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Dans Ce NnumMeEro

Ce numéro de Techniques d’enquéte contient une secuon spéciale sur le couplage d'enregistrements et 'appariement
statistique. Nous tenons particuliérement & remercier Fritz Scheuren qui a coordonné le travail de rédaction pour cette section
spéciale. Un ou deux articles qui portent aussi sur ce SUJet et qui ont été regus trop tard pour é&tre inclus dans le présent
numéro pourront &tre publiés dans un numéro ultérieur:

Dans le couplage d’enregistrements, on combine deux fichiers de données en couplant des enregistrements qui se rapportent
a la méme unité. L’objectif peut étre de créer un fichier de données enrichi renfermant des variables provenant des deux
fichiers sources ou de chercher & déterminer des enregistrements se rapportant a des unités communes. Dans les situations
ou le couplage d’enregistrements n’est pas possible, on pouirait avoir recours a ’appariement statistique pour créer un fichier
de données enrichi. Un fichier de données créé par appariement statistique peut renfermer des enregistrements synthétigues
en ce sens que les variables obtenues & partir des différentes sources de données n’ont pas a se rapporter a la méme unité;
cependant, on espére que le fichier apparié refléte toujours de fagon exacte les liens statistiques qui existent entre les variables.

Bartlett, Krewski, Wang et Zielinski traitent des avantages et des inconvénients du couplage d’enregistrements dans les
ctudes épidémiologiques. On étudie les méthodes de couplage d’enregistrements ainsi que des questions méthodologiques
qui sont illustrées 4 1’aide d’exemples tirés de deux études de couplage d’enregistrements  grande échelle en épidémiologie.
On exarnine aussi des questions liées a I'analyse de données provenant de fichiers couplés.

Belin décrit une méthode expérimentale pour évaluer d’autres procédures de couplage d’enregistrements. La méthode
est illustrée & I’aide d’une expérience factorielle dans le cadre de laquelle on étudie, entre autres I’effet de facteurs tels que
le choix de variables d’appariement et I’affectation des poids. L’expérience fait appel & des données provenant de la répétition
générale de 1988 du recensement des Etats-Unis et de I’enquéte postcensitaire correspondante.

Thibaudeau examine un modtle autre que le modéle d’indépendance conditionnelle généralement utilisé afin de trouver
les probabilités de concordance dans différents champs de comparaison. A titre illustratif, on utilise des données tirées de
la répétition générale du recensement et de ’enquéte postcensitaire réalisée a St-Louis en 1988. On trouve que le modgle
d’indépendance conditionnelle est raisonnable pour les liens véritables; cependant, on utilise un modele log-linéaire
hiérarchique avec termes d’interaction pour les non-liens véritables.

Scheuren et Winkler étudient 1’analyse de données provenant de fichiers couplés. En particulier, ils examinent le probléme
de la régression d’une variable dépendante provenant d'un fichier source par rapport 4 une variable 1ndependante provenant
d’un autre fichier source. La méthode utilisée consiste 4 estiner les biais dus 4 des enregistrements qui auraient pu &tre couplés
incorrectement et & corriger ces biais. Cette méthode donne de bons résultats s’il est possible d’estimer correctement la
probabilité qu’un appariement soit un lien véritable (et par conséquent les biais dans I’estimation par régression). Des résultats
empiriques sont présentés. ‘

Le dernier article dans cette section spéciale, rédigé par Singh, Mantel, Kinack et Rowe, porte sur I"appariement statistique
plutdt que sur le couplage d'enregistrements. Les auteurs élaborent des méthodes d’appariement qui font appel 4 des données
supplémentaires pour éviter de poser ’hypothése de I'indépendance conditionnelle. Ils considérent aussi 'imposition de
contraintes nominales afin que le fichier apparié concorde avec les distributions de variables nominales marginales ou
conditionnelles appropriées obtenues & partir des fichiers sources ou d’informations supplémentaires. La principale conclusion
d’une évaluation empirique est que I'utilisation d’informations supplémentaires appropriées peut améliorer considérablement
la qualité du fichier apparié.

Hidiroglou, Drew et Gray présentent des normes pour les définitions de la non-réponse a des enquétes en voie d’étre
adoptées 4 Statistique Canada. Cela facilitera I’analyse de tendances globales dans la non-réponse et une meilleure
compréhension des différences dans la non-réponse a différentes enquétes. On traite aussi des facteurs qui ont une incidence
sur 1a non-réponse et des mesures prises pour réduire cette derniére, et 1’on examine les taux de non-réponse pour deux
grandes enquétes de Statistique Canada.

Treder et Sedransk comparent I’échantillonnage aléatmre simple et trois méthodes de répartition pour le double
¢échantillonnage. Ces trois méthodes de répartition sont: 1a répartition proportionnelle, la répartition de Rao et la répartition
optimale.

Casady et Lepkowski proposent des plans d’enquétes téléphoniques stratifiés basés sur des listes commerciales de numéros
de téléphone comme méthodes de rechange pour la méthode de composition aléatoire 4 deux degrés, largement utilisée et
connue sous le nom de technique de Mitofsky-Waksberg. On compare P’efficacité de divers plans d’échantillonnage pour
ce plan stratifié, pour la composition aléatoire simple et pour la technique de Mitofsky-Waksberg.

Ouyang, Schreuder, Max et Williams étudient le probléme de I’estimation dans I’échantillonnage Poisson-Poisson et
binomial-Poisson. On élabore un certain nombre d’estimateiirs des totaux et des erreurs-types, et on évalue empiriquement
ces estimateurs dans le contexte de I’estimation du volume, total de bois utilisable dans un peuplement forestier.

Avec le présent numéro, Techniques d’enquéte passe 4 un plus grand format de page. Ce format colte moins cher &
imprimer; ce qui permettra 4 la revue de réduire son déficit permanent de production. Nous avons aussi profité de I’occasion
pour remanier la couverture, J’espére que vous aimerez le résultat de nos efforts.

Le rédacteur en chef
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Evaluation des taux d’erreur dans de grandes études
par couplage d’enregistrements informatisé

S. BARTLETT, D. KREWSKI, Y. WANG et J.M, ZIELINSKI!

RESUME

Les études épidémiologiques qui visent & étudier le rapport entre les risques environnementaux et 1'état de santé
comptent beaucoup sur I'appariement d’enregistrements de bases de données administratives différentes. Par des
algorithmes complexes de couplage d’enregistrements appliqués 4 de grandes bases de données, on peut évaluer
la possibilité d’un appariement de deux enregistrements particuliers en se fondant sur la comparaison d'une ou de
plusieurs variables d’identification dans ces enregistrements. Puisque les erreurs d’appariement sont inévitables,
il faut pouvoir tenir compte de leur effet sur les inférences statistiques faites 4 partir des fichiers couplés. Cet article
donne un aper¢u de la méthodologie utilisée pour le couplage d’enregistrements et traite les questions statistiques

qui se rattachent aux erreurs de couplage.

MOTS CLES: Couplage d’enregistrements informatisé; étude des exploitants agricoles canadiens; étude de mortalité
fondée sur le Fichier dosimétrique national; sélection de seuil.

1. INTRODUCTION

Depuis quelques années, les spécialistes de 1’épidémio-
logie environnementale utilisent de plus en plus des bases
de données administratives comme sources de renseigne-
ments pour les études sur la santé (Howe et Spasoff 1986;
Carpenter et Fair 1990). Grosso modo, cette utilisation
consiste & coupler des enregistrements sur ’exposition des
personnes aux risques environnementaux avec des enre-
gistrements sur I’état de santé en appariant, souvent par
des méthodes informatiques, des enregistrements de bases
de données différentes (Newcombe 1988).

On a utilisé récemment des méthodes de couplage
d’enregistrements informatisé (CEI) pour faire une étude
de mortalité sur plus de 326,000 exploitants agricoles du
Canada au regard des pratiques agricoles (Jordan-
Simpson et al. 1990). Dans cette étude, on a couplé la Base
canadienne de données sur la mortalité (BCDM) au recen-
sement de la population de 1971 et au recensement de
I’agriculture de la m&me année. Selon des résultats provi-
soires basés sur un groupe de 70,000 exploitants agricoles
de sexe masculin de la Saskatchewan, I’ensemble de la
cohorte n’affichait pas de taux de mortalité excessif pour
des causes de décés particuliéres, sauf qu’on notait I’exis-
tence d’une relation dose-réponse entre la mortalité due
au lymphome non hodgkinien et la superficie traitée aux
herbicides pour les exploitations de moins de 1,000 acres
(Wigle et al. 1990).

Une autre grande étude en cours qui utilise le couplage
d’enregistrements est basée sur le Fichier dosimétrique
national (FDN) du Canada. Le FDN contient des données
sur I’exposition professionnelle au rayonnement ionisant
pour environ 255,000 Canadiens; ces données remontent
aussi loin que 1950. On a couplé récemment le FDN i la

BCDM afin d'étudier les liens possibles entre 1’exposition
au rayonnement ionisant et la mortalité par cancer {Ashmore
et al. 1993),

Il s’est fait d’autres études sur la santé ol on a couplé
des données sur I’exposition professionnelle 3 la BCDM.
Howe et al. (1987) ont observé un nombre significative-
ment €levé de cas de cancer du poumon chez les travail-
leurs des mines d’uranium dans les Territoires du
Nord-Ouest. De méme, une étude de cohortes a permis
d’établir un rapport significatif entre le cancer du poumon
et les fumées des moteurs diesels ou la poussiére de
charbon chez des retraités de la Compagnie des chemins
de fer nationaux du Canada (Howe ef @f. 1983). Shannon
et al. (1984) ont couplé les fiches d’emploi de travailleurs
du nickel de I’Ontario 4 la BCDM et ont observé chez ce -
groupe un taux de mortalité excessif pour le cancer du
larynx et le cancer du poumon. Morrison ef al. (1988) ont
déterminé un risque significativement élevé de cancer du
poumon, des glandes salivaires, de la cavité buccale et du
pharynx chez les travailleurs des mines de fluorite de Terre-
Neuve. Mao et al. (1988) ont eu recours au CEI pour
coupler la BCDM au registre du cancer de I’ Alberta afin
de déterminer les taux de survie aprés diagnostic pour plu-
sieurs types de cancer. Par ailleurs, on a couplé la base de
données de ’Enquéte sur la population active du Canada
a la BCDM pour faire une étude de mortalité pour diverses
professions (Howe et Lindsay 1983). Fair (1989) dresse une
liste exhaustive des études sur la santé qui reposent sur le
couplage de données sur ’exposition 4 la BCDM.

Le couplage d’enregistrements est I'opération par
laquelle on associe deux ou plusieurs éléments d’informa-
tion distincts qui se rapportent au méme individu, Les
méthodes de couplage d’enregistrements informatisé sont
devenues trés perfectionnées; elles utilisent en effet des

1 8, Bartlett, D. Krewski, Y. Wang et J.M. Zielinski, Direction de I’hygiténe du milieu; Direction générale de la protection de ia santé, Santé et Bien-étre

social Canada, Ottawa (Ontario) Canada K1A 0L2,
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algorithmes sophistiqués pour évaluer la probabilité d*une
concordance entre deux enregistrements (Hill 1988;
Newcombe 1988). Statistique Canada a mis au point un
systéme de CEI appelé CANLINK qui peut effectuer des
couplages a Pintérieur d’un méme fichier - ou couplages
internes - aussi bien que des couplages entre deux fichiers
distincts (Howe et Lindsay 1981; Smith et Silins 1981).

La confidentialité des enregistrements protégés en vertu
de Loi sur la statistique est rigoureusement respectéc si ces
enregistrements doivent servir dans des études qui néces-
sitent des couplages. Toutes les études qui nécessitent des
couplages avec des bases de données protégées doivent étre
soumises 4 un processus d’examen et d’approbation minu-
tieux avant d’&tre réalisées. Tous les fichiers couplés qui
renferment des données personnelles demeurent sous la
garde de Statistique Canada (Labossiére 1986).

Les études par couplage d’enregistrements offrent
plusieurs avantages par rapport aux études épidémiologiques
classiques. En utilisant des bases de données administratives
existantes, on n’a plus besoin de recueillir de nouvelles
données pour des études sur la santé. En ayant accés a des
bases de données existantes, on peut souvent obtenir de
grands échantillons avec assez de facilité. Suivant la nature
des bases de données utilisées, l¢ couplage d’enregistre-
ments est une fagon peu cofiteuse d’examiner de nombreuses
associations possibles dans des études épidémiologiques.

Le couplage d’enregistrements a aussi des inconvé-
nients. Des erreurs d’appariement peuvent se produire 2
cause de différences de codage ou de la non-unicité des
identificateurs. On a généralement peu de contréle sur les
données recueillies et dans beaucoup de cas, les opérations
de suivi peuvent &tre infructueuses. En outre, les études
par couplage d’enregistrements présentent les mémes
lacunes que les études épidémiologiques classigues, par
exemple possibilité de biais, confusion, et difficulté 4
reconnaitre de faibles associations entre le milieu et la santé.

Fichier A

|dentificateur

Cet article a pour but d’analyser I'utilisation du cou-
plage d’enregistrements informatisé dans des enquétes épi-
démiologiques fondées sur des dossiers administratifs
touchant la santé et I’environnement. Notre analyse s’inté-
resse particulitrement  ’effet des faux liens sur les infé-
rences statistiques concernant les risques environnementaux.
Dans la section 2, nous étudions des algorithmes pour le
couplage d’enregistrements informatisé. La section 3
décrit ’application du couplage d’enregistrements dans
des études sur I’exposition professionnelle au rayonnement
ionisant et aux produits chimiques agricoles. Dans la
section 4, nous nous penchons sur les questions statisti-
ques que souleve I'analyse de bases de données constituées
par le couplage d’enregistrements. Enfin, dans la section 5,
nous présentons nos conclusions relativement a I"utilisation
du couplage d’enregistrements en épidémiologie du milieu.

2. QUESTIONS RELATIVES AU COUPLAGE
D’ENREGISTREMENTS

2.1 Position du probléme

Considérons deux fichiers informatiques, A et B, qui
renferment, dans le premier cas, des données sur la santé
et, dans le second cas, des données sur ’exposition 4 des
risques environnementaux, pour deux groupes de personnes.
Chaque fichier est constitué d'un certain nombre d’enre-
gistrements ou d’*‘observations’’ qui renferment chacun
un certain nombre de zones ou ““composantes’’. Chaque
observation correspond habituellement & un membre de
la population. Les zones représentent des attributs, comme
le nom, P’adresse, 1’age et le sexe, qui caractérisent les
observations. Le couplage d’enregistrements sert & déceler
et a coupler les observations de chaque fichier qui corres-
pondent au méme individu (figure 1). Dans cet exemple,

Fichier B

Identificateur

Enregistrement 1

Enregistrement 1

Enregistrement 2 L

Enregistrement 2

Enregistrement 3

Enregistrement 3

Figure 1. Schéma du couplage de deux fichiers
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’enregistrement 1 du fichier A concorde avec 'enregis-
trement 1 du fichier B et I’enregistrement 2 de la base de
données A concorde avec P’enregistrement 3 du fichier B.
L’enregistrement 3 du fichier A ne correspond 4 aucun des
enregistrements du fichier B et ’enregistrement 2 du fichier
B ne correspond non plus 4 aucun des enregistrements du
fichier A.

Si les enregistrements renferment des identificateurs
uniques qui ont été attribués avec précision, I’appariement
sera une opération élémentaire. Le numéro d’assurance
sociale est un exemple d’identificateur propre 4 un indi-
vidu. Cependant, il n'existe pas toujours d’identificateurs
uniques; dans.ces circonstances, on ne peut effectuer de
couplage ‘‘brut” et il faut donc envisager une forme
quelconque de couplage probabiliste (voir section 2.3).
Grice 4 ce mode de couplage, on peut calculer la probabi-
lité d’une concordance et utiliser un systéme de poids de
couplage pour déterminer les liens et les non-liens.

2.2 Systéme de couplage d’enregistrements
informatisé (CEI)

Dans un mode de couplage probabiliste, la décision
préliminaire d’apparier ou non dépend d’un poids établi
par suite de la comparaison de composantes de deux
enregistrements (Newcombe 1988). Ce poids refléte la
probabilité que cette paire d’enregistrements constitue un
vrai lien: plus le poids est élevé, plus la paire est suscep-
tible de constituer un vrai lien. Le poids dépend ordinai-
rement de la probabilité d’appariement calculée au
moment de la comparaison de deux enregistrements,

P(M|AB...Z) _ P(AIM)P(BIM)...P(Z|M)P(M)
P(M{AB...Zy  P(A|M)P(B|M)...P(Z|M)P(M)

Dans Pexpression ci-dessus, M désigne 1'événement
- c’est-a-dire la concordance de deux enregistrements -
et {A, B, ..., Z] sont les résultats de la comparaison
d’identificateurs personnels. Le poids w est défini par le
logit

w = Jog

P(M|AB...Z)
2[P(A_4|AB. . .Z)]

=W, + W, + ...

P(J|M)
Wi = lot: {Ptjﬂ?ﬂ}

pourtous Je {4, B, ..., Z}, et

+ W, + W,

ol

P(M
W o= Iogz{‘ﬁ} .

Notons que pour obtenir une valeur absolue, on doit

" connaitre le nombre de concordances vraies et le nombre

de non-concordances. Sinon, on ne peut déterminer que
la probabilité relative. Le poids calculé par le systéme de
CEI de Statistique Canada est la différence de logits.

On a élaboré des algorithmes visant & attribuer des
poids qui reflétent la probabilité de couplage de deux
enregistrements; a cette fin, on a posé ’hypothése que les
probabilités de concordance pour chacun des identifica-
teurs pris individuellement sont statistiquement indépen-
dantes (Howe et Lindsay 1981). Toutefois, certains
identificateurs peuvent &tre corrélés, ce qui introduit un
biais dans Pattribution du poids global.

Fellegi et Sunter (1969) ont proposé un modéle mathé-
matique dans le but de définir un cadre théorique pour le
couplage d’enregistrements. Dans ce modele, le poids tient
compte des probabilités d’erreur pour chaque zone en uti-
lisant un rapport de vraisemblance; le poids w est défini

W = E Wi,

i €[zones)
ot
log,{m;/u;) si leszonesidedeux
enregistrements
concordent
w, = . .

! logaf (1 — m;) /(1 —u;)} si leszonesidedeux
enregistrements ne
concordent pas,

avec
m; = Pr{concordance des zones i | paire
d’enregistrements ¢ M) (1))
et
u; = Pr{concordance des zones i | paire
d’enregistrements € U} . (2)

Dans les équations ci-dessus, M est un ensemble de
paires d’enregistrements qui sont des concordances et U
est un ensemble de paires d’enregistrements qui sont des
non-concordances. Les résultats de chaque comparaison
de zones sont aussi supposés statistiquement indépendants
(Jaro 1989).

Newcombe (1988), Fellegi et Sunter (1969), Tepping
(1968) et Copas et Hilton (1990) ont élaboré diverses
méthodes - probabilistes ou basées sur un modéle - pour
attribuer des poids a des composantes {zones) d’enregis-
trements. Un systéme probabiliste commme celui utilisé 4
Statistique Canada détermine les poids de couplage en
calculant le logarithme de la probabilité empirique d’une
concordance; d’autres systémes, basés sur un modele,
utilisent I’algorithme EM (Dempster ef al. 1977) pour
estimer les poids de couplage (Jaro 1989; Belin 1989;
Winkler 1988).
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2.3 Sources d’erreur

Dans le couplage d’enregistrements, il existe un certain
nombre de sources d’erreur qui peuvent Causer un mMauvais
appariement d’enregistrements. Des erreurs de codage (par
ex. date de naissance erronée) peuvent se produire lorsque
les enregistrements sont entrés dans les bases de données,
Il peut aussi y avoir des différences de code, par exemple
des versions différentes du prénom ou du nom de famille.

Outre les erreurs de codage et les différences de code,

les données manquantes, spécialement celles qui ont trait
4 des identificateurs importants, feront s’accroitre sensi-
blement le taux d’erreur pour le couplage d’enregistrements
(Fair ¢t Lalonde 1981). L’existence d’enregistrements en
double, ¢’est-a-dire qu’un enregistrement d’un fichier est
couplé 4 plus d’un enregistrement de ’autre fichier, peut
aussi causer des erreurs de couplage (Jabine et Scheuren
1986}. C’est pourquoi les systémes de CEI doivent inclure
des régles qui permettent les appariements multiples.

Une fagon d’accrofitre la fiabilité de I’identificateur du
nom de famille est d'utiliser un systéme de codage phoné-
tique. Par exemple, deux observations d’un identificateur,
ANDERSON et ANDERSEN, seront recodées ANDAR
au moyen du New York State Intelligence and Identification
System (NYSIIS) (Newcombe 1988), Cela aura pour
conséquence d’amenuiser ’effet des variations de nom sur
le couplage des enregistrements. Cependant, en comprimant
le nom, on risque de réduire le pouvoir de différenciation
puisque deux noms différents peuvent avoir le méme code
NYSIIS. Du méme coup, la probabilité d’effectuer des
couplages incorrects s’accroit (Newcombe 1988).

Le prénom peut se présenter sous diverses formes, selon
les bases de données. Par exemple, Joseph et Joe, Cynthia
et Cindy, David et Dave. Newcombe ef al. (1992) étudient
des fagons de mettre 4 profit les connaissances acquises
sur les variations de prénoms afin d’accroitre la probabi-
lité d’effectuer des couplages exacts.

Parfois, les identificateurs existants peuvent avoir un
pouvoir de différenciation trop faible. Il arrive aussi
que I’algorithme de couplage exploite I'information
contenue dans les zones d’identification qui servent au
couplage. Les deux situations peuvent étre la cause d’erreurs
d’appariement.

Lorsqu’il s’agit de grands fichiers, il n’est plus commode
de comparer tous les couples d’enregistrements possibles.
Afin de réduire le nombre de comparaisons, on peut
répartir les enregistrements des deux fichiers a& coupler
dans des groupes exhaustifs s’excluant mutuellement et
faire les comparaisons & l'intérieur des groupes. Le groupage
s’effectue généralement par un tri appliqué aux deux
fichiers 4 I'aide d’une ou de plusieurs variables d’identi-
fication. L’inconvénient de cette méthode est que les
éléments d’une paire qui sont classés dans deux groupes
différents ne seront pas comparés I’un a I’autre et seront
par conséquent assimilés 4 des non-concordances. Les
paires d’éléments 4 rapprocher proviendront uniquement
des enregistrements pour lesquels il y concordance des
variables de tri. Par conséquent, le nombre de faux liens
négatifs augmentera (Newcombe 1987; Jaro 1989). Une

bonne variable de groupage est une variable qui repose sur
des groupes qui comptent 4 peu prés le méme nombre
d’enregistrements (Jaro 1989).

Dans la plupart des applications de la méthode de
Fellegi-Sunter, les résultats des comparaisons faites pour
différentes zones d’appariement sont supposés indépendants.
Kelley (1986} a fait des études de simulation pour analyser
la robustesse du systéme de couplage du Bureau of the
Census des E.-U. 4 ’égard du non-respect de I’hypothése
d’indépendance. Pour certaines populations et certaines
variables de couplage, on a constaté que le non-respect de
I’hypothése d’indépendance peut avoir une incidence
notable sur les taux d’erreur de couplage.

Newcombe et al. (1983) ont comparé la précision de
Pappariement informatisé 4 celle de la recherche manuelle
dans une étude de suivi épidémiclogique. Ils ont constaté
que I’appariement informatisé était plus avantageux que
la recherche manuelle et moins susceptible de favoriser un
couplage (nécessairement faux) avec des enregistrements
qui n’ont aucun rapport avec la population & 1'étude. Dans
les deux cas, la précision dépendait largement de la quantité
de renseignements personnels contenus dans les enregis-
trements qui faisaient I'objet du couplage. Fair et Lalonde
(1987) arrivent aux mémes conclusions aprés avoir étudié
I’effet de la présence (ou de ’absence) de divers identifi-
cateurs sur les taux d’erreur de couplage.

Schnatter ef al. (1990) ont vérifié si le systéme de CEI
utilisé 4 Statistique Canada permet d’évaluer avec précision
un nombre de décés. On a comparé le nombre de déces
survenus parmi une cohorte de 17,446 travailleurs de
I'industrie du raffinage du pétrole avec le nombre de décés
établi au moyen d’un couplage 4 1a BCDM. Le systéme de
CEI de Statistique Canada avait signalé 38% des décés
survenus au Canada,

2.4 Choix du seuil et estimation du taux d’erreur

Aprés que des poids ont été attribués a toutes les concor-
dances probables, une décision est prise concernant la
probabilité que la concordance soit une concordance
désignée (¢.-a-d, un lien). Suivant la méthode de Fellegi-
Sunter, on compare chaque poids 3 des limites supérieure
et inférieure et on prend une décision selon la régle suivante:

un lien s5iow=wy
concordance

probable =9 uncasindéterminé si w, < w < w,

un non-lien siow= w.

Dans la régle ci-dessus, w; et w, sont les limites infé-
rieure et supérieure pour les poids de couplage; idéalement,
elles sont choisies de maniére A réduire au maximum le
nombre de cas indéterminés, ce qui a pour effet de main-
tenir, voire d’abaisser le taux d’erreur de classification
pour les deux types d’erreur (lien authentique classé comme
non-lien, et non-lien authentique classé comme lien).
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Lorsque les circonstances le perimettent, on recourt a
une solution manuelle pour les paires classées parmi les cas
indéterminés. On peut s’appuyer sur des données supplé-
mentaires pour prendre une décision sur les cas indéterminés.
Dans beaucoup d’applications toutefois, la solution
manuelle n’est pas pratique, surtout lorsqu’il y a un grand
nombre de cas indéterminés. Dans ces circonstances, on
peut déterminer un seuil unique, w, = w; = w,, de sorte
que deux possibilités seulement existent: les paires dont le
poids est plus grand que w, sont reconnues comme des
liens; celles dont le poids est plus petit que w, sont recon-
nues comme des non-liens.

Le choix de la limite w, n’est pas sans difficultés, Les
méthodes existantes reposent sur upe connaissance des
taux d’erreur de couplage, qui sont estimés soit par la réso-
tution manuelle d’un échantillon (ou d’une population) de
cas indéterminés, soit par ’application d’une méthode
analytique. La premiére possibilité représente une
méthode fondée sur un échantillon puisqu’elle implique
une collecte de données pour estimer le taux d’erreur de
couplage.

Les taux d’erreur de couplage dépendent des seuils
fixés. Plus Pécart est grand entre les limites inférieure et
supérieure, plus le nombre de cas indéterminés est élevé,
Si nous avons un seuil unique, le nombre de ‘‘faux néga-
tifs’’ augmente et le nombre de “*faux positifs’’ diminue
4 mesure que le seuil s’accroit.

L’emploi d’une méthode simple fondée sur un échan-
tillon pour le choix du seuil nécessite I’application d’une
phase pilote. Premiérement, on tire un échantillon d’enre-
gistrements dans le plus petit des deux fichiers qui doivent
faire I’'objet d’un couplage. Deuxitémement, on établit des
concordances par une technique manuelle et au moyen
d’un systéme de couplage probabiliste informatisé. Troi-
sigmement, en supposant que les concordances établies
manuellement sont des concordances vraies, le seuil choisi
correspond au poids pour lequel est minimisée la somme
des faux positifs et des faux négatifs. Malgré tout, des
erreurs de couplage pourraient encore se produire dans les
opérations manuelles & cause d’erreurs de codage, du
pouvair de différenciation insuffisant des identificateurs
utilisés ou d’autres problémes de couplage.

Pour estimer les taux d’erreur d’un systéme de CEI, on
peut construire un tableau de contingence comme celui-ci:

Systéme manuel
CEI
Couplage | Non-couplage
Couplage Hy nps
Non-couplage Hay b P%)

On peut alors estimer le taux de faux positifs (FP) et
le taux de faux négatifs (FN) au moyen des expressions

n
FP = —12
ny +

et

n
FN = 21

ny + Ny

Fellegi et Sunter (1969) soulignent que les taux d’erreur
rattachés a des seuils donnés sont une fonction des probabi-
lités de concordance pour les liens et les non-liens. Les
estimations des probabilités de concordance peuvent donc
servir 4 deéterminer les seuils. Cette approche est aussi
examinée par Jaro (1989).

En ce qui concerne les systémes de couplage d’enre-
gistrements basés sur un modele, les régles de couplage
d’enregistrements et la méthode de détermination des
seuils ressemblent, a quelques différences prés, a celles
appliquées dans la méthede 4 échantillon décrite plus haut.
L’essentiel de la méthode basée sur un modele consiste 4
ajuster des modeles en vue d’estimer les probabilités condi-
tionnelles définies en (1) et (2) et d’estimer le taux d’erreur
au moyen du logit de deux probabilités conditionnelles
estimées. Cette méthode prévoit I'utilisation de I’algo-
rithme EM pour estimer les probabilités conditionnelles
m; et u; définies en (1) et (2) pour la zone i de ’enregis-
trement en supposant 'indépendance des comparaisons
entre les zones,

Pr(y/|M) = TIE_, mi(1 — m)' i,

Pry/|U)Y = T, uiql — up) '™,

(i=1,...,netj=1, ..., N}, olnestle nombre de
zones, N est le nombre total de paires de comparaison, et

1 s’il y a concordance des zones i pour la
paire d’enregistrements j

0 ¢’il y a non-cordance des zones { pour la
paire d’enregistrements j.

En répétant alternativement |'étape de I’espérance
(¢tape E) et I’étape de la maximisation (étape M) de I’algo-
rithme EM, on obtient les estimations des probabilités
conditionnelles #1; et ;. Ces derniéres peuvent ensuite
servir a estimer la probabilité globale d’un appariement
exact et & déterminer par conséquent les poids (Jaro 1989).
Ces poids servent ensuite 3 estimer la probabilité globale
d’un appariement exact.

Belin et Rubin (1991) proposent une méthode qui utilise
les résultats d’opérations d’appariement par ordinateur
pour ajuster un modéle mixte destiné 4 ’estimation du
taux d’erreur de couplage. Une transformation de Box-
Cox (Box et Cox 1964) est appliquée aux poids pour les
concordances et pour les non-concordances, de sorte que
les poids transformés w# foriment des distributions gaus-
siennes, 7 et ¢r, de moyennes pr et ur, et de variances
o%et a&respectivement. Tous les poids transformés sont
donc supposés provenir d’une distribution mixte
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| - *
}\«,T(W‘a_”r) + (1 - ;\)spp(‘ﬁ_‘;_ff) .
T F

Apres avoir estimé le coefficient de mixité, A, 4 I’aide

de résultats d’opérations d’appariement antérieures, on.

peut ajuster le modéle ci-dessus au moyen de poids issus
de la procédure de couplage. On peut ensuite se servir du
modgle ajusté pour estimer le taux d’erreur de algorithme
de couplage d’enregistrements, étant donné un seuil parti-
culier. L’erreur type correspondante st aussi estimée au
moyen de P’algorithme SEM, par lequel est estimée la
covariance des estimations de parameétres produites par
I’algorithme EM (Meng et Rubin 1991),

3. EXEMPLES DE GRANDES ETUDES PAR
COUPLAGE D’ENREGISTREMENTS

3.1 Etude des exploitants agricoles canadiens

L’étude des exploitants agricoles canadiens a été créée
dans le but d’analyser les liens possibles entre des causes
de déces chez les exploitants agricoles et diverses variables
socio-démographiques et agricoles, en particulier le rapport
entre Pemploi de pesticides et 1a mortalité. Les données
sur la mortalité provenaient de la BCDM, tandis que celles
sur les variables socio-démographiques et agricoles étaient
tirées du recensement de la population et du recensement
de ’agriculture. Comme les bases de données des recen-
sements ne contenaient pas d’informations sur I’exposition
aux pesticides proprement dite, on s’est servi de variables
substitutives comme le nombre d’acres traités aux insec-
ticides ou aux herbicides et le coiit des produits chimiques
agricoles. Le fichier d’analyse contenant les données
pertinentes a été construit a PPaide d’une méthode de
couplage probabiliste.

3.1.1 Deéfinition de la cohorte

La cohorte se compose de tous les agriculteurs de sexe
masculin qui répondaient 4 la définition d’exploitant agri-
cole dans le recensement de 1971. L’exploitant agricole ¢st
la personne responsable des décisions quotidiennes prises
pour la bonne marche de ’exploitation agricole. Il n’est
pas nécessairement propriétaire de I’exploitation; il peut
en étre locataire ou agir a titre de gérant engagé. Un seul
exploitant est désigné pour chaque exploitation agricole.
Selon la définition que on en donnait dans le recensement
de 1971, une ferme est une exploitation agricole qui a une
superficie d’un acre ou plus et dont les ventes de produits
agricoles sont de $50 ou plus. La cohorte des exploitants
agricoles comptait 326,000 individus de sexe masculin
(Jordan-Simpson ef g/, 1990). On en a fait le suivi {au
point de vue de la mortalité) jusqu’en 1987,

3.1.2 Meéthode de couplage d’enregistrements

Le fichier d’analyse de I’étude des exploitants agricoles
~ canadiens a été constitué par suite de trois couplages indé-
pendants, le dernier d’entre eux étant le couplage du fichier

de la cohorte des exploitants agricoles & la BCDM. Mais
avant d’effectuer ce troisiéme couplage, il a fallu cons-
truire le fichier de la cohorte des exploitants agricoles.

Les données socio-démographiques ont été tirées du
recensement de la population de 1971 tandis que les données
sur les pratiques agricoles provenaient du recensement de
Pagriculture de 1971. La base de données du recensement
de la population contient des enregistrements pour chaque
personne au Canada et elle est constituée de données
recueillies au moyen de deux types de questionnaires: un
questionnaire abrégé et un questionnaire complet. Ce dernier
exigeait plus de renscignements que le premier et était
distribué aléatoirement au tiers des ménages. Le question-
naire du recensement de ’agriculture était envoyé a toutes
les exploitations agricoles.

Le nom des exploitants agricoles n’apparait pas comme
tel dans le fichier du recensement de I’agriculture ni dans
celui du recensement de la population. Leurs nom et
adresse figurent dans le registre central des fermes, créé
pour servir de liste d’envoi pour les questionnaires sur
I’agriculture.

La BCDM fait état de tous les déces enregistrés par les
provinges et les territoires depuis 1950 et est stockée sous
une forme standard dans un ordinateur a Statistique
Canada (Smith et Newcombe 1982). Entre 1950 ¢t 1987,
5.9 millions de décés ont été enregistrés dans la BCDM.
La base contient des renseignements personnels, plus la
date et I’endroit du déceés de méme que la cause du déces,
codée selon la Classification internationale des maladies
(CIM).

La Loi sur la statistique garantit la confidentialité de
tous les enregistrements contenus dans la BCDM et les
bases de données des recensements de la population et de
I’agriculture. Comme nous I’avons mentionné plus tét,
toutes les études qui nécessitent des couplages avec ces
bases de données doivent étre soumises & un processus
d’examen et d’approbation minutieux avant d’étre réali-
sées, et les fichiers couplés qui contiennent des renseigne-
ments personnels demeurent sous la garde de Statistique
Canada.

Pour constituer le fichier d’analyse, il a fallu coupler
en trois étapes tous les fichiers décrits plus haut.

a) Suivi. Leregistre central des fermes de 1971 a été couplé
a celui de 1981 au moyen du CEI pour déterminer si
les agriculteurs qui figuraient sur la liste en 197! étaient
encore vivants en 1981. Cette information était ajoutée
dans le registre central des fermes de 1971 afin
d’accroitre la probabilité d’un couplage fructueux avec
la BCDM.

b) Base de données de la cohorte des exploitants agricoles.
Le registre central des fermes de 1971, enrichi des
données de I’étape précédente, a été fusionné au fichier
du recensement de I’agriculture afin d’inclure des noms
dans la base de données de la cohorte. Cette opération
était nécessaire pour effectuer le couplage avec la base
de données sur la mortalité. Le fichier ainsi obtenu était
ensuite couplé au fichier du recensement de la population
a I’aide du CEI pour constituer la base de données de
la cohorte des exploitants agricoles.
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¢) Fichier d’analyse. La base de données de la cohorte des
exploitants agricoles a été couplée avec la BCDM au
moyen du CEL Le fichier ainsi obtenu contenait des
données socio-démographiques de méme que des données
sur exposition aux risques environnementaux et sur
la mortalité, et pouvait donc se préter 4 I’analyse.

3.1.3 Choix des seuils

Il fallait déterminer des valeurs de seuil pour chacun des
trois couplages effectués en vue de constituer le fichier
d’analyse et pour les couplages basés sur le questionnaire
abrégé et le questionnaire complet. En ce qui a trait au
couplage avec des bases de données sur la mortalité,
Statistique Canada a fixé les seuils 4 I’aide d’une méthode
basée sur un échantillon. Cette méthode est illustrée pour
le couplage de la base de données de la cohorte des exploi-
tants agricoles avec la base de données sur la mortalité (en
¢e qui concerne ceux qui ont rempli le questionnaire de
recensement abrégé).

On a prélevé un échantillon d’environ 10% parmi les
questionnaires abrégés qui avaient été remplis par la
cohorte des exploitants agricoles (Statistique Canada
1991a). On a ensuite déterminé les liens de deux maniéres:
par le systéme de CEI de Statistiqueé Canada et par une

-technique manuelle qui utilise les données de registres des
décks. Aprés quoi on a comparé les résultats des couplages
en supposant que les couplages réalisés par la technique
manuelle produisaient des concordances vraies.

La figure 2 représente le nombre de faux positifs et de
faux négatifs qui correspondent a une série de seuils comme

Nombre d'erreurs

9

poids de couplage. Le seuil a été choisi de maniére 3 mini-
miser le nombre total de faux positifs et de faux négatifs.
La valeur-seuil en question est wy, point d’intersection des
deux courbes. Le taux d’erreur pour les faux positifs est
estimé & (36/453) x 100 = 7.9%, tandis que celui pour
les faux népatifs est estimé 4 (38/20,847) x 100 = 0.2%,
pour un taux d’erreur global de 8.1% (tableau 1),

Tableau 1

Comparaison d’enregistrements couplés et non couplés
au moyen du CEI et de la technique manuelle;
sclon un échantillon d’enregistrements du
recensement pour ’¢tude des
exploitants agricoles

Couplage Technique manuelle

d’enregistrements Non Total
informatisé (CEI) Couplés couplés

Questionnaire abrégé

Couplés 417 36 453
Non couplés 38 20,809 20,847
Total 455 20,845 21,300

Questionnaire complet

Couplés 286 13 299
Non couplés 15 18,498 18,513
Total 301 8,511 18,812

300

250 F

200
150 =

100 =

50 f=

|

Seuil optimal

1

—40 —-30 -20 —-10 0

10 20 30 40 50 60

Poids de couplage

e—— ¢ Faux positifs

e~ o Fgux négatifs

Figure 2. Faux liens positifs et faux liens négatifs, ¢tude de mortalité des exploitants agricoles canadiens: questionnaire abrégé
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Pour illustrer I’effet de I’addition de renseignements,
on peut construire un tableau semblablepour les question-
naires complets (tableau 1}. Les taux d’erreur pour les faux
positifs et les faux négatifs sont 4.3% ((13/299) x 100) et
0.1% ((15/18,511) x 100) respectivement, pour un taux
global de 4.4%, On peut donc réduire les taux d’erreur en
augmentant la quantité de renseignements personnels.

3.2 Etude de mortalité fondée sur le Fichier dosimétrique
national

. Le Fichier dosimétrique national (FDN) du Canada
contient des données sur ’exposition professionnelle au
rayonnement pour environ 255,000 Canadiens; ces données
remontent aussi loin que 1951. Le FDN a été couplé
récemment a la BCDM. L’étude de mortalité fondée sur
le Fichier dosimétrique national a pour but d’établir un
lien entre la surmortalité attribuable au cancer et 4 d’autres
affections et I’exposition professionnelle a4 de faibles
niveaux de rayonnement ionisant (Ashmore et al. 1993).

3.2.1 Définition de la cohorte

La cohorte se compose de tous les travailleurs qui ont
fait ’objet d’une surveillance pour rayonnement ionisant
(y compris les produits de filiation du radon et du tritium)
et qui avaient un dossier dans le Fichier dosimétrique
national au 31 décembre 1983. Le FDN contient les fiches
de presque tous les travailleurs exposés 4 des rayonnements
ionisants au Canada qui font 1’objet d’une surveillance;
certaines fiches contiennent des données qui remontent &
37 ans. Le FDN comprend en outre 80 catégories d’emploi,
qui vont du travailleur de centrale nucléaire au dentiste en
passant par le radiologiste d’hdpital. En tout, 248,940
personnes formaient la cohorte 4 1’étude,

Selon le genre de rayonnement et le degré d’exposition
prévu pour des catégories d’emploi particuliéres, des
données sont recueillies annuellement, trimestriellement,
mensuellement ou  la quinzaine. A chague année, un indice
global de Ia dose absorbée annuellement par chaque indi-
vidu est inscrit dans le Lifetime Dose History System
(LDHS). C’est 3 partir des données contenues dans le LDHS
que I’on pourra tenter d’établir des liens entre I*exposition
professionnelle aux rayonnements et ’état de santé.

Les données individuelles contenues dans le LDHS
permettent aussi de calculer la dose regue cumulée pour
chaque personne. Bien que le degré d’exposition des
personnes ne sera pas le méme 4 chaque année, on peut
calculer une dose annuelle moyenne pour les individus en
divisant la dose recue cumulée par le nombre d’années qui
se sont écoulées depuis le moment de la premiére exposi-
tion. Les analyses statistiques peuvent se faire en fonction
de la dose regue cumulée, de la dose annuelle moyenne ou
des doses annuelles inscrites dans le LDHS. Jusqu’en 1986,
les renseignements personnels tels que le nom de famille,
le prénom, le sexe, I’année de naissance et les numéros
d’identification attribués aux fichiers des individus étaient
stockés dans un fichier indépendant appelé fichier d’iden-
tification central (FIC) (Ashmore et Grogan 1985).

3.2.2 Méthode de couplage d’enregistrements

Les variables d’identification ont changé plusieurs fois
depuis la création du FDN, ce gui complique par moments
la reconstitution du passé dosimétrique des individus. A
cause de cela et d’autres difficultés du méme genre, on se
sert du numéro d’assurance sociale comme variable
d’identification clé depuis 1977.

Plusieurs couplages ont été nécessaires pour rassembler
les identificateurs personnels, les antécédents dosimétri-
ques et les données sur les décés appropriés,

a) Couplage a D'intérieur des fichiers dosimétrigues.
Depuis 1984, Statistique Canada exécute des fusions
dynamiques avec son fichier LDHS afin de regrouper
les enregistrements dosimétriques; ces fusions ont pour
effet de réduire le nombre d’enregistrements fragmen-
taires et de réunir les enregistrements dans un dossier
dosimétrique complet pour chaque individu étudié. Le
fichier dérivé des couplages internes indique quels enre-
gistrements du FDN semblent se rapporter au méme
individu.

b) Couplage avec la BCDM. La cohorte du FIC, qui avait
déja fait Pobjet d’un couplage interne, a été couplée
avec les données sur la mortalité (couplage & deux
fichiers). En couplant ces deux fichiers, il est possible
d’évaluer le risque ultérieur de décés pour les membres
de la cohorte. Dans cette étude, la BCDM permettait
de connaitre la cause du décés, I’année et le lieu du
décés, de méme que le lieu et I’année de naissance.

¢) Fichier d’analyse. On a apparié des données de trois
fichiers - FIC, BCDM et LDHS - pour créer un enre-
gistrement complet pour chaque membre de la cohorte
étudiée. Chaque enregistrement indique, si possible, le
mois et ’année de naissance, le sexe, les données sur
le déces énumérées ci-dessus, le poids de couplage avec
les données sur le déces, et les antécédents dosimétriques.
Les enregistrements du FIC ou du fichier dosimétrique
qui ne pouvaient étre appariés étaient soumis a4 un
examen minutieux.

3.2.3 Choix des seuils

En ce qui a trait au couplage du fichier de cohorte avec
la BCDM, le choix du seuil s’est effectué de la méme
maniere que dans I’étude des exploitants agricoles cana-
diens. Premiérement, on a déterminé les poids des cas indé-
terminés. Tous les cas indéterminés qui avaient un poids
inférieur & — 30 étaient classés comme des non-liens. On
comptait 4,429 fernmes et 8,686 membres de la cohorte
avec un poids de couplage supérieur A cette valeur. On a
tiré un échantillon dans ce groupe de personnes et on ’a
traité manuellement en examinant les certificats de décés
pour déterminer si les liens observés étaient des liens
authentiques ou des non-liens. Le seuil a été choisi de
maniére 4 correspondre au poids de couplage pour lequel
le nombre de faux liens positifs est égal au nombre de faux
liens négatifs pour les femmes et pour les hommes, pris
séparément (figure non insérer).
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4. QUESTIONS TOUCHANT L’ANALYSE
DES ENSEMBLES DE DONNEES
COUPLEES

Peu d’études ont été faites pour déterminer ’effet du
couplage d’enregistrements sur les résultats de I'analyse
de régression. Neter ef al. (1965) ont reconnu que les
erreurs introduites durant I"appariement pouvaient nuire
aux analyses qui se font 4 partir des fichiers qui viennent
d’8tre couplés. Supposons que les valeurs vraies d’une
variable aléatoire étudiée sont inscrites dans un fichier
constitué de N enregistrements. Désignons par ¥; la
valeur vraie pour ’enregistrement i =1, ..., N. Ce
fichier est couplé a un autre fichier, qui contient des ren-
seignements personnels et selon lequel une valeur Z; est
attribuée a ’enregistrementi = 1, ..., N.Ensupposant
que toutes les erreurs d’appariement ont la méme proba-
bilité, nous avons

Y; avec une probabilité p
Zl,' =
Y; avec une probabilit¢ gq(j = i),

oup+ (N—1)g=1

Neter et al. (1965) se sont servis de ce modele pour étu-
dier I'incidence des erreurs d’appariement sur la moyenne
et la variance empiriques de la variable Z. Ils ont aussi
étudié I’effet des erreurs d’appariement sur la corrélation
entre Z et une autre variable aléatoire, X, incluse dans le
méme fichier et sur les estimations des paramétres de la
régression de Z; par rapport a4 X;. Leurs conclusions
étaient les suivantes: 1) ’estimation de la moyenne de Z
est non biaisée pour la moyenne des Y; 2) si W est corrélé
positivement avec Y, la variance résiduelle d’une régres-
sion de Z par rapport 4 X sera plus grande que la variance
d’une régression de Y par rapport & W; et 3) la pente de
la droite de régression sera sous-estimée si Z est utilisée au
lieu de Y.

Belin et Rubin (1991) et Winkler et Thibaudeau (1991)
étudient des cadres théoriques, des algorithmes de calcul
et des logiciels pour estimer les probabilités d’appariement.
Ces recherches ont incité Scheuren et Winkler (1991) a
mettre a jour les travaux de Neter et al. (1965). Ils ont
utilisé le modele

Y; avec probabilité p;
Z,r =
Y; avec probabilité gq;;(j # i),

ol p; + ¥;=iqy =1, pour étudier 'incidence des erreurs
d’appariement sur les estimations des coefficients 8 dans
le modele de régression linéaire

Y=XB +e.

L’effet des erreurs d’appariement sur le modéle de
régression ci-dessus peut &tre exprimé par I’équation
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E(Z;) =Y, + B,
ol le terme de biais est défini

Bi=(p-1Y+ Y g
J#i

Au lieu d’utiliser la paire formée de la variable indépen-
dante et de la variable dépendante, (X}, ¥;), pour ajuster
le modele, on se sert de la paire formée de la variable indé-
pendante et de la variable dépendante couplée, (X;, Z;).
Notons que la variable dépendante couplée peut étre
exprimée sous laforme Z = Y + B, les coefficients étant”
estimés par ’expression

C=X"X)"X"Z=§+ (X"X)"'XB,

ou B = (X7X)~! X7y, de sorte que le facteur de correc-
tion pour le biais est (X7X)~! XB.

Scheuren et Winkler (1991) se sont servis de ces modéles
pour exécuter des études de simulation basées sur des
données réeltes. Leur méthode consistait a4 prendre.un
fichier d’enregistrements couplés et d’enregistrements non
couplés et 4 soumetire de nouveau ces enregistremenis a
une opération de couplage en utilisant différentes varia-
bles d’appariement. Cette simulation démontre que le fait
de pouvoir estimer avec précision les probabilités d’appa-
riement influe fondamentalement sur la précision des
estimations des coefficients. Si les probabilités d’apparie-
ment peuvent &tre estimées avec justesse, la procédure de
correction donnera des résultats convenables.

5. ANALYSE

Le couplage d’enregistrements est une méthode intéres-
sante pour examiner les liens entre ’exposition profession-
nelle et 1’état de santé au moyen de bases de données
existantes. Cependant, des erreurs de couplage peuvent
se produire pour diverses raisons: erreurs de codage,
changement dans les identificateurs, données manquantes,
pouvoir de différenciation insuffisant des identificateurs.

Les taux d’erreur dépendent de la quantité de rensei-
gnements personnels, comme le montre I’étude des exploi-
tants agricoles. Dans cette &tude, le taux d’erreur était
moins &levé avec le couplage du questionnaire de recensement
complet, qui contenait plus de renseignements personnels
que le questionnaire abrégé. Il est donc important de
disposer de renseignements personnels de qualité pour
effectuer un couplage d’enregistrements,

On a porté assez peu d’attention 4 'incidence des
erreurs de couplage sur les inférences statistiques basées
sur des études par couplage d’enregistrements. Ce genre
d’erreur peut introduire un biais dans les estimations des
mesures d’association des variables de santé et des varia-
bles environnementales, comme les coefficients de régres-
sion. Des recherches sont en cours dans le but d’analyser
I’effet de ces erreurs sur les résultats des études épidémio-
logiques présentées dans cet article.
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Evaluation des sources de variation dans
le couplage d’enregistrements
au moyen d’une expérience factorielle

THOMAS R. BELIN!

RESUME

Le couplage d’enregistrements désigne une technique algorithmique qui sert 4 identifier des paires d’enregistrements
ayant trait au méme individu dans des fichiers distincts, Dans cet article, nous étudions un modéle destiné 4 évaluer
les sources de variation dans le couplage d’enregistrements en comparant ce procédé 4 une ‘“boite noire’’ qui regoit
des données d’entrée et restitue un produit (un ensemble de concordances désignées, c.-a-d. de paires dont les éléments
représentent la méme entité) qui a certaines caractéristiques. Nous illustrons nos propos au moyen d’une expérience
factorielle dans laquelle nous nous servons de données du recensement et d’enquétes postcensitaires afin d’évaluer
I'influence de divers facteurs qui sont réputés pour réduire la fiabilité du procédé. Avec ce cadre expérimental,
["évaluation du couplage d’enregistrements devient un probiéme statistique comme les autres. L’étude permet de
répondre a plusieurs questions de recherche et nous prétendons qu’il est essentiel de recourir 3 des méthodes
expérimentales comme celle proposée ici si I’on veut mieux comprendre les sources d’erreur qui interviennent dans

les techniques de couplage d’enregistrements.

MOTS CLES: Poids limite; taux d’erreur d’appariement; algorithme de Fellegi-Sunter; variables d’appariement;
enquéte postcensitaire; comparaison de chaines de caractéres; méthode de pondération.

1. EVALUATION DES METHODES
DE COUPLAGE
D’ENREGISTREMENTS

Le couplage d’enregistrements désigne une technique
algorithmique qui sert & distinguer les paires d’enregistre-
ments dont les éléments se rapportent au méme individu
mais proviennent de fichiers distincts. Le but de ’'opération
est de définir par une méthode informatique les paires
d’enregistrements de fichiers différents qui devraient étre
désignées comme des ‘‘concordances’’ et celles qui
devraient étre désignées comme des ‘‘non-concordances®’
et ce, avec un taux d’erreur raisonnable. Ainsi, on évite
les cofits d’un traitement manuel.

Pour définir une méthode de couplage d’enregistre-
ments, il faut avoir une méthode qui permet de mesurer
le degré de concordance d’enregistrements ainsi qu’une
régle qui permet d’identifier des paires d’enregistrements
comme des concordances ou des non-concordances. Dans
les ouvrages portant sur le couplage d’enregistrements, on
a beaucoup parlé du probléme qui peut se poser lorsqu’on
attribue des *‘poids’’ & des zones d’information dans un
enregistrement 3 variables multiples pour obtenir un
**poids composite’” qui résume le degré de concordance
de deux entités (par exemple, Newcombe ef af. 1959;
Fellegi et Sunter 1969; Newcombe 1988; Copas et Hilion
1950). On a moins parlé d’autres aspects du couplage
d’enregistrements, comme la maniére de traiter les cas de
concordance imparfaite de zones d’information, et des
conséquences de utilisation combinée de diverses approches
(traitements).

Dans certaines circonstances, un identificateur personnel
comme le numéro de sécurité sociale pourra servir de
critére pour le couplage. Or, on ne connait pas toujours
ces identificateurs, et méme si on les connaissait, il faudrait
probablement s’appuyer sur d’autres données repéres pour
un grand sous-ensemble de cas (voir, par exemple, Rogot,
Sorlie et Johnson 1986).

Cet article décrit une vaste expérience factorielle dans
laquelle nous avons comparé diverses méthodes permet-
tant d’apparier des enregistrements du recensement a des
enregistrements d’une enquéte postcensitaire (EP),
Comme le numéro de sécurité sociale n’est pas demandé
dans un recensement, nous sommes devant une situation
oll I’évaluation du degré de concordance repose sur
plusieurs variables. Nous cherchons a répondre a deux
questions en particulier:

(1) Quels sont les principaux facteurs qui influent sur la
précision du couplage d’enregistrements?

(2) Quelle combinaison de facteurs donne les meilleurs
résultats dans la pratique?

Au deld du fait que cette étude tente de répondre &
ces questions par une comparaison du recensement et de
I’enquéte postcensitaire, son plus grand mérite est proba-
blement de faire valoir que 1’analyse des méthodes de
couplage d’enregistrements doit se faire au moyen d’expé-
riences menées soigneusement. Si de nombreux facteurs
sont laissés sous le contrdle de Popérateur du programme,
il y a peu de chances que I’on comprenne toute la complexité
d’un algorithme d’appariement en faisant varier un seul
facteur & la fois (ou pire encore, en ne faisant aucune
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évaluation systématique). L’idée de réaliser une expérience
paraitrait tout 4 fait naturelle pour un scientifique agricole
ou un ingénieur du contrdle de la qualité, mais il semble
gu’elle ne soit pas retenue en ce qui concerne le couplage
d’enregistrements, si I’on fait abstraction de la présente
étude et de certains de nos ouvrages antéricurs (Belin
1989a, 1989b).

2. DOMAINES D’APPLICATION
DU COUPLAGE
D’ENREGISTREMENTS

2.1 Applications pour le couplage d’enregistrements

Les méthodes de couplage d’enregistrements sont
utilisées dans diverses circonstances. On peut diviser les
applications en deux grandes catégories: 1) celles o0l on
cherche i faire des inférences sur les relations entre des
variables provenant de grands fichiers différents et 2) celles
on on s’intéresse spécialement au nombre d’individus qui
sont représentés dans un fichier ou les deux fichiers (ou
& une fonction de ces quantités).

Les exemples d’applications de la premiére catégorie
abondent. En effet, citons les études ot I’on rapproche les
données d’enquétes de santé et de nutrition avec les
données des registres des décés afin d’étudier le rapport
entre les facteurs de risque alimentaires et les décés attri-
buables 4 diverses causes (Johansen 1986), les études o
I’on rapproche des données de I’enquéte sur la population
active avec des données sur la mortalité afin d’évaluer les
effets de ’exploitation des gites d’uranium sur la santé
(Newcombe, Smith, Howe, Mingay, Strugnell et Abbatt
1983; Abbatt 1986), les études ol ’on rapproche des
données sur la formation scolaire d’individus avec des
données sur les traitements que recoivent ces individus afin
d’évaluer les avantages d’une formation collégiale (Fagerlind
1975), les études ol I’on compare le revenu indiqué dans
les dossiers de I’aide sociale avec celui indiqué dans les
dossiers d’impot (Kershaw et Fair 1979), et les études ou
I’on rapproche les dossiers d’individus exposés a des radia-
tions lors de tests nucléaires et les dossiers d’une cohorte
d’individus-témoins avec les registres nationaux des décés
afin d’évaluer les différences de régime de mortalité entre
les individus exposés et les individus-témoins (Dulberg
Spasoff et Raman 1986). Dans toutes ces études, 1’utili-
sation de méthodes de couplage d’enregistreiments présente
dePintérét surtout A cause du colit relativement peu élevé
de ces méthodes et de leur rapidité d’exécution, puisqu’il
est beaucoup plus long et beaucoup plus cotiteux de réaliser
les mé&mes études avec une ou plusieurs étapes de suivi que
de se servir des données existantes.

Le principal exemple que nous présentons dans cet
article est représentatif des applications de la seconde
catégorie, qui visent 4 déterminer le nombre de cas communs
4 deux fichiers de données. Dans ’exemple en question,
on utilise une méthode de couplage d’enregistrements dans
la premigre étape d’une opération d’appariement de grande
envergure qui permet de comparer les enregistrements
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d’un recensement aux enregistrements d’une enquéte post-
censitaire {EP) générale exécutée i la suite du recensement
afin d'évaluer le taux de couverture de ce recensement.
Comme autres exemples d’application de la seconde caté-
gorie, mentionnons ’étude de Nicholl (1986) sur les erreurs
de classification concernant les genres de blessures subies
par les victimes d’accidents de la circulation (étude fondée
sur le rapprochement de dossiers d’hdpitaux et de rapports
de police), I’étude de Johnson (1991} sur le volume de travail
des procureurs du ministére de la justice des E.-U. dans
différents districts (étude fondée sur le couplage d’une liste
de cas dressée par le ministére de la justice et d’une liste
de cas dressée par les tribunaux fédéraux de premiére
instance), ainsi que diverses études portant sur ’exactitude
et le champ d’observation des fichiers de données sur la
mortalité (Wentworth et al. 1983; Curb e¢ al. 1985; Boyle
et Decouflé 1990; Williams et al. 1992).

L’estimation du sous-dénombrement dans le recensement
a été un sujet notable et, par moments, controversé en
recherche statistique, surtout durant la derniére décennie.
La controverse porte essentiellement sur une proposition
voulant que I’on redresse les chiffres du recensement en
se fondant sur des estimations du sous-dénombrement
tirées d’une EP (enquéte postcensitaire). Pour se documenter
sur la question, le lecteur se référera aux ouvrages suivants:
Ericksen et Kadane (1985), Citro et Cohen (1985),
Freedman et Navidi (1986), Wolter (1986), Schirm et Preston
(1987), Ericksen, Kadane et Tukey (1989), Cohen (1990)
ainsi que les sections spéciales sur ’erreur de couverture
dans le recensement des numéros de juin et décembre 1988
de cette revue. Le couplage d’enregistrements est la premiére
étape dans ’appariement de données du recensement et
de données de ’EP; cette étape est suivie d’un appariement
d’enregistrements effectué par des commis, puis d’une
interview de rappel menée auprés de ménages lorsqu’il
semble y avoir des divergences entre les données du recen-
sement et celles de EP et, enfin, d’une autre séance
d’appariement effectué par des commis. En s’appuyant
sur des rapports de I’opération d’appariement et certaines
hypothéses relatives a la probabilité qu’un individu figure
uniquement dans les enregistrements du recensement,
uniquement dans ceux de I’'EP, dans les deux a la fois ou
ni dans 1'un ni dans ’autre, on peut estimer les taux de
sous-dénombrement (ou de surdénombrement) dans le
recensement.

2.2 Généralités sur la théorie du couplage
d’enregistrements

Le développement de I’approche probabiliste dans
la théorie du couplage d’enregistrements remonte 4
Newcombe, Kennedy, Axford et James (1959), qui ont
élaboré une méthode de pondération dans le but de repré-
senter la probabilité que deux enregistrements concordent
I’un avec I’autre. Fellegi et Sunter (1969) approfondissent
les fondements théoriques des régles de pondération
courantes et font remarquer que la méthode proposée
par Newcombe et al. équivaut a calculer un rapport de
vraisemblance suivant un modéle simple pour couplage
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d’enregistrements qui présuppose une relation de concor-
dance indépendante pour chacune des zones de données
d’un enregistrement. Fellegi et Sunter montrent que sion
utilise une méthode de pondération semblable a celle de
Newcombe et al. avec des poids limites qui dépendent d’un
certain taux d’erreur dans les concordances et d"un certain
taux d’erreur dans les non-concordances, on se trouve 3
définir une méthode de couplage qui est optimale en ce
sens qu’elle réduit au maximum la proportion d’enregis-
trements qui ne peuvent étre classés ni dans les concordances
désignées ni dans les non-concordances désignées, cela en
supposant que le modele utilisé est valide.

Par la suite, le développement des méthodes de couplage
d’enregistrements s’est surtout fait a la faveur d’applications,
les chercheurs mettant en pratique les théories exposées
dans les ouvrages antérieurs. Parmi les applications les
plus notables, mentionnons la Oxford Record Linkage
Study (Acheson 1967; Goldacre 1986), 'opération d’appa-
riement effectuée avec des enregistrements de trois
sources: la Current Population Survey, la Social Security
Administration et I’Internal Revenue Service (Kilss et
Scheuren 1978), et la National Longitudinal Mortality
Study (Rogot, Sorlie, Johnson, Glover et Treasure 1988).
Les actes de colioques portant sur le couplage d’enregis-
trements (Kilss et Alvey 1985; Howe et Spasoff 1986;
Carpenter et Fair 1990), les recueils de symposiums
annuels (Kilss et Alvey 1984a; Kilss et Alvey 1984b; Kilss
et Alvey 1984c; Kilss et Alvey 1987; Kilss et Jamerson
1990}, de méme que les actes de collogues portant plus
spécialement sur les utilisations des données administratives
{Coombs et Singh 1988) décrivent de nombreuses autres
applications ol I’on utilise des méthodes de couplage
d’enregistrements,

L’élaboration de logiciels a fourni de nouveaux outils
pour poursuivre les recherches dans le domaine du couplage
d’enregistrements. A Statistique Canada comme au Bureau
of the Census des E.-U., on a élaboré pour des applica-
tions variées des logiciels qui apportent des améliorations
aux méthodes de pondération et de groupage. Howe et
Lindsay (1981) font état du *‘Systéme itératif général de
chainage d’articles’’ (SIGCA) de Statistique Canada; les
ouvrages de Hill (1981} et de Hill et Pring-Mill (1986)
portent aussi sur ce systéme. Du cbté américain, les
ouvrages de Jaro (1989), Winkler (1989) et Winkler et
Thibaudeau (1992) font état du systéme d’appariement mis
au point par la division du couplage d’enregistrements du
Bureau of the Census, tandis que les deux ouvrages de
Laplant (1988 et 1989) et celui de Winkler (1991)
renferment de la documentation sur ce systéme.

Copas et Hilton (1990) présentent de nouveaux modeles
qui reflétent les particularités des fichiers de données qui
peuvent servir a I’élaboration d’une méthode de pondé-
ration probabiliste. Newcombe, Fair et Lalonde {(1992)
décrivent d’autres méthodes de couplage congues pour tirer
profit de 'information contenue dans les noms de personnes,
Comme ouvrages de référence sur le couplage d’enregis-
trements, mentionnons 1’article de syntheése de Jabine et
Scheuren {1986), le manuel de Newcombe (1988) ainsi que
I’ouvrage édité par Baldwin, Acheson et Graham (1987).
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2.3 KEtapes d’une méthode type de couplage
d’enregistrements

Les étapes habituelles d’une méthode de couplage
d’enregistrements sont les suvivantes: 1) collecte de
données, 2) prétraitement des données, 3) définition
des régles permettant d’évaluer le degré de concordance
de deux éléments susceptibles de former la méme paire,
4) rapprochement d’éléments susceptibles de former la
méme paire et 5) confirmation de la concordance. Nous
employons I’expression “*éléments susceptibles de former
la méme paire’’ pour décrire des couples d’enregistrements
qui ont des chances de constituer la meilleure concordance
possible parmi tous les éléments de leurs fichiers respectifs
(voir les termes ‘‘hits’’ dans Rogot, Sorlie et Johnson
(1986), “‘pairs’’ dans Winkler (1989) et *‘assigned pairs”’
dans Jaro (1989)). Il se peut que des éléments susceptibles
de former la méme paire soient confirmés dans leur
concordance i la suite de 'application d’une régle de
décision & I’étape (5), mais ils ne le seront pas nécessairement
par la régle proprement dite.

Comme nous I'avons mentionné plus tdt, dans beaucoup
de méthodes de couplage, on évalue le degré de concordance
de deux éléments susceptibles de former la méme paire au
moyen d’une statistique globale unidimensionnelle
souvent appelée ‘‘poids composite’’. Dans de telles
méthodes, ’étape (3) mentionnée ci-dessus consisterait
dans la définition de régles de pondération et I’étape (5)
consisterait & fixer un poids limite au-dela duquel des
paires d’enregistrements seraient reconnues comme des
concordances.

Le couplage d’enregistrements peut &tre envisagé
comme un probléme décisionnel ou I'ordinateur a deux
possibilités d’action ou plus. En régle générale, on parle
de trois possibilités d’action {par ex., reconnaitre une
concordance, reconnaitre une non-concordance ou
confier les enregistrements 4 un observateur pour que celui
en fasse un examen plus profond, comme dans Fellegi et
Sunter 1969), bien que parfois seulement deux possibilités
soient envisagées (reconnaitre une concordance, reconnaitre
une non-concordance). Il y a méme des cas ot le nombre
de possibilités d’action atteint cing (Tepping 1968).

Le fait de postuler que la distance entre des enregistre-
ments multidimensionnels peut &tre résumée par un poids
composite unidimensionnel réduit 1’éventail de méthodes
qui peuvent servir au couplage d’enregistrements. Nous
connaissons trés peu d’études ot ’on examine d’autres
voies que celle évoquée ci-dessus, si nous faisons abstraction
de la simple définition d’un ensemble déterministe de
régles qui permettent de dire si une paire d’enregistrements
constitue une concordance. L’étude de Smith et Newcombe
(1975) est Pune des rares ou, effectivement, denouvelles
voies sont envisagées. Cependant, toute cette question
déborde le cadre de notre article.

2.4 Description détaillée de 1a méthode servant A apparier
les enregistrements du recensement 2 ceux de 'EP

Diverses techniques peuvent &tre incluses dans chacune
des cing étapes mentionnées plus haut. La figure 1 donne
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Collecte des données

Recensement

Prétraitement des données

Coder les vartables

Décomposer I'adresse

saisle au clavier an ses démographiques “Normaliser” le
éléments (numéro des bases de prénom en
civigue, nom da rue, données du comparant le nom
numéro d'appartement, racensement et de salsi au clavier 4
numére de route rurale, I"EP selon des une banque de

numére de case postale) rigles commuynes noms courants

Détermination des régles permettant d'évaluer le degré de concordance de deux
enregi: \ ptibles de tormer Ja méme paire (ragles de ponddration)

Envisager des

Définir les régles régles pour attribuer

Attribuer les poids Définir las régles parmattant )
pour |a concordance . permaitant de d'attribuer des d:s Wp:gs"::mu;:‘y
ou la non- traiter les cas de poids lorsqu'il non-concordance de
concordance de cancordance manque des certaines
zones Imparfaite données dans les combinaisons de
enregistrements varlables

‘_'___..--"'—i Rapprochement d'éléments susceptibles da former la méme paire

Considérer un sous-ensemble
de paires d'enregistremants

Représanter les liens entre

formées d'étéments Calcuter un polds composite des dléments susceptibles de

provenant de bases de pour toutes les palres former la m&me paire swivant

données différentes at qui d'enreglstrements possibles une rigla prédtablie {par ex.,
répondent A certalns critéres qui répondent aux critéres suivre Palgorithme qui

Y

mintmurn {par ex., les deux
enregistremants comparés
dolvent provenir du méme ot
de recensament et la
premiére fattre du nom de
famille daft étre ta méme
dans les deux casg)

(calculer la somma des
polds de zones pour les cas
de concordanca, de non-
concordance et de quasl-

congordanca)

maximise la somme des

potds, sous réserve qu’un
enregistrament appartienne
& une et & une seule paira)

| Canfirmation de la concordance
|

Déterminer un polds
limita parmattant de

Détarminar un palds
limite parmaetiant de
distinguer les
concordances des
concordances
possibles

distinguer les

concordances
possibles des non-

concordances

imprimer les résultats en vue da I'examen par les
commls (une formule pour chagque ménage, sur laquelle
sont énumerées Jes personnes qui ont é1é recensées ou
dénombrées durant 'EP et sur laquelle figurent cite &
ciita les concordances et les concordances possibles)

Figure 1. Etapes de la méthode de couplage des enregistrements du recensement avec ceux de 'EP
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une représentation graphique des principales étapes
du couplage des enregistrements du recensement et de
I’EP.

La base du recensement est constituée de listes
d’adresses d’unités de logement. Ces listes sont formées
4 I’aide de diverses méthodes, celles-ci variant généralement
selon qu’il s’agit d’une région urbaine ou d’une région
rurale. En ce qui concerne les régions urbaines et subur-
baines, on envoie les questionnaires du recensement par
la poste en espérant que les ménages les retourneront
dilment remplis; pour ce qui est des autres régions, des
recenseurs se rendent 4 domicile. Lorsqu’un ménage ne
retourne pas le questionnaire qu’il a regu par la poste, un
recenseur se rend au domicile de ce ménage. Les données
sont versées dans les fichiers informatiques du Census
Bureau par une combinaison de techniques d’exploration
informatisée et d’opérations de saisie clavier. Pour un
apercu de la méthodologie du recensement, voir Citro et
Cohen (1985); on trouvera une description détaillée de
diverses opérations du recensement dans le recueil du
Bureau of the Census intitulé ‘1990 Decennial Census
Information Memorandum Series’’ (Burcau of the Census
1988-1991).

Dans des enquétes postcensitaires comme celle qui a été
réalisée en 1990 (et dans des recensements d’essai comme
ceux qui ont mené a ’EP de 1990), la collecte de données
débute par la confection de listes d’adresses; cette opération
est confiée & des recenseurs qui parcourent les quartiers.
La collecte proprement dite se fait uniquement par inter-
view sur place, contrairement 4 la méthode ““envoi et
retour par la poste’’ utilisée dans le recensement pour les
régions urbaines et suburbaines. Les données pertinentes
sont versées dans les fichiers informatiques uniquement
par saisie clavier. Hogan (1992) donne un apergu de I’EP;
on trouvera une description détaillée des opérations de
’EP dans le recueil du Bureau of the Census intitulé
“STSD Decennial Census Memorandum Series’’ (Bureau
of the Census 1987-1991).

Le prétraitement des données est un sujet qui est peu
souvent abordé dans les ouvrages sur le couplage d’enregis-
trements, méme si cette étape est celle o1l existe la possibilité
de tirer toutes les informations voulues des données
d’enquéte comme la possibilité de rejeter inconsidérément
des informations utiles. Winkler (1985a, 1985b) présente
des méthodes particulidres qui ont pour propriété de
faciliter la distinction entre de vraies concordances et de
fausses concordances, et Jabine et Scheuren (1986) de
méme que Newcombe (1988} proposent de grandes lignes
directrices 4 ce sujet. Dans I’opération d’appariement des
enregistrements du recensement a ceux de ’EP, le prétrai-
tement des données consiste 4 coder les variables
démographiques selon des normes, 4 décomposer la zone
*“adresse’” en ses éléments préalablement définis (numéro
civique, rue, numéro d’appartement, numéro de route
rurale, numéro de case postale) (Laplant 1989), et 2
“normaliser’’ les prénoms d’individus en confrontant le
prénom introduit au clavier 4 une liste de diminutifs puis
en convertissant les diminutifs observés dans leur forme
au long (Paletz 1989).
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Le couplage des enregistrements du recensement 4 ceux
de I’EP est un procédé fondé sur la pondération. Pour
déterminer une méthode de pondération, il faut envisager
des régles de modtle et des régles ad hoc pour I’ attribution
de poids pour la concordance ou la non-concordance de
zones d’information, pour la concordance imparfaite de
zones d’information, pour des enregistrements incomplets
et pour la concordance ou la non-concordance de certaines
combinaisons de variables.

La définition d’éléments susceptibles de former la
méme paire dans ’opération d’appariement des enregis-
trements du recensement 4 ceux de I’EP reflete certaines
contraintes auxquelles est assujetti le processus d’apparie-
ment. Premiérement, & cause de contraintes de temps et de
limites financiéres, il est peu réaliste de comparer chacun
des enregistrements d’un fichier & chaque enregistrement
d’un autre fichier. Par conséquent, on limite 1a comparaison
4 des paires d’enregistrements qui répondent a certains
critéres minimum (par €x., les deux enregistrements comparés
doivent provenir du méme ilot de recensement et la premiére
lettre du nom de famille doit étre la méme dans les deux
cas). Le sous-ensemble d’enregistrements ainsi constitué
¢est appelé ‘“‘groupe” et les variables par rapport auxquelles
on doit observer une concordance de deux enregistrements
sont appelées ‘‘variables de groupage’’ (Jaro 1989),

Une autre contrainte 4 laquelle est assujetti le processus
d’appariement des enregistrements du recensement i ceux
de PEP est celle voulant qu'un enregistrement donné d’un
fichier ne peut étre couplé 4 plus d’un enregistrement d’un
autre fichier. La méthode utilisée pour rapprocher des
¢éléments susceptibles de former la méme paire s’inspire des
techniques de recherche opérationnelle appliquées au
probléme de transport (Jaro 1989). L'algorithme rapproche
des eléments susceptibles de former une concordance afin
de maximiser la somme des poids composites qui se
rattachent A chacune des paires d’enregistrements d’un
groupe défini par les variables de groupage, sous réserve
qu’un enregistrement d’un fichier ne peut étre couplé a
plus d’un enregistrement d’un autre fichier. Supposons par
exemple que dans un groupe particulier, I’enregistrement
A du fichier 1 a un poids de concordance plus élevé pour
I’enregistrement B du fichier 2 que pour tout autre
enregistrement du méme fichier. L’algorithme de rappro-
chement peut néanmoins coupler I’enregistrement A 3 un
autre enregistrement que B, disons C, et coupler ’enre-
gistrement B & un autre enregistrement que A, disons D,
si la somme des poids de concordance pour (A,C) et (D,B)
est plus élevée que celle pour toute autre combinaison de
couples.

Selon la méthode utilisée actuellement pour apparier les
enregistrements du recensement a ceux de ’EP, I’ordina-
teur a trois possibilités d’action: reconnaitre une¢ paire
d’enregistrements comme une concordance, reconnaitre
unc paire d’enregistrements comme une *‘concordance
possible” ou reconnaitre une paire d'enregistrements
comme une non-concordance. Tous les cas de non-
concordance et de concordance possible sont soumis a
’attention de commis pour étre examinés, et on tente
d’organiser une interview de suivi avec les ménages pour
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lesquels on observe un écart entre les données du recen-
sement et les données de ’EP. La distinction entre les
concordances possibles et les non-concordances a trait
uniquement aux méthodes qu’appliquent les commis
lorsqu’ils examinent ces cas (Childers 1989; Donoghue
1990). Dans le traitement des données du recensement et
de I'EP de 1990, ’opérateur qui voit a I’exécution du
programme d’appariement détermine manuellement des
poids limites qui permettent d’identifier les concordances,
les concordances possibles et les non-concordances aprés
avoir exploré des ensembles d’éléments susceptibles de
former la méme paire et affectés de poids dont la valeur
se situe dans un intervalle donné. Une nouvelle méthode
proposée par Belin et Rubin (1991) permet de déterminer
automatiquement les poids limites.

3. EXPERIENCE FACTORIELLE

3.1 Facteurs qui influent sur les résultats des méthodes
de couplage d’enregistrements

Lefficacité d’une méthode de couplage d’enregistre-
ments tient & un certain nombre de facteurs, dont voici
la liste:

(1) le choix des variables d’appariement;
(2) le choix des variables de groupage;

(3) P’attribution de poids de concordance ou de non-
concordance pour diverses variables d’appariement;

(4) letraitement des cas de concordance imparfaite entre -

des variables d’appariement;

(5) le traitement de données manquantes dans ’un ou
I’autre des enregistrements formant une paire ou dans
les deux enregistrements;

(6) I'algorithme servant a rapprocher des éléments suscep-
tibles de former la méme paire;

(7 le choix d'un poids limite au-deld duquel des paires
d’enregistrements seront reconnues comme des con-
cordances;

(8) le lieu ou le milieu d’ol1 proviennent les données.

Parmi tous ces facteurs, seul le huitiéme représente une
source de variation sur laquelle I’opérateur qui voit a I'exé-
cution du programme d’appariement n’a aucun contrdle,

Comme nous l'avons mentionné plus t6t, deux ques-
tions en particulier méritent d’étre approfondies dans
Pexpérience factorielle. Primo, si on parvient a déterminer
les principales sources de variation dans le couplage
d’enregistrements, on sera en mesure d’orienter les recher-
ches en matiere de couplage pour I’avenir et de mieux
comprendre le processus par lequel des erreurs sont intro-
duites dans les méthodes de couplage. Secundo, il serait
intéressant de déterminer la combinaison de facteurs qui
permet d’obtenir le plus grand nombre de concordances
avec le taux d’erreur le plus faible possible puisque dans
la pratique, 1'utilisateur a généralement ¢ choix entre de
nombreuses possibilités pour chaque facteur que nous
venons de décrire.
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3.2 Expérience factorielle réalisée avec des données du
recensement et de I’enquéte postcensitaire

On a réalisé une étude a I’aide de données provenant
de chacune des trois régions d’essai (St-Louis, Missouri;
centre est du Missouri, y compris la région de Columbia
(Mo); et une région rurale dans la partie Est de I’Etat
du Washington) de la répétition générale et de 'EP de
1988. Ces ensembles de données ont été appariées par
ordinateur, puis examinées par des commis. Pour les
besoins des analyses qui vont suivre, nous tenons pour
acquis que le classement opéré par les commis en ce qui
a trait aux concordances (vraie concordance/fausse
concordance) est juste. Par conséquent, malgré que les
analyses qui vont suivre ne pourront jamais étre plus
précises que celles des commis, ces fichiers de données
nous offrent une excellente occasion d’étudier le couplage
d’enregistrements.

On trouvera une description des méthodes particuliéres
utilisées pour coupler les enregistrements du recensement
4 ceux de ’EP dans Jaro (1989), Winkler (1991) et Winkler
¢t Thibaudeau (1992). Selon la méthode actuellement en
usage, 'utilisateur jouit de plusieurs possibilités par
rapport a tous les facteurs qui ont été énumérés dans la
section 3.1, sauf en ce qui concerne le choix de I’algorithme
servant A rapprocher des éléments susceptibles de former
la méme paire (on utilise un algorithme de ‘““rapprochement
4 somme linéaire’’; voir Jaro 1989). '

Les variables qui peuvent servir & I’appariement des
enregistrements du recensement avec ceux de I’EP sont le
nom, I’adresse, ’age, I’origine raciale, le sexe, le numéro
de téléphone, 1'état matrimonial et le lien avec le chef
de ménage. En pratique, le nom est habituellement
décomposé en trois éléments: prénom, nom de famille et
second prénom, chacun d’eux servant de variable
d’appariement. On utilise habituellement un programme
de prétraitement pour décomposer 1’adresse en ses
€léments: numéro civique, rue, numéro d’appartement,
numeéro de route rurale et numéro de case postale (Laplant
1989). Il arrive qu’en raison d’“‘irrégularités’’ dans la zone
“adresse’’, causées probablement par une erreur de saisie
ou une erreur d’inscription de la part d*un interviewer, on
ne soit pas capable de décomposer une adresse en ses
éléments; dans ces circonstances, la zone *‘adresse’’
intégrale (appelée ‘“adresse globale”) sert de variable
d’appariement. On peut aussi se servir d’un programme
de prétraitement pour convertir les diminutifs dans leur
forme *‘‘normalisée’’ en utilisant une banque de noms,
y compris les variantes tes plus courantes (Paletz 1989). Il
existe diverses méthodes permettant d’attribuer des poids
en fonction d’une quasi-concordance de variables, et il
existe aussi une méthode qui permet d’accroitre ou de
réduire (par une simple opération d’addition ou de sous-
traction) le poids composite associé 4 une paire d’enregis-
trements lorsque certaines combinaisons de zones concordent
ou ne concordent pas entre elles (Winkler 1991).

L’expérience a consisté en huit facteurs de ““traitement’’
et en un facteur de “‘groupage”’ (ce terme signifie ici, par
rapport a la planification d’expériences, que I’on forme
un groupe d'unités qui sont censées produire des résultats
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le plus semblables possible en I’absence d’effets déterminés
par le traitement) avec répétition dans trois régions d’essai
par un plan factoriel 2° x 3 % 5 x 13. La variable
de résultat de I’expérience, décrite plus loin dans la
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section 3.5, consistait en une transformation du taux
d’erreur d’appariement, cette transformation étant
destinée 4 stabiliser la variance des résultats. Les facteurs
utilisés dans I’expérience peuvent &tre décrits comme suit:

Nombre de
niveaux du
facteur

Symbole Description du facteur

Description des niveaux

A Attribution de poids 5
pour les zones de nom.

B Attribution de poids 3
pour les cas de concor-
dance imparfaite dans
les zones de nom.

C Attribution de poids 2
pour les zones autres
que les zones de nom.

1. Attribution de poids d’une valeur de + 2 selon qu’il
¥ a concordance ou non concordance pour le
prénom, le nom de famille.

2. Attribution de poids d'une valeur de +4 selon qu’il
y a concordance ou non concordance pour le
prénom, le nom de famille.

3. Attribution de poids d’une valeur de + 6 selon qu’il
y a concordance ou non concordance pour le
prénom, le nom de famille.

4. Attribution de poids en fonction des estimations de
la probabilité de concordance du prénom, du nom
de famille, calculées selon I’algorithme de Fellegi-
Sunter (voir Winkler et Thibaudeau 1992).

5. Utilisation de la pondération basée sur la fréquence
pour le prénom, le nom de famille (voir Winkler et
Thibaudeau 1992).

1. Attribution d’un poids de non-concordance pour
toute différence entre prénoms, entre noms de
famille.

2. Attribution d’une fraction de poids de concordance
s’il y a quasi-concordance de prénoms, de noms de
famille, en utilisant le comparateur de chaines de
caractéres de Jaro (Jaro 1989; Winkler 1991).

3. Attribution d’une fraction de poids de concordance
s’il y a quasi-concordance de prénoms, de noms de
famille, en utilisant la métrique linéaire progressive
décrite dans Winkler (1991).

1. Attribution de poids d’une valeur de + 2 selon qu’il
y a concordance ou non-concordance pour 1'age,
le numéro de 1éléphone ou I'adresse, et attribution
de poids d’une valeur de * 1 selon gu'il y a concor-
dance ou non-concordance pour le sexe, 1’origine
raciale, I’état matrimonial, le lien avec le chef de
ménage ou le second prénom.

2. Attribution de poids en fonction des estimations de
la probabilité de concordance calculées selon I’algo-
rithme de Fellegi-Sunter.
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Belin: Sources de variation dans le couplage

Symbole

Description du facteur

Nombre de
niveaux du
facteur

Description des niveaux

Attribution de poids pour
les cas de concordance
imparfaite dans les zones
autres que les zones de nom.

Utilisation du prénom
introduit au clavier ou de
son équivalent normalisé.

Correction de poids pour
les cas de concordance
corrélée,

Inclusion de 1'état matri-
monial et du lien avec le
chef de ménage dans les

variables d’appariement.

Utilisation de quatre ou
sept chiffres pour le
numéro de téléphone,

Région d’essai du
recensement ou de
I’enquéte postcensitaire.

Proportion du fichier
de I’EP ayant pu étre
couplée.

13

. Attribution d'un poids de non-concordance pour

toute différence entre des zones autres que les zones
de nom.

. Attribution d’une fraction de poids de concordance

§’il y a quasi-concordance de numeéros civiques, de
noms de rue, de numéros de téiéphone, d’ages, en
utilisant le comparateur de chaines de caractéres de
Jaro.

. Attribution d’une fraction de poids de concordance

§'il y a quasi-concordance de noms de rue, en utilisant
le comparateur de chaines de caractéres de Jaro; ¢’
v a quasi-concordance d’Ages, en utilisant la métrique
“‘au prorata de I’écart absolu” de Jaro; s’il y a quasi-
concordance de numeéros civiques ou de numéros
de téléphone, en utilisant le comparateur linéaire
progressif de chaines de caractéres de Winkler.

. Utilisation du prénom introduit au clavier dans

chaque fichier pour la comparaison de prénoms.

. Utilisation du prénom produit par le logiciel de

normalisation des noms (Paletz 1989).

. Ne pas corriger les poids composites pour les cas

possibles de concordance corrélée.

. Corriger les poids composites pour les cas possibles

de concordance corrélée des prénoms et des seconds
prénoms et de concordance corrélée des prénoms,
des sexes et des dges.

. Nepascompter I’état matrimonial et le lien avec le

chef de ménage parmi les variables d’appariement.

. Compter I’état matrimonial et le lien avec le chef

de ménage parmi les variables d’appariement.

. Utiliser seulement les quatre derniers chiffres du

numero de téléphone comme variable d’appariement.

. Utiliser les sept chiffres du numéro de téléphone.

1. Est de ’Etat du Washington.
2. Columbia, Missouri.
3. St-Louis, Missouri.

.-13. Lenombre d’enregistrements ayant pu &tre

couplés équivaut 4 60%, 62.5%, 65%,
67.5%, 70%, 72.5%, 75%, 77.5%, 80%,
82.5%, 85%, 87.5%, 90% du nombre total
d’enregistrements de I’EP dans la région
d’essai donnée.
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Si 'on se reporte aux sources de variation énumérées
dans la section 3.1, on peut dire que les facteurs E, G et
H ont trait au choix des variables d’appariement; les
facteurs A, C et F ont trait au choix de la méthode de
pondération; les facteurs B et D concernent le traitement
des cas de concordance imparfaite; enfin, le facteur J évoque
le choix d’un poids limite et le facteur I, ’influence de la
région d’essai sur I'efficacité de la méthode d’appariement.

En raison d’un manque de ressources, on a décidé de
ne pas étudier dans cette expérience ’effet de Iutilisation
de différentes méthodes de traitement des données
manguantes ou de Iutilisation de différentes combinai-
sons de variables de groupage; en outre, I’inexistence de
ceriains logiciels a rendu impossible ’étude de nouveaux
algorithmes permettant de rapprocher des éléments
susceptibles de former la méme paire. Belin (1989a, 1989b)
a étudié Ieffet de 'utilisation de différentes méthodes de
traitement des données manquantes et de différentes
combinaisons de variables de groupage dans une expé-
rience semblable & I’expérience factorielle décrite ici. Les
résultats de son étude permettent de croire que la méthode
de traitement des données manquantes change peu de
chose aux taux d’erreur d’appariement jumelés 4 des poids
limites différents dans I’appariement des données
du recensement avec celles de ’EP, mais que le choix
des variables de groupage a un effet appréciable sur
ces faux,

Dans la présente étude, comme dans celle de Belin
(1989a, 1989b), nous ne considérons que des méthodes
d’appariement “‘4 une seule phase'’, c’est-a-dire que
I’opération d’appariement informatisé consiste & exécuter
en une seule phase les opérations suivantes: choix des
variables de groupage, calcul des poids et fixation d’un
poids limite. Cela contraste avec les méthodes ‘3 phases
muitiples’’, qui utilisent d’abord des variables de groupage
trés restrictives afin d’isoler les concordances quasi-
parfaites, puis assouplissent graduellement les critéres de
groupage 4 chaque phase suivante. Nous connaissons trés
peu d’études qui aient été faites sur les méthodes d’appa-
riement & phases multiples. Belin {1989b) fait observer que
lorsqu’on utilise des méthodes A une seule phase, les
méthodes qui appliquent des critéres de groupage relati-
vement moins restrictifs sont plus avantageuses que les
méthodes qui appliquent des critéres relativement plus
restrictifs, ce qui confirme 'idée intuitive que le processus
de groupage peut avoir pour inconvénient de camoufler
des concordances vraies.

3.3 Aspects particuliers des traitements expérimentaux

3.3.1 Traitements relatifs a I'attribution de poids pour
les cas de concordance ou de non-concordance
dans des zones d’information

Afin de préciser I’expérience, nous décrivons plus en
détail chacun des facteurs expérimentaux. Les facteurs A
et C ont trait 4 Pattribution de poids de concordance ou
de non-concordance pour diverses variables d’appariement.
Les méthodes de pondération utilisées dans les circons-
tances comprennent des méthodes tout a fait ponctuelles
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de méme que des méthodes fondées sur des estimations de
parametres de modéles probabilistes explicites. L’étude de
méthodes de pondération ponctuelles nous donne I’occa-
sion de jauger I'importance d’introduire des méthodes plus
complexes.

Selon les méthodes de pondération ponctuelles, on doit
ajouter un poids U, par exemple, au poids composite s’il
y a concordance des zones comparées, ou soustraire ce
méme poids du poids composite s’il y a non-concordance
des zones comparées. Trois valeurs de U/ sont étudiées pour
le facteur A; des poids identiques sont attribués pour la
concordance de prénoms et la concordance de noms de
famille. En ce qui concerne le facteur C, on étudie une
méthode ponctuelle qui permet d’attribuer des poids plus
élevés A certaines variables, le choix de ces variables étant
fondé sur des jugements @ priori. Belin (1989b) estime que
cette méthode présente des avantages par rapport a la
méthode “‘a pondération uniforme’’, ol toutes les variables
d’appariement re¢oivent le méme poids pour la concor-
dance comme pour la non-concordance,

L'expression “‘algorithme de Fellegi-Sunter’’ désigne
la méthode exposée dans I’article de Fellegi et Sunter
(1969), qui repose sur un maocdéle probabiliste qui intégre
de P’information sur des schémas de concordance et de
non-concordance pour des paires d’enregistrements. Le
modele suppose que les probabilités de concordance de
zones d’information, étant donné qu’une paire représente
une vraie concordance ou bien une fausse concordance,
sont indépendantes d’une zone A I’autre. Dans leur article,
Fellegi et Sunter montrent que ce modéle implique certaines
propriétés d’optimalité pour le genre de méthode de
pondération qu’utilisent Newcombe éf af. (1959), selon
laquelle on calcule tes poids relatifs aux zones d’information
par le logarithme du rapport de la probabilité de concor-
dance étant donné une concordance vraie 4 la probabilité
de concordance étant donné une fausse concordance, et
selon laquelle on calcule les poids composites en faisant
la somme des poids de chaque zone.

Dans les applications, la probabilité de concordance
étant donné une concordance vraie ainsi que la probabilité
de concordance étant donné une fausse concordance doivent
étre estimées. En ce qui concerne les traitements de ’expé-
rience qui reposent sur la méthode de pondération de
Fellegi-Sunter, on estime les probabilités de concordance
étant donné une concordance vraie 4 1’aide d’une version
d’un algorithme EM (Dempster, Laird et Rubin 1977) qui
produit des estimations les plus vraisemblables de ces
probabilités en fonction de données relatives aux schémas
de concordance observés dans les fichiers disponibles
(Winkler 1989; Jaro 1989). Quant aux probabilités de
concordance étant donné une fausse concordance, on les
estime en se fondant sur des données relatives a la concor-
dance, pour une zone, de toutes les paires d’enregistrements
possibles 4 I’égard des variables de groupage, en tenant
compte du fait que la plupart des couples d’enregistrements
susceptibles de constituer une concordance ne sont pas des
concordances vraies (Winkler et Thibaudeau 1992).

Le programme de couplage d’enregistrements du
Census Bureau prévoit I’application d'une autre méthode
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de pondération, oi1 la fréquence relative des noms dans les
fichiers disponibles est prise en considération. Cette
méthode consiste A attribuer un poids de concordance plus
grand pour des noms comme Abramowicz, qui peuvent
&tre relativement rares, que pour des noms comme Smith,
qui peuvent &tre trés courants. Il se pourrait, évidemment,
que Abramowicz soit plus courant que¢ Smith dans une
région particuliére; dans ce cas, on attribuera un poids de
concordance plus grand pour le nom Smith. L’idée de tenir
compte de frégquences marginales tirées des fichiers
courants a été lancée par Newcombe er al. (1959) et est
évoquée depuis par de nombreux auteurs, dont Fellegi et
Sunter (1969). (Par conséquent, la distinction qui est faite
entre 1'“‘algorithme de Fellegi-Sunter”’ et Ia *‘pondération
fondée sur la fréquence’’ sert en réalité a distinguer deux
méthodes de calcul de poids analysées 'une et ’autre
par Fellegi et Sunter.) On trouvera dans Winkler et
Thibaudeau (1992) des détails sur la mise en application
de la méthode de pondération fondée sur la fréquence dans
le programme du Census Bureau,

3.3.2 Traitement des cas de concordance imparfaite

Les facteurs B et D ont rapport au traitement des cas
de concordance imparfaite {c.-a-d. des cas ou deux zenes
d’information se rapprochent sensiblement I’'une de I’autre
sans étre parfaitement identiques). Plusieurs techniques
ont été proposées pour le traitement des cas de concor-

dance imparfaite; ces technigues sont souvent aussi

nombreuses que les théories qui cherchent & expliquer
I’absence de concordance parfaite.

Le comparateur de chaines de caractéres de Jaro sert
& mesurer le degré de concordance de deux zones a caractéres
multiples; la métrique qui définit le degré de similitude est
fonction de la longueur des zones de caractéres des deux
fichiers, du nombre de caractéres communs aux deux
zones et du nombre de caractéres qui peuvent étre trans-
posés d’une zone & ’autre. Le poids attribué pour une
concordance partielle se situe entre celui attribué pour une
concordance de zones et celui attribué pour une
non-concordance de zones et est une fonction linéaire
du comparateur de chaines de caractéres entre le poids de
concordance et le poids de non-concordance.

La méthode linéaire progressive de Winkler utilise la
méme métrique que le comparateur de chaines de carac-
teres de Jaro pour définir le degré de similitude, sauf que
le taux de diminution des poids de concordance partielle
entre le poids de concordance et le poids de non-
concordance est une fonction linéaire progressive du
comparateur de chaines de caractéres, ce qui nécessite deux
paramétres de taux et deux seuils fournis par "utilisateur
au point de changement de la pente.

La méthode proportionnelle de Jaro permet d’attribuer
un poids dont la valeur se situe entre le poids de concor-
dance et le poids de non-concordance, en se fondant sur la
valeur absolue de la différence entre deux zones numériques.
Comme pour les techniques précédentes, le poids de
concordance partielle se trouve étre une fonction linéaire
de la valeur absolue de la différence.

Belin: Sources de variation dans le couplage

Dans le cas de certaines zones numériques (numéro de
téléphone, par exemple), il serait plus raisonnable d’avoir
une méthode de comparaison concue en fonction des
erreurs typographiques mineures qu'une méthode fondée
sur ’écart. En revanche, pour des variables comme I’année
de naissance ou I’4ge, il est difficile de dire s’il faut se con-
centrer sur les erreurs typographiques {auquel cas une
méthode de comparaison de chaines de caractéres serait
la solution la plus appropriée), les erreurs de déclaration
(auquel cas une méthode fondée sur I’écart serait la solu-
tion la mieux indiquée), ou d’autres types d’erreur, comme
I’arrondissement de 1’dge déclaré au multiple de cing le
plus prés, (auquel cas ni ’une ni I’autre des méthodes de
comparaison mentionnées ci-dessus ne conviendrait).
C’est pourquoi nous poursuivons nos analyses empiriques
dans le but d’approfondir ces questions,

3.3.3 Traitements relatifs au choix des variables
d’appariement

Nous avons mentionné plus t8t que le Census Bureau
avait €laboré une méthode pour convertir les diminutifs
dans une forme ‘‘normalisée’’. Le logiciel élaboré par
Paletz (1989) applique le programme de normalisation
des noms.

Le traitement qui n'inclut pas 1’état matrimonial et
le lien avec le chef de ménage dans les variables
d’appariecment permet d’évaluer I'importance de deux
variables démographigues de base pour la qualité de
I’appariement, Chernoff (1980) élabore une théorie
relativement & ’information que “‘renferme”’ une variable
d’appariement et il montre qu’une variable qui est enre-
gistrée incorrectement, ne serait-ce que trés peu de fois,
peut “‘perdre’” une partie appréciable de I’information
qu’elle contient pour I’appariement (par exemple, I’infor-
mation de Kullback-Leibler rattachée & une variable
binaire qui a été enregistrée incorrectement dans trois
pour-cent des cas n’équivaut qu’a environ la moitié de
I’information rattachée 4 une variable binaire qui a
enregistrée correctement a tout coup). Compte tenu de ce
que le lien avec le chef de ménage pourra avoir changé
entre le recensement et ’EP si la personne identifiée 4 1’ori-
gine comme le chef de ménage n'est plus la méme, et de
ce que I’état matrimonial de certaines personnes changera
dans I’intervalle, on ne peut dire d’avance quelle quantité
d’information ces variables renferment-elles pour I’appa-
riement. En revanche, il est difficile de penser que ['utili-
sation de variables d’appariement additionnelles serait
nuisible; par conséquent, ce traitement peut servir de
norme pour I’évaluation de P’importance pratique de
certains des autres traitements.

L’utilisation de quatre ou sept chiffres du numéro de
téléphone comme variable d’appariement est explicite. Ce
traiternent est justifié par le fait que ’élaboration de I’'une
des méthodes de comparaison de chaines de caractéres de
Winkler (métriques linéaires progressives) reposait sur
Panalyse des quatre derniers chiffres du numéro de téléphone
comme variable d’appariement.
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3.3.4 Traitement relatif a la correction de poids
composites pour les cas de concordance corrélée

On doit aussi 3 Winkler la méthode qui sert A corriger
les poids composites de maniére & tenir compte des cas
possibles de concordance corrélée; cette méthode est
décrite dans Winkler et Thibaudeau (1992). Des études de
Kelley (1986) et de Thibaudeau (1989) révélent que la
concordance qui peut &tre observée pour des zones qui font
’objet de 'opération d’appariement entre les fichiers du
recensement et ceux de I’'EP n’est pas du tout indépendante
d’une zone A "autre. Les études donnent A croire, en
particulier, que la concordance de prénoms est corrélée
avec la concordance de seconds prénoms et que les concor-
dances de prénoms, d’ages et de sexes sont corrélées I’'une
avec I’autre. Par suite de ces observations, on en est venu
4 appliquer des régles de modification du poids composite
dans certaines circonstances (par exemple, s’il y a non-
concordance des prénoms, des Ages et des sexes simulta-
nément, on soustrait du poids composite une valeur
élevée). La méthode utilisée actuellement pour corriger les
poids composites est une méthode entiérement adaptée
aux circonstances; 1’'étude des méthodes qui tiennent
compte de la concordance corrélée semble encore en &tre
au premier stade.

3.4 Fichiers de données utilisés dans I’expérience

Comme nous I’avons mentionné plus haut, les trois
régions d’essai de la répétition générale et de I’enquéte
postcensitaire de 1988 ont permis de constituer des fichiers
de données distincts qui ont pu faire I’objet de notre
analyse. Le fichier de I’EP de St-Louis contenait 12,072
enregistrements, celui du centre est du Missouri en contenait
6,581 et celui de Iest de I’Etat du Washington, 2,782. Nous
avons aussi souligné que, pour les besoins de ’analyse,
nous considérions comme juste le classement opéré par les
commis qui avaient examiné ces fichiers. D’autres recen-
sements d’essai ont eu lieu durant les années 1980; si nous
n’avons pas tenu compte des données de ces recensements
dans notre expérience, c’est surtout parce que la préparation
d’un ensemble de données en vue des analyses effectuées
ici exige beaucoup de temps systéme.

-3.5 Variable de résultat

La principale variable de résultat envisagée dans cette
expérience était une transformation du taux d’erreur
d’appariement. Le taux d’erreur d’appariement est défini
comme le quotient du nombre de fausses concordances par
le nombre de concordances désignées et est une mesure de
rendement couramment utilisée dans les ouvrages sur le
couplage d’enregistrements (par ex., Fellegi et Sunter
{1969) tentent d'obtenir des résultats qui respectent un
critére fixé par I’opérateur; ce critére correspond 4 un taux
d’erreur d’appariement). Afin de stabiliser la variance des
résultats, nous utilisons I’arc sinus de la racine carrée du
taux d’erreur d’appariement comme variable de résultat
dans notre analyse,
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3.6 Choix du poids limite comme facteur de groupage

I1 est évident que dans le couplage d’enregistrements,
le taux d’erreur d’appariement est susceptible de dépendre
largement du choix d’un point de démarcation entre les
concordances désignées et les non-concordances désignées.
C’est pourquoi on introduit un facteur de groupage (fac-
teur J) qui permet de déterminer des seuils de maniére &
faciliter la comparaison d’autres traitements relatifs au
couplage d’enregistrements. Afin de pouvoir établir des
comparaisons entre des régions d’essai qui n’ont pas le
méme nombre d’enregistrements, le seuil d’exclusion est
exprimé en fonction de la proportion du fichier de I'EP
ayant pu étre couplée, s

Comme les poids de couplage d’enregistrements sont
des valeurs discrétes, il peut exister des liens entre les poids
attribués a des paires d’enregistrements qui se trouvent
dans le voisinage du seuil d’exclusion. Dans un fichier de
10,000 enregistrements par exemple, on peut en compter
40 qui ont un poids W (dont 1¢ peuvent appartenir a de
fausses concordances), 7,980 qui ont un poids supérieur
4 W(dont 3 peuvent appartenir a de fausses concordances)
et 1,980 qui ont un poids inférieur 3 W, Si, selon le facteur
J, la proportion des enregistrements du fichier de I’'EP
pouvant étre couplés doit étre de 80%, il se peut que la
manigre de calculer le taux d’erreur d’appariement ne
s’impose pas a I’évidence puisque 40 enregistrements qui
ont le méme poids se trouvent dans le voisinage du point
ou devrait étre fixé le seuil d’exclusion. Dans de telles
circonstances, on calcule le taux d'erreur d’appariement
au moyen de la relation suivante:

Jody

f:;.bv + x ("cut - nabv)
Hpdy

fmr = s
L

ou fmr désigne le taux d’erreur d'appariement, f,;,, est le
nombre de fausses concordances et n,,, le nombre de
concordances désignées dont le poids est supérieur au
poids limite, f,q, est le nombre de fausses concordances
el npay, le nombre de concordances désignées dont le
poids est égal au poids limite; enfin, n, est le nombre de
concordances désignées nécessaires pour respecter la
condition selon laquelle une certaine proportion des
enregistrements du fichier de I'EP doivent pouvoir étre
couplés. 8’il fallait calculer le taux d’erreur d’appariement
en déterminant de fagon aléatoire le nombre d’enregistre-
ments limites voulu pour respecter le seuil d’exclusion, la
formule ci-dessus permettrait de connaitre le taux d’erreur
d’appariement prévu pour plusieurs itérations de cette
procédure; par conséquent, la logique sous-jacente a cette
définition est claire.

Dans ’exemple ci-dessus, le quart des cas limites sont
de fausses concordances, et il faut vingt enregistrements
de plus pour respecter le critére de 80%. De fait, cing
fausses concordances sont ajoutées aux trois qui existent
déja parmi les enregistrements qui forment les paires dont
le poids est supérieur au poids limite, ce qui donne un
taux d’erreur d’appariement de (3 + 0.25(40-20))/
8,000 = 8/8,000 = 0.001,
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3.7 Autres considérations touchant I’analyse des
résultats expérimentaux

L’analyse des résultats expérimentaux partait de 1’idée
que des indices généraux de signification sont plus impor-
tants que des valeurs p précises, 4 plus forte raison s’il
s’agit d’une expérience exploratoire. Belin (1991) précise
que les méthodes destinées spécialement & évaluer le degré
de signification tiré de ces données sont assez complexes
parce que la région d’essai devrait, en réalité, étre consi-
dérée comme un facteur aléatoire (si nous voulons pou-
voir inférer sur les “‘effets déterminés par le traitement’’
& partir de I’échantillon de trois régions d’essai pour une
population de régions possibles); cependant, les méthodes
courantes qui utilisent I’interaction ‘‘région d’essai-
traitement’’ comme terme d’erreur pour un traitement
particulier ont peu d’efficacité 4 cause du faible nombre
de régions d’essai. Belin (1991) se sert du graphique de
Johnson-Tukey pour les ratios (Johnson et Tukey 1987),
qui se rapproche sensiblement du graphique semi-normal
de Daniel (1959), pour estimer les niveaux de bruit liés a
I’évaluation de la signification des effets. I1 n’est pas dans
nos intentions d’exposer ici des conclusions formelles sur
cette question.
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4. RESULTATS

4.1 Analyse de variance des résuitats
expérimentaux

Nous commengons par faire une analyse de variance
des résultats de 1'expérience factorielle en distinguant
les effets déterminés par le traitement, les effets déterminés
par la région d’essai, les effets déterminés par le seuil et
les interactions des uns avec les autres, ces effets étant
groupés selon le nombre de critéres. Le tableau 4.1
contient un extrait de ’analyse de variance, qui montre
les interactions de traitements (de deux a cing critéres) et
les termes d’erreur correspondants.

On calcule la statistique F en divisant la moyenne des
carrés pour I’effet donné par la moyenne des carrés pour
le terme d’interaction de I’effet et de la région d’essai. Par
exemple, la statistique F pour les interactions 3 trois
critéres des traitements est calculée a 1’aide du rapport
0.0120/0.00470 = 2.551, le dénominateur étant le chiffre
qui figure sur la ligne des interactions & quatre critéres du
traitement et de la région d’essai.

Tabieau 4.1

Extrait de I'analyse de variance des résultats de I’expérience factorielle
(effets groupés selon le nombre de critéres)

Source dl Sommes des carrés  Moyennes des carrés F
Effets majeurs - région d’essai 2 35.195 17.598
Effets majeurs - traitement 13 30.917 2,378 10.570
Effets majeurs - seuil d’exclusion 12 147.515 12.293 7.548
Interactions a deux critéres du traitement et de la région d’essai 26 5.850 0.225
Interactions 4 deux critéres du seuil d’exclusion et de la

région d’essai 24 39.089 1.629
Interactions &4 deux critéres des traitements 70 6.992 0.100 4,041
Interactions & deux critéres du traitement et du seuil d’exclusion 156 1.410 0.009 3.553
Interactions 3 trois critéres du traitement et de la région d’essai 140 3.461 0.0247
Interactions & trois critéres du seuil d’exclusion, du traitement

et de la région d’essai 312 0.794 0.0025
Interactions A trois critéres des traitements 206 2.472 0.0120 2.551
Interactions a trois critéres du traitement et du seuil d’exclusion 840 0.530 0.0006 1.866
Interactions & quatre critéres du traitement et de la région

d’essai 412 1.938 0.00470
Interactions 4 quatre critéres du seuil d’exclusion, du traitement

et de la région d’essai 1,680 0.568 0.00034
Interactions & quatre critéres des traitements 365 0.747 0.00205 2.365
Interactions a quatre critéres du traitement et du seuil

d’exclusion 2,472 0.267 0.00011 0.236
Interactions 4 cing critéres du traitement et de la région d’essai 730 0.632 0.00087
Interactions 4 cing critéres du seuil d’exclusion, du traitement

¢t de la région d’essai 4,944 0.226 0.00046

Total

56,159

279.16%
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Sil’on interpréte les statistiques F de la maniére habi-
tuelle, on constate que toutes les valeurs Fdu tableau 4.1,
sauf celle relative aux interactions 4 quatre critéres du
traitement et du seuil d’exclusion, permettent de conclure
a4 Ja signification statistique 4 un niveau de 0.0001, Néan-
moins, ces résultats devraient &tre interprétés avec prudence,
d’abord parce que les valeurs des carrés moyens laissent
supposer que les effets d’ordre supérieur n’ont pas une
grande importance pratigue; deuxiémement, la cotnparaison
des statistiques F calculées ci-dessus avéc une distribution
Fde référence repose sur certaines hypotheéses d’interchan-
geabilité (ex.: que la variabilité des effets majeurs des
régions d’essai est la méme pour tous les autres effets
majeurs) qui ne sont pas nécessairement solides. Par
exemple, il peut &tre illogique de combiner la variabilité
d’une région a Pautre de I’effet de P'utilisation de quatre
ou sept chiffres du numéro de téléphone avec Ia variabilité
d’une région A I'autre de ’effet des diverses méthodes de
pondération pour estimer un terme d’erreur pour des effets
majeurs,

4.2 Importance du choix du seuil d’exclusion par
rapport 3 d’autres facteurs contrdlables

1l est évident (d’apres les carrés moyens pour les effets
majeurs) que la variabilité due 4 la région d’essai et celle
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due au choix d’un seuil d’exclusion sont beaucoup plus
grandes que la variabilité due aux différences de traite-
ment. Méme si on peut expliquer en partie cette différence
par la similitude de certains traitements (par ex., utiliser
quatre chiffres du numéro de téléphone plutdt que sept),
il n’en reste pas moins que certaines des différences
qualitatives entre les traitements sont trés appréciables (par
ex., éliminer ou conserver deux variables d’appariement).
L’analyse de variance met aussi en évidence le fait qu’il
faille s’attendre & une forte variabilité des taux d’erreur
d’appariemnent entre les régions d’essai. Dans leur méthode
visant a calibrer les méthodes de couplage d’enregistre-
ments, Belin (1991) et Belin et Rubin (1991) tiennent
compte explicitement de la variabilité due a la région
d’essai en présentant des estimations du taux d’erreur
d’appariement qui correspondent A différents seuils
d’exclusion,

4.3 Effets majeurs des traitements

Dans le tableau 4.2, nous donnons la valeur moyenne
de la variable de résultat observée pour chaque niveau des
facteurs de traitement. Comme arc sinus (¥) est une fonction
croissante monotone de x, des valeurs faibles pour cette
variabie signifient des taux d’erreur d’appariement peu
élevés et, donc, un meilleur rendement.

Tableau 4.2

Valeurs marginales moyennes de arc sinus (~fmr) pour chaque niveau des facteurs expérimentaux
(moyenne calculée par rapport & toutes les autres conditions expérimentales)

(Concordance

Facteur A (Poids, zones Facteur B ‘imparfaite, poids Facteur C (Poids, autres
de nom) pour zones de nom) zones)
Niveau 1 0.106 Niveau 1 0.113 Niveau 1 0.101
2 0.096 2 0.094 2 0.101
3 0.093 3 0.095
4 0.130
5 0.079
{(Concordance . (Corr. de poids
Facteur D imparfaite, poids Facteur E (Ng;lsn::;;?son Facteur F pour concordance
pour autres zones) corrélée)
Niveau 1 0.111 Niveau 1 0.102 Niveau 1 0.106
2 0.108 2 0.100 2 0.095
3 0.084

(Incl. de I'état
matrimonial et du

{Quatre ou sept
chiffres du

Facteur G lien avec le chef Facteur H numéro de
de ménage) téléphone)
Niveau 1 0.103 Niveau 1 0.102
2 0.098 2 0.100
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Belin (1991) construit un ensemble de contrastes ortho-
gonaux complémentaires A partir des résultas expérimen-
taux. Les plus importants contrastes d’effets majeurs
parmi ceux définis préalablement par Belin (1991) sont
ceux entre les poids basés sur la fréquence pour les noms
(A = 5)etles poids pour zones de nom de Fellegi-Sunter
(A = 4), entre les comparateurs de chaines de caractéres
de Winkler pour les zones autres que les zones de nom
(D = 3) et les comparateurs de chaines de caractéres
correspondants de Jaro (D = 2), entre un comparateur
de chaines de caractéres quelconque pour les zones de nom
(B = 2ou 3) et aucun comparateur de chaines de caractéres
pour les zones de nom (B = 1), entre un comparateur de
chaines de caractéres quelconque pour les zones autres que
les zones de nom (D = 2 ou 3) ¢t aucun comparateur de
chaines de caractéres pour ces mémes zones (D = 1), et
entre corriger des poids pour les cas de concordance
corrélée (F = 2) et ne pas en corriger (F = 1).

4.4 Interactions a deux critéres des traitements

Le plus important contraste d’interactions & deux
critéres des traitements parmi ceux analysés par Belin
(1991) est ’effet F X G, ¢’est-a-dire I’interaction de la
correction de poids pour les cas de concordance corrélée
(des prénoms et des seconds prénoms ou des prénoms, des
sexes et des Ages) et de Pinclusion (ou de la non-inclusion)
de I’état matrimonial et du lien avec le chef de ménage dans
les variables d’appariement. Ce contraste est statistique-
ment significatif selon n’importe laguelle des méthodes
utilisées dans Belin (1991) pour estimer un niveau de bruit

sous-jacent. Dans le tableau 4.3 ci-dessous, nous donnons

la valeur moyenne des variables de résultat pour les quatre
combinaisons des traitements.

Tableau 4.3

Rendement moyen de combinaisons
des traitements F et G

F G  Taux derreur d’appariement  Arc sinus (+/fmr)
1 1 0.0182 0.116
1 2 0.0143 0.097
2 1 0.0128 0.091
2 2 0.0151 0.100

Les données de ce tableau laissent supposer que la cor-
rection de poids pour les cas de concordance corrélée
{niveau 2 du facteur F) est trés utile lorsque 1’état matri-
monial et le lien avec le chef de ménage ne sont pas inclus
dans les variables d’appariement (niveau 1 du facteur G)
mais qu’elle ne change rien, en moyenne, lorsque ces deux
mémes variables sont comprises dans les variables d’appa-
riement. Le fait que nous soyons capables de constater ces
effets souligne I’'importance de poursuivre les études
empiriques dans un cadre expérimental.

Les deux plus importants contrastes d’interactions a deux
critéres des traitements relevés par Belin (1991) aprés l'inter-
actionF x G forment une partie de’interaction A X B
(qui consiste dans le choix de poids et de comparateurs de
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chaines de caractéres pour les zones de nom). Nous donnons
ci-dessous dans le tableau 4.4 les résultats moyens pour
toutes les combinaisons des traitements faisant intervenir
les facteurs A et B.

Tablean 4.4

Rendement moyen des combinaisons des
traitements A et B

A B  Taux d’erreur d’appariement  Arc sinus (vfmr)
1 1 0.0192 0.120
1 2 0.0140 0.099
1 3 0.0143 0.100
2 1 0.0170 0.110
2 2 0.0120 0.087
2 3 0.0123 0.089
3 1 0.0177 0.113
3 2 0.0118 0.084
3 3 0.0119 0.083
4 1 0.0254 0.145
4 2 0.0193 0.123
4 3 0.0189 0.122
5 i 0.0109 0.079
5 2 0.0109 0.079
5 3 0.0109 0.078

Par ce tableau nous voyons que lorsqu’on utilise des
poids basés sur la fréquence pour le nom (A = 5), la
méthode de comparaison de chaines de caractéres ne fait
pas de différence, mais lorsqu’on utilise des poids quel-
conques ou des poids de *‘Fellegi-Sunter’, I'’emploi de
méthodes de comparaison de chaines de caractéres accroft
sensiblement I’efficacité moyenne de I’opération d’appa-
riement informatisé.

Voici quelques-unes des autres observations intéres-
santes de Belin (1991) tirées de I’analyse des effets d’inte-
ractions 3 deux critéres les plus importants:

1) La méthode de Winkler pour le traitement des cas de
concordance imparfaite dans les zones autres que les
zones de nom {c.-a-d., D = 3), qui est en moyenne le
meilleur traitement en ce qui concerne le facteur D, est
plus qu’utile en régle générale lorsque 1’état matrimo-
nial et le lien avec le chef de ménage sont inclus dans
les variables d’appariement {c.-4-d., G = 2), méme si
ces variables ne sont associées d’aucune maniére au
traitement des cas de concordance imparfaite,

2) Contrairement aux autres méthodes de pondération des
zones de nom, qui s’accommodent trés bien de I’'inclu-
sion de I’état matrimonial et du lien avec le chef de
ménage dans les variables d’appariement, la méthode
basée sur la fréquence semble étre dérangée par une
telle inclusion.

3) L’attribution de poids d’une valeur de +6 pour: les
zones de nom donne de meilleurs résultais en moyenne
lorsqu’elle est combinée A 1a méthode de pondération
ponctuelle pour les zones autres que les zones de nom;
attribution de poids d’une valeur de +4 et de +2 pour
lés zones de nom donne de meilleurs résultats lorsque
combinée a la méthode de pondération fondée sur
I’algorithme de Fellegi-Sunter pour les zones autres que
les zones de nom.
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4) Les poids de ‘‘Fellegi-Sunter’® pour les zones autres
que les zones de nom donnent de meilleurs résultats que
les poids déterminés de fagon ponctuelle lorsqu’il n’y
a pas de correction de poids pour les cas de concor-
dance corrélée, alors que c’est ’'inverse lorsqu’on
effectue une telle correction. (Cependant, d’apres la
méthode décrite dans Belin (1991) pour estimer le
niveau de bruit sous-jacent, ce phénoméne ne devrait
pas nécessairement &tre observé dans d’autres régions
d’essai.)

4.5 Quelle combinaison de traitements donne les
meilleurs résultats?

Pour conclure I’analyse des résultats expérimentaux,
nous allons chercher 4 déterminer les combinaisons de
traitements qui sont le plus efficaces. Pour mesurer le
rendement d’une combinaison de traitements donnée,
nous considérons la valeur moyenne de la variable de
résultat pour les trois régions d’essai données. La variable
de résultat étudiée est le taux d’erreur d’appariement pour
diverses proportions des enregistrements du fichier de ’'EP
qui peuvent étre couplés (60%, 62,5%, 65%, 67.5%, 70%,
72.5%, 75%, 77.5%, 80%, 82.5%, 85%, 87.5% et 90%).
Les résultats pertinents figurent dans le tableau 4.5.

Tableau 4.5

Les meilleurs combinaisons de traitements pour treize seuils
d’exclusion d'aprés 1’expérience factorielle

Taux d’erreur
d’appariecment
moyenne pour les
trois régions

Niveaux des facteurs
Seuil formant les meilleures
d’exclusion combinaisons
(ABCDEFGH)

d’essai
60% 33232111 0.00042
62.5% 33131121 0.00047
657 33132222 0.00052
67.5% 13232211 0.060071
70% 23231212 0.00079
72.5% §2231112 0.00081
T5% 51132121 0.00112
71.5% 33132121 0.00133
807 2323121 2 0.00188
82.5% 33132211 0.00571
85% 51232212 0.01556
87.5% 23231212 0.03023
907 23231212 0.05174

Ces résultats contrastent avec ce que nous avons
observé plus tot; en effet, ils donnent & penser que la
méthode de pondération basée sur la fréquence pour les
zones de nom (niveau 5 du facteur A) est supérieure, en
moyenne, A la méthode de pondération ponctuelle qui
attribue des poids d’une valeur de + 6 aux zones de nom
(niveau 3 du facteur A). Cet état de fait serait imputable
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apparemment & certains effets d’interaction. Lorsque la
méthode ponctuelle est utilisée conjointement avec les
niveaux appropriés des autres facteurs, elle semble &tre
au moins aussi efficace que la méthode basée sur la
fréquence. Nous remarquons aussi que la combinaison de
traitements 2-1 pour les facteurs F et G respectivement
n’est pas toujours la meilleure combinaison possible dans
leur cas, malgré ce que nous avons constaté plus haut. Seul
le traitement 3 du facteur D (le volet qui correspond a
Putilisation de la méthode de Winkler pour les cas de
concordance imparfaite dans les zones autres que les zones
de nom) s’impose comme le meilleur traitement peu
importe la fagon dont on mesure les résultats de I'expé-
rience. En ce qui concerne le meilleur traitement pour
I’attribution de poids pour les zones de nom, le choix doit
se faire entre I’une ou ’autre des méthodes déterministes
qui attribuent des poids de + 6 ou +4 et la méthode basée
sur la fréquence. Lorsque I"une ou ’autre des méthodes
déterministes est utilisée, ’usage de la méthode de
comparaison de chaines de caractéres de Winkler est
recommandé; lorsque c’est la méthode basée sur la
fréquence qui est utilisée, il n’est pas siir que ’on doive
recourir 4 un comparateur de chaines de caractéres pour
les noms.

11 est difficile de trancher entre les poids de ‘‘Fellegi-
Sunter’ pour les zones autres que les zones de nom et les
poids déterminés de fagon ponctuelle, mais les analyses
antérieures laissent supposer que I’'effet est négligeable
d’un ¢6té comme de 'autre. On peut faire les mémes
commentaires quant a [’utilisation de prénoms normalisés
ou non et I'utilisation de quatre ou sept chiffres du numéro
de téléphone.

Si I’on tient compte du fait qu’il n’existe pas de combi-
naison de traitements qui soit supérieure i toutes les autres
sur tous les plans, on peut examiner le rendement de
différentes combinaisons dans une région particuliére
(par exemple, une région ou le taux d’erreur d’apparie-
ment se situe autour de 0.001). Or, si nous regardons les
meilleures combinaisons qui existent pour une région ol
70 4 80% des enregistrements du fichier de ’EP appar-
tiennent 4 des concordances désignées (c'est-a-dire que
I’on réduit I’analyse & cing seuils d’exclusion), aucune
combinaison ne se détache vraiment des autres. Si on fait
la moyenne pour les cing seuils d’exclusion, la meilleure
combinaison de traitements possible est (2,3,2,3,1,2,1,2),
c’est-a-dire, attribution de poids d’une valeur de +4
pour les zones de nom, application de la méthode de
Winkler pour I’attribution de poids pour les cas de con-
cordance imparfaite dans les zones de nom, estimation de
poids au moyen de I’algorithme de Fellegi-Sunter pour les
zones autres que les zones de nom, application de la
méthode de Winkler pour Pattribution de poids pour les
cas de concordance imparfaite dans les zones autres que
les zones de nom, utilisation de la forme non normalisée
du prénom, correction des poids composites pour les cas
de concordance corrélée, non-inclusion de I’état matrimo-
nial et du lien avec le chef de ménage dans les variables
d’appariement, et utilisation des sept chiffres du numéro
de téléphone.
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Tableau 4.6

Taux d’erreur d'appariement moyen pour diverses
combinaisons de traitements (moyenne calculée
pour trois régions d’¢ssai et cing seuils d’exclusion:
{70%, 72.5%, 75%, 77.5% et 80% de¢s enrcgistrements
du fichier de I'EP ayant pu &tre couplés)

Taux d’erreur d’apparicment
70%, 72.5%, 75%, 77.5% ct 80%
moyenne pour trois régions d’essai

et ¢ing seuils d’exclusion

Niveaux des facteurs
formant la combinaison
(ABCDEFGH)

33232111 0.00493
33131121 0.00154
33132222 0.00137
33232211 0.00161
23231212 0.00124
52231112 0.00191
51132121 0.60153
33132121 0.00138
33132211 0.00156
51232212 0.00155

A des fins de comparaison, nous présentons dans le
tableau 4.6 le rendement moyen de quelques-unes des
combinaisons de traitements susceptibles de figurer parmi
les plus efficaces. Ainsi dong, il semble que les meilleures
combinaisons aprés (2,3,2,3,1,2,1,2) soient (3,3,1,3,2,2,2,2)
et (3,3,1,3,2,1,2,1). Celles-ci se distinguent de la premiére
par les points suivants: attribution de poids d’une valeur
de + 6 pour les zones de nom, attribution de poids d’une
valeur préétablie pour les zones autres que les zones de
nom, application de la méthode de Winkler pour ’attri-
bution de poids pour les cas de concordance imparfaite
dans les zones de nom comme dans les autres zones,
utilisation de la forme normalisée du prénom, et inclusion
de I’état matrimonial et du lien avec le chef de ménage dans
les variables d’appariement. Ces deux mémes combinaisons
différent entre elles sur deux points: la premiére prévoit
la correction des poids composites pour les cas de concor-
dance corrélée ainsi que 'utilisation des sept chiffres du
numéro de téléphone alors que la seconde ne prévoit pas
de correction pour la concordance corrélée et exige
Putilisation des quatre derniers chiffres du numéro de
téléphone. Les combinaisons qui prévoient ’utilisation de
la pondération basée sur la fréquence pour les zones de
nom' ne sont pas aussi efficaces que les combinaisons
qui prévoient I'attribution de poids déterminés de facon
ponctuelle,

La combinaison de traitements qui a été utilisée dans
les opérations d’appariement informatisé de I’'EP de 1990
ressemblait beaucoup i la combinaison (5,3,2,3,2,2,2,1).
En ce qut concerne les ensembles de données de prérecen-
sement analysés ici, cette combinaison a produit un taux
d’efreur d’appariement moyen (pour les cing seuils
d’exclusion) de 0.00179.

4.6 Conclusions

Tandis que les résultats de cette étude tentent de mettre
en balance le nombre d’enregistrements qui appartiennent 4
des concordances désignées et le taux d’erreur d’appariement,
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un arbitre anonyme a souligné que ‘‘(...) chaque gain
réalisé grace 4 une meilleure méthode de couplage d’enre-
gistrements doit &tre mis en paralléle avec le cofit de mise
en oeuvre de cette méthode.’’ Cela est un autre arbitrage
qui mérite d’étre considéré par le praticien. Nous espérons
que les résultats qui ont été présentés dans cette étude sur
I'importance relative de divers facteurs dans le couplage
d’enregistrements orienteront le travail des personnes qui
élaborent et appliquent des logiciels de couplage. Comme
certains résultats peuvent dépendre de caractéristiques
particulitres des données du recensement et de I’EP qui
sont appariées, on peut se demander quel genre de rapport
existe entre ces résultats et d’autres cadres de couplage
d’enregistrements. Mais comme nous I’avons souligné au
départ, I’étude du couplage d’enregistrements doit se faire
idéalement a I’aide de méthodes expérimentales pour les
besoins de la généralisation. Les études empiriques fondées
sur des plans d’expérience constituent une source d’orien-
tation authentique et éprouvée qui permet, par un cadre
bien défini, d’élargir les connaissances des spécialistes du
couplage d’enregistrements.

REMERCIEMENTS

Cette étude a &té réalisée en majeure partie pendant que
I’auteur travaillait 4 la division du couplage des enregis-
trements du Bureau of the Census des E.-U. 2
Washington, DC. L’auteur tient A exprimer toute sa
gratitude & Don Rubin, Bill Winkler et Alan Zaslavsky
ainsi qu’a I’arbitre anonyme pour les é&changes fructueux
auxquelsils ont participé et les commentaires utiles qu’ils
ont formulés. L’auteur tient 4 souligner aussi I’aide qu’il
a regue grice aux conventions sur la statistique n°® 88-02
et 89-07 pendant qu’il poursuivait des études de doctorat
a I’Université Harvard.

BIBLIOGRAPHIE

ABBATT, J.D. (1986). A cohort study of eldorado uranium
workers. Dans Proceedings of the Workshop on Computerized
Record Linkage in Health Research, (Eds. G.R. Howe et
R.A. Spasoff). Toronto: University of Toronto Press, 51-57.

ACHESON, E.D. (1967). Medical Record Linkage. Oxford;
Oxford University Press.

ACHESON, E.D. (Ed.) (1968). Record Linkage in Medicine,
Edinburgh: E. & S. Livingstone.

BALDWIN, J.A., ACHESON, E.D., et GRAHAM, W.J.
(Eds.) (1987). A Textbook af Medical Record Linkage.
Oxford: Oxford University Press.

BELIN, T.R. (1989a). Outline of procedure for evaluating
computer matching in a factorial experiment. Note de service
non-publiée, Statistical Research Division, U.S. Bureau of
the Census, Washington, D.C.

BELIN, T.R. (1989b). Results from evaluation of computer
matching. Note de service non publiée, Statistical Research
Division, U.S. Bureau of the Census, Washington, D.C.




Techniques d’enqguéte, juin 1993

BELIN, T.R. (1991). Using mixture models to calibrate error
rates in record-linkage procedures, with application to
computer-matching for census undercount estimation. Thése
de doctorat, Department of Statistics, Harvard University.
(Publié par University Microfilms, Inc.)

BELIN, T.R., et RUBIN, D.B. (1991). Recent developments in
calibrating error rates for computer matching. Proceedings
of the 1991 Annuaf Research Conference. U.S. Bureau of the
Census, Washington, D.C.

BOYLE, C.A., et DECOUFLE, P. (1990). National sources of
vital status information: Extent of coverage and possible
selectivity in reporting. American Journal of Epidemiology,
131, 160-168.

BROWN, P., LAPLANT, W., LYNCH, M., ODELL, §.,
THIBAUDEAU, Y., et WINKLER, W. (1988). Collective
Documentation for the 1988 PES Computer Match Processing
and Printing. Vols. I-ITI, Statistical Research Division, U.S.
Bureau of the Census, Washington, D.C.

BUREAU OF THE CENSUS (1988-1991). .1990 Decennial
Census Information Memorandum Series, Decennial Planning
Division, Bureau of the Census, Washington, D.C.

[Nota: Tous les rapports de la série mentionnée
ci-dessus sont accompagnés de I’avertisse-
ment suivant:

““Ces documents ont été rédigés & I'intention des divisions
dela planification et de I'exploitation du Census Bureau;
ces divisions connaissent bien les données de base, les
expériences antérieures, la terminologie et les procédés de
méme que le cadre général du recensement décennal, ses
objectifs et la relation mutuelle des opérations et des
systernes. Ces documents ne sont donc PAS [soulignement
tiré de ’original ] destinés 4 la diffusion et ne doivent pas
sortir du Census Bureau sans ’autorisation préalable de
Jim Dinwiddie ([301]-763-5270) de la division de la
planification du recensement décennal.’’]

BUREAU OF THE CENSUS (1587-1991). STSD Decennial
Census Memorandum Series, Statistical Support Division,
U.S. Bureau of the Census, Washington, D.C.

CARPENTER, M., et FAIR, M.E. (Eds.) (1990). Canadian
Epidemiotogy Research Conference - 1989: Proceedings of
the Record Linkage Sessions and Workshop, Canadian Centre
for Health Information, Statistique Canada, Ottawa, Ontario.

CHERNOFF, H. (1980). The identification of an element of a
large population in the presence of noise. Annals of Statistics,
8, 1179-1197.

CHILDERS, D. (1989). 1990 PES Within Block Matching -
Clerical Matching Group. STSD Decennial Census Memo-
randum Series #V-69, U.S. Bureau of the Census, Washington,
D.C.

CITRO, C.F., et COHEN, M.L. (Eds.) (1985). The Bicentennial
Census: New Directions for Methodology in 1990. Washingion,
D.C.: National Academy Press.

COHEN, M.L. {1990). Adjustment and reapportionment -
Analyzing the 1980 decision. Journal of Official Statistics,
6, 241-250.

31

COOMBS, I.W,, et SINGH, M.P. (Eds.) (1988). Recueil:
Symposium sur les utilisations statistiques des données
Administratives, Statistique Canada, Ottawa, Ontario.

COPAS, J.,et HILTON, F. (1990). Record Linkage: Statistical
models for matching computer records. Journai of the Royval
Statistical Society, Séries A, 153, 287-320.

CURB, J.D., FORD, C.E., PRESSEL, S., PALMER, M,,
BABCOCK, C., et HAWKINS, C.M. (1985). Ascertainment
of vital status through the National Death Index and the Social
Security Administration. American Journal of Epidemiology,
121, 754-766.

DANIEL, C. (1959). Use of half-normal plots in interpreting
factorial two-level experiments. Technometrics, 1, 311-341.

DEMPSTER, A.P., LAIRD, N.M., et RUBIN, D.B. (1977).
Maximum likelihood from incomplete data via the EM
algorithm. Journal of the Royal Statistical Society, Séries B,
39, 1-38.

DONOGHUE, G. (1990). Clerical Specifications for the 1990
Post Enumeration Survey Before Followup Matching -
Special Matching Group. STSD Decennial Census Memo-
randum Series #V-92, U.S. Bureau of the Census, Washington,
D.C.

DULBERG, C.S., SPASOFF, R.A., et RAMAN, S. (1986).
Reactor clean-up and bomb test exposure study. Dans
Proceedings of the Workshop on Computerized Record Linkage
in Health Research, (Eds. G.R. Howe et R.A. Spasoff).
Toronto: University of Toronto Press, 59-62.

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.

ERICKSON, 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.,

FAGERLIND, L. (1975). Formal Education and Adult Earnings:
A Longitudingl Study on the Economic Benefits of Education,
Stockholm: Almquist and Wiksell.

FELLIGI, 1.P., et SUNTER, A.B. (1969). A theory for record
linkage. Journal of the American Statistical Association, 64,
1183-1210.

FREEDMAN, D.A., et NAVIDI, W.C. (1986). Regression
models for adjusting the 1980 census (avec discussion).
Statistical Science, 1, 1-39.

GOLDACRE, M.J. (1986). The Oxford record linkage study:
Current position and future prospects. Dans Proceedings of
the Workshop on Computerized Record Linkage in Health
Research. Toronto: University of Toronto Press, 106-129.

HILL, T. (1981). Generalized Iterative Record Linkage System;:
GIRLS. (Glossary, Concepts, Strategy Guide, User Guide).
Division du développement de systéme, Statistique Canada,
Ottawa, Ontario.

HILL, T., et PRING-MILL, F. (1986). Generalized iterative
record linkage system: GIRL.S, (édition revisé). Division du
développement de systdme, Statistique Canada, Ottawa,
Ontario.

HOGAN, H. (1992). The 1990 Post-Enumeration Survey: An
Overview. The American Statistician, 46, 261-269,



32

HOWE, G.R., et LINDSAY, J. (1981). A gencralized iterative
record linkage computer system for use in medical follow-up
studies. Computers in Biomedical Research, 14, 327-340.

HOWE, G.R., et SPASOFF, R.A. (Eds.) (1986). Proceedings
of the Workshop on Computerized Record Linkage in Health
Research. Toronto: University of Toronto Press.

JABINE, T.B., et SCHEUREN, F.I. (1986). Record linkages
for statistical purposes: Methodological issues. Journal of
Official Statistics, 2, 255-277.

JARO, M. A. (1989). Advances in record-linkage methodology
as applied to matching the 1985 Census of Tampa, Florida.
Journal of the American Statistical Association, 84, 414-420.

JOHANSEN, H.L. (1986). Record linkage of national surveys:
The Nutrition Canada example. Dans Proceedings of the
Workshop on Computerized Record Linkage in Health
Research, (BEds, G.R. Howe et R.A. Spasoff). Toronto:
University of Toronto Press, 153-163,

JOHNSON, E.G., et TUKEY, J.W. (1987). Graphical explora-
tory analysis of variance illustrated on a splitting of the
Johnson et Tsao Data. Dans Design, Data and Analysis, (Ed.
C.L. Mallows)} New York: John Wiley and Sons.

JOHNSON, R.A. (1991), Methodology for Evaluating Errors
in U.S. Department of Justice Attorney Workload Data.
Rapport techniques non-publié, General Accounting Office,
Washington, D.C.

KELLEY, R,P. (1986). Robustness of the Census Bureau’s
record linkage system. Proceedings of the Section on Survey
Research Methods, American Statistical Association, 620-624.

KERSHAW, D., et FAIR, J. (1979). The New Jersey Income
and Maintenance Experiment: Operations, Surveys, and
Administration, Volume 1. New York: Academic Press.

KILSS, B., ¢t ALVEY, W. (Eds.) (1984a). Statistical Uses of
Administrative Records: Recent Research and Present!
Prospects, Vol. 1, Statistics of Income Division, Internal
Revenue Service, Washington, D.C.

KILSS, B., et ALVEY, W. (Eds.) (1984b). Statistical Uses of
Administrative Records: Recent Research and Present
Prospects, Vol. 11, Statistics of Income Division, Internal
Revenue Service, Washington, D.C.

KILSS, B., et ALVEY, W. (Eds.) (1984c). Statistics of Income
and Related Administrative Record Research: 1984, Statistics
of Income Division, Internal Revenue Service, Washington,
D.C.

KILSS, B., et ALVEY, W. (Eds.) (1985). Record Linkage
Technigques - 1985, Statistics of Income Division, Internal
Revenue Service, Washington, D.C.

" KILSS, B., et ALVEY, W. (Eds.) (1987). Statistics of Income

and Related Administrative Record Research: 1986-1987,
Statistics of Income Division, Internal Revenue Service,
Washington, D.C.

KILSS, B., et JAMERSON, B. (Eds.) (1990). S:atistics of
Income and Related Administrative Record Research 1988-1959,
Statistics of Income Division, Internal Revenue Service,
Washington, D.C.

KILSS, B., et SCHEUREN, F. (1978). The 1973 CPS-IRS-S5A
Exact Match Study, Social Security Bulletin, Vol. 41, 10, 14-22.

Belin: Sources de variation dans le couplage

LAPLANT, W. (1988). User’s Guide f01" the Generalized Record
Linkage Program Generator (GENLINK). Statistical Research
Division, U.S. Bureau of the Census, Washington, D.C.

LAPLANT, W. (1989), User’s Guide for the Generalized
Address Standardizer (GENSTAN). Statistical Research
Division, U.S. Bureau of the Census, Washington, D.C.

NEWCOMBE, H.B. (1988). Handbook of Record Linkage:
Methods for Health and Statistical Studies, Administration,
and Business. Oxford: Oxford University Press.

NEWCOMBE, H.B., FAIR, M.E_, et LALONDE, P. (1992).
The use of names for linking personal records (avec discussion).
Journal of the American Statistical Association, 87,
1193-1208.

NEWCOMBE, H.B., KENNEDY, J.M., AXFORD, S.]., et
JAMES, A.P. (1959). Automatic linkage of vital records.
Science, 130, 954-959,

NEWCOMBE, H.B., SMITH, M.E., HOWE, G.R., MINGAY,
1., STRUGNELL, A., et ABBATT, 1.D. (1983). Reliability
of computerized versus manual death searches in a study of
the health of Eldorado Uranium Workers. Computers in
Biology and Medicine, 13, 157-169.

NICHOLL, J.P. (1986). The use of hospital in-patient data in
the analysis of the injuries sustained by road accident casual-
ties. Dans Proceedings of the Workshop on Computerized
Record Linkage in Health Research, (Eds. G.R. Howeet R.A.
Spasoff). Toronto: University of Toronto Press, 243-244,

PALETZ, D. (1989). Name standardization software. Statistica}
Research Division, U.S. Bureau of the Census, Washington,
D.C.

ROGOT, E., SORLIE, P.D., et JOHNSON, N.I. (1986).
Probabilistic methods in matching census samples to the
National Death Index. Journal of Chronic Disease, 39,
719-734.

ROGOT, E., SORLIE, P.D., JOHNSON, N.J., GLOVER,
C.S., et TREASURE, D.W. (1988). A Mortality Study of One
Million Persons. Public Health Service, National Institutes
of Health, Washington, D.C.

SCHIRM, A L., et PRESTON, S.H. (1987), Census undercount
adjustment and the quality of geographic population distri-
butions (avec discussion). Journal of the American Statistical
Association, 82, 965-990.

SMITH, M.E., et NEWCOMBE, H.B. (1975). Methods for
computer linkage of hospital admission-separation records
for cumulative health histories. Methods of Information in
Medicine, 14, 118-125,

TEPPING, B.J. (1968). A model for optimum linkage of
records. Journal of the American Statistical Association, 63,
1321-1332.

THIBAUDEAU, Y. (1989). Fitting log-linear models in computer
matching. Proceedings of the Section on Statistical Computing,
American Statistical Association 283-288.

WENTWORTH, D.N., NEATON, J.D., et RASMUSSEN,
W.L. (1983). An evaluation of the Social Security Adminis-
tration Master Beneficiary Record File and the National
Death Index in the ascertainment of vital status. American
Journal of Public Health, 73, 1270-1274.



Techniques d'enquéte, juin 1993

WILLIAMS, B.C., DEMITRACK, L..B., et FRIES, B.E. (1992).
The accuracy of the National Death Index when personal
identifiers other than Social Security Number are used.
American Journal of Public Health, 82, 1145-1147.

WINKLER, W.E. (1985a). Preprocessing of lists and string
comparison. Dans Record Linkage Techniques - 1985, (Eds.
W. Alvey et B. Kilss). Internal Revenue Service, Publication
1299 (2-86), 181-187.

WINKLER, W.E. (1985b). Exact matching lists of businesses:
blocking, subfield identification, and Information Theory.
Dans Record Linkage Techniques - 1985, (Eds. W. Alvey et
B. Kilss). Internal Revenue Service, Publication 1299 (2-86),
227-241.

33

WINKLER, W.E. (1989). Near automatic weight computation
in the Fellegi-Sunter Model of record linkage. Proceedings
of the Fifth Annual Research Conference, 1J.S. Bureau of the
Census, 145-155,

WINKLER, W.E. (1991). Documentation of record-linkage
software, Statistical Research Division, U.S. Bureau of the
Census, Washington, D.C.

WINKLER, W.E., et THIBAUDEAU, Y. (1992). An Application
of the Fellegi-Sunter Model of Record Linkage to the 1990
U.S. Census. Technical report, Statistical Research Division,
U.S. Bureau of the Census, Washington, D.C.

WOLTER, K.M. (1986). Some coverage error models for census
data, Journal of the American Statistical Association, 81,
338-346.






Techniques d'enquéte, juin 1993 35
Vol. 19, n° 1, pp. 35-43
Statistique Canada

Le pouvoir discriminant des structures de dépendance
dans le couplage d’enregistrements

YVES THIBAUDEAU!

RESUME

Dans un processus de couplage d’enregistrements, des enrcgistrements provenant de deux fichiers sont réunis en
paires, formées d’un enregistrement de chacun des fichiers, 4 des fins de comparaison. Chaque enregistrement représente
un individu. Une paire ainsi formée est une *‘concordance”” si les deux enregistrements représentent le méme individu.
Une paire est une ‘‘non-concordance’’ si les deux enregistrements ne représentent pas le méme individu. Le processus
de couplage d’enregistrements repose sur un processus probabiliste, Une régle de couplage déduit 1'état'(concordance
ou non) de chaque paire d'enregistrements d*aprés la valeur de la comparaison. La paire est déclarée un *‘lien”
si une concordance est déduite, et un “‘non-lien’’ si une non-concordance est déduite. Le pouvoir discriminant d’une
regle de couplage est la capacité de la régle de désigner un nombre maximum de concordances comme des liens,
tout en gardant au minimum le taux de non-concordances désignées comme des liens. En général, pour construire
une régle de couplage discriminante, il faut faire certaines hypothéses quant a la structure du processus probabiliste
sous-jacent. Dans la majorité de la documentation existante, il est supposé que le processus probabiliste sous-jacent
est une manifestation du modéle 4 classes latentes avec indépenidance conditionnelle. Toutefois, dans bien des situations,
cette hypothése ést fausse, En fait, de nombreux processus probabilistes sous-jacents n’affichent pas les caractéristiques
¢lés associées aux modeles 4 classes latentes avec indépendance conditionnelle. Cette communication présente des
mod2les plus généraux. En particulier des modéles & classes latentes avec liens de dépendance sont étudiés, et nous
montrons comment ils peuvent améliorer le pouvoir discriminant de régles de couplage particuliéres.

MOTS CLES: Régle de couplage d'enregistrements; modele A classes latentes; algorithmes *‘espérance-maximisation’”,

1. INTRODUCTION cette famille offre des modéles naturels pour le processus.

Le but de la présente communication est de montrer
comment le pouvoir discriminant de régles de couplage
d’enregistrements peut &tre accru lorsque des modéles
probabilistes plus représentatifs des processus pro-
babilistes sous-jacents sont formulés. A cette fin, un
exemple particulier de couplage d’enregistrements est
présenté, et le modéle 4 indépendance conditionnelle,
traditionnellement employé pour le couplage d’enre-
gistrements, est comparé & un modéle plus descriptif,
¢’est-3-dire un modéle permettant I’expression de liens de
dépendance plus complexes entre certaines des variables
concernées,

En premier lieu, une certaine terminologie doit étre
passée en revue. A la section 2, la définition d’un processus
de couplage d’enregistrements est énoncée, et une formu-
lation générale du processus probabiliste qui sous-tend le
processus de couplage est présentée. Cette formulation
meéne & I’expression de deux concepts centraux: le concept
derégle de couplage d’enregistrements et celui derégle de
couplage la plus discriminante.

A la section 3, des modeles probabilistes pour le
couplage d’enregistrements sont examinés. Dans la
premiére partie de la section 3, la famille des modéles a
classes latentes est présentée, et nous montrons comment

probabiliste sous-jacent 3 un processus de couplage
d’enregistrements. Dans la deuxiéme partie, I’attention est
centrée sur un modele particulier de la famille des modéles
4 classes latentes: le modéle 4 classes latentes avec
indépendance conditionnelle. Ce modeéle est intéressant du
fait qu’il se préte facilement & des calculs informatiques.
Dans la troisi¢me partie, des techniques d’inférence
adaptées au modeéle 4 indépendance conditionnelle
sont décrites.

A la section 4, une application est présentée. Dans
cette application, le vrai et le faux sont connus, ¢’est-a-dire
que nous savons quelles sont les véritables concordances
et non-concordances. Dans la premiére partie, la
fagon dont I"information sur le vrai et le faux a été obtenue
est expliquée. La deuxiéme partiec monire comment des
liens de dépendance entre les zones de comparaison sont
produits. Dans la troisi¢me partie de la section 4, la
connaissance du vrai et du faux est utilisée pour évaluer
les liens de dépendance entre les zones de comparaison.
On en arrive alors 4 la quatriéme partie, qui est la formu-
lation d’un modele plus représentatif de la structure
probabiliste sur laquelle repose le processus de couplage
d’enregistrements. La derniére partie comporte une bréve
description des techniques d’estimation des parameétres
pour des modeles A classes latentes généralisés.

! Yves Thibaudeau, U.S. Bureau of the Census, Federal Bldg. 4, Room 3000, Washington, D.C. 20233.
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A la section 5, nous présentons une autre méthode
possible de construction de modéles probabilistes approxi-
matifs. Le modéle produit par cette méthode est comparé
a ceux présentés aux sections 3 et 4, sous ’angle du pouvoir
discriminant des régles de couplage découlant des modgles.
Les résultats des comparaisons sont présentés a la section 6.
A lasection 7, les suggestions d’un arbitre anonyme visant
a améliorer la méthode exposée dans cette communication
sont présentées. A la section 8, des conclusions sont tirées
et des lignes directrices sont énoncées.

2. LE MODELE DE FELLEGI-SUNTER
POUR LE COUPLAGE
D’ENREGISTREMENTS

2.1 Processus de couplage d’enregistrements

La présente communication s’intéresse 4 la construction
de nouvelles techniques de couplage d’enregistrements.
Toutefois, avant d’examiner plus & fond ces nouvelles
méthodes, certaines notions de base doivent étre rappelées.
Le concept de “‘processus de couplage d’enregistrements’”
doit d’abord &tre passé en revue. Considérons deux
fichiers, le fichier A et le fichier B, contenant tous deux des
enregistrements, lesquels enregistrements représentent
chacun un individu. Un processus de couplage d’enre-
gistrements réunit un enregistrement du fichier A et un
enregistrement du fichier B. Les enregistrements sont
comparés, ce qui produit le profil de comparaison y. Pour
les besoins de cette communication, le profil de comparaison
est un vecteur vy = [v', ..., v"], olt N est le nombre
de dimensions du vecteur. Chaque dimension correspond
4 une zone de comparaison observée pour chaque individu
(nom de famille, 4ge, adresse, erc.). Sans perte de généralité,
+' recoit la valeur 0 si les contenus de la zone de compa-
raison i ne concordent pas, et la valeur 1 8’ils concordent.
L’espace de comparaison I'" est défini comme 1’ensemble
de tous les vecteurs binaires (c.-a4-d. formés d’éléments
valant 0 ou 1) de dimension N,

2,2 Processus probabilistes sous-jacents

Un processus de couplage d’enregistrements est régi par
un processus probabiliste sous-jacent. Une bonne connais-
sance du processus probabiliste est nécessaire pour qu’on
puisse extraire de I'information du processus de couplage
d’enregistrements. La formulation du processus probabiliste
sous-jacent est présentée ici en termes généraux. Un
examen plus détaillé est effectué dans la section suivante.

Considérons un profil de comparaison particulier v, et
définissons m (v) comme la probabilité d’observer v, dans
I’hypothése ol les deux enregistrements produisant v, s’ils
sont réunis, représentent le méme individu. De méme,
définissons u () comme la probabilité d’observer v, dans
I’hypothése ol les deux enregisirements produisant vy, s'ils
sont réunis, ne représentent pas le méme individu. Ces
deux probabilités conditionnelles, de méme que la
probabilité d’une concordance, définissent le processus
probabiliste sous-jacent. Le processus probabiliste est

I’élément déterminant du processus de couplage d’enre-
gistrements. m(y) et u#(+) jouent un rble crucial dans la
construction des régles de couplage et en particulier des
régles ayant le pouvoir discriminant le plus élevé, Les régles
de couplage sont un moyen d’obtenir des concordances.
Elles sont définies dans la section qui suit.

2.3 Régles de couplage d’enregistrements

En pratique, une régle de couplage d’enregistrements
permet de classer les paires produites par un processus de
couplage d’enregistrements en trois catégories possibles:
un lien, un non-lien et un lien possible. Un lien est établi
quand une concordance est déduite, et un non-lien est
établi quand une non-concordance est déduite. Les paires
classées comme des liens possibles sont mises de ¢Oté en
vue d’un examen plus approfondi et seront finalement
classées comme des liens ou des non-liens. La régle est
fondée uniquement sur la valeur des vecteurs de compa-
raison correspondant & chaque paire. Les erreurs associées
A une régle de couplage d’enregistrements sont de deux
types: erreur de type I mesure la proportion des non-
concordances parmi les paires classées comme des liens en
vertu de la régle de couplage, et I’erreur de type [I mesure
la proportion des concordances parmi les paires classées
comme des non-liens.

L’objectif du couplage d’enregistrements, du point de
vue traité dans cette communication, est de construire la
regle de couplage ayant le pouvoir discriminant le plus
élevé, ¢’est-a-dire celle qui permettra d’établir un
maximum de liens tout en gardant le plus bas possible
Perreur de type I. A cette fin, indexons les profils de
comparaison selon les valeurs décroissantes de m (y) /u ()
pour obtenir la séquence {y;, ¥2, ... Y}, O M est le
nombre total de paires. Fellegi et Sunter (1969) montrent
que la régle qui déclare comme “‘liens’’ les paires dont
I’indice est inférieur 3 une limite supérieure X est la régle
de couplage d’enregistrements la plus discriminante. La
limite supérieure X est fonction de 1’erreur de type I
maximum tolérée. La régle est 1a plus discriminante en ce
sens que pour la méme tolérance en ¢e qui a trait a I’erreur
de type I, il est impossible de trouver une autre régle qui,
aprés un nombre élevé de comparaisons, trouvera plus de
concordances. Ce résultat est une application directe du
lemme de Neyman-Pearson (DeGroot 1986, p. 444-4435).
Deux utilisations de la regle de Fellegi-Sunter sont illustrées
& la section 6.

La régle de couplage de Fellegi-Sunter se fonde sur le
rapport m () /u (). Habituellement, ce ratio est estimé
4 partir des données, par 'entremise d’un modele du
processus probabiliste sous-jacent. On suppose que le
modele est une représentation authentique du processus
probabiliste. S'il ne s’agit pas d’une représentation
authentique, ’emploi de m(y)/u{y) dans la régle de
Fellegi-Sunter ne donnera pas nécessairement la régle de
couplage la plus discriminante. Il faut donc veiller & choisir
avec soin le modele. La section qui suit présente des modéles
aptes 4 décrire le processus probabiliste sous-jacent dans
certaines situations données.
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3. MODELES POUR LE COUPLAGE
D’ENREGISTREMENTS

Deux modeles représentant les processus probabilistes
sous-jacents sont présentés dans cette section. Le premier
modéle est une formulation générale de n’importe quel
processus sous-jacent, Le deuxiéme modele est une appli-
cation du premier. Dans certaines situations, le deuxiéme
modéle est une bonne représentation du processus proba-
biliste sous-jacent et la régle de Fellegi-Sunter, selon ce
modele, est la plus discriminante. L’évaluation des para-
métres est examinée, de fagon que les expressions intervenant
dans la régle de Fellegi-Sunter puissent étre évaluées.

3.1 Modéles a classes latentes

En raison de la nature particuliére du processus de
couplage d’enregistrements, le processus probabiliste sous-
jacent peut toujours étre représenté par un modéle 3 classes
latentes. Un tel modéle s’articule autour de vanables latentes.
En termes généraux, une variable latente est une variable
non observable, qui caractérise toute observation associée
au processus probabiliste. Les variables latentes permettent
de classer les observations dans des classes latentes. Dans
le cas qui nous occupe, les observations sont les vecteurs
de comparaison (c.-a-d. les profils de comparaison). Une
variable latente évidente, permettant de classer les obser-
vations dans deux classes latentes, est 1’état de la paire
associée a chaque vecteur de comparaison. Cet état peut
étre une concordance ou une non-concordance. Les classes
latentes correspondantes sont la classe des concordances
et la classe des non-concordances. Une représentation
mathématique est présentée ci-dessous, pour permettre
’élaboration de modeéles & classes latentes particuliers.

Soit vy ... i\ ]e nombre de paires ayant les attributs
suivants: si & = 0 les paires correspondantes sont classées
comme non-concordantes, et si k = 1 elles sont classées
comme concordantes. En outre, si i; = 0, les paires
correspondantes n’affichent pas de concordance des
enregistrements au niveau de la zone de comparaison s,
et si {; = 1, les paires affichent une concordance des
enregistrements au niveau de la zone de comparaison s.
Notons ques = I, ..., N, ot N est le nombre de zones
de comparaison. Il importe de se rappeler que les nombres
Viips -+ iy D€ peuvent étre observés. Ce qui peut &tre
observé, plutbt, ce sont les nombres globaux pour
I’ensemble des classes latentes. Les nombres globaux sont

dénotés par v, ..., j, OO

Vi -ooiyg = Vouip iy T Vlip iy )

Bien que seuls les nombres globaux soient observables
dans des opérations de couplage d’enregistrements, les
modeles sont habituellement exprimés en termes de nombres
de base. Une telle formulation est faite uniquement 4 des
fins de commaodité. La sous-section qui suit présente un
cas plus précis de modéle 3 classes latentes simple pour le
couplage d’enregistrements.
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3.2 Indépendance conditionnelle

Les modéles & indépendance conditionnelle sont les modeles
3 classes latentes les plus simples. Malgré leur simplicité,
ces modeles offrent une représentation exacte du processus
probabiliste sous-jacent dans certaines situations. Goodman
(1974) effectue une analyse approfondic de plusieurs modéles
a indépendance conditionnelle. Haberman (1979) présente
plusieurs modéles 4 indépendance conditionnelle, ainsi que
des techniques appropriées d’estimation des parameétres.

Dans cette section, le modele 4 indépendance condition-
nelle pour le couplage d’enregistrements est présenté, et
ses conséquences du point de vue du processus probabiliste
sous-jacent sont énoncées. Le modéle est le mieux décrit
par sa représentation log-linéaire:

N N
log(vk,,-l. “""N) =u+ )\k + E C!{J + E f“,’q—},} 2)
i=1 Jj=1

Les paramétres du modele donné en (2) comportent
évidemment des contraintes:

M= —hsof = —afs by = —Hhos 8l = —Hap

3
k=01;i=1,...,Ni=0Ll @

Le membre droit de I’expression (2) contient un terme
pour la variable latente (A;) et un terme pour chaque
zone de comparaison (.}, Il comprend aussi des termes
d’interaction ({4 ;). Chaque interaction intervient entre
une zone et la variable latente. I) n’y a pas d’interaction
directe entre les zones de comparaison. Autrement dit,
pour une classe latente donnée, les concordances et les
non-concordances entre zones de comparaison survien-
nent indépendamment.

L’hypothése selon laquelle les variables de comparaison
sont indépendantes pour une valeur donnée de la variable
latente est implicite quand les inférences sont faites d’aprés
un modz2le 4 indépendance conditionnelle. En pratique,
toutefois, il est fréquent que le processus probabiliste sous-
jacent contredise cette hypothése, Il se peut alors que la
régle de couplage d’enregistrements de Fellegi-Sunter
construite sur la base du modele (2) ne soit pas la plus dis-
criminante. En pareil cas, le pouvoir discriminant peut &tre
accru par une meilleure formulation du modele. En fait,
des modéles & classes latentes plus raffinés incorporent un
degré plus élevé de complexité dans les relations entre les
zones de comparaison eltles-mémes et entre les zones de
comparaison et la variable latente. Ces modtles peuvent
prendre des formes trés variées, selon la nature de I’opé-
ration de couplage d’enregistrements effectuée. Un
exemple de tels modéles est présenté i la section 4.

3.3 Estimation des paramétres pour le modéle a
indépendance conditionnelle

Une fois qu’un modele a été formulé, les valeurs de ses
paramétres doivent &tre déterminées. Ensuite, la régle de
Fellegi-Sunter est établie d’aprés le modeéle, une fois connues
les valeurs estimatives correspondantes de m(«y) et u(y).
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Le processus d’estimation des paramétres doit étre assez
fiable pour empécher que I’erreur d’estimation n’entraine
une perte du pouvoir discriminant.

Une caractéristiques des modéles & classes latentes fait

qu’ils sont enclins & 1’erreur d’estimation: ils sont non .

identifiables, en ce sens que les équations maximisant la
vraisemblance admettent plus d’une solution. L’estima-
tion des parameétres pour des modeéles non identifiables
demeure difficile et déroutante. Toutefois, Pauteur a
. constaté par expérience que dans le cas des modeles 4 indé-
pendance conditionnelle, le fait d’étre non identifiables
n’est pas habituellement un facteur déterminant de I’erreur
d’estimation. Une part plus grande de ’erreur est géné-
ralement attribuable 4 ’inaptitude du modéle a représenter
authentiquement le processus probabiliste sous-jacent.

Une technique appropriée d’estimation des parameétres
dans le cas des modeles & indépendance conditionnelle
consiste 4 considérer le probléme comme étant celui de
trouver un estimateur du maximum de vraisemblance dans
une situation d’‘‘observations manquantes’’. Dans le cas
présent, Pobservation manquante est la variable latente,
¢.-a-d. I’état de chaque paire. Dans le contexie général de
I’estimation de paramétres en situation d’observations
mangquantes, les algorithmes ““espérance-maximisation”
{EM) sont trés populaires. En fait, 1’algorithme EM
s’applique sans difficulté 4 ’estimation des paramétres du
modéle 4 indépendance conditionnelle donné en (2)
{Winkler 1988). Toutefois, s'il y a un écart considérable
par rapport 4 ’hypothése d’indépendance, la valeur des
estimations devient difficile 4 interpréter. (Un exemple
d’une telle situation est donné 4 la section 4.)

4, LES DONNEES DE ST. LOUIS:
UN EXEMPLE DE PROCESSUS
DE COUPLAGE COMPLEXE

La présente section expose un exemple particulier de
processus de couplage d’enregistrements, Un modéle est
élaboré expressément pour représenter le processus
probabiliste qui sous-tend ce processus de couplage. L’on
s’attend & ce que ce modéle confére un pouvoir discriminant
plus élevé a I’application de la régle de Fellegi-Sunter que
ne le ferait le modéle 4 indépendance conditionnelle.

4.1 Variable latente observable

Notre exemple se fonde sur des données recueillies en
1988 au cours d’une répétition générale précédant la
réalisation du recensement décennal. Essentiellement, il
y a deux relevés distincts et supposément exhaustifs de la
population habitant une zone géographique définie de la
ville de St. Louis, au Missouri. Pour chaque relevé et pour
chaque individu observé au moment du relevé, un enre-
gistrement est créé et diverses caractéristiques de I'individu
sont inscrites. Ces caractéristiques sont les suivantes:
numéro de maison, numéro de téléphone, nom de rue,
prénom, nom de famille, initiale, état matrimonial, dge,
race, sexe, lien avec lerépondant. Les enregistrements des
deux enquétes sont couplés les uns avec les autres.

Pour cette application particuliére, la variable latente
est rendue observable grice 3 une étude de suivi appro-
fondie, effectuée pour les besoins de la présente recherche
et d’autres travaux. Dans le cas qui nous occupe, I'infor-
mation extraite de la variable latente méne 4 la construction
d’un modele représentatif du processus probabiliste sur
lequel repose le processus de couplage des enregistrements.
Enfin, le pouvoir discriminant de ce modele est comparé
4 celui du modéle a indépendance conditionnelle. Les
motivations a la base de la construction du modéle sont
présentées dans les sous-sections qui suivent.

4.2 Groupage et liens de dépendance

Le but du couplage d’enregistrements est de trouver
autant de concordances que possible, compte tenu d’une
limite maximum imposée 4 ’erreur de type 1. Le premier
obstacle est souvent la taille des fichiers, Ceux-ci penvent
tre trés volumineux, ce qui rend impossible I’examen de
toutes les paires formées d’un enregistrement du fichier A
et d’un enregistrement du fichier B. Le groupage est une
solution qui est envisagée lorsqu’un examen exhaustif des
paires est une activité qui serait trop cofiteuse ou trop longue.

Le principe du groupage est le suivant: pour réduire le
nombre de comparaisons et d’autres opérations connexes,
les enregistrements de chaque fichier sont attribués 4 des
groupes en fonction de la valeur de quelques caractéristiques
clés. Ces caractéristiques sont appelées les variables de
groupage. Seuls les enregistrements dont les variables de
groupage ont les mémes valeurs peuvent &tre réunis en
paires. Puisque les enregistrements constituant une con-
cordance sont en général identiques au niveau des carac-
téristiques de groupage, il est naturel de s’attendre 4 ce que
la vaste majorité des paires omises ne représentent pas des
concordances, compte tenu du schéma de groupage.

Dans I’exemple de St. Louis, le fichier du recensement
compte 15,048 enregistrements, tandis que le fichier PES
contient 12,072 enregistrements. Il y a donc une possibilité
de plus de 180,000,000 paires 4 examiner. Ce nombre est
trop élevé et le groupage doit &tre utilisé pour garder le
probléme 4 une dimension raisonnable. Par conséquent,
les enregistrements sont groupés selon le premier caractére
du nom de famille et une unité géographique appelée
géocode. La zone géographique couverte par un géocode
particulier peut comprendre plusieurs patés de maisons,
ou encore deux rues voisines (ou plus), perpendiculaires
ou parallgles. Cette répartition donne des groupes de taille
raisonnable. Selon ce schéma, 116,305 paires fournissent
I'information permettant d’établir les inférences.

Malheureusement, bien qu’il réduise ’ampleur du
probléme, le groupage selon les géocodes s’accompagne
d'un effet secondaire indésirable: il entraine la présence
de forts liens de dépendance entre les variables liées au
ménage, c’est-a-dire le nom de famille, le numéro de
maison, le nom de rue et le numéro de téléphone. Prenons
par exemple deux individus formant une non-concordance,
mais qui font partie du méme groupe. Supposons en outre
que ces deux individus aient le méme nom de farnille. Intui-
tivement, compte tenu de cette information, on peut croire
que les chances sont plus grandes que les deux individus
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proviennent du ‘méme ménage. Par conséquent, compte
tenu de la concordance des noms de famille, les probabilités
de concordance des autres zones liées au ménage sont plus
grandes que les probabilités marginales. La nature des
liens de dépendance entre les variables liées au ménage est
examinée ci-aprés.

4.3 Mesure des liens de dépendance

Pour construire un modéle représentatif du processus
de couplage dans ’exemple de St. Louis, les liens de
dépendance entre les variables liées au ménage doivent &tre
évalués. L’information sur la variable latente le permet.
Le tableau 1 donne les corrélations des réponses des

.comparaisons entre enregistrements pour les zones de
comparaison, dans le cas des concordances. Le tableau 2
donne les corrélations des réponses des comparaisons entre
enregistrements pour les zones de comparaison, dans le cas
des non-concordances. Dans les deux tableaux, toutes les
corrélations supérieures ou égales a .01 sont données. Une
coriélation n’est pas indiquée seulement si elle est inférieure
a.01.

Les corrélations du tableau 1 sont relativement peu
€levées et ne permettent pas de croire, dans ’ensemble,
qu'il'existe une importante structure de dépendance entre
les variables de comparaison, lorsqu’on examine unique-
ment les concordances. Notons en particulier que les
corrélations entre les variables liées au ménage sont faibles
dans le cas des concordances, ce qui laisse croire qu’il
existe peu ou pas de dépendance. Cela peut s’expliquer par
le fait que parmi les paires formant des concordances, le
taux de correspondance pour n’importe quelle zone liée
au ménage est trés élevé et affiche un comportement voisin
de celui d’une constante.

Tableaun 1

Corrélations entre certaines zones de comparaison
pour I’ensemble des paires formant des liens

Nom Etat
Initiale de ‘I\‘I" de matri-
rue téléphone monial
Prénom 123 0. 045 .032
Initiale 1 .010 .161 079
N¢ de maison’ 017 194 037 0.
Nom de rue 201 1 035 0.
N° de téléphone 161 .035 1 107
Age 051 .004 075 118
Etat matrimonial 079 0, 107 1

Au tableau 2, toutefois, les effets du groupage sont
évidents, comme le montrent les valeurs élevées des corrélations
associées aux variables liées au ménage quand on considére
uniquement les non-concordances. Un modéle représentant
adéquatement le processus probabiliste sous-jacent devrait
tenir compte de ces corrélations élevées en incorporant des
éléments de dépendance.
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Tableau 2

Corrélations entre certaines zones de comparaison
pour I'ensemble des non-liens

Nom N°de Etat
de télé- matri- Race
rue phone monial

N° de
maison

Nom de famille 748 326 642 .099 .101

N° de maison 1 400 .699 111 105
Nom de rue .400 1 292 043 .086
Age 104 .054 .086 165 .024
Lien avec le

répondant 21 068 .084 394 049

4.4 Modéle adapté aux données de St. Louis

Afin de pouvoir faire des inférences valides sur Pétat
des paires, un modéle descriptif du processus probabiliste
sous-jacent doit étre formulé. Le modele a indépendance
conditionnelle présenté en (2) est attrayant du fait de sa
simplicité. Toutefois, il est clair 4 ce stade que ce modele
ne représente pas correctement le processus probabiliste
qui sous-tend le processus de couplage de St. Louis. Nous
présentons maintenant un modele enrichi, qui met 4 con-
tribution 'information obtenue sur les liens de dépendance
entre les variables liées au ménage.

Pour que la structure plus générale du modele enrichi
puisse étre comprise, certaines conventions doivent étre
établies quant A 1’indexation des zones de comparaison:
la zone de comparaison 1 est le nom de famille, la zone
de comparaison 2 est le numéro de maison, la zone de
comparaison 3 est le nom de rue et la zone de comparaison 4
est le numéro de téléphone. Les sept autres zones de
comparaison sont indexées arbitrairement par les valeurs
5 4 11. Le modgle enrichi tient compte de tous les effets
d’interaction possibles entre les zones 1 4 4 parmi les non-
concordances. La représentation log-linéaire du modtle
enrichi est la suivante:

n n
log(vieiy i) =+ M + E aj; + E Ehiy
i=1 i=1

e
[sj<is4]

+ (1 -k ( )R

lisj<i<m=4) Fm 2138

L e glas 4). @)

Notons le coefficient (1 — %) qui multiplie les termes
d’interaction des variables liées au ménage, indiquant que
le lien de dépendance entre les variables liées au ménage
ne concerne que les non-concordances. On peut remarquer
le contraste avec la symétrie du modéle & indépendance
conditionnelle présenté en (2).
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Les restrictions énoncées en (3} s’appliquent également
ici. En outre, le modéle doit se plier & d’autres contraintes.
Les contraintes suivantes sont imposées aux termes d’inter-
action du deuxiéme ordre:

I B ¥ U ¥ N ¥
Wil = T Mo M = 0,77 ©)
L’intervalle de variation desindicesest 1 < j < [ =< 4,

Les contraintes imposées aux termes d’interaction du
troisiéme ordre sont les suivantes:

Lm f,lm . im _ _ o .
‘ fj,i;!,] - tp;j,f;,O’ y,l,im - %,O,f'm‘
6)
Mmoo — _ ghdm
Lipiy — (I’U,i,l,fm .

L’intervalle de variation des indices, dans ce cas, est
1 = j < 1 < m = 4. Enfin, les contraintes visant les termes
d’interaction du quatriéme ordre soni:

1,234 \1;1.2.3.4 . 1,234 _ _ 1234 .
ifiminl = im0 Tininlis iy rinlhig?
M
1234 — _ glddd . gl2d4 _ _ §1234
13,84 i1,0,i3,04° Lisig,ig — 0,ip,i3,i4"

1l est naturel de s’attendre A ce que le modele enrichi
(4) ait un pouvoir discriminant supérieur, puisqu’il tient
compte des interactions entre les variables liées au ménage.
A 1a section 6, les performances des deux modéles sont
présentées,

4.5 Estimation des paramétres pour des modéles avec
liens de dépendance

L’estimation des paramétres, dans le cas des modéles
avec liens de dépendance, est beaucoup plus difficile que
pour les modéles 4 indépendance conditionnelle. En ce qui
concerne I’exemple de St. Louis, I’algorithme de notation
donné par Haberman (1979, p. 547) a été employé pour
I’estimation des paramétres du modéle enrichi (4). Cette
technique peut étre considérée comme un algorithme EM
dans lequel la partie maximisation {étape M) est une
application de I’algorithme de Newton-Ralphson.

La difficulté la plus importante que pose cette technigque
est le choix d’un point de départ. La stratégie suivante est
adoptée pour choisir un point de départ. D’abord, les
paramétres du modéle a indépendance conditionnelle (2}
sont estimés au moyen de [’algorithme EM présenté 4 la
sous-section 3.3. Puis un modgle intermédiaire est construit.
Dans le présent cas, le modele intermédiaire incorpore tous
les termes d’interaction, jusqu’au deuxiéme ordre, du
modele enrichi (4). Les paramétres du modéle a indépen-
dance conditionnelle déja estimés peuvent servir a établir
le point de départ permettant 1’estimation des paramétres
du modele intermédiaire grace A I’algorithme de notation.
Enfin, les estimations des paramétres du modéle intermé-
diaire sont utilisées comme point de départ pour estimer
les paramétres du modele enrichi (4), au moyen de I’algo-
rithme de notation.

5. L’APPROCHE PONCTUELLE

Dans la derniére section, un modéle complexe représen-
tant un processus probabiliste sous-jacent a &té formulé
pour les données de St. Louis. Dans cette situation, la
formulation du modéle est facile, car on dispose d’une
information de suivi. En pratique, évidemment, une telle
information de suivi n’est pas disponible. Il ¢st souvent
trop difficile ou trop cofiteux de réaliser I’ensemble du
processus de formulation du modéle et d’estimation des
paramétres pour déterminer la structure du processus sous-
jacent et les valeurs des paramétres. Dans ces cas, une
approche ponctuelle peut étre appropriée. Dans I’exemple
de St. Louis, I'approche ponctuelle consiste & rajuster les
paramétres du processus tirés du modéle 4 indépendance
conditionnelle (2) pour obtenir un modéle plus discriminant.

Notons gu’en vertu tant du modele (2) que du modéle (4),
pour une paire formant une concordance, les correspon-
dances ou divergences des zones de comparaison sont
indépendantes. Ainsi, la formule suivante s’applique aux
deux situations:

N
m(y) = [ mf(1 = mp'™5,

i-1

m; est la probabilité de correspondance de la zone i pour
deux enregistrements formant une concordance. En outre,
x; = 0sile profil 4 préveit une divergence 4 la zone { et
x; = 1 8’il prévoit une correspondance. L’idée de la
méthode ponctuelle est de conserver la structure d’indé¢-
pendance conditionnelle énoncée en (2), tout en rajustant
les valeurs des m;’s.

Les probabilités de correspondance, pourva que la
paire forme une concordance, évaluées sclon le modéle &
indépendance conditionnelle et le modéle enrichi sont
données au tableau 3. L’écart entre la probabilité associée
au modele enrichi et celle associée au modele & indépendance
conditionnelle est trés élevé pour certaines zones. Ainsi,
cet écart est prononcé dans le cas de la zone *‘prénom”*’,

Tableau 3

Probabilités de correspondance pour les paires
formant des concordances

Zone de Indépendance Modéle
comparaison conditionnelle enrichi
Nom de famille 9430 9561
Prénom 3319 9140
Initiale 2125 5222
Numéro de maison 9692 9724
Nom de rue 9179 9194
Numéro de téléphone 6619 .6887
Age .3903 .8602
Lien avec le répondant 3353 4986
Etat matrimonial 6072 .8547
Sexe 6134 .4842
Race .9672 9018
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En général, I'expérience montre que la probabilité
conditionnelle d’une correspondance du prénom (la
condition étant qu'il s’agisse d’une paire formant une
concordance} est d’environ .99, soit une valeur plus proche
de la valeur de .91 obtenue selon le modéle enrichi, Par
conséquent, aprés ’estimation des paramétres du modéle
4 indépendance conditionnelle au moyen de I’algorithme
EM, la probabilité de correspondance du prénom, si la
paire est une concordance, est remplacée par la valeur .99,
La probabilité de correspondance du nom-de famille, si
la paire est une concordance, est également remplacée par
la valeur .99. Cette méthode accroit le pouvoir discrimi-
nant associé au modéle 4 indépendance conditionnelle
dans P’application de la régle de Fellegi-Sunter.

6. APPLICATION DE LA REGLE DE
FELLEGI-SUNTER

6.1 Exemple de St. Louis

Dans cette sous-section, nous évaluons le pouvoir
discriminant de la régle de Fellegi-Sunter appliquée aux
données de couplage d’enregistrements de St. Louis, en
supposant, tour i tour, trois processus probabilistes sous-
jacents différents. Les trois processus probabilistes sous-
jacents présumés sont tirés directement du modéle condi-
tionnel (2), directement du modéle enrichi (4) et, enfin, du
modele conditionnel (2) au moyen de ’approche ponctuelle.
Le tableau suivant donne une évaluation comparative de
la performance de la régle de Fellegi-Sunter selon chacune
des trois hypothéses relatives au processus sous-jacent. La
performance est évaluée grice a 'information privilégiée
disponible au sujet de la variable latente.

Chaque case du tablean c¢ontient trois valeurs. La
premiére de ces valeurs est le nombre de concordances
désignées des ““liens’’ selon la régle de couplage d’enregis-
trements de Fellegi-Sunter, pour chacun des trois processus
sous-jacents et pour quatre erreurs de type I contrblées
différentes. Le nombre total de concordances théoriquement
détectables est de 9,823. La deuxitéme valeur de chaque
case est le nombre total de paires désignées des liens selon
la régle de Fellegi-Sunter. La troisi¢me valeur de la case
est la limite supérieure de P'erreur de type I, Rappelons que
la régle de Fellegi-Sunter maximise le nombre de liens,
pour une erreur de type I fixe, pourvu qu’elle soit fondée
sur le processus sous-jacent approprié. La premiére colonne
‘du tableau 4 donne les valeurs obtenues en supposant un
processus sous-jacent tiré du modele i indépendance
conditionnelle (2). La deuxiéme colonne donne les mémes
quantités pour un processus sous-jacent tiré du modele
enrichi (4). Enfin, la troisiéme colonne contient les mémes
valeurs pour un processus sous-jacent tiré du modele a
indépendance conditionnelle, aprés rajustement selon
I’approche ponctuelle.

Deux faits importants peuvent &tre observés dans ce
tableau. Premiérement, la régle fondée sur un processus
sous-jacent tiré du modeéle enrichi (4) est uniformément
supérieure A celle fondée sur un processus sous-jacent
tiré du modele 4 indépendance conditionnelle en ce qui
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Tableau 4
St. Louis: Liens détectés par trois méthodes
pour quatre niveaux d’erreur
Hypothése I'nter_actlong’des Méthode
d’indépendance variables lices ponctuelle
au ménage

Liens 6,404 9,012 6,476
Paires 6,436 9,056 6,508
Limite de I’erreur 005 .005 005
Liens 7,273 9,712 9,562
Paircs 7,346 9,808 9,659
Limite de I’erreur 01 .01 .01
Liens 9,636 9,758 9,765
Paires 9,824 9,952 9,960
Limite de V'erreur 02 02 02
Liens 9,740 9,776 9,783
Paires 10,038 10,062 10,097
Limite de ’erreur .03 .03 .03

a trait aux concordances détectées. Deuxiémement, les
performances des régles différent le plus lorsque la limite
deI’erreur de type [ est faible, et & ce niveau (.005), la régle
fondée sur un processus probabiliste sous-jacent tiré du
maodele enrichi est nettement supérieure. Quand la limite
est plus €levée (.03), les modeles probabilistes sous-jacents
sont plus ou moins équivalents du point de vue du pouvoir
discriminant obtenu,

6.2 Exemple de Columbia

Le méme genre de données a été recueilli dans I’ensemble
de la région de Columbia, au Missouri. Les données sont
légerement différentes parce que certains enregistrements
ont un format rurale, ¢’est-a-dire que le nom de rue est
remplacé par le numéro de route rurale et le numéro de
maison, par le numéro de boite postale. Néanmoins, les
mémes liens de dépendance se manifestent et le méme
modele s’applique. Le tableau 5 donne un sommaire de
la discrimination obtenue &4 deux niveaux de tolérance de
Perreur de type I. En tenant compte du schéma de groupage,
il y a 6,780 paires détectables.

Dans le cas de Columbia, il est clair encore une fois que
le modg¢le enrichi affiche une meilleure performance que
le modéle a indépendance conditionnelte. Il est 4 noter
qu’en pratique, I'approche ponctueile appliquée au modele

Tableau 5

Columbia: Liens détectés par trois méthodes
pour deux niveaux d’erreur

Interactions des Meéthode

Hypothése . s
d’indépendance va;l;ia:ll;i;;ies ponctuelle
Liens 700 1,268 2,035
Paires 704 1,276 2,046
Erreur type I .005 005 005
Liens 5,954 6,607 6,545
Paires 6,016 6,675 6,612
Erreur type I 01 .01 .01
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aindépendance conditionnelle donne d’aussi bons résultats
que le modtle enrichi. Ce dernier, toutefois, est préféré
parce qu’il repose sur une base théorigue sans faille. _

7. SUGGESTION D’UN ARBITRE ANONYME

Une autre technique ponctuelle est suggérée par un
arbitre anonyme, L’arbitre fait observer qu’une grande
majorité des paires examinées dans de telles situations
représentent des non-concordances. Dans le cas des données
de St. Louis, 91.5 % des paires examinées se révélent étre
des non-concordances. Compte tenu d'une telle proportion,
les tendances guidant les variables de comparaison sur
Pensemble des paires refletent principalement la situation
des non-concordances. Ce raisonnement, poussé plus loin,
peut amener a conclure que I'estimation des paramétres
de la structure de dépendance qui sous-tend les non-
concordances peut étre réalisée avec succés si ’on traite
I’ensemble de toutes les paires comme si ¢*était I’ensemble
des non-concordances. L'estimation des paramétres devient
triviale. Les paramétres & estimer caractérisent un modele
log-linéaire simple, sans auncune variable latente (Fienberg,
Bishop et Holland, p. 24). Les paramétres descriptifs des
concordances peuvent &tre estimés séparément par une
technique itérative simple comme ’algorithme EM, combinée
4 de I’information disponible a p#iori.

L’approche de I’arbitre refléte, il est vrai, un modéle
réaliste du processus et, ¢n ¢e sens, elle est compatible avec
la ligne de pensée de la présente communication. L’objectif
de la communication, toutefois, est aussi d’élaborer des
régles discriminantes, tout en s’en tenant 3 la contrainte
de la structure latente, Si, dans certaines situations, la
proportion de concordances est élevée ou si des liens de
dépendance sont manifestes parmi les concordances,
I’approche de ’arbitre n’est plus valable. Une estimation
des paramétres tirée directement du modéle naturel, sielle
est possible, est recommandée.

8. CONCLUSIONS

L’objectif de la recherche était de montrer comment
une meilleure formulation des modéles probabilistes
supportant les processus de couplage d’enregistrements
peuvent conférer un pouvoir discriminant accru a la régle
de couplage d’enregistrements de Fellegi-Sunter. Dans le
cas des exemples de St. Louis et de Columbia, cet objectif
a certainement été atteint. Le modele enrichi exprimé en
(4) est en fait le plus représentatif du processus probabiliste
sous-jacent et il confére & la régle de Fellegi-Sunter un
pouvoir discriminant considérablement plus élevé que le
modele a indépendance conditionnelle (2).

Les techniques appliquées aux données de St. Louis et
de Columbia peuvent aussi servir & ’analyse d’autres
ensembles de données créés par des processus de couplage
d’enregistrements reposant sur un processus probabiliste
doté d'une structure de dépendance semblable. Cette
structure de dépendance apparaitra 4 coup sir dans toute

opération visant a coupler des enregistrements relatifs &
des individus d’aprés un ensemble de variables liées au
ménage (nom de famille, nom de rue, numéro de maison,
numéro de téléphone, adresse rurale, efc.) Elle est également
susceptible de se manifester dans le cas d’enregistrements
relatifs & des entreprises qui sont couplés d’aprés les variables
liées au ménage.

Deux obstacles importants se posent lorsqu’on cherche
A améliorer le pouvoir discriminant par la formulation du
modgle. En premier lieu, puisque Ia structure de probabilité
qui sous-tend le processus est habituellement inconnue,
déterminer cette derniére ou le modele statistique corres-
pondant exige un effort de recherche imposant, et le colit
connexe peut &tre prohibitif. En second lieu, méme en
supposant que le bon modele soit disponible, les méthodes
d’estimation dont on dispose pour évaluer les paramétres
sont difficiles & manipuler et sont mal comprises. D’autres
travaux et d’autres recherches sont nécessaires pour que
ces deux difficultés puissent étre comprises et, jusqu’a un
certain point, surmontées.

11 faut également souligner que les méthodes fondées
sur des rajustements ponctuels, comme celle décrite 4 la
section 5, ou sur des approximations, comme le suggére un
arbitre anonyme, accroissent également de fagon prononcée
le pouvoir discriminant de la régle de Fellegi-Sunter dans
des situations comme celles de St. Louis ou de Columbia.
Les techniques de ce type représentent des solutions de
rechange valables. L’estimation des paramétres est facile
et la régle de Fellegi-Sunter connexe peut, dans certains
cas, étre tout aussi discriminante. Toutefois, les hypothéses
qui sous-tendent ces techniques sont mal fondées et la régle
de Fellegi Sunter résultante souffre de carences, et cons-
titue une base instable pour la prise de décisions. Un
modéle comportant des parameétres estimés ‘‘naturellement™
est préférable. Les techniques ponctuelles et les appro-
ximations sont recommandées lorsque la formulation d’un
modele enrichi ne semble pas possible, ou que I’estimation
des parametres du modéle enrichi apparait excessivement
difficile.

Un mot, pour terminer, sur les données de St. Louis et de
Columbia. Ces données sont de trés haute qualité, ce qui
explique, en partie, le taux trés fructueux de concordances
observé tant dans I’exemple de St. Louis que dans celui de
Columbia. Il serait raisonnable de s attendre 3 une différence
moins nette entre les diverses techniques de couplage si les
données étaient de qualité inféricure.
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Analyse de régression de fichiers de données
couplés par ordinateur

FRITZ SCHEUREN et WILLIAM E, WINKLER!

RESUME

Le présent article §'intéresse a la fagon de traiter les erreurs de couplage d’enregiscrements lorsqu’on effectue une
analyse de régression. Des travaux récents de Rubin et Belin (1991) et de Winkler et Thibaudeau (1991) fournissent
la théorie, les algorithmes de calcul et le logiciel nécessaires 4 1’estimation des probabilités de concordance. Ces progrés
nous permettent de mettre 4 jour les travaux de Neter, Maynes et Ramanathan (1965). Des méthodes de redressement
sont présentées, et certaines simulations fructueuses sont décrites. Nos résultats sont préliminaires et visent en grande

partie 4 susciter d’autres travaux.

MOTS CLES: Couplage d’enregistrements; erreur de couplage; analyse de régression.

1. INTRODUCTION

L’information contenue dans deux bases de données
informatiques peut &tre combinée 4 des fins d’analyse et
de prise de décisions. Par exemple, un épidémiologiste
pourrait &tre intéressé a évaluer I’effet d’un nouveau traite-
ment contre le cancer en couplant I'information provenant
d’un ensemble d’études de cas médicales et les données
d’un registre de décés, afin de disposer de renseignements
sur les causes et les dates des décés (p. ex. Beebe 1985). Un
économiste désirant évaluer Pefficacité de décisions en
inati¢re de politique énergétique pourrait coupler une base
de données contenant de ’information sur les combustibles
et les matiéres premiéres pour un ensemble d’entreprises,
et une base de données contant les quantités et les types
de biens produits par ces entreprises (p. ¢x. Winkler 1985).
Si des identificateurs uniques, par exemple des numéros
de sécurité sociale ou des numéros d’identification
d’employeur ayant été vérifiés, sont disponibles, le couplage
des sources de données peut &tre direct et permettre, sans
autres détours, le recours aux méthodes habituelles
d’analyse statistique.

Sil’on ne dispose pas d’identificateurs uniques (p. ex.
Jabine et Scheuren 1986), le couplage doit étre effectué
d’aprés le nom, I’adresse, 1’dge ou un autre élément descriptif
de I’entreprise ou de la personne. Méme en I’absence de
variantes d’orthographe ou d’erreurs typographiques, il
se peut que le nom, par exemple ““Smith’* ou *‘Robert’’
ne permette pas a lui seul d’identifier une unité. En outre,
I’utilisation d’adresses entraine souvent des erreurs attri-
buables aux différences de formats, puisque les logiciels
d’analyse syntaxique ou de normalisation existants ne per-
mettent pas de s’assurer complétement qu’un numéro de
maison ou un nom de rue, par exemple, est bien comparé
4 un autre numéro de maison ou un autre nom de rue. Les
adresses d’une unité qu’on veut coupler peuvent également
varier, soit parce que 1’une d’elles est erronée, soit en
raison d’un déménagement.

Depuis quelques années, beaucoup de nouveaux travaux
ont €té publiés en Amérique du Nord dans le domaine des
techniques de couplage d’enregistrements (p. ex. Jaro 1989;
et Newcombe, Fair et Lalonde 1992). Certains de ces résul-
tats sont le produit d*une série de conférences amorcée au
milieu des années 1980 (p. ex. Kilss et Alvey 1985; Howe
et Spasoff 1986; Coombs et Singh 1987; Carpenter et Fair
1989); les efforts visant a étudier le sous-dénombrement
dans le recensement décennal de 1990 ont constitué un autre
important facteur de stimulation aux Etats-Unis (p. ex.
Winkler ¢t Thibaudeau 1991). Le nouvel ouvrage de
Newcombe (1988) a également joué un important role
déclencheur. Enfin, les efforts provenant d’autres sources
ont aussi été considérables (p. ex. Copas et Hilton 1990).

Ce qui‘étonne dans I’ensemble de ces travaux récents,
c’est le degré de maturité atteint dans 1’élaboration des
principaux fondements théoriques des méthodes de couplage
informatisées. Des applications pratiques bien structurées
remontent au moins jusqu’aux années 1950, notamment
aux travaux de Newcombe et de ses collaborateurs (p. ex.
Newcombe et coll, 1959). Environ dix ans plus tard, un
fondement théorigue solide pour ces idées de base a été
établi dans les articles de Tepping (1968) et, en particulier,
de Fellegi et Sunter (1969},

Si l'intérét & I’égard du couplage d’enregistrements s’est
ainsi maintenu, c’est en partie parce que la révolution
informatique a permis d’utiliser des techniques de plus en
plus efficaces. La prolifération des fichiers accessibles sous
forme électronique a également élargi la gamme des appli-
cations possibles. Un autre facteur d’intérét est né du besoin
d’établir des ponts entre le domaine relativement étroit
(méme obscur) du couplage par ordinateur et le reste du
domaine des statistiques (p. ex. Scheuren 1985). Le présent
article appartient a cette derniére catégorie, et vise 4 exa-
miner les aspects particuliers des analyses de régression
portant sur des ensembles de données couplés.

De fagon générale, nous n’examinerons pas ici les tech-
niques de couplage. Nous nous intéresserons plutdt a ce

! Fritz Scheuren, U.S. Internal Revenue Service, Washington DC 20224; William E. Winkler, U.S. Bureau of the Census, Washington DC 20233,
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qui survient aprés que 1'état de concordance a été déterminé.
Nous supposerons la situation type ol le responsable du
couplage effectue son travail séparément de 1’analyste.
Nous supposerons aussi que 1’analyste (ou |"utilisateur)
pourrait vouloir appliquer des techniques statistiques
classiques - régression, tableaux de contingence, tables de
survie, ef¢, - au fichier résultant du couplage. Une question
essentielle que I’on souhaite alors explorer est 1a suivante:
“Que peut faire le responsable du couplage pour aider
Panalyste?’’, La question suivante en découle: ““Que
devrait savoir I’analyste au sujet du couplage et comment
cette information devrait-elle étre utilisée?”’,

A notre avis, il est important de définir théoriquement
les étapes du couplage et de I’analyse dans le cadre d’un
systéme statistique unique et de concevoir les stratégies
appropriées en conséquence. De toute évidence, la qualite
du travail de couplage peut avoir un impact direct sur
n’importe quelle analyse effectuée. Toutefois, il est rare
que des mesures directes de cet impact soient fournies
{p. ex. Scheuren et Oh 1975). Rubin (1990) a signalé le
besoin de formuler des énoncés inférentiels destinés a
résumer ’'information que révélent les données analysées.
Les idées de Rubin ont été exprimées dans le contexte du
recours 4 des techniques de préparation des données
comme ’édition et 'imputation, dans des situations on,
fréquemment, la non-réponse peut rendre inopérantes les
méthodes statistiques courantes incluses dans les logiciels
existants. Nous croyons que les idées de Rubin s’appliquent,
aumoins a un degré égal, au couplage d’enregistrements.

La présente analyse est divisée en quatre sections.
D’abord, nous faisons un rappel sur certains aspects du
couplage, car toute réponse — méme particlle - dépendra
des fichiers A coupler et de I'utilisation faite des données
couplées. Dans la section suivante, nous présentons notre
cadre méthodologique en centrant notre attention, comme
i! a déja été indiqué, uniquement sur I’analyse de régression.
A la section 4, nous présentons quelques résultats de simu-
lations exploratoires. Ces simulations visent a aider le
lecteur & soupeser les idées que nous soumettons et a
percevoir la nature de certaines difficultés. Dans la derniére
section, nous présentons des conclusions préliminaires et
nous suggérons des voies de recherche future. Une bréve
annexe, offrant plus de détails sur des aspects théorigues,
est également incluse.

2. FONDEMENTS DU COUPLAGE
D’ENREGISTREMENTS

Lorsque deux fichiers ou plus sont couplés, il se peut
qu’un enregistrement particulier d’un fichier ne soit pas
apparié au bon enregistrement dans I'autre fichier. Sil’on
ne dispose pas d’un identificateur unique pour les enre-
gistrements correspondants des deux fichiers - ou encore
si un tel identificateur souffre d’inexactitudes - le processus
de couplage est sujet aux erreurs. Si la base de données
couplée qui en résulte contient une part importante
d’information provenant de paires d’enregistrements qui
ont été appariées de fagcon erronée, ou encore une part

importante d’enregistrements non appariés qui auraient
dii I’8tre, les analyses statistiques peuvent étre suffisam-
ment compromises pour que les techniques statistiques
habituelles donnent des résultats trompeurs. Nous traite-
rons essentiellement, dans le présent article, de I’impact
qu’exercent les liens erronés sur les résultats des analyses.
L’impact des problémes causés par la présence de non-liens
erronés (un type d’échantillonnage implicite qui peut
entrainer des biais de sélection) est bri¢vement analysé
dans la derniére section.

2.1 Mod¢le de couplage d’enregistrements de
Fellegi-Sunter

Le processus de couplage d’enregistrements tente de
classer les paires d’un espace produit A X B provenant
de deux fichiers A et B en deux ensembles: M, I’ensemble
des liens vrais, et U, ’ensemble des non-liens vrais. Enon-
cant de fagon rigoureuse des concepts introduits par New-
combe (p. ex. Newcombe et coll. 1959), Fellegi et Sunter
(1969) ont examiné des rapports de probabilités de la
forme:

R=PriyeT|M)/Pr(yeT| 1), 2.1)

ou « est un profil de concordance arbitraire appartenant
al’espace de comparaison I". Par exemple, I’ pourrait &tre
formé de huit profils représentant une concordance simple
ou non pour le nom, le prénom et ’Age. Autre possibilité,
chaque y € T pourrait en outre tenir compte de la fréquence
relative a laquelle des noms particuliers, comme Smith ou
Zabrinsky, surviennent. Les zones des enregistrements qui
sont comparées (nom, prénom, age) sont appelées variables
de comparaison.

La régle de décision est donnée par:

SiR > Limite sup., classer la paire comme un lien.

Si Limite inf. = R = Limite sup., classer la
paire comme un lien possible et la garder (2.2)
pour la somettre & une vérification manuelle.

Si R < Limite inf., classer la paire comme un non-lien.

Fellegi et Sunter {(1969) ont montré que la régle de
décision est optimale, ¢’est-a-dire que pour toute paire de
bornes fixes de R, la région milieu est minimisée pour
I’ensemble des régles de décision relatives au méme espace
de comparaison I'. Les seuils Limite supérieure et Limite
inférieure sont déterminés d*aprés les bornes fixées pour
Perreur. Nous appelons le rapport R ou toute transforma-
tion monotone croissante de ce dernier (donnée, par
exemple, par un logarithme) un poids d’appariement ou
un poids de concordance totale.

Dans les applications réelles, I’optimalité de la régle de
décision (2.2) est fortement liée 4 ’exactitude des estima-
tions des probabilités données en (2.1). Ces probabilités
sont appelées paramétres d’appariement. Les paramétres
estimés sont (quasi) optimaux s’ils donnent des régles de
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décision produisant des résultats (presque} ausst bons que
ceux donnés par la régle (2.2) quand les paramétres vrais
sont utilisés.

La méthode de Fellegi-Sunter est essentiellement un
prolongement direct de la théorie classique des tests
d’hypothéses au couplage d’enregistrements. Pour décrire
le modéle plus en détail, supposons que nous ayons deux
fichiers de tailles n et m avec - sans perte de généralité -
n = m. En vertu du processus de couplage, une compa-
raison pobrrait étre faite pour ’ensemble des n X m
paires possibles d’enregistrements (un élément de la paire
provenant de chacun des fichiers). Une décision est alors
prise quant A savoir si oui ou non chaque paire de compa-
raison représente la méme unité ou si ’on dispose d’ééments
suffisants pour déterminer ¢’il y a un lien ou non.

Schématiquement, il est d*usage d’organiser lesn X m
paires du tableau selon une mesure de la probabilité que
la paire représente des enregistrements relatifs 4 la méme
unité. A Ia figure 1, par exemple, nous avons tracé deux
courbes. La courbe du cdté droit est une distribution
hypothétique des » liens vrais par rapport au ‘‘poids
d’appariement’”’ (calculé d’aprés (2.1), mais en logarithmes
naturels). La courbe du ¢Hté gauche est la distribution des
n x {(m — 1) paires restantes - les non-liens vrais - en
fonction des poids d’appariement, également en logarithmes.

En général, comme le montre la figure 1, les distributions
des liens et des non-liens se chevauchent. Aux extrémes,
le recoupement n’a pas de conséquence sur la décision de
couplage 4 prendre; toutefois, il existe une région centrale
de liens possibles, disons entre “L’’ et *‘L’, ou il serait
difficile, d’aprés la figure 1 seulement, de décider avec un
quelconque degré d’exactitude s’il s*agit de liens ou de
non-liens. ,

Le modeéle de Fellegi-Sunter est valide pour n’importe
quel ensemble de paires examiné. Toutefois, pour faciliter
les calculs, nous pouvons faire porter notre analyse non
pas sur {a totalité des paires possibles dans A x B, mais
uniquement sur un sous-ensembile de paires, pour lesquelles
les enregistrements des deux fichiers concordent au niveau
de données clés, ou de “‘groupage’’, considérées comme
hautement fiables. Comme exemples de critéres de
groupage logiques, mentionnons un identificateur géogra-
phique comme le code postal (p. ex. ZIP), un identificateur
de nom de famille comme un code Soundex ou NYSIIS
(voir; p. ex. Newcombe 1988, p. 182-184). Signalons, en
passant, que le modéle de Fellegi-Sunter ne présuppose pas
{comme nous le faisons a la figure 1) que parmilesn X m
paires, il y aura n liens, mais plutdt, s’il n’y a pas d’enre-
‘gistrements en double dans 4 ou B, qu’il y aura au
maximum » liens.

2.2 Traitement des liens possibles

Méme lorsqu’un systéme de couplage par ordinateur
utilise la régle de décision de Fellegi-Sunter pour désigner
de fagon quasi certaine des paires comme des liens vrais
ou des ron-liens vrais, il peut rester un imposant sous-
ensemble de paires qui ne représentent que des liens possibles.
L’une des fagons de traiter ces liens possibles consiste 4

les examiner manuellement, pour tenter de repérer avec
exactitude les liens vrais. Quant aux paires désignées par
erreur comme des non-liens, on peut aussi effectuer dans
leur cas une vérification additionnelle (peut-étre elle aussi
manuelle). Dans les deux cas, une telle démarche est coii-
teuse, longue et sujette aux erreurs.

Fait peu surprenant, la recherche dans le domaine du
couplage d’enregistrements a surtout porté, depuis les
travaux initiaux de Newcombe, sur des moyens de réduire
les étapes de vérification manuelle destinées 4 ’examen des
liens possibles. De vastes progrés ont été accomplis en ce
qui a trait a amélioration des régles de couplage, grice
4 une meilleure utilisation de I’information contenue dans
les paires d’enregistrements, et a I’estimation des taux
d’erreur par Pentremise de modeles probabilistes.

Diverses méthodes ont été mises & contribution pour amé-
liorer les régles de couplage d’enregistrements. Pour traiter
les erreurs typographiques légéres, comme le fait d’écrire
‘““Smoth” au lieu de **Smith’’, Winkler et Thibaudeau
(1991) ont proposé une extension du comparateur de
chaines de Jaro (1989). Newcombe et coll. (1989), pour
leur part, ont élaboré des méthodes pour la création et
Iutilisation de tableaux de concordance partielle. Pour
certaines catégories de fichiers, Winkler et Thibaudeau
{1991) (voir aussi Winkler 1992; Jaro 1989} ont élaboré des
algorithmes espérance-maximisation, ainsi que des tech-
niques de modélisation fondées sur une information
a priori qui donnait automatiquement les paramétres opti-
maux de (2.1) en vue de leur utilisation dans les régles de
décision (2.2).

Rubin et Belin (1991) ont introduit une méthode
permettant ’estimation des taux d’erreur lorsque ceux-ci
ne peuvent pas €tre estimés de facon fiable par les
méthodes habituelles (Belin 1991, p. 19-20). En utilisant
un modeéle selon lequel les courbes “*poids vs. logarithme
de fréquence’ produites par le processus de couplage
pouvaient &tre exprimées sous forme d'une combinaison
de deux courbes (liens et non-liens), Rubin et Belin ont
estimé les courbes qui, a leur tour, donnaient des estima-
tions des taux d’erreur. Pour appliquer leur méthode,
Rubin et Belin avaient besoin d’un échantillon d’appren-
tissage donnant une estimation a priori de la forme des
deux courbes.

Bien que de nombreux problémes de couplage survien-
nent rétrospectivement, souvent dans le cadre d’études
épidémiologiques, il est parfois arrivé que des responsa-
bles du couplage soient en mesure d’indiquer quelle infor-
mation était nécessaire dans les deux ensembles de données
d’apreés les besoins connus de I’analyse. En exigeant une
meilleure information de couplage, comme cela s’est fait
dans I'enquéte post-dénombrement du recensement de
1990 (voir, p. ex. Winkler et Thibaudeau 1991}, on est par-
venu 2a réduire au minimum les ensembles de liens
possibles.

Malgré ces progreés, il est possible que le responsable du
couplage et I’analyste doivent finalement recourir & une
vérification manuelle. Méme aujourd’hui, les coiits addi-
tionnels en temps, en argent et en erreurs résiduelles
cachées peuvent encore &tre imposants, Y a-t-il des solutions
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de rechange fiables a une vérification compléte? Nous
croyons que oui, et cette conviction motive la perspective
que nous adoptons a la section 3, ol nous examinons les
erreurs de couplage dans un contexte d’analyse de régres-
sion. D’autres approches, toutefois, pourraient &tre néces-
saires dans des cadres d’analyse différents.

3. REGRESSION PORTANT SUR DES
DONNEES COUPLEES

Pour les besoins de notre examen de la régression, nous
faisons I’hypothése que le responsable du couplage a aidé
I’analyste en lui fournissant un fichier de données combiné
comprenant des paires d’enregistrements - un de chacun
des fichiers de départ - ainsi que la probabilité de concor-
dance et I’état de concordance de chaque paire. Les liens,
les non-liens et les liens possibles sont tous inclus et bien
identifiés. 11 semble évident qu’il faille garder les liens
probables et les liens possibles, mais il est moins évident
que les non-liens probables soient utiles. Toutefois,
comme 1’a signalé Newcombe, I’'information sur les non-
liens probables est nécessaire au calcul des biais. Nous fai-
sons ’hypothése qu’il sera suffisant de garder au
maximum deux ou trois paires comprenant un enregistre-
ment du fichier B pour chague enregistrement du fichier
A. Les deux ou trois paires ayant les poids d’appariement
les plus élevés seraient conservées.

Plus précisément, nous supposerons que le fichier des
liens a été élargi de telle fagon que chaque enregistrement
du plus petit des deux fichiers a été apparié avee, disons,
les deux enregistrements du fichier le plus gros ayant les
poids d’appariement les plus élevés. Puisque n < m, nous
conservons 2n des n x m paires possibles. Pour chaque
enregistrement, nous conservons les indicateurs de concor-
dance et les probabilités associées aux enregistrements avec
lesquels il forme une paire. Dans certains cas, nous aurons
des combinaisons (lien, non-lien} ou des combinaisons
(non-lien, non-lien). A des fins de simplicité, nous ne trai-
terons pas des situations ou il peut exister plus d’un lien
vrai; par conséquent, les combinaisons (lien, lien) sont par
définition écartées.

Comme on peut s’en rendre compte, une telle structure
de données se préte & une analyse par différentes méthodes.
Par exemple, nous pouvens décomposer le fichier en trois
parties - liens désignés, non-liens et liens possibles.
L’analyse, quelle gqu’elle soit, pourrait &tre appliquée
séparément a chaque groupe ou a des sous-ensembles de
ces groupes. Dans la méthode appliguée ici, nous utiliserons
les non-liens pour redresser ’ensemble des liens potentiels
et, ainsi, obtenir une perspective additionnelle pouvant se
traduire par une erreur quadratique moyenne (EQM)
moindre que celle de statistiques calculées uniquement a
partir des données sur les liens.

Pour les analyses statistiques, si nous devions utiliser
seulement les données relatives aux paires d’enregistre-

ments qui constituent presque assurément des liens, nous
nous priverions peut-étre d’une bonne part d’information
additionnelle provenant de I’ensemble des paires formant
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des liens possibles qui, en tant que sous-ensemble, pourrait
contenir autant de liens vrais que I’ensemble des paires
désignées comme des liens. En outre, nous pourrions intro-
duire des biais importants dans les résultats, car certains
sous-ensembles des liens vrais susceptibles de nous inté-
resser pourraient résider principalement dans I’ensemble
des liens possibles, Par exemple, si nous analysions des
aspects liés 4 ’action positive et aux revenus, certains
enregistrements (par exemple ceux ayant trait aux personnes
a faible revenu) pourraient &tre plus difficiles 4 coupler par
I’information sur le nom et 1’adresse et donc se trouver en
forte concentration dans 1’ensemble des liens possibles.

3.1 Fondement théorique

Neter, Maynes et Ramanathan (1965) ont reconnu que

- les erreurs introduites au cours du processus de couplage

pouvaient avoir un effet négatif sur les analyses ayant
comme base les fichiers couplés résultants. Pour montrer
comment les idées de Neter et coll. ont inspiré I’approche
adoptée dans le présent article, nous fournissons des
détails additionnels sur leur modale. Neter et coll. ont
supposé que I’ensemble des enregistrements d’un fichier
(1) pouvaient étre appariés, (2) avaient toujours la méme
probabilité p d’&tre appariés correctement et (3) avaient
la méme probabilité g d’8tre appariés incorrectement 4
n’importe quel enregistrement restant du deuxiéme fichier
(c.-a-d. p + (N — 1)g = | ol Nest lataille du fichier).
Ils ont généralisé leurs résultats de base en supposant que
les ensembles de paires formés a partir des deux fichiers
pouvaient étre décomposés en classes pour lesquelles (1),
(2) et (3) demeuraient valables.

Notre méthode s’inspire de celle de Neter et coll. parce
que nous ¢royons que leur approche est pertinente. Nous
souscrivons 4 leur conclusion selon laquelle un niveau
modéré d’erreur de couplage peut introduire un biais élevé
dans les coefficients de régression. Nous ne croyons pas,
toutefois, que la condition (3) - qui a constitué leur principal
moyen de simplification des formules de calcul - sera
jamais respectée en pratique. Si le couplage se fonde sur
des identificateurs uniques comme les numéros de sécurité
sociale, qui sont sujets aux erreurs typographiques, il est
improbable qu'un enregistrement comportant une erreur
typographique aura la méme probabilité d’gtre couplé
incorrectement 4 tous les enregistrements restants du
deuxiéme fichier. Siles variables de comparaison sont le
nom et I’adresse (qui souffrent souvent d'un nombre beau-
coup plus grand d’erreurs typographiques), le respect de
la condition (3) est encore plus improbable.

Pour bien montrer comment nos travaux sont un pro-
longement et une généralisation des résultats de Neter
et coll, nous allons examiner un cas spécial. Supposons
gue nous utilisions les moindres carrés ordinaires dans le
cadre d’une régression simple de la forme

y=a+ ax + e. (3.1)

Supposons, en outre, que des erreurs de couplage se
soient produites, c’est 4 dire que les variables y (d’un
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fichier) et les variables x (d’un autre fichier) ne représen-
tent pas toujours la méme unité.

Dans une telle situation, 1’estimateur non redressé de
a, serait biaisé; toutefois, en vertu d’hypothéses comme
celle qui consiste 4 supposer x et y indépendants en cas
d’erreur de couplage, il peut &tre démontré que, si nous
connaissons le taux d’errcurs de couplage k, nous pouvons
obtenir un estimateur redressé non biaisé par une simple
correction de 'estimateur ordinaire, en le multipliant par
(1/(1 — A)). Intuitivement, on peut croire que les paires
faisant I’objet d’une erreur de couplage entrainent une
sous-estimation de la véritable corrélation (positive ou
négative) entre x et y. Le coefficient redressé compense
pour cette sous-évaluation. Une fois connu le coefficient
de pente redressé 4,, Pordonnée & I’origine appropriée
peut étre obtenue de expression habituelle &, =  — &%,
ou &, est le coefficient redressé.

Des méthodes d’estimation des erreurs-types de régres-
sion peuvent aussi étre élaborées pour les cas ou il existe
des erreurs de couplage. Plutdt que de continuer d’examiner
ce cas spécial, toutefois, nous allons examiner comment
’idée de faire un redressement multiplicatif peut étre géné-
ralisée. Considérons

Y=XB+c¢, 3.2)

le modele de régression unidimensionnel ordinaire, pour
lequel tous les termes d’erreur ont comme moyenne zEéro

et sont indépendants avec variance constante o2. $inous

travaillions avec une base de données de taille n, nous
ferions une régression de Y en X de la facon normale.
Mais, puisque chaque enregistrement est apparié 4 deux
autres, nous disposons globalement de 2n paires, Nous
souhaitons utiliser (X, ¥;), mais nous utilisons plutdt
(Xi,Z;). Z; peut ¥;, mais peut prendre aussi une autre
valeur, Y}, en raison de I’erreur de couplage.

Pouri=1, ...,n,

Y; avec probabilité p;
Z, = {3.3)
¥; avec probabilité g; pour j#1,

pPitijq;=1

La probabilité p; peut &tre zéro ou un. Nous définis-
sons ; = 1 — p; et divisons Pensemble de paires en n
classes mutuellement exclusives. Les classes sont établies
d’aprés les enregistrements d’un des fichiers, Chaque
classe comprend la variable x indépendante X, la valeur
vraie de la variable y dépendante, les valeurs des variables
¥y des enregistrements du deuxiéme fichier avec lesquels
Penregistrement du premier fichier contenant X; forme
une paire, ¢t les probabilités (ou poids) du couplage par
ordinateur, Les liens, les non-liens et les liens possible sont
inclus. Dans une hypothése de couplage biunivoque, pour
chaquei = 1, ..., n, il existe au plus un j tel que g; > 0.
Nous posons aussi ¢, défini par ¢ (i) = j.

L’idée intuitive de notre approche (et de celle de Neter
et coll.) est que nous pouvons, en vertu des hypothéses du
modele, exprimer chaque paire de points de données
observés (X,Z) en termes des valeurs vraies (X,Y) et d’un
terme de biais (X,b). Toutes les équations nécessaires aux
techniques de régression habituelles peuvent alors étre
obtenues. Nos formules de calcul sont beaucoup plus
complexes que celles de Neter et coll. car leur hypothése
contraignante (3} a permis une importante simplification
de leurs formules de calcul. En particulier, en vertu de leurs
hypothéses, Neter et coll. ont prouvé que la moyenne et
la variance des valeurs Z observées étaient toutes deux
nécessairement ¢égales 4 la moyenne et & la variance des
valeurs Y vraies.

En vertu du modele considéré ici, nous observons (voir
I’annexe) que

E(Z) = (I/n) LE(Z|i) = (1/n} L, (Y;p; + E; Y ai)

= (/) LY, + (1/n) 5[V (—h) + Yk
=7+8. (34

Puisque chaque X;, i = 1, ..., n, peut étre apparié
avec soit Y, soit Y,(;, la deuxitme égalité dans (3.4)
représente 2# points. De la méme fagon, nous pouvons
représenter a,, en fonction de o,, et d’un terme de biais
B,,, et of en fonction de ¢} et d’un terme de biais B,,.
Nous ne supposons ni que les termes de biais ont une espé-
rance zéro ni qu’ils ne sont pas corrélés avec les données
observées.

Avec les différentes représentations, nous pouvons
redresser les coefficients de régression 3,, et leurs erreurs-
types associées et les ramener aux valeurs vraies §,, et &
leurs erreurs-types associées. Notre hypothése d’un couplage
biunivoque (qui n’est pas nécessaire 4 la théorie générale)
est posée en vue de faciliter les calculs et de réduire le
nombre d’enregistrements ainsi que la quantité d’informa-
tion devant étre prise en considération au cours du processus
de couplage.

Pour les besoins des redressements, nous faisons deux
hypothéses cruciales. La premiére est que, pouri=1, ...,
7, nous pouvons estimer avec exactitude les probabilités
vraies d’une concordance p;. Voir I'annexe pour une
description de la méthode de Rubin et Belin (1991). La
deuxiéme est que, pour chaquei = 1, ..., n, la valeur
vraie ¥;associée 4 la variable indépendante X est celle de
la paire ayant le poids d’appariement le plus élevé, tandis
que la valeur fausse Y, est celle de la paire dont le poids
d’appariement vient au deuxi¢me rang, (D’aprés les simu-
lations effectuées, il semble qu’au moins la premiére de
ces deux hypothéses ait un grand rdle lorsqu’une portion
importante des paires sont des liéns possibles.)

3.2 Application simulée

A I'aide des méthodes qui viennent d’&tre décrites , OUS
avons tenté une simulation avec des données réelles. Notre
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méthode de base a consisté & prendre deux fichiers dont
les concordances réelles étaient connues et 4 refaire le cou-
plage selon différentes variables - ou en réalité des versions
des mémes vartables avec introduction de différents degrés
de distorsion, rendant de plus en plus difficile la distinc-
tion entre un lien et un non-lien. Nous avons ainsi créé un
cadre comportant assez de pouvoir discriminant pour que
’algorithme de Rubin-Belin visant ’estimation des proba-
bilités fonctionne, mais pas assez de pouvoir discriminant
pour que la zone de chevauchement des liens possibles
devienne non significative.

Nous avons obtenu les résultats de base de la simula-
tion en commengant avec une paire de fichiers de taille
10,000 comportant une information utile pour les besoins
du couplage et dont les concordances réelles étaient connues.
Pour les besoins des simulations, divers degrés d’erreur ont
¢été introduits dans les variables de comparaison, diffé-
rentes quantités de données ont été utilisées pour le couplage
et des €carts plus grands par rapport aux probabilités de
concordance optimales ont été permis.

Trois scénarios de couplage ont été examinés: (1) effi-
cace, (2) médiocre, (3) pauvre. Le scénario de couplage
efficace a consisté a utiliser la plupart des méthodes dis-
ponibles qui avaient servi au couplage durant le recense-
ment américain de 1990 (p. ex. Winkler et Thibaudeau
1991). Les variables de comparaison étaient le nom, le
prénom, ’initiale, le numéro de maison, le nom de rue,
Pidentificateur d’appartement ou d’unité, le numéro de
téléphone, I’4ge, 1’état matrimonial, le lien avec le chef de
ménage, le sexe et la race. Les probabilités de concordance
utilisées dans les ratios de vraisemblance cruciaux néces-
saires aux regles de décision ont été fixées 4 des niveaux
voisins du niveau optimal.

Le scénario de couplage médiocre a consisté a utiliser
le nom, le prénom, "initiale, deux variantes de I’adresse,
Pidentificateur d’appartement ou d’unité, et 1’dge. De
légéres erreurs typographiques ont été introduites de fagon
indépendante dans un septitgme des noms de famille et un
cinquiéme des prénoms. Les probabilités de concordance
ont été fixées A des niveaux s’écartant du niveau optimal,
mais demeurant comparables 4 celles que pourrait
sélectionner un spécialiste expérimenté du couplage par
ordinateur.

Dans le scénario de couplage pauvre, les variables de
comparaison utilisées étaient le nom, le prénom, une
variante de I’adresse et 1’dge. De légéres erreurs typogra-
phiques ont été introduites de fagon indépendante dans un
cinquiéme des noms de famille et un tiers des prénoms. Des
erreurs typographiques assez graves ont été introduites
dans un quart des adresses. Les probabilités de concor-
dance ont été fixées a des niveaux s’écartant substantiel-
lement du niveau optimal. Nous visions ainsi a simuler le
choix que pourrait faire un responsable du couplage
n’ayant que peu d’expérience dans ce domaine.

Notre capacité de faire la distinction entre les liens vrais
et les non-liens vrais varie sensiblement d’un scénario a
P’autre. Dans le cas du scénario efficace, nous voyons que
le diagramme de dispersion des liens et des non-liens vrais
se compose de deux parties presque entiérement séparées
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(figure 2). Dans le cas du scénario médiocre, les ensembles
de points correspondants se recoupent quelque peu (figure 3).
Dans le cas du scénario pauvre, le chevauchement est con-
sidérable (figure 4).

Ainsi, nous avons transformé le scénario de couplage
efficace en un scénario de couplage pauvre (figures 22 4)
principalement en réduisant 'information de comparaison
et en introduisant des erreurs typographiques dans-les
variables de comparaison. Méme si nous avions gardé les
mémes variables de comparaison que dans le scénario de
couplage efficace (figure 2), nous aurions pu obtenir un
chevauchement des courbes (comme 3 la figure 4) simple-
ment en faisant varier les parameéires d’appariement
donnés par I’équation (2.1). Le scénario de couplage pauvre
peut se produire lorsqu’on ne dispose pas d’un logiciel
convenable d’analyse syntaxique des noms permettant la
comparaison des noms de famille et des prénoms corres-
pondants, ou encore d’un logiciel convenable d’analyse
syntaxique des adresses permettant la comparaison des
numéros de maison et des noms de rue correspondants.
En I’absence d’une analyse syntaxique appropriée, des
variables de comparaison déterminantes pour la désigna-
tion de nombreux liens vrais ne seront pas adéquatement
utilisées. ‘

Notre capacité d’estimer la probabilité d’une concor-
dance varie beaucoup. Les valeurs vraies et estimées de ces
probabilités, par classes de poids, sont présentées au
tableau I. Pour les scénarios de couplage efficace et
médiocre, les probabilités estimées étaient assez voisines
des valeurs vraies, Dans le cas du scénario pauvre, dans
lequel la plupart des paires sont des liens possibles, les
écarts sont trés prononces.

Pour chaque scénario de couplage, des données empi-
riques ont €té créées. Chaque base de données comprenait
un poids d’appariement par ordinateur, des probabilités
de concordance vraies et estimées, la variable x indépen-
dante pour la régression, la variable y dépendante vraie,
la variable y observée dans ’enregistrement ayant le poids
d’appariement le plus élevé, et la variable y observée dans
I’enregistrement ayant le poids d’appariement venant au
deuxiéme rang.

Les variables x indépendantes pour la régression ont été
construites 4 ’aide de la procédure RANUNI du SAS, de
fagon 4 étre uniformément distribuées entre 1 et 101. Pour
les fins du présent article, elles ont été choisies indépen-
damment de toute variable de comparaison. (Bien que
nous ayons examiné la situation dans laquelle les variables
de régression dépendent d’une ou plusieurs variables de
comparaison (Winkler et Scheuren 1991), nous ne présen-
tons pas ces résultats ici.)

Trois scénarios de régression, correspondant A des
valeurs de R2 de plus en plus faibles, ont ensuite été exa-
minés, c.-a-d. R? (1) entre 0.75 et 0.80; (2) entre 0.40 et
0.45; et (3) entre 0.20 et 0.22. Les variables dépendantes
ont été créées avec des valeurs de départ indépendantes au
moyen de la procédure RANNOR du SAS. Dans chaque
scénario de couplage (efficace, médiocre ou pauvre), tous
les appariements d’enregistrements produits par le processus
de couplage et, donc, I’erreur de couplage, étaient fixes.
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Tableau 1
Nombres de liens vrais et de non-liens vrais et probabilités de lien erroné par intervalle
de poids pour divers scénarios de couplage; probabilités estimées
selon la méthode de Rubin-Belin
Taux de concordance fausses
Poid Scénario efficace Scénario médiocre Scénario pauvre

o Vrais Prob Vrais Prob Vrais Prob
Liens NL Vraies Est Liens NL Vraies Est Liens NL Vraies Est
15+ 9,176 0 00 .00 2,621 0 .00 00 0 1 .00 .00
14 111 0 00 00 418 0 .00 .00 ¢ 1 .00 .00
13 91 0 00 .01 1,877 0 .00 .00 0 1 .00 .00
12 69 0 00 .02 1,202 0 00 .00 0 1 00 .00
il 59 0 00 03 832 0 .00 .00 0 1 .00 .00
10 69 0 00 .05 785 (] .00 .00 0 i .00 00
9 42 0 00 .08 610 0 00 .00 0 1 .00 00
8 36 2 05 13 439 3 00 .00 65 1 .02 .00
7 30 1 .03 .20 250 4 00 .01 39 1 .03 .00
6 14 7 33 .29 265 9 .03 .03 1,859 57 .03 .03
5 28 4 12 A0 167 8 05 06 1,638 56 .03 03
4 6 3 33 Sl 89 6 .06 A1 2,664 62 .02 .05
3 12 7 37 .61 84 5 .06 .20 1,334 31 02 1
2 8 6 .43 70 38 7 16 31 947 30 03 .19
1 7 i3 .65 78 33 34 51 .46 516 114 18 .25
0 7 4 6 .83 13 19 .59 .61 258 65 .20 28
-1 3 5 62 89 7 20 .74 74 93 23 .20 31
-2 0 11 .99 9t 3 11 79 .84 38 23 38 A1
-3 4 6 .60 .94 4 19 .83 89 15 69 82 .60
-4 4 3 43 .95 0 15 .99 94 1 70 .99 70
-5 4 4 .50 .97 0 15 99 .96 0 25 .99 .68
-6 0 5 .99 .98 0 27 .99 98 0 85 99 .67
-7 1 6 .86 .98 0 40 .99 99 .99 .99
-8 -0 8 99 .99 0 41 .99 99 .99
-9 0 4 .99 .95 0 4 .99 .99 .99
-10- 0 22 0 22 99 .99 .95

Notes: Dans la premiére colonne, le poids 10 signifie I'intervalle entre 10 et 11, Les classes de poids 15 et supérieures, ainsi que les classes de poids
— 9 et inférieures, ont ét€ combinées. Les poids sont des logarithmes de rapports basés sur les probabilités de concordance estimées. NL désigne

les non-liens et Prob. désigne la probabilité,

Signalens qu’il ¥ a deux raisons pour lesquelles nous
avons créé les données (x,y) utilisées dans les analyses.
Premi¢rement, nous voulions exercer sur les données de
régression un contrdle suffisant pour étre en mesure de
déterminer quel était ’effet de ’erreur de couplage. Il
s’agissait d’un aspect important dans le cas des trés vastes
simulations de Monte Carlo dont il est fait état dans
Winkler et Scheuren (1991). Deuxiémement, nous n’avions
pas & notre disposition une paire de bases de données pour
laquelle une information de couplage de grande précision
était disponible et qui contenait des données quantitatives
convenables.

Dans le cadre de nos simulations, dont certaines sont
présentées ici, nous avons créé plus de 900 bases de données,
correspondant 4 un grand nombre de variantes des trois

scénarios de couplage de base. Chaque base de données
contenait trois paires de variables (x,y) correspondant aux
trois scénarios de régression de base. Nous avons effectué
une analyse de ces bases de données pour examiner la sen-
sibilité des régressions au couplage et les redressements
connexes de la méthode d’échantillonnage. Les différentes
bases de données correspondant aux diverses valeurs de
départ sont appelées échantillons différents.

Les redressements des données de régression ont été
effectués séparément pour chaque classe de poids pré-
sentée au tableau 1, en utilisant aussi bien les probabilités
de couplage estimatives que les probabilités vraies. Dans
le tableau 1, la classe de poids 10 vise les paires ayant un
poids entre 10 et 11, tandis que la classe de poids — 1 vise
les paires ayant un poids entre — 1t — 2. Toutes les paires



56 Scheuren et Winkler: Analyse de régression de données couplées

ayant un poids de 15 ou plus sont combinées dans la classe
15 +, et toutes les paires ayant un poids de —9 ou moins
sont combinées dans la classe. — 10—. Bien qu’il ait été
possible, dans le cas des résultats de Rubin-Belin, d’effectuer
des redressements’ individuels pour tenir compte des
probabilités de couplage, nous avons choisi d’effectuer des
redressements moyens, pour chague classe de poids du
tableau 1. (Voir Czajka et coll. 1992, pour des observa-
tions sur une décision semblable.) Notre méthode se
rapproche un peu des travaux relatifs aux scores de
propension (p. €x. Rosenbaum et Rubin 1983, 1985). Les
techniques de mesure de la propension, bien qu’elles aient
été proposées pour d’autres catégories de problémes, pour-
-raient aussi s’appliquer dans le présent cas.

4. POINTS SAILLANTS ET LIMITES
DES RESULTATS
DES SIMULATIONS

En raison de contraintes d’espace, nous ne présenterons
que quelques résultats représentatifs des simulations effec-
tuées, Pour plus d’information, y compris un vaste ensemble
de tableaux, voir Winkler et Scheuren (1991).

Les deux mesures résultant de nos simulations auxquelles
nous nous attarderons sont le biais relatif et I’erreur-type
relative. Nous n’examinerons de facon détaillée que Ie
scénario de couplage médiocre, en nous limitant au cas ot
R2 se situe entre 0.40 et 0.45. Les figures 5 4 7 présentent
le biais relatif pour un échantillon représentatif unique.
Toutefois, un sommaire global visant les autres scénarios
est présenté au tableau 2, Certaines limites des simulations
sont également signalées a la fin de la présente section.

4.1 Exemple de résultats - couplage médiocre

Plutét que d’utiliser toutes les paires, nous ne tenons
compte que de celles ayant un poids de 10 ou moins. L'uti-
lisation de ce sous-ensemble nous permet d’examiner des
méthodes de redressement des données de régression pour
des classes de poids comportant une proportion de non-
liens vrais allant de faible a élevée. Notons que les paires
éliminées (ayant un poids de 10 ou plus) correspondent
seulement & des liens vrais. Les figures 5 et 6 présentent
nos résultats pour les données de régression redressées et
non redressées, respectivement. Les résultats obtenus avec
les données non redressées sont basés sur des formules de
régression classiques (p. ex. Draper et Smith 1981). Les
classes de poids présentées sont cumulatives & partir des
paires ayant le poids le plus élevé. La classe de poids w
correspond & toutes les paires ayant un poids entre wet 10.

Nous observons ce qui suit:

e Le cumul sc fait par poids d’appariement décroissants
{c.-a-d. & partir des classes les plus susceptibles de contenir
presque seulement des liens vrais, en allant vers les
classes contenant des proportions croissantes de non-
liens vrais). En particulier, pour la classe de poids

w = 8, premier point de données indiqué aux figures
5247, il y avait 3 non-liens et 439 liens. Une fois les
données cumulées, disons, Jusqu’a la classe w = §, il
y avait 24 non-liens; le nombre de liens, toutefois, avait
grimpé 4 1,121 — ce qui nous donnait une taille d’échan-
tillon globale beaucoup plus grande, avec une réduction
correspondante de ’erreur-type de régression.

* Les bigis relatifs sont fournis pour le coefficient de pente
original et redressé @, sous forme du rapport entre le
coefficient vrai (environ 2) et le coefficient calculé pour
chaque classe de poids cumulative.

» Les résultats de régression redressés se fondent aussi
bien sur les probabilités de concordance estimées que
sur les probabilités vraics. En particulier, la figure 5 cor-
respond aux résultats obtenus d’apreés les probabilités
estimées (qui seraient normalement les seules disponi-
bles en pratique). La figure 7 correspond 2 la situation
irréaliste dans laquelle nous connaissons les probabilités
vraies. !

o Les erreurs quadratiques moyennes relatives (non présen-
tées) sont obtenues par le calcul de ’'EQM de chaque
classe de poids cumulative. Pour chaque classe, le biais
est élevé au carré, ajouté au carré des erreurs-types, puis
la racine carrée est prise.

Les observations faites se déduisent assez directement
de nos résultats et sont & peu preés celles que nous avions
prévues. Par exemple, & mesure que la taille d’échantillon
augmentait, nous avons constaté que les erreurs quadra-
tiques moyennes relatives diminunaient passablement pour
les coefficients redressés. Si les coefficients de régression
n’étaient pas redressés, les erreurs-types diminuaient
quand méme avec I’augmentation de la taille d’échantillon,
mais au prix d’une augmentation inacceptable du biais.

Un sujet d’inquiétude a trait & notre capacité d’estimer
avec précision les probabilités de concordance, car elles
ont un effet crucial sur ’exactitude des estimations des
coefficients. Si nous pouvons estimer précisément les pro-
babilités (comme ¢’est le cas ici), la méthode de redresse-
ment fonctionne raisonnablement bien; si nous ne
pouvons pas le faire (voir plus loin), la méthode de redres-
sement pourrait donner de pi¢tres résultats.

4.2 Sommaire général des résultats

Nos résultats ont varié quelque peu pour les trois dif-
férentes valeurs de R2, se révélant meilleurs pour les R?
les plus élevés. Ces différences lices a R?, toutefois, ne
modifient pas nos principales conclusions; le tableau 2, par
conséquent, n’en fait pas état. Notons que dans le cas du
scénario de couplage efficace, I’effort de redressement est
peu bénéfique et peut méme &tre légérement préjudiciable.
Il est en tout cas inutile, et nous ne I’avons inclus dans nos
simulations que par souci d’exhaustivité. A I'autre extréme,
méme pour un couplage pauvre, nous avons obtenu des
résultats satisfaisants, mais seulement lorsque les proba-
bilités vraies étaient utilisées - ce qui est impossible en
pratique.
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Tableaun 2

Sommaire des résultats des redressements pour
des simulations représentatives

Base des Scénario de couplage
redressements Efficace Meédiocre Pauvre
Le redres- Bons Bons
- sement n*a résultats résultats
Probal?llltés pas ¢été utile |comme ceux | comme ceux
vraies
parce que non dela de la
nécessaire section 4.1 section 4.1
Piétres
résultats,
X ~ car la méthode
Probabilites | Meme Méme | 3¢ Rubin-Belin
. commentaire |commentaire .
estimees ue ci-dessus [que ci-dessus, | 1 Permettalt
q q '| pas Vestima-
tion des
probabilités

Il sera difficile, quelle que soit la méthode d’estimation
statistique, d’obtenir de bons résultats avec le scénario de
couplage pauvre, en raison de ’énorme chevauchement
des courbes. Voir la figure 4. Nous croyons que le scénario
médiocre couvre une vaste gamme de cadres généralement
rencontrés. Le scénario de couplage pauvre, toutefois,
pourrait également survenir assez souvent, en particulier
si les responsables du couplage sont moins expérimentés.
Il faudra ou bien que de nouvelles méthodes d’estimation
soient élaborées pour le scénario pauvre, ou bien que la
méthode d’estimation des probabilités de Rubin-Belin - qui
n’a pas été congue pour ceite situation - soit améliorée.

4.3 Limites des simulations

Les résultats des simulations souffrent d’un certain
nombre de limites. Quelques-unes pourront avoir des
répercussions pratiques importantes, d’autres moins. En
voici une liste partielle:

* Dans I’exécution des simulations relatives au présent
article, nous avons supposé que la paire ayant le poids
le plus élevé était un lien vrai et que la paire dont le poids
venait au deuxiéme rang était un non-lien vrai. Cette
hypothése n’est pas valable, car ¢’est parfois le poids
venant au deuxiéme rang qui correspond & un lien vrai,
et le poids le plus élevé qui correspond 4 un non-lien
vrai, (Nous ne savons pas trop quelle pourrait étre
Pimportance de ce fait en pratique. I1 s’agirait siirement
d’un facteur imporiant dans le cas des scénarios de
couplage pauvres.)

e Une deuxitme limite des ensembles de données ayant
servi aux simulations vient de la possibilité que 1’enre-
gistrement réellement lié ne figure pas du tout dans le
fichier auquel le premier fichier est couplé. (Ce pour-
rait &tre un facteur important. Dans beaucoup de situa-
tions pratiques, il serait normal de s’attendre aussi a ce
que les ““critéres de groupage logique’’ fassent en sorte

que les deux paires servant aux redressements soient de
faux liens.)

¢ Une troisieme limite de notre approche est qu’aucune
utilisation n’a été faite des outils diagnostiques classi-
ques de la régression. (Selon ’environnement examiné,
les valeurs aberrantes créées par la présence de non-liens
pourraient bouleverser les relations sous-jacentes. Cela
n’a pas représenté un gros probléme dans nos simula-
tions, en grande partie, peut-étre, parce que les valeurs
X et Y créées étaient confinées A un intervalle modéré-
ment étroit.)

5. CONCLUSIONS ET TRAVAUX FUTURS

Les résultats théoriques et les données de simulation
connexes présentés ici sont évidemment quelque peu fabri-
qués et artificiels. 1l reste donc beaucoup 4 faire pour
confirmer et généraliser nos efforts initiaux. On peut
toutefois en tirer certaines recommandations valables pour
les applications actuelles, ainsi que des suggestions de
recherche future. Nous allons d’abord examiner quelques
aspects gui ont attiré notre attention et qui mériteraient
qu’on les étudie plus  fond afin d’améliorer les redresse-
ments touchant les liens possibles. Ensuite, nous formu-
lerons certaines remarques sur le probléme connexe du
traitement & réserver aux non-liens (restants). Enfin, nous
énoncerons certaines idées sommaires et nous rappellerons
notre perspective quant i I'unité des tdches accomplies par
les responsables du couplage et les analystes.

5.1 Améliorations de la méthode de redressement

Une question évidente consiste 3 déterminer si nos
méthodes de redressement pourraient s’inspirer des
méthodes générales concernant les erreurs sur les variables
(p. ex. Johnston 1972). Nous n’avons pas exploré cet
aspect, mais I’effort pourrait en valoir la peine.

Les technigues qui émanent des outils diagnostiques
classiques de la régression sont plus intéressantes pour
nous. Une combinaison de ces dernidres avec notre
approche pourrait se révéler trés intéressante. Rappelons
que nous effectuons des redressements s’appliquant tour
a tour a chacune des classes de poids. Supposons que nous
devancions I’examen du diagramme de dispersion résiduel
d’une classe de poids particulitre, dans laquelle les résidus
ont été calculés autour de la régression obtenue d’apres les
classes de poids cumulatives situées au-dessus de la classe
en question. Des valeurs aberrantes pourraient alors étre
identifiées et traitées comme des non-liens plutét que
comme des liens possibles.

Nous nous proposons d’explorer cette possibilité a
I’aide de données plus concentrées aux extrémités que
celles que nous avons utilisées ici. En outre, nous exami-
nerons les résultats obtenus en faisant varier la longueur
des classes de poids et le nombre minimum de cas dans
chaque classe. Nous craignons en effet que le nombre de
cas de chaque classe ait été trop faible dans certains cas.
(Voir le tableau 1.) Par contre, nous ni’’avons pas exploité
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le fait que les classes de poids étaient de longueur égale et
nous n’avons pas non plus étudié ce qui serait survenu si
elles avaient été de longueurs différentes.

Derniére observation: comme nous ’avons déja indiqué,
nous croyons que notre approche a beaucoup en commun
avec la méthode des scores de propension; toutefois, nous
n’avons pas fait appel explicitement & cette théorie plus
générale, mais nous croyons qu'il vaudrait la peine de le
faire. Par exemple, les notions propres a cette théorie
pourraient étre particulitrement utiles dans le cas ou les
variables de régression et les variables de couplage sont
dépendantes. (Voir Winkler et Scheuren (1991) pour un
rapport sur les simulations limitées qui ont &té effectuées
et les difficultés additionnelles rencontrées.)

5.2 Traitement des non-liens erronés

Dans ’application des méthodes de couplage d’enre-
gistrements, le probléme général du biais de sélection
survient en raison de la présence de non-liens erronés. I1
existe plusieurs fagons de traiter ce probléme. Par exemple,
les liens pourraient étre redressés par I’analyste pour tenir
compte du manque de représentativité, au moyen de
meéthodes familiéres aux responsables des redressements
effectués au titre de la non- réponse d’unités ou, peut-&tre
meéme, de la non-réponse 4 des questions particulidres (p. ex.
Scheuren et coll. 1981).

La présente méthode de traitement des liens possibles
pourrait aider a réduire ’ampleur du probléme des non-
liens erronés, mais, en général, ne ’éliminerait pas. Plus
précisément, supposons que nous ayons un cadre de
couplage dans lequel, en raison d’un manque de ressources,
il est impossible de faire le suivi des liens possibles. De
nombreux praticiens pourraient simplement laisser de cHté
les liens possibles, accroissant du méme coup le nombre
de non-liens erronés. (Par exemple, dans la détermination
des membres d’une cohorte qui sont vivants ou décédés,
une troisitme possibilité - indéterminé - est souvent
utilisée.)

Notre approche a 'égard des liens possibles aurait
implicitement produit un redressement pour la partie des
non-liens erronés qui pouvaient éventuellement donner un
lien (avec, disons, une étape de suivi). Les autres non-liens
erronés demeureraient généralement irrésolus et la possi-
bilité d’effectuer un autre redressement & leur sujet pour-
rait étre une question & envisager,

11 se produit fréquemment des situations ot les fichiers
couplés comportent des sous-groupes qui recélent une
information de couplage de qualité variable, et qui présentent
par conséquent des taux de liens et de non-liens erronds
qui différent. En principe, nous pourrions appliquer les
techniques décrites ici & chacun de ces sous-groupes sépa-
rément. La facon de procéder face a des sous-groupes de
trés petite taille est un probléme toujours sans réponse, et
’effet sur les différences estimées d’un sous-groupe a
I’autre, méme quand les deux sont de taille modeste, bien
qu’il puisse sembler évident, mérite d’étre étudié,
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5.3 Derniers commentaires

Au début du présent article, nous avons posé deux ques-
tions ‘‘clés’’. Maintenant que nous arrivons 4 1a fin, il est
utile de revoir ces questions et de tenter, de facon sommaire,
d’y répondre.

* “Que peut faire le responsable du couplage pour aider
U'analyste?”” Si possible, le responsable du couplage
devrait jouer un réle dans la conception des ensembles
de données a coupler, de fagon que l'information
d’identification des deux ensembles soit de haute
qualité. Plusieurs organismes disposent déja d’algo-
rithmes puissants, capables d’effectuer un excellent
couplage (c’est le cas & Statistique Canada et au U.S.
Bureau of the Census, pour n’¢en nommer que deux).
Les responsables du couplage devraient résister a la
tentation de concevoir ¢t d'élaborer leurs propres logi-
ciels. Il est hautement recommandé, dans la plupart des
cas, de modifier ou simplement d’utiliser les logiciels
existants (Scheuren 1985). De toute évidence, dans
P'intérét de I’analyste, le responsable du couplage doit
fournir autant d’information que possible au sujet des
fichiers couplés, afin que I'analyste puisse faire des
choix éclairés dans son travail. Dans le présent article,
nous avons proposeé que les liens, les non-liens éf les liens
possibles soient fournis & ’analyste - et non pas unique-
ment les liens, Nous recommandons fortement qu’il en
so0it ainsi, méme si une étape de révision manuelle a été
réalisée. Nous ne recommandons pas nécessairement les
choix particuliers que nous avons faits au sujet de la
structure des fichiers, du moins tant qu’ils n’auront pas
été étudiés davantage. Nous faisons valoir, toutefois,
que nos choix présentent une certaine utilité.

* ““Que devrait savoir Panalyste au sujet du couplage et
comment cette information devrait-elle étre utilisée?”’
L’analyste doit disposer de I'information sur les liens,
les non-liens et les liens possibles, ainsi que les proba-
bilités de concordance, si ces données sont disponibles.

" Il se peut que dans de nombreuses situations, la simple
exécution des étapes d'analyse des données séparément
pour chaque état de concordance permette d’en
apprendre beaucoup sur la sensibilité des résultats. Le
présent article énonce des idées initiales sur la fagon dont
cela peut se faire dans un contexte de régression. Il
semble également que des améliorations soient possibles
grace aux redressements effectués ici, notamment dans
le scénario de couplage médiocre. La mesure dans
laquelle ces améliorations sont générales reste 3 vérifier.
Malgré tout, nous sommes assez satisfaits de nos résul-
tats et nous sommes impatients de pousser le sujet plus
a fond. En effet, il y a des liens directs & établir entre
notre approche du probléme de la régression et d’autres
techniques courantes, comme les modéles log-linéaires
a tableaux de contingence.

De toute évidence, nous n’avons pas proposé de réponses
compléetes et générales aux guestions soulevées. Nous
espérons, toutefois, que cet article pourra au moins stimuler
I’intérét et susciter d’autres contributions qui nous aideront
a améliorer nos méthodes,



62 - Scheuren et Winkler: Analyse de régression de données couplées

REMERCIEMENTS ET RESPONSABILITES

Les auteurs voudraient remercier Yahia Ahmed et Mary
Batcher pour leur contribution a la préparation de cet
article, ainsi que deux arbitres pour leurs commentaires
détaillés et pertinents. Des échanges fructueux ont eu lieu
avec Tom Belin. Wendy Alvey nous a également fourni
une aide importante sur le ptan de la rédaction.

Selon la coutume, il importe de préciser que cet article
refléte les opinions des auteurs et pas nécessairement celles
des organismes dont ils font partie. Tout-probléme, par
exemple un mangque de clarté dans les idées ou les sujets
présentés, est entiérement attribuable aux auteurs.

ANNEXE

L’annexe est divisée en quatre sections. La premiére
explique de fagon détaillée comment I’erreur de couplage
se répercute sur les modéles de régression dans le cas uni-
dimensionnel simple. L'approche est trés voisine de celle
présentée par Neter et coll. (1965) et sert d’inspiration aux
généralisations présentées A la deuxiéme et 4 la troisieme
section de ’annexe. Les formules de calcul sont beaucoup
plus complexes que celles présentées par Neter et coll.
puisque nous utilisons un modéle plus réaliste du processus
de couplage. Dans la deuxiéme section, nous étendons le
modeéle unidimensionnel au cas on toutes les variables
indépendantes proviennent d'un fichier, tandis que la
variable dépendante vient de 1’autre, et dans la troisizme
section, nous étendons le deuxiéme cas & celui ol certaines
variables indépendantes viennent d’un fichier et certaines
viennent d'un autre. La quatriéme section résume les
méthodes de Rubin et Belin (1991) (voir aussi Belin 1991)
permettant "estimation de la probabilité d’un lien.

A.. Modéle de régression unidimensionnel

Dans la présente section, nous examinons la situation
de régression la plus simple, dans laquelle nous couplons
deux fichiers et examinons un ensemble de paires numé-
riques dans lequel la variable indépendante est tirée d’un
enregistrement d’un fichier et la variable dépendante, de
I’enregistrement correspondant de 1’autre fichier.

Soit ¥ = X + ¢ le modéle de régression unidimen-
sionnel ordinaire pour lequel les termes d’erreur sont indé-
pendants avec espérance zéro et variance constante g2, Si
nous examinions une seule base de données, la régression
serait faite de Y en X de la facon habituelle. Pour
i =1, ..., n nous souhaitons utiliser (X Y;), mais
nous utilisons plutdt (X;,Z;), ot Z;est habituellement Y;,
mais pourrait prendre une autre valeur, Y;, en raison de
I’erreur de couplage.

Autrement dit, pouri =1, ..., n,

2 = [Y,- avec probabilité p;
. =

Y, avec probabilité g; pour j # i,

oup; + Ljxiqy =1

La probabilité p; peut étre zéro ou un. Nous définis-
sons A; = 1 — p,. Comme dans Neter et coll. (1965),
nous divisons I’ensemble de paires en n classes mutuelle-
ment exclusives. Chaque classe est formée d’exactement
un (X;,Z;), de sorte qu’il y a n classes. L’idée intuitive de
notre méthode est que nous redressons Z; dans chaque
(X1,Z;) pour tenir compte du biais introduit par le
processus de couplage. L’exactitude du redressement est
fortement liée 4 ’exactitude des estimations des probabi-
lités de concordance dans notre modéle.

Pour simplifier les formules de calcul, nous suppo-
sons un couplage biunivoque, c¢.-3-d. que pour chague
i =1,...,n,ilexiste au plus un j tel que g; > 0. Nous
définissons ¢ par ¢ {i) = j. Notre modéle demeure valable
méme si nous ne faisons pas I’hypothése d’un couplage
biunivoque.

A titre d’étapes intermédiaires dans 1’estimation des
coefficients de régression et de leurs erreurs-types, nous
devons trouver u, = E(Z), o? et o,,. Comme dans Neter
et coll. (1965),

E(Z) = (1/n) LE(Z]) = (M/n) L,(Yipi + LjaiY; qy)
= (1/n) Z,Yr
+ (/ML (Y (= ) + Yo hil

= ¥+B. (A.1.1)

La premiére et la deuxiéme égalité découlent des défini-
tions et la troisiéme s’obtient par addition et soustraction.
C’est a la troisiéme inégalité que nous appliquons pour la
premiére fois I’hypothése d’un couplage biunivoque. Le
dernier terme du c6té droit de ’égalité est le biais, que nous
désignons par B. Notons que le biais global B est la
movenne statistique (espérance) des biais individuels
[Y; (=h) + Yuy By] pour i = 1, ..., n. De méme,
nous avons

E(Z — EZ)? = E(Z — (Y + B))?

o

H

(/MY — P)2p + (1/n) Ejm;

(Y, — N2q; — 2BE(Z — ¥) + B

(1/n)S,, + B,, — B* = ¢} + B,, — B?,

(A.1.2)

ol B, = (/M) 5,[(¥; = 1Y (=h) + (Ypy — DA,
S, =%, (Y; — V)?eto? = (1/n)S,,.
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0, = E[(Z — EZ)(X — EX)]
= (I/m L, (Y; - )X, — X)p;
+ (I/n) Y0 (Y; - V(X ~-X) gy
= (1/n)S), + B,y = 0,5 + By, (A.L3)

ol B, = (I/m)L;[(Y; = V)(X; - X)(— k) +
(Yo — ) (X; = BV I, S = 5 (¥, — P)(X; - X)
et 0y, = (1/n)S,,. Le terme B,, est le biais pour les
deuxi¢mes moments et le terme B, est le biais pour le
produit croisé de ¥ et de X. Les formules (A.1.1), (A.1.2)
et (A.1.3) correspondent respectivement aux formules
(A.1), (A.2) et (A.3) de Neter et coll. Les formules diffé-
rent nécessairement dans leurs détails, parce que nous uti-
lisons un modeéle plus général du processus de couplage.

Pour les coefficients de régression, on a
B = 0/t = 0, /0} + B, /o2 = B, + B,/o}.  (A.1.4)

Pour obtenir une estimation de la variance de §,,, nous
estimons d’abord s? pour obtenir la variance ¢ de la
fagon habituelle.

(n — 2) s?

Zi(yr' - }lji)z = %;y + ﬁyx Sxy

=no} — nB,ol. (A.1.5)

L’utilisation de (A.1.2) et de (A.1.3) nous permet
d’exprimer s* en termes des quantités observables o2etoy,
et des termes de biais B,,, B, et B qui peuvent étre cal-
culés en vertu de nos hypotheses. La variance estimée de
B, est alors calculée au moyen de la formule habituelle
(p. ex. Draper et Smith 1981, p. 18-20)

Var(8,,) = s*/(na?).

Nous observons que la premiére égalité dans (A.1.5) fait
intervenir ’hypoth&se habituelle des régressions selon
laquelle les termes d’erreur sont indépendants et ont une
variance identique.,

Dans les exemples numériques du présent article, nous
avons supposé que la valeur indépendante vraie X; associée
4 chaque ¥, provenait de ’enregistrement ayant le poids
d’appariement le plus élevé et que la valeur indépendante
fausse provenait de I’enregistrement ayant le poids d’appa-
riement venant au deuxi¢me rang. Cette hypothése est
plausible, car nous n’avons examiné que la régression
simple dans le présent article, et parce que le poids d’appa-
riement venant au deuxiéme rang était généralement beau-
coup plus faible que le poids le plus élevé. Par conséquent,
il est beaucoup plus naturel de supposer que ’enregistrement
dont le poids vient au deuxidme rang donne la valeur
fausse. Dans nos exemples empiriques, nous effectuons
des redressements directs et posons des hypothéses simples
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qui donnent de bons résultats, car ils sont conformes 4 Ia
nature des données et au processus de couplage. Dans des
situations de régression plus complexes, ou avec d’autres
modeles comme les modéles log-linéaires, il nous faudra
vraisemblablement poser d’autres hypothéses. Ce besoin
d’hypothéses additionnelles s’apparente au cas des modeéles
simples de non-réponse, qui exigent des hypothéses addi-
tionnelles lorsqu’on passe de la non-réponse dont on n’a
pas & tenir compte A la non-réponse dont il faut tenir
compte (voir Rubin 1987).

Dans la présente section, nous avons choisi de redresser
les valeurs x indépendantes et de garder fixes les valeurs
y dépendantes, afin de préserver 'uniformité avec le
raisonnement de Neter et cofl. Nous aurions pu tout aussi
facilement redresser les valeurs y dépendantes et garder
fixes les valeurs x.

A.2. Régression multiple avec variables indépendante
venant d’un fichier et variables dépendantes venant
de I'autre fichier

A ce stade, nous passons & la notation matricielle
courante (p. ex. Graybill 1976). Notre modele de base est

Y=X8+c¢,

ou ¥ est une matrice n X 1, X est une matricen x p, 8
estune matrice p X 1Ieteestunematricen x 1. Ensuivant
le méme raisonnement qu’en (A.1.1), nous pouvons écrire

Z=Y+ A, (A.2.1)

ou Z, Yet Bsont des matrices n X 1 ayant des termes liés
entre eux, pouri{ = 1, ..., n, par

Zi = Vi + pyi + Ay

Parce que nous observons Z et X seulement, nous con-
sidérons I’équation

Z=XC+e. {A.2.2)

Nous obtenons une estimation € en effectuant la régres-
sion par rapport aux données observées de la fagon habi-
tuelle. Nous voulons redresser I’estimation € pour obtenir
une estimation 8 de 8 d’une maniére analogue a {A.1.1).

En utilisant (A.2.1) et (A.2.2}, nous obtenons

X'™X)"' XTY + XTX)"'XB = C. (A23)

Le premier terme du c6té gauche de (A.2.3) est Iesti-
mation habituelle 8. Le deuxi¢me terme du c&té gauche
de (A.2.3) est notre redressement tenant compte du biais.
XT est la matrice transposée de X.

La formule habituelle (Graybill 1976, p. 176) permet
P’estimation de la variance ¢° associée aux composantes
d’erreur indépendantes et identiquement distribuées de e
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(n — p) 6* = (Y -~ XB)(Y ~ XB)

= ¥Y7Y - 8 X7y, (A.2.4)

ouf = (X7™X)"' X7y.

En utilisant {(A.2.1), on peut représenter § XT¥ en
termes des variables obsérvables Z et X, de la méme fagon
qu'en (A.1.2) et en (A.1.3). Puisque

Y’y =277 - B7Z - Z'B + BB, (A.2.9)

nous pouvons obtenirla portion restante du coté droit de
(A.2.4) qui permet I’estimation de o2.

Selon la formule habituelle (p. ex. Graybill 1976, p. 276),
la covariance de 8 est

cov[f] = ¢ (XTXx) !, (A.2.6)

CE que mous pouvons estimer.

A.}. Régression multiple avec variables indépendantes
venant des deux fichiers

Lorsque certaines des variables indépendantes viennent
du méme fichier que ¥, nous devons les redresser d’une
maniére analogue i celle employée pour redresser ¥ dans
les équations (A.1.1) et (A.2.1). La matrice X peut alors
s*écrire sous la forme

X, =X+ D, (A.3.1)
ol D est la matrice des redressements tenant compte du
biais qui redonne aux termes de X venant du méme fichier
que ¥ leurs valeurs vraies qui sont représentées dans X;.
En utilisant (A.2.1) et (A.2.2), nous obtenons

Y+ B=(X;,-D)C. (A.3.2)

Aprés quelques opérations algébriques, (A.3.2) devient
(X7X) 7' X]Y = (X]X4) " 'X](— B)
+ (X]X) "X (X; + D)C
= (XiX)~'Xi(- B)

+ (XiX,)“'XJDC + C. (A3.3)

Si D est zéro (c.-a-d. que toutes les valeurs x indépen-
dantes proviennent d’un méme fichier), {A.3.3) corres-
pond a (A.2.3), Le premier terme du cbté gauche de
(A.2.3) est I’estimation de B. L’estimation 52 est obtenue
d’une maniére analogue 4 la fagon dont (A.2.3), (A.2.4)
et (A.2.5) ont été utilisés. La covariance de 8 découle de
{A.2.6).

A.4. Modéle de Rubin-Belin

Pour estimer la probabilité d’un lien vrai dans n’importe
quel intervalle de poids, Rubin et Belin (1991) considérent
I’ensemble de paires produites par le programme de couplage
par ordinateur, rangées par ordre décroissant de poids. Ils
supposent que la probabilité d’un lien vrai est une fonction
monotone du poids; autrement dit, plus le poids est élevé,
plus grande est 1a probabilité d’un lien vrai. Ils supposent
que la distribution des poids observés est une combinaison
des distributions des liens vrais et des non-liens vrais.

Leur méthode d’estimation est la suivante:

1. Modéliser chacune des deux composantes de la combi-
naison comme une distribution normale avec moyenne
et variance inconnues aprés des transformations puissance
distinctes. -

2. Estimer la puissance des deux transformations 4 'aide
d’un échantillon d’apprentissage.

3. A I’aide des deux transformations ainsi déterminées,
ajuster un modele de combinaison normale aux données
courantes sur les poids, pour obtenir des estimations du
maximum de vraisemblance (et des erreurs-types).

4, Utiliser les paramétres du modéle ajusté pour obtenir
des estimations ponctuelles du taux de liens faux en
fonction du niveau seuil et obtenir les erreurs-types
visant le taux de liens faux au moyen d’une¢ approxima-
tion par la méthode delta.

Bien que la méthode de Rubin-Belin exige un échan-
tillon d’apprentissage, celui-ci sert surtout 4 obtenir la
forme des courbes. Autrement dit, si la transformation
puissance est donnée par

(W — 1)/(6® ") si 6§20
viw; o, @) =
w log(w;) si 6 =0,

ol w est la moyenne géométrique des poids w;,
i=1,..., n, alors wet peuvent &tre estimés pour les
deux courbes. Dans le cas des exemples du présent article
et d’une vaste gamme d’autres situations de couplage
(Winkler et Thibaudeau 1991), la méthode d’estimation
de Rubin-Belin donne de bons résultats. Dans certaines
autres situations, une méthode différente (Winkler 1992)
utilisant plus d’information que la méthode de Rubin-
Belin et n’exigeant pas d’échantillon d’apprentissage
donne des estimations exactes, tandis que le logiciel (voir
p. ex. Belin 1991) basé sur la méthode de Rubin-Belin ne
donne pas d’estimation convergente, méme si de nouvelles
données d’étalonnage sont obtenues. Puisque les données
d’étalonnage visant les scénarios efficace et médiocre du
présent article sont appropriées, la méthode de Rubin-
Belin donne de teilleures estimations que la méthode de
Winkler.
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Appariement statistique: I'utilisation d’information
supplémentaire comme solution de remplacement
a ’hypothése d’indépendance conditionnelle

A.C. SINGH, H.J, MANTEL, M.D. KINACK et G. ROWE!

RESUME

Lorsqu’on crée des bases de données de microsimulation, souvent utilisées dans la planification et I’analyse des
politiques, on combine plusieurs fichiers de données par des techniques d’appariement statistique afin d’enrichir

le fichier receveur. Or, pour effectuer cette opération, il faut poser I’hypothése de I’indépendance conditionnelle_

(HIC), ce qui peut fausser sérieusement les relations conjointes entre les variables. On peut éviter de poser cette
hypothése en utilisant des informations supplémentaires appropriées, Dans cet article, nous examinons des méthodes
d’appariement statistique qui correspondent 4 trois méthodes d’imputation - par régression, hot-deck et log-linéaire -
appliquées suivant deux scénarios: avec et sans information supplémentaire. La méthode d’imputation log-linéaire
consiste essennellement & introduire des contraintes nominales dans la méthode par régression ou la méthode hot-

deck. A partir d’une vaste étude de simulation faite avec des données fictives, nous exécutons des analyses de sensibilité:

lorsque 1'on s’éloigne de "'HIC et nous étudions les gains qui peuvent découler de Vutilisation d’informations
supplémentaires. A 1’aide de données fictives, nous créons différents scénarios relatifs 4 la distribution et aux relations
des variables pertinentes, par exemple distribution symétrique vs. distribution asymétrique et données supplémentaires
substitutives vs. données supplémentaires non substitutives. Nous faisons aussi quelques recommandations sur 1uti-
lisation des méthodes d*appariement statistique. Notre étude confirme particulidrement que I'HIC peul représenter
une contrainte sérieuse, que 1’on peut €liminer en utilisant des informations supplémentaires appropriées. L’étude
montre aussi que les méthodes hot-deck sont généralement préférables aux méthodes de régression. De plus, lorsqu’on

dispose d’informations supplémentaires, les contraintes nominales log-linéaires peuvent accroitre Iefficacité des-

méthodes hot-deck. L’idée de cette étude est née des préoccupations que "on avait sur Iutilisation de ' HIC dans
la construction de la Base de données de simulation des politiques sociales A Statistique Canada.

MOTS CLES: Contraintes nominales: corrélation conditionnelle; contaminations log-normales; réduction 2 la

maoyenne.

1. INTRODUCTION

On peut envisager I’appariement statistique comme un
cas particulier de I'imputation; celle-ci implique deux
sources de micro-données qui contiennent des renseignements
différents sur des unités différentes. L’une de ces sources
sert de fichier cible, ou fichier receveur, dans lequel des
données sont imputées pour chaque enregistrement &
partir des données de 1’autre source, qui est définie comme
le fichier donneur. Cependant, ce rapport entre Pappariement
statistique et I'imputation disparait dés lors que le fichier
receveur contient des renseignements sur des variables que
I’on ne retrouve pas dans le fichier donneur. Le fichier
apparié¢ (enrichi) sert le plus souvent de source de paramatres
pour les modéles de micro-simulation, qui exigent norma-
lement un fichier complet, comprenant toutes les variables.
Les fichiers de micro-données connus peuvent équivaloir
4 des échantillons tirés de fichiers administratifs ou d’en-
quétes, Comme les enregistrements tirés des divers fichiers
source se rapportent A des unités différentes, le processus
de fusion des données des divers fichiers différe de 'appa-
riement exact, ou I’on recherche plutdt des unités précises

dans les diverses sources. En fait, méme s’il était possible
de faire un appariement exact des fichiers, des régles de
protection du secret statistique viendraient imposer
certaines ¢ontraintes & c¢e processus.

De fagon générale, le probléme se formule comme suit.
Un fichier receveur A contient de V'information sur les
variables (X, Y) et un fichier donneur B, de I’'information
sur les variables (X,Z). La variable commune aux deux
fichiers, X, peut servir & reconnaitre les unités identiques
dans les deux fichiers. Le probléme consiste & compléier
les enregistrements du fichier A en imputant des valeurs
authentiques (observées) pour Z 4 I’aide de I'information
du fichier B sur la relation (X,Z). Dans la pratique, les
variables X, Y et Z sont généralement multidimension-
nelles. Un précieux avantage de I'imputation de valeurs
authentiques de Z est de préserver les relations entre les
éléments de la variable multidimensionnelle Z. Pour des
raisons de commodité, nous supposerons dans cet article
que X, Y et Z sont des variables unidimensionnelles.

La Base de données de simulation des politiques sociales
(BDSPS; voir Wolfson ef al. 1987), qui est une base de
données de microsimulation créée 3 Statistique Canada,

! A.C. Singh, H.J. Mantel et M.D. Kinack, Division des méthodes d’enquétes sociales; G. Rowe, Division des études sociales et économiques, Statistique

Canada, Ottawa (Ontario), Canada, K1A 0Té.
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est une application importante de I'appariement statistique
en analyse des lignes de conduite économiques (par ex.:
catcul des impbts et des transferts pour les familles de
la base de données). Dans la construction de la BDSPS,
qui se fait en plusieurs étapes, on recourt & I’appariement
statistique & certains moments pour enrichir le fichier
receveur - I’enquéte sur les finances des consommateurs
(EFC) - de données d’autres sources. Plus précisément,
on ajoute dans les enregistrements de I'EFC des données
provenant des demandes de prestations d’assurance-
chdmage, des déclarations de revenus des particuliers et
de I’enquéte sur les dépenses des familles. Si le fichier A
correspond & "EFC et le fichier B, au fichier de données
fiscales, alors X peut représenter des variables démogra-
phiques et économiques, Y peut désigner le revenu sous
forme de transferts et Z peut représenter I’imp6t a payer,
le revenu de placements et les déductions.

Tel qu’il est décrit ci-dessus, l'appariement statistique
présente une lacune grave en ceci qu’on ne connait abso-
lument rien de la variable Y. Cette lacune équivaut a
I’hypothese de I'indépendance conditionnelle de Y et Z
étant donné X (Y L Z | X), désignée par HIC (hypothese
d’indépendance conditionnelle). L’importance de cette
hypothese est indéniable puisque I’objectif de ’apparie-
ment est d’analyser les relations conjointes entre X, Y et
Z. Siles relations réelles entre les variables sont telles que
I’indépendance conditionnelle n’existe pas, ’HIC aura
pour effet de dissimuler un aspect important de ces rela-
tions et de fausser des analyses qui font intervenir toutes
les variables. Les risques de 1'utilisation de I’"HIC ont ét¢
soulignés par Sims (1978) et Rubin (1986), et bien que
les appariements statistiques fondés sur I'HIC ne soient
pas nécessairement entachés d’un biais important, Paass
(1986) et Armstrong (1989) montrent, données empiriques
A ’appui, que le probléme est souvent réel. Si nous avons
réalisé cette étude, ¢’est justement parce que nous cherchions
4 améliorer le contenu de la BDSPS, ol ’appariement
statistique repose sur I’HIC; voir aussi les commentaires
de Scheuren (1989) sur la méthodologie utilisée dans la
BDSPS.

Les premiers ouvrages sur ’appariement statistique
remontent 4 plus de vingt ans. Notons particulierement
ceux de Budd et Radner (1969), de Budd (1971} et d¢’Okner
(1972). Dans ses observations sur I'article d’Okner, Sims
(1972) est le premier qui souligne les risques potenticls de
’appariement statistique attribuables a I’existence de
I’hypothése d’indépendance conditionnelle. Fellegi (1977)
s’interroge aussi sur la validité des distributions conjointes
dans le fichier enrichi et il propose de soumettre les
méthodes d’appariement a des tests empiriques complets.
Le Département du commerce des Etats-Unis (U.S.
Department of Commerce 1980) fait une bonne analyse
des méthodes d’appariement statistique et des méthodes
d’appariement exact; voir aussi Kadane (1978) et Rodgers
(1984). Barr et Turner (1990) décrivent une étude empi-
rique détaillée qui a pour objet la qualité des opérations
dans la fusion de fichiers et présentent une bibliographie
intéressante. Pour une analyse plus récente, le lecteur se
référera 4 Cohen (1991).

Dans cet article, nous envisageons I’ utilisation d’infor-
mation supplémentaire en remplacement de I’'HIC dans
I*appariement statistique. Par conséquent, nous suppo-
sons I’existence d’un troisi¢éme fichier, C, qui contient de
I’information supplémentaire sur I’ensemble complet de
variables (X,Y,Z) ou I'ensemble réduit (¥,Z). Il peut
s’agir d’informations périmées ou substitutives {c.-a-d.
variables différentes mais connexes) ou d’informations
disposées en tableaux de fréquences, qui proviennent
d’enquétes spéciales ou de fichiers confidentiels. Nous
voulons compléter les enregistrements du fichier A en
allant chercher des valeurs de Z dans le fichier B sur la base
d’informations contenues dans les fichiers A, B et C au
sujet des relations conjointes entre X,Y et Z. On peut
mesurer le succes de cette opération en évaluant la propor-
tion des valeurs de Z contenues dans l¢ fichier A qui pro-
viennent vraisemblablement de la distribution réelle
subordonnée a X et 4 Y. Dans une étude de simulation,
nous pouvons comparer les valeurs appariées de Z aux
valeurs vraies de Z qui ont été supprimées en nous servant
de mesures d’évaluation au niveau individuel ou au niveau
global. L’écart absolu moyen par rapport 4 la valeur vraie
de Z et 1’écart entre la covariance conditionnelle,
Cov(Y,Z| X), et lavaleur vraie correspondante sont des
exemples de mesures d’évaluation au niveau individuel.
En ce qui concerne les mesures d’évaluation au niveau
global, mentionnons la distance du chi carré et les valeurs P
fondées sur les tests du rapport de vraisemblance pour
distributions de variables nominales. Il arrive souvent
dans la pratique que le fichier A, une fois complété, serve
4 construire des tableaux de recoupement; dans ce cas,
’attention se portera surtout sur les mesures de niveau
global fondées sur des distributions de variables nominales.
En outre, pour n’importe quelle distribution arbitraire de
(X,Y,Z), qui peut &tre fort complexe dans la pratique, la
transformation en variable nominale est une méthode simple
et uniforme pour résumer la distribution conjointe.

Comme nous I’avons mentionné plus haut, le probléme
de I’appariement statistique a une importance indéniable
au point de vue pratique. En effet, pour un probléeme
donné, on devrait choisir la méthode d’appariement en
fonction du genre d’information supplémentaire dont on
dispose. Le gros des méthodes proposées dans les ouvrages
antérieurs est attribuable & Rubin (1986) et 2 Paass (1986).
Le premier a proposé des méthodes de régression paramé-
trique tandis que le second a proposé des méthodes de
régression non paramétrique. Les deux types de méthodes
ont trait respectivement aux méthodes d’imputation par
régression (REG) et aux méthodes d’imputation hot-deck
(HOD), toutes bien connues.

La méthode de Rubin (dont une version est désignée
dans cet article par le sigle REG¥) consiste essentiellement
4 déduire tout d’abord une valeur intermédiaire, Z;,;, du
prédicteur par régression de Z par rapport 4 X eta Y (ce
prédicteur étant lui-méme obtenu a ’aide d’information
sur la corrélation inconditionnelle py z ou la corrélation
conditionnelle py, 7 x dans le fichier C), puis 4 déterminer
une valeur Z authentique A partir du fichier B en utilisant
la méthode hot-deck avec une distance euclidienne (X,Z);
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sereporter 4 la section 3 pour plus de détails. Si la forme
de la fonction du prédicteur par régression est connue, la
méthode d’appariement statistique REG* sera vraisembla-
blement facile a appliquer. Or, il n’est pas facile en régle
générale de trouver un prédicteur-adéquat pour Z, surtout
si' Z est une variable multidimensionnelle. De plus, si
l'information du fichier C est sous la forme d’une distribution
de variables nominales, ce qui peut étre souvent le cas en
pratique, la méthode REG* ne sera pas applicable.

Par ailleurs, l2 méthode de Paass (dont une version est
désignée dans cet article par le sigle HOD*) consiste essentiel-
lement & déterminer tout d’abord une valeur intermédiaire,
Z,, A1aide du fichier C en recourant 4 I'imputation hot-
deck (avec une distance Y ou (X, Y) selon le cas), puis &
déterminer une valeur Z authentique 3 partir du fichier B
en utilisant de nouveau la méthode hot-deck avec une
distance euclidienne (X,Z). Il s’agit 1a d’une version
simplifi¢e de la méthode originale de Paass, laquelle est
itérative et consiste 4 mettre A jour successivement les
valeurs de Z (pour le fichier A), de Y (pour le fichier B)
et de X (pour le fichier C - en supposant que celui-ci ne
contient que de 'information sur (¥,Z}) en utilisant les
fichiers C, A et B respectivement jusqu’a ce qu’un critére
de convergernice soit satisfait; se reporter 4 1a section 3 pour
plus de détails. Pour démarrer I’itération, on impute conve-
nablement les valeurs initiales de Z (pour A), de Y (pour
B) et de X (pour C). Dans I’étude exposée ici, nous consi-
dérons uniquement la version simplifiée de la méthode de
Paass en raison des calculs complexes qu’exige la méthode
originale. Comme pour la méthode REG*, la méthode
HOD* ne s’applique pas si l¢ fichier C est sous forme de
tableau de fréquences. En outre, méme si le fichier C
renferme des micro-données mais qu’il a une taille réduite
{(comme dans le cas d’une petite enquéte menée 3 des fins
particuliéres), ou lorsqu'il contient de I’information substi-
tutive ou périmée, il peut étre préférable d’extraire de
I'information de macro-niveau, comme les distributions
de variables ndminales fondées sur une partition relativement
grossiére,

H convient de souligner qu’en I’absence d’information
supplémentaire, c.-3-d. d’un fichier C,les méthodes REG*
et HOD* se rameénent simplement aux méthodes d’impu-
tation ordinaires, notamment la méthode par régression
(REG) et la méthode hot-deck (HOD). Ces méthodes font
I’objet, elles aussi, de I’étude exposée ici.

Nous proposons des versions modifiées des méthodes
de' Rubin et de Paass désignées respectivement par
REG.LOGLIN* ¢t HOD.LOGLIN*; ces versions repo-
sent sur la méthode d’imputation log-linéaire de Singh
(1988). Selon ces versions modifiées, on se sert de I'infor-
mation supplémentaire pour définir des contraintes nomi-
nales destinées aux fichiers appariés 4 I’aide des méthodes
REG* et HOD*. De cette manigre, les liens catégoriques
(estimés par des modeles log-linéaires), qui indiquent dans
quelle mesure ’hypothése d’indépendance conditionnelle
n’est pas respectée (au sens qualitatif), se trouvent con-
servés dans le fichier qui a fait ’objet de ’appariement.

Ces contraintes nominales sont censées rendre les distri--

butions conjointes des données du fichier A robustes &
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I’égard d’informations supplémentaires de qualité infé-
rieure ou imparfaites dans le fichier C. Si 'information
supplémentaire ést sous forme de distribution de variable
nominale et qu’elle n’est pas de 'information de micro-
niveau, on peut modifier les méthodes d’appariement fon-
dées sur I"HIC en introduisant des contraintes nominales;
dans ce cas, "HIC est utilisée uniquement pour les classes
de valeurs (X et Y}. Par exemple, les méthodes d’impu-
tation ordinaires REG et HOD, qui peuvent servir a
I’appariement sans que I’on tienne compte de ¥, peuvent
aboutir 4 des versions modifiées REG.LOGLIN et
HOD.LOGLIN. Ces deux derniéres sont aussi considérées
dans cet article.

Il convient de souligner que les méthodes d’apparie-
ment assujetties & des contraintes nominales différent des
méthodes d’appariement sous contrainte ordinaires, dans
lesquelles les contraintes correspondent 3 quelques
mesures caractéristiques du fichier B (comme la moyenne
ou la variance) auxquelles doivent satisfaire les variables
du fichier qui a fait I’objet de Pappariement. De plus, les
méthodes d’appariement sous contrainte ordinaires met-
tent I’accent sur la distribution marginale de Z, tandis que
les méthodes étudiées ici mettent ’accent sur la distribu-
tion conditionnelle (bien qu’il s’agisse d’une distribution
de variable nominale), qui est plus appropriée pour le
fichier A; il exisie donc une différence fondamentale entre
les deux types de méthodes d*appariement sous contrainte.

Conformément & Rubin (1986) et 4 Paass (1986), nous
faisons une analyse empirique de I’efficacité des méthodes
d’appariement. Nous avons donc effectué une étude de
Monte Carlo pour analyser I’effet des modifications que
I'on a proposé d’apporter aux méthodes existantes et ce,
suivant deux scénarios: avec et sans information supplé-
mentaire. Nous avons pu ainsi faire des analyses de sensi-
bilité par rapport au non-respect de I"HIC et &tudier les
gains qui peuvent découler de 1'utilisation d*informations
supplémentaires. Les données fictives qui ont servi a
I’étude de simulation ont été tirées de distributions nor-
males multidimensionnelles accompagnées d’une conta-
mination log-normale visant 4 induire 1’asymeétrie.
L’utilisation de données fictives présente un avantage
notable en ceci qu’on peut modifier les paramétres de con-
trole pertinents pour obtenir différents scénarios de dis-
tribution pour le probléme d’appariement. Nous avons
comparé huit méthodes (quatre déja en usage: REG,
REG*, HOD, HOD®*, ¢t quatre & 1’état de proposition:
REG.LOGLIN, REG.LOGLIN*, HOD.LOGLIN,
HOD.LOGLIN*) a’aide de quatre mesures d’évaluation
(deux au niveau individuel et deux au niveau global); se
reporter 4 la section 6 pour plus de détails. Les principales
conclusions de I’analyse empirique peuvent se résumer
comme 5uit:

i) L’utilisation d'informations supplémentaires dans le
but de contourner I'HIC peut améliorer considérable-
ment la qualité du fichier enrichi. Toutefois, parmi les
méthodes fondées sur I'HIC {c.-4-d. REG et HOD),
la seconde est celle qui, dans Pensemble, a la plus
grande efficacité lorsqu’il n’existe pas d’information
supplémentaire. En outre, on observe avec intérét que
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lorsqu’on s*écarte quelque peu de I’hypothése d’indé-
pendance conditionnélle, Putilisation d'information
supplémentaire n’accroit pas nécessairement 1'effica-
cité de la méthode HOD en ce qui concerne les mesures
d’évaluation au niveau global. Cette constatation
devrait avoir une incidence notable dans les cas ot il
est difficile d’obtenir de I'information supplémentaire.

ii) Laméthode REG* offre un rendement trés acceptable
en ce qui concerne les mesures d’évaluation au niveau
individuel. On observe tout le contraire en ce qui a trait
aux mesures au niveau global; cela est probablement
attribuable au phénoméne de ‘‘réduction 3 la
moyenne’’, propre aux techniques de régression.

iii) La méthode HOD* est de beaucoup supérieure 4 ia
méthode REG* au niveau global mais elle est, en
général, un peu moins efficace au niveau individuel.

iv) De fagon générale, les contraintes nominales accrois-
sent 'efficacité des méthodes REG* et HOD*. Plus
précisément, en ce qui a trait aux mesures d’évaluation
au niveau global, la méthode REG.LOGLIN* devient
un peu plus efficace grace A ces contraintes tandis que
la méthode HOD.LOGLIN* devient beaucoup plus
efficace, En ce qui concerne les mesures au niveau indi-
viduel, I’efficacité des deux méthodes demeure essen-
tiellernent la méme.

v) En ce qui a trait aux mesures au niveau global, la méthode
HOD.LOGLIN basée uniquement sur de 'information
supplémentaire de type nominal est généralement plus
efficace que la méthode HOD.LOGLIN* basée sur de
Iinformation supplémentaire de micro-niveau. En
revanche, pour ce qui a trait aux mesures au niveau
individuel, la méthode HOD.LOGLIN est relativement
moins efficace que la méthode HOD.LOGLIN*. Cette
constatation peut &re importante du point de vue
pratique car la méthode HOD.LOGLIN est beaucoup
moins exigeante sur le plan du calcul que la méthode
HOD.LOGLIN* et elle ne nécessite pas d’information
supplémentaire de micro-niveau. La méthode
REG.LOGLIN n’a pas une efficacité comparable, a
cause probablement du.phénoméne de *‘réduction a la
moyenne’’.

vi} 8l s’agit d’informations supplémentaires substitutives
ou périmées, leur utilisation peut néanmoins &tre profi-
table. Dans ces circonstances, la méthode HOD.LOGLIN
donne des résultats trés acceptables et, de fait, est
passablement robuste 4 I’égard d’une information
supplémentaire déficiente, Notons que comme ceite
méthode n’utilise que de Pinformation touchant les
liens catégoriques entre les données supplémentaires,
il semble raisonnable de penser qu’elle sera peu
influencée par le fait que les données du fichier C sont
substitutives ou quelque peu périmées. On ne peut en
dire autant, toutefois, de la méthode REG,LOGLIN.

il convient de souligner que plusieurs études empiriques
ont été faites dans le passé afin d’évaluer les méthodes
d’appariement statistique. Parmi celles qui ne considrent
pas 'utilisation d’informations supplémentaires, notons

principalement Ruggles, Ruggles et Wolff (1977), Paass
et Wauschkuhn (1980}, Barr, Stewart et Turner (1981) de
méme que Rodgers et DeVol (1982). Dans Paass (1986),
on fait une excellente analyse des tests empiriques portant
sur la qualité des méthodes d’appariement.

Toutes les études mentionnées ci-dessus confirment que
PHIC peut représenter une contrainte sérieuse. Elles font
ressortir la nécessité d'introduire de nouvelles informations
dans le processus d’appariement. Peu d’études empiriques
considerent 1'utilisation d’informations supplémentaires
et 'incidence de PHIC; Paass (1986) fait une évaluation
en se servant uniquement de données fictives, tandis que
Armstrong (1989) effectue des simulations a 1'aide de
données fictives et de données réelles. Nous pouvons
considérer que la présente étude s’inscrit dans la suite de
ces études en ce sens que de nouvelles méthodes y sont
présentées et que I’éventail des distributions de population
correspondantes est assez large,

Le plan de cet article est le suivant. La section 2 présente
différents types d’information supplémentaire. La section 3
contient une analyse succincte de diverses méthodes
d’appariement qui utilisent de I'information supplémentaire
et la section 4 présente les modifications proposées sous
forme de contraintes nominales. La section 5 sert 4 illus-
trer les diverses méthodes d’appariement par un exemple
numérique simple. La section 6 contient la description du
plan de I’étude empirique portant sur les méthodes d’appa-
riement proposées et la section 7 contient I’analyse des
résultats. Enfin, la section 8 renferme les conclusions de
I’étude et propose des voies de recherche.

2. TYPES IPINFORMATION
SUPPLEMENTAIRE

Bien qu’il n’existe pas de fichier de micro-données
courant et suffisamment gros qui contienne de ’information
sur tout I’ensemble des variables, il peut exister une source
auxiliaire qui renferme de I’information sur certaines des
relations conjointes entre les éléments de 1’ensemble de
variables (X,Y,Z) ou les éléments du sous-ensemble
(Y,Z). Sitel est le cas, on peut intégrer cette source au pro-
cessus d’appariement pour éviter de poser I’'HIC et pour
améliorer la qualité du fichier complété par une réduction
des distorsions présentes dans les relations conjointes entre
les variables du fichier qui a fait I’objet de I’appariement.

. Cette information supplémentaire peut venir de diverses
sources et se présenter sous plusieurs formes. Comme cette
information a pour seul but de nous permettre de ne pas
poser I'HIC, nous en limitons 1’usage en ce sens qu’elle ne
peut jamais remplacer I'information contenue dans les
fichiers receveur ou donneur. Autrement dit, il s’agit de
tirer de la source auxiliaire des informations que I’on ne
retrouve pas dans les fichiers de base. L’opération se fait
en toute conformité avec les régles de protection du secret
statistique qui s’appliquent a la source auxiliaire et suppose
que cette source peut étre le produit d’une petite enquéte
menée A des fins particuliéres ou un fichier de données
confidentiel,
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Deuxiémement, I’'information supplémentaire n’a pas
besoin d’étre parfaite, c’est-a-dire qu’elle peut &tre défi-
ciente dans une certaine mesure. Par exemple, elle peut
venir d'une source périmée (une enquéte ou un recense-
ment antérieurs peut-étre) — mais les renseignements qui
nous intéressent dans cette source peuvent étre, eux, tout
4 fait pertinents - ou elle peut représenter a tout le moins
une amélioration par rapport a I’'HIC, qui s’imposerait de
toute maniére, Par ailleurs, I’information supplémentaire
peut avoir trait 4 un ensemble de variables substitutives
qui sont supposées évoluer de la méme maniére que les
variables étudiées.. :

Il peut v avoir de ’information supplémentaire de
macro-niveau ou de micro-nivean. L’information de
macro-niveau peut prendre la forme de coefficients de
corrélation ou de proportions par case (de type nominal)
ou encore d’autres paramétres. Si I’information supplé-
mentaire contenue dans le fichier C porte sur la corrélation
conditionnelle de Y et Z étant donné X, c’est-a-dire py,zx,
elle peut €tre combinée avec I’information des fichiers A
et B concernant les corrélations de X et Yet de X et Z pour
estimer la corrélation inconditionnelle de ¥ et Z au moyen
de I’équation

Pyz = PxYPx2Z
+ pyzx (1 — Pk ) (1 = 0% 2)%.  2.1)

Or, on peut se servir des données des fichiers A et B pour
faire une régression linéaire de Z par rapport 3 Xeta ¥
en ce qui concerne la méthode REG* (voir section 3.1). Si
I'information supplémentaire dont on dispose ne porte que
sur la corrélation inconditionnelle de Y et Z, elle peut
néanmoins servir de la méme fagon.

L’information supplémentaire de macro-niveau du
fichier C peut aussi prendre la forme d’une distribution
de variable nominale, comme la distribution de
(X*,Y*,Z%), ol ‘*’ désigne la transformation de la
variable initiale en une variable nominale. 8’il s’agissait
de variables nominales dés le départ, on n’aurait pas a les
transformer. On obtient le tableau de fréquences nécessaire
pour les méthodes d’appariement sous contrainte nominale
en ‘‘balayant par itération’’ le tableau (X*,Y*,Z*) qui
correspond au fichier C de maniére que les tableaux
marginaux (X™, ¥*) et (X*,Z*) concordent respectivement
avec le tableau (X™, ¥*) du fichier A et le tableaun (X*,Z*)
du fichier B. Notons que ce dernier tableau devra avoir été
“‘balayé par itération’’ au préalable de maniére que ses
fréquences marginales X* concordent avec celles du fichier
A. Dans la détermination des contraintes nominales, la
méthode du “‘balayage par itération’’ préserve les liens
(Y*,Z*) et (X*,Y*,Z*)dutablean (X*,Y*,Z*) du fichier
C. L’opération d’ajustement que nous avons effectuée
plus haut sur ce tableau est acceptable parce que les données
sur la distribution {X*, ¥*) du fichier A et la distribution
{X*,Z*) du fichier B sont réputées plus exactes ou plus
pertinentes que celles du fichier C. Si I’on ne connait
{ou n’utilise) que la distribution (¥*,Z*) du fichier C, il
est possible de modifier la procédure de balayage par
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itération de maniére 3 obtenir des contraintes nominales
convenables. Dans ce cas, I’association (¥*,2*) du fichier
C serait préservée et le terme d’association a trois facteurs,
(X*, Y*,Z*), serait supposé nul. Pour réaliser cela, il faut
tout d’abord balayer par itération le tableau (X*,Z*) du
fichier B de maniére que ses fréquences marginales X*
concordent avec celles du fichier A et balayer aussi le
tablean (Y*,Z*) du fichier C de manidre a établir une
concordance avec les fréquences marginales Y* du fichier A
et les fréquences marginales Z* du fichier B. Ensuite, on
doit balayer par itération un tableau tridimensionnel de
uns de maniére 4 établir une concordance avec le tableau
(X*,Y*) du fichier A, le tableau (X™,Z*) redressé du
fichier B et le tableau (¥*,Z*) redressé du fichier C. Les
valeurs catégoriques obtenues de cette maniére n’ont pas
besoin d’étre des entiers. On les arrondit aléatoirement par
une redistribution des fractions que 1’on exécute en faisant
un échantillonnage aléatoire sans remise de cases avec
probabilité proportionnelle & la fraction se rattachant
la case. Cette opération est accomplie pour chaque classe
{X*,Y*) prise individuellement.

La section suivante traite de Putilisation de I'informa-
tion supplémentaire dans I’appariement statistique, Elle
décrit aussi ’utilisation de I’information supplémentaire
de micro-niveau. Lorsque ce genre d’information existe,
on peut, la plupart du temps, ramener cette information
au macro-niveau par des totalisations et obtenir des données
fiables sur les coefficients de corrélation et les proportions
par case (de type nominal). Le succés de cette.opération
dépendra en partie de la taille du fichier de micro-données.

3. ANALYSE DE METHODES
D’APPARIEMENT STATISTIQUE

3.1 Méthode de régression

Nous allons décrire tout d’abord une méthode de
régression qui utilise de I’'information supplémentaire. I
s’agit d’une version de la méthode proposée par Rubin
(1986). On suppose une forme paramétrique pour la
régression de Z par rapport 4 X et 4 Y et on estime ensuite
les paramétres correspondants 4 ’aide des données des
fichiers A, B et C. Par exemple, dans le cas d’une régres-
sion linéaire, nous avons le mod2le

E(Z| X,Y) = By + 81X + B,Y,
V(Z| X.Y) = o2, 3.1)

oll By, B, €t 3, sont estimés a I’aide d’égquations sembla-
bles aux équations des moindres carrés habituelles et par
une combinaison adéquate de données des fichiers A, B
et C. Nous décrivons ci-dessous une méthode pour estimer
ces paramétres, qui différe quelque peu de celle présentée
dans Rubin {1986). Si le fichier C contient de I'information
sur (X, Y et Z), on peut obtenir des estimations du coef-
ficient de corrélation conditionnelle py,zx du fichier C,
des estimations du coefficient de corrélation py 7, de la
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moyenne uz, et de I’écart-type o, du fichier B et des esti-
mations du coefficient de corrélation oy y, des moyennes
Ly, sy et des écarts-types ox,ay du fichier A. Par consé-
quent, on ne¢ s¢ servira du fichier B que si le fichier A ne
contient pas tous les renseignements voulus sur la variable
¢tudiée et on ne se servira du fichier C que si les fichiers
A et B ne contiennent pas toute I'information voulue.
Nous supposons donc I’existence d’une échelle de fiabi-
lité ou de pertinence pour les fichiers A, B et C. Une telle
échelle n’existait pas dans 1'étude de Rubin. Nous pouvons
alors calculer les estimations voulues 4 I'aide des équations

Oz\x o721y
s B = ox.z|lY »

By = pv,zx
oyx ox ¥

Bo = uz — Binx — Bty 3.2)
ou

ozx = (1 — pkz} %0z, oyx = (1 — pky) %oy,

oziy = (1 — p%2) "0z, oxy = (1 — pky) %ox, (3.3)
et ol py 7y est déterminé a I’aide de la formule habituelle
apres qu’on a calculé py z au moyen de la formule (2.1},
c.-a-d.

pxziy = (Pxz — pxypyz) (1 — pky) ™. (3.4)

Notons que suivant I’hypothése de la normalité, les
écarts par rapport 3 I'indépendance conditionnelle sont
représentés par le paramétre py, zjx- S’il y a indépendance
conditionnelle, py zx = 0 et le modéle (3.1) se réduit 4 la
régression linéaire simple de Z par rapport 4 X, c.-a-d.

E(Z| X) =B + BX, V(Z]|X) = o, (3.5)

ce modéle peut étre spécifié par la combinaison de données
des fichiers A et B ou du fichier B seulement. Les formules
(3.2) se raménent a

B=0, B, = Px.za—z » Bo = pz — Bipx. (3.6)
Ox

Lorsque le fichier C contient de I'information sur py,;
seulement, on peut estimer facilement les paramétres de
{3.1) d’une maniére comparable i celle ci-dessus en com-
binant des données des fichiers A, B et C.

Une fois qu’on a défini le modéle de régression, on peut
appliquer la méthode REG* en deux étapes. La seconde
étape est importante puisque nous voulons avoir des valeurs
authentiques de Z de sorte que les relations entre les éléments
de la variable multidimensionnelle Z soient préservées.

REG* (étape 1) Pour chaque couple (X,Y) en A, déter-
miner une valeur intermédiaire 2;,, 4 I’aide du modéle de
régression (3.1).

REG* (étape 2) Remplacer chaque triplet (X,Y,Z;,)
obtenu a 'étape 1 par (X,Y, Zyaien), 00 Zhan désigne
une valeur authentique de Z tirée de B qui est le plus prés

possible de 1a valeur intermédiaire selon la distance eucli-
dienne en (X,Z), ot les éléments X et Z sont pondérés par
leurs écarts-types respectifs. Autrement dit, on se sert de
la méthode hot-deck pour déterminer les valeurs authen-
tiques (observées). C’est ce que Rubin appelle I’*“apparie-
ment par régression avec moyenne prédictive’’; voir Little
et Rubin (1987).

Ce qui distingue aussi la méthode décrite ci-dessus de
celle présentée dans Rubin (1986) est que, selon celle-ci,
on prédit une valeur ¥ pour les enregistrements du fichier B
au moyen d’équations analogues a celles de (3.1}, puis on
preédit les valeurs Z correspondantes; ensuite, on apparie
les enregistrements du fichier A 4 ceux du fichier B en fonc-
tion de la différence entre les valeurs Z prédites.

8’il n’y a pas d’information supplémentaire, on peut
se servir de la méthode REG, appliquée avec I'HIC. Cette
méthode comporte aussi deux étapes:

REG (étape 1) Pour chaque couple (X,Y) en A, déter-
miner une valeur intermédiaire Z;,, 4 I’aide du modéle de
régression simple (3.5).

REG (étape 2) Méme chose que pour REG*,

L3 aussi, on note dés différences avec la méthode
décrite dans Rubin (1986); selon celle-ci, on prédit une
valeur Z pour les enregistrements du fichier B au moyen
des équations (3.5), puis on apparie les enregistrements du
fichier A A ceux du fichier B en fonction de la différence
entre les valeurs Z prédites. Dans le cas qui nous occupe,
ol X est une variable unidimensionnelle, cela équivaut &
un appariement par rapport a X.

3.2 Méthode hot-deck

Nous décrivons tout d’abord une méthode hot-deck qui
utilise de I'information supplémentaire. Il s’agit d*une version
de la méthode proposée par Paass (1986). Nous parlons ici
de régression non paramétrique. Dans la régression para-
métrique, la distribution conditionnelle de Z étant donné
X et Y est définie au sens large par des fonctions de
moyenne et de variance qui font intervenii un petit nombre
de paramétres. Dans la régression non paramétrique, on
se sert des techniques d’estimation non paramétrique de
la densité pour estimer la distribution conditionnelle de Z.
Par exemple, en ce qui a trait 4 la méthode d’estimation
de la densité dite du plus proche voisin, on détermine, pour
chaque couple (X, ¥), K “plus proches voisins'’ (par rapport
a une fonction de distance comme la distance euclidienne
en (X, Y)); cet échantillon (probablement pondéré) de K
*voisins'’, ot K est un nombre entier spécifié convenable-
ment, sert & représenter la distribution conditionnelle. Par
conséquent, P(ZeU | X,Y) peut étre spécifiée comme une
espérance conditionnelle,

K

E(Iu(2)| X,Y) = ), w(X.Y) Iy(Z), (3.7
i=1

ol les w; sont des poids qui diminuent & mesure gue

s'accroit la distance entre (X;,Y;} et (X,Y), et Iy est la
fonction indicatrice pour I’ensemble U.
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Dans la méthode de Paass, on commence par déter-
miner la distribution conditionnelle de Z pour chague
couple (X,Y) en A en la représentant au moyen d’un
ensemble de X valeurs Z obtenu par une régression non
paramétrique. Autrement dit, on ajoute K valeurs Z &
chaque couple (X, Y). En deuxiéme lieu, on détermine,
pour chaque couple (X, Y} en A, une valeur Z authen-
tique - Za0n - tirée du fichier B, qui est considérée
comme la plus proche suivant la distance (X,Z). On
obtient ainsi le triplet (X, Y),Znawct) pour le fichier qui a
fait I’objet de I’appariement (fichier A). Si le fichier C
contient de 1’information sur (Y,Z), on détermine les
distributions conditionnelles pour le fichier A 4 ’aide du

" processus itératif suivant: choisir X valeurs initiales comme
““plus proches voisins’’ pour Z, dans le fichier A, Y, dans
le fichier B, et X, dans le fichier C; cela peut se faire par
la méthode d’imputation hot-deck ordinaire. Or, chaque
cycle consiste A établir des distributions conditionnelles
pour les éléments (X,Y) en A i I’aide de 'information
contenue dans le fichier C, plus précisément en mettant
a jour de fagon conforme K valeurs Z du fichier A 4 1’aide
de valeurs Z du fichier C en utilisant la distance (X,Y),
puis en mettant a jour K valeurs ¥ du fichier B 4 I'aide de
valeurs ¥ du.fichier A en utilisant la distance (X,Z) et
enfin, en mettant 4 jour K valeurs X du fichier C a I’aide
de valeurs X du fichier B en utilisant la distance (Y,Z).
Ce cycle est répété jusqu’a ce que la différence maximale
entre des statistiques de la distribution tridimensionnelle
de (X,Y,2Z) obtenue par itérations successives (par ex.:
matrice de covariance) soit inférieure & une limite donnée.
A la convergence, chaque fichier compte X nouvelles
valeurs qui feprésentent les distributions conditionnelles
respectives. Par ailleurs, si le fichier C contient de I’infor-
mation sur (X, ¥,Z), le processus est non itératif. Il suffit
de se servir du fichier C pour obtenir K valeurs Z de A en
utilisant la distance (X,Y), puis de déterminer une
valeur Z..ch, titée du fichier B, pour chaque couple
(X,Y) en A en utilisant la distance (X,Z). Toutefois,
Paass n’envisage pas cette possibilité dans son article.

Dans 1'étude empirique que nous exposons ici, nous
n’avons pas utilisé la version itérative de la méthode
de Paass décrite ci-dessus lorsque le fichier C contenait
de Pinformation sur (Y,Z) parce qu’elle comporte de
nombreux calculs. Nous avons plutét utilisé une version
non itérative simplifiée ot X = 1. Cette méthode,
désignée par HOD*, consiste en deux étapes.

HOD* (étape 1) Pour chaque couple (X, ¥) en A, déterminer
par la méthode hot-deck une valeur intermédiaire Z;, a
partir du fichier C en utilisant la distance ¥ si I'information
supplémentaire porte sur (¥,Z) et la distance euclidienne
(X.Y) si linformation supplémentaire porte sur (X,;Y,Z).

HOD* (étape 2) Remplacer chaque triplet (X,Y,Z,)
obtenu & I’étape 1 par {X,Y,Za1en)s OU Zpaecn €5t tiré du
fichier B 4 I’aide de la méthode hot-deck avec la distance
euclidienne (X,Z).

S’il n’existe pas de fichier C, on peut se servir de la
méthode HOD, appliquée avec 'HIC. Cette méthode
comporte deux étapes:
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HOD (étape 1) Déterminer des classes X appropriées,
comme dans I’imputation hot-deck ordinaire.

HOD (étape 2) Pour chaque couple (X, Y) en A, imputer
une valeur Z observée, tirée de la classe X correspondante
dans le fichier B, en utilisant la méthode hot-deck avec la
distance X.

4. MODIFICATION DES METHODES
D’APPARIEMENT PAR L’INTRODUCTION
DE CONTRAINTES NOMINALES

Nous proposons de modifier les méthodes d’apparie-
ment REG, REG*, HOD et HOD* en définissant des con-
traintes de type nominal pour les valeurs Z que I’on tire
du fichier B pour compléter le fichier A. Ces contraintes
ont pour but de conserver les liens catégoriques (définis
par des modeles log-linéaires) suivant une partition de

. (X, Y,2) acceptable dans le cas du fichier enrichi. On

détermine ces liens en combinant des informations des
fichiers A, B et C. La notion d’appariement sous contrainte
nominale repose sur la méthode d’imputation log-linéaire
{voir Singh 1988; Singh et a/. 1988). Dans ce cas, les
contraintes peuvent dépendre de I'information supplémen-
taire qui peut servir & estimer la distribution conditionnelle
de variables nominales, ou certains aspects de cette distri-
bution, mais qui n’a pas le niveau de qualité voulu pour
estimer la distribution conditionnelle intégrale.

Nous débutons avec une partition adéquate des variables
X,Yet Z. Posons X*, Y* Z* comme les variables nominales
correspondantes (aprés transformation). On peut alors
paramétrer la distribution des proportions par case pour
le tablean (X*, Y*,Z*) au moyen d’un modéle log-linéaire

log pye = u + wuy; + uy; + uy,

+ uypgy + U+ U + U2 4.1)

ou pjy est la proportion relative a la case (4,/,k) et les
nombres indiciaires 1, 2 et 3 désignent respectivement X*,
Y*, et Z*_ 1l convient de souligner que I’équation de
paramétrage (4.1) vaut pour des distributions arbitraires
des variables originales (X, Y,Z). Evidemment, les fichiers
A et B ne contiennent pas d’'information sur les effets 4
deux facteurs uy, et les effets a trois facteurs uyy;. Si ces
effets sont posés égal & zéro, cela revient 4 poser ’hypothése
de 'indépendance conditionnelle au sens qualitatif, ¢.-a-d.
Y* 1 Z* | X*, Cependant, si nous disposons d’informations
supplémentaires dans le fichier C, nous pouvons nous
passer de cette hypothése parce qu'il est possible d’estimer
les paramétres t,3 et u,,; a4 aide du fichier C. Par consé-
quent, peu importe la forme de la distribution conjointe
de (X,Y,Z), le modéle log-linéaire ci-dessus offre une
fagon homogéne d’évaluer, & tout le moins au sens quali-
tatif, la distanciation par rapport 4 HIC. Par ailleurs,
dans la régression linéaire, la distanciation par rapport &
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PHIC est paramétrée paf py zx seulement lorsqu’il y a
normalité.

Comme nous I’avons expliqué dans la section 2, I'infor-
mation supplémentaire contenue dans le fichier C (qu’elte
porte sur (¥,Z) ou (X,Y,Z)) sert tout d’abord a définir
des contraintes nominales sous la forme d’'une distribu-
tion (X, Y*,Z*). Cette opération se fait par ““balayage”’
de maniére & conserver les effets uy, et u,,3 du fichier C.
La version de REG* soumise 3 des contraintes nominales,
et désignée par REG.LOGLIN*, peut alors étre définie par
les étapes suivantes:

REG.LOGLIN* {¢tape 1} Méme chose qu’a ’étape 1 de
REG*.

REG.LOGLIN* {étape 2) Mé&me chose qu’a ’étape 2 de
REG?*, sauf que des contraintes nominales sont appli-
quées, ce qui suppose la nécessité d’un ordre d’apparie-
ment lorsqu’on tire des valeurs authentiques de Z du
fichier B. On détermine tout d*abord le cas d’appariement
qui a la distance minimum en (X,Z). On note la classe
(X*,Y*,Z*) de ’enregistrement complété et si le nombre
d’appariements réalisés dans cette classe ne dépasse pas
le chiffre prescrit par les contraintes nominales, la concor-
dance est reconnue. Autrement, on rejette la concordance
¢t on examine le cas d’appariement qui vient au deuxiéme
rang en ce qui concerne la distance minimum. Le processus
5e poursuit jusqu’a ce que le fichier A soit complété; la dis-
tribution de (X*, Y*,2*) dans le fichier complété doit alors
satisfaire aux contraintes nominales.

De la méme maniére, la version de HOD* soumise & des
contraintes nominales, et désignée par HOD.LOGLIN*,
comporte les deux étapes suivantes:

HOD.LOGLIN* (étape 1) Pour chaque couple (X,¥) en
A, déterminer par la méthode hot-deck une valeur inter-
médiaire Z;, & partir du fichier C en utilisant la distance
Y ou (X, Y) selon le cas, de sorte que les contraintes nomi-
nales soient respectées. Cette étape est semblable a
I’étape 2 de REG.LOGLIN*,

HOD.LOGLIN* (étape 2) Pour chaque triplet (X, Y,Z;,),
déterminer A 1'aide de la méthode hot-deck une valeur
observée - Z ..., — du fichier B avec la distance (X,Z),
en ayant soin de respecter la classe de la valeur Z,,.

Une variante de cette méthode consisterait 4 imputer
une valeur intermédiaire Z;,, sans contrainte, puis 2
recourir 4 I’appariement sous contrainte nominale fondé
sur la distance pour tirer une valeur observée du fichier B,
comme & I’étape 2 de REG.LOGLIN*. Nous avons essayé
cette variante, mais celle-ci n’a pas donné de bons résultats;
nous ’avons donc exclue de I’étude 4 cause des nombrenx
calculs qu’elle comporte. On peut attribuer le pigtre ren-
dement de cette variante au phénomeéne de “‘réduction a
la moyenne’’ qui s’applique aux valeurs Z;,; du fichier C
du fait que celui-ci est trop petit. Autrement dit, les valeurs
Z;,+ sont concentrées au centre de la distribution et
lorsqu’on introduit les contraintes nominales, les valeurs Z
finales se trouvent concentrées vers les limites intérieures
des classes extérieures de Z.

Supposons que le fichier C ne renferme que de I’infor-
mation de macro-niveau sous forme de distribution de
variable nominale, ou bien que I’information de micro-
niveau du fichier C soit jugée incertaine alors que I’infor-
mation sous forme de distribution de variable nominale
(suivarit une partition relativement grossigre), elle, soit
jugée fiable. Nous pouvons alors définir des versions des
méthodes REG et HOD assujetties & des contraintes nomi-
nales, et désignées respectivemnent par REG.LOGLIN et
HOD.LOGLIN. La premiére comporte deux étapes:

REG.LOGLIN (étape 1) Méme chose qu’a I’étape 1 de
REG.

REG.LOGLIN (étape 2) Méme chose qu’3 I’étape 2 de
REG.L.OGLIN*,

Dela méme mani¢re, HOD.LOGLIN comprend les deux
étapes suivantes:

HOD.LOGLIN (étape 1) M&me chose qu’a I’étape 1 de
HOD.

HOD.LOGLIN {étape 2) Méme chose qu’a I’étape 2 de
REG.LOGLIN®*, sauf qu'il n'existe pas de valeur inter-
médiaire Z,,,, de sorte que I’appariement est fondé sur la
distance X au lieu de la distance (X,Z).

Pour REG.LOGLIN comme pour HOD.LOGLIN, qui
ne nécessitent pas d’information de micro-niveau dans le
fichier C, ’HIC n’est utilisée que dans les classes X, Y. On
suppose donc une forme réduite d’indépendance condi-
tionnelle et les conséquences de cette hypothése ne devraient
pas étre aussi grandes que si I’on posait ’HIC dans son
intégralité.

5. EXEMPLE TYPIQUE

Avant d’étudier les propriétés empiriques des modifi-
cations proposées pour les méthodes d’appariement pré-
sentées plus haut, il serait utile de considérer un exemple
numérique simple qui illustre les genres de caleul qu’impli-
quent les huit méthodes. Supposons que les fichiers A, B
et Csont définis comme dans le tableau 1; ces fichiers repo-
sent sur des échantillons aléatoires tirés d’une distribution
normale multidimensionnelle caractérisée par une
moyenne nulle et une matrice de covariance définie par
ox =0y =0z = l,pxy = pxz= Setpyz = .7 (ce
qui implique que py,zx = .6). On suppose ici que le
fichier C contient de I'information uniquement sur (Y,Z2).
En ce qui concerne le fichier A, les valeurs Z ont été
supprimées dans le tableau 1 mais elles figurent dans le
tableau 3 pour le calcul des mesures d’évaluation. Suppo-
sons que, pour des raisons de simplicité et & cause de la
taille relativement modeste des fichiers, nous utilisions une
transformation en variable nominale pluidt grossiére pour
X.,Y,Z en ne considérant que deux classes, { —o0,0) et
[0,90). On obtient ainsi les trois tableaux bidimensionnels
qui correspondent aux fichiers A, B et C et qui sont repré-
sentés.dans le tableau 2(a). Dans le tableau 2(b) se trouvent
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les tableaux redressés des fichiers B et C; ce redressement
est effectué de sorte qu’il y ait concordance entre ces
tableaux et les fréquences marginales pertinentes, comme
nous "expliquons dans la section 2. Le tableau 2(c) corres-
pond au tableau tridimensionnel obtenu & la suite d’un
balayage par itération et le tableau 2(d) montre les contraintes
nominales obtenues 4 la suite de I’arrondissement aléatoire
des éléments du tableau 2(c), comme nous l'avons expliqué
dans la section 2.

Les huit méthodes ont été appliquées aux données du
tableau 1 et les résultats de V’appariement figurent dans
le tableau 3 avec les valeurs vraies de Z, qui avaient été
supprimées dans le tableau 1.

Les mesures d’évaluation indiquées dans le tableau 3
ont été mentionnées briévement dans P’introduction et sont
expliquées en détail dans la section 6. La partition utilisée
pour la mesure x> est la méme que celle qui a servi 4 la
détermination des contraintes nominales. Comme la par-
tition n’a pas été modifiée pour I’évaluation, il convient
de noter que les valeurs de x2 pour M3, M4, M7 et M8
seromt identiques. Notons aussi que les mesures d*évaluation
ne sont présentées ici que dans le but d’illustrer le calcul
et ne doivent pas étre considérées comme des indicateurs
du rendement relatif des méthodes puisqu’elles ne reposent
que sur un petit échantillon.

La méthode M8 (HOD.LOGLIN™*) est celle qui comporte
le plus grand nombre de calculs; 1a tableau 4 en décrit les
étapes. A partir de ce tableau, on peut se représenter assez
facilement les étapes requises pour les autres méthodes.
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6. ANALYSE EMPIRIQUE DES METHODES
D’APPARIEMENT PROPOSEES

Dans cette section, nous décrivons une analyse empirique
qui prend la forme d’une étude de simulation approfondie
qui utilise des données fictives tirées de distributions multi-
dimensionnelles symétriques et asymétriques. La symétrie
provient de distributions normales tandis que la dissymsé-
trie est introduite par des contaminations engendrées par
des distributions log-normales multidimensionnelles.
Nous utilisons des données fictives afin d’exercer un contréle
sur tous les parametres pertinents, y compris ceux qui défi-
nissent les relations conjointes des différentes variables.
On peut alors évaluer les diverses méthodes d’appariement
lorsque les relations conjointes s’écartent d’une maniére
systématique de I'indépendance conditionnelle. On peut
aussi comparer ces méthodes lorsque la distribution d’ou
sont tirées les données s’écarte de la symétrie. Nous avons
obtenu de I'information supplémentaire substitutive en
modifiant les paramétres de la distribution normale d’on
était tiré le fichier C ou en induisant des contaminations
log-normales. Nous avons dong quatre types de probléme
d’appariement: d’une part, deux distributions, I'une
symétrique et ’autre asymétrique, avec des données du
fichier C qui sont non substitutives et d’autre part, deux
distributions symétriques avec, chacune, une catégorie de
données substitutives du fichier C différente. La program-
mation §’est faite sur micro-ordinateur  I’aide du logiciel
GAUSS.

Tableau 1
Données des fichiers A, B, C
Identificateur Fichier A . Identificateur Fichier B Identificateur Fichier C

d’enregistrement X Y d’enregistrement X Y d’enregistrement Y Z
Al -0.86 -032 Bl =095 -0.69 Cl =040 -0.60
A2 -0.77 -0.33 B2 -0.64 -0.83 C2 -233 -2.381
A3 -0.09 —-0.26 B3 -1.58 —-0.11 C3 -0.79 -047
Ad -0.42 0.62 B4 -0.42 0.36 C4 0.67 -0.29
AS -0.81 0.56 B5 097 -0.42 cs —0.65 1.19
A6 -0.56 0.00 B6 1.09 -1.16 Cé -1.32 0.05
A7 037 -0.04 B7 0.44 -0.49 c7 —-0.55 0.70
Al 0.06 -1.29 B8 0.14 -0.38 C8 0.55 0.66
A9 095 -2.15 Bg 1.33 1.24 9 1.31 1.12
AlQ 1.90 -1.07 B0 0.80 0.85 Clo 1.46 2.58
All 1.32 0.61 B11 1.60 0.31
Al2 1.38 0.79 B12 1.42 0.99
All 1.63 1.03
Ald 0.50 1.24

AlS 0.90 1.19
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Tableau 2

Distributions de variables nominales pour les fichiers A, B et C suivant la partition donnée 2 x 2 x 2

(a) Fichier A Fichier B Fichier C
Y<o0 Yz=0 Z<0 Z=0 Z<0 Z=0
X<0 3 3 X<0 i 1 Y<0 3 3
X=0 4 5 X=0 4 4 Y=0 1 3

(b) Tableau non redressé du fichier A

Tableau redressé du fichier B

Tableau redressé du fichier C

Y<0 Y=¢0 Z<0 Z=0 Z<0 Z=0
X< 3 3 X<0 4.5 1.5 Y<o0 5.15 1.85
Xz0 4 5 X=0 4.5 4.5 Y=0 3.85 4.15
©) Tableau obtenu i partir d’un tableau 2 X 2 x 2 de uns “*balayé par itération’” en vue
d'une concordance avec les fréquences marginales du tableau 2(b)
Z<0 Z=0
Y<0 Y=z0 Y<@© Y=0
X <0 2.55 1.95 0.45 1.05
Xz0 2.60 1.90 1.40 .10
{d) Contraintes nominales &tablies par I’arrondissement aléatoire des éléments du tableau 2(c)
Z<0 Z=0
Y<90 Y=0 Y<0 Y=0
X<0 2 2 1 1
Xz0 2 2 2 3
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Tablean 3
Comparaison de huit méthodes d’appariement permettant de compléter le fichier A
Valeurs Z appariées '
Fichier A - ‘
Versions de la méthode REG Versions de la méthode HOD

X Y Z M1 M2 M3 M4 M3 M6 M7 M8
-0.86 -0.32 -0.97 -0.69 —-0.69 —0.69 —0.69 -0.69 -0.69 ~-0.69 -0.69
-0 -0.33 0.16 -0.69 —0.69 —0.69 -0.69 -0.83 —-0.,69 -0.83 —-0.69
—0.09 -0.26 0.19 —0.38 —0.38 0.36 0.36 0.36 -0.38 0.36 0.36
—-0.42 0.62 -0.44 —-0.38 0.36 .36 -0.38 0.36 -0.38 0.36 -0.38
—-0.81 0.56 -0.76 -0.69 0.36 —0.69 0.36 -0.69 0.36 -0.69 0.36
-0.56 0.00 1.06 —0.83 -0.83 -0.83 -0.83 —0.83 -0.83 -0.83 -0.83
0.37 —0.04 -1.18 -0.38 -0.38 —-0.38 0.36 —-0.49 - 0.49 -0.49 - 0.49
0.06 -1.29 0.33 —0.38 ~0.38 -0.36 -0.38 —0.38 -0.38 0.85 0.36
0.95 -2.15 —-1.26 —0.42 -1.16 -0.42 -1.16 -0.42 -1.16 -0.42 —1.16
1.90 -1.07 0.01 0.31 0.31 0.31 0.31 0.31 0.31 0.31 0.31
1.32 0.61 2.08 0.31 0.99 0.31 0.99 1.24 -0.42 1.24 -0.42
1.38 0.79 0.32 0.31 (.99 0.31 0.99 0.99 —-0.42 0.99 -0.42
1.63 1.03 1.53 0.31 0.99 0.31 0.99 0.31 0.99 0.31 0.99
0.50 1.24 1.34 —0.49 0.85 —-0.49 —-0.38 —-0.49 0.85 —0.49 0.85
0.50 1.19 -1.01 ~0.42 0.85 -0.42 -0.42 -0.42 0.85 -0.42 0.85
Mesures d’évaluation MAD-Z 0.79 0.81 0.76 0.78 0.79 0.85 0.78 0.78
%2 13.07 13.34 1.75 1.75 2.70 10.78 1.75 1.75
Nota: MI:REG M2: REG* M3:REG.LOGLIN M4:REG.LOGLIN* M5:HOD Mé6: HOD* M7: HOD.LOGLIN M8: HOD.LOGLIN®.

Tableau 4
Etapes de la méthode M8 (HOD.LOGLIN®)
Case Ordre Dist, Dist.
(X,Y) X Y d’appariement Y Zin (X,2Z) Zunatch

X<0 —-0.86 -0.32 (Al) 2 .08 —0.60 Ch) 12 -0.69 (Bl)
Y <0 -0:77 =033 (A2 1 07 -060 (C1) .19 -0.69 (B
-0.09 -0.26 (A3) 3 .29 0.70 ChH A7 0.36 (B4)
X<0 -0.42 0.62 (Ad) 2 .05 -0.29  (C4) .56 -0.38 (BS)
Y=0 -0.81 0.56 (A5) 1 .01 0.66 (C8) .50 0.36 (B4)
—0.56 0.00 (A6) 3 40 -0.60¢ (C1) 25 -0.83 (B2)
X=0 0.37 —0.04 (AT 4 .36 —0.60 (C) .14 -0.49 (B7)
Y<o0 0.06 -1.29 (A8) 1 .03 0.05 (C6) 57 0.36 (B4)
095 -215 (A9) 2 18 281 (C) 1.66 -1.16  (B6)
1.90 -1.07  (Al10) 3 .25 0.05 (C6) .40 0:31 (B11)
X=0 1.32 0.61 (ALl) 1 .06 —-0.29 (Ca) 37 - 042 {BS)
Y=0 1.38 079  (Al2) 3 A2 -0.29 (C4) .43 —-0.42  (BS)
1.63 1.03  (Al13) 5 28 .12 (C9 25 099 (BI12)
0.50 1.24 (Al4) 2 07 1.12 {C9 41 0.85 (B10)
0.90 1.19  (Al5) 4 12 112 (C9) .29 0.85 (BI10)

Nota: L’ardre d’appariement des enregistrements des fichiers A et C est renouvelé pour chaque case (X, Y) selon les contraintes nominales établies

dans le tableau 2(d).



78 Singh et coll.; Information supplémentaire comme solution de remplacement a I'hypothése d'indépendance

6.1 Plan de I’étude de Monte Carlo

11 faut trois fichiers pour simuler I’appariement statis-
tique: un fichier receveur A, un fichier donneur B et un
fichier auxiliaire C. Ces fichiers sont créés synthétiquement
A ’aide de distributions spécifiées, chacun d’eux contenant
les trois variables, X, Y et Z. On supprime la variable Z
du fichier A et la variable ¥ du fichier B, Les valeurs de
la variable supprimée du fichier A servent a évaluer le
rendement des diverses méthodes d’appariement statis-
tique. Le fichier C peut contenir de I’information sur
(Y, Z) seulement (si X est supprimée) ou sur les trois varia-
bles. Les résultats empiriques présentés dans cet article
sont ceux qui correspondent 4 la situation ou C contient
de I'information sur (Y,Z) seulement, bien que I’autre
situation - C contenant de I’'information sur (X,Y,Z) -

" @it été envisagée aussi dans I’étude (voir Singh et /. 1990).

Des passages de 100 simulations chacun ont été exécutés
pour chaque combinaison de parameétres de plan étudiés.
On calculait quatre mesures d’évaluation pour chaque
simulation, puis on faisait l]a moyenne de chacune de ces
mesures pour les 100 simulations.

Les fichiers A et B étaient toujours tirés de la méme
distribution, chacun d’eux contenant 500 observations
indépendantes et identiquement distribuées. Le fichier C
contenait 250 observations qui ne provenaient pas
nécessairement de la méme distribution que les observations
des fichiers A et B; autrement dit, le fichier C pouvait
contenir de I'information supplémentaire substitutive ou
non substitutive.

Les observations (X, Y,Z) suivaient une distribution
normale multidimensionnelle mais dans certains cas, on
induisait une contamination log-normale en calculant ’ex-
ponentielle de X, de Yet de Z. On déterminait si une obser-
vation était contaminée ou non au moyen d’un processus
de Bernoulli avec une probabilité déterminée pour tout
passage de 100 simulations. Avant la contamination, X,
Y et Z étaient des variables normales centrées réduites; de
plus, les covariances de (X, Y) et de (X, Z) étaient toujours
de .5 tandis que la covariance de (Y,Z) variait d’un passage
4 Pautre. Par conséquent, la corrélation conditionnelle de
Y et Z étant donné X, py zx, variait aussi d'un passage
a 'autre.

Pour la plupart des passages, les observations du fichier C
suivaient la méme distribution que les observations des
fichiers A et B. Toutefois, si, dans une application, I’infor-
mation supplémentaire vient d’une source historique ou
se rapporte 2 des variables de substitution, cette hypothése
peut étre déraisonnable. Deux séries de passages ont été
exécutées avec de I'information supplémentaire substitu-
tive. Dans la premiére série, les données supplémentaires
avaient un coefficient py, zx, différent. Dans la seconde
série, les données étaient soumises dans une certaine
proportion 4 une contamination log-normale.

Pour les méthodes proposées qui utilisent des contraintes
nominales et pour la définition de classes d’appariement
pour la méthode HOD, il fallait choisir une partition. Nous
en avons utilisé deux. La premiére, appelée partition a inter-
valles standard, répartissait les valeurs des variables X, ¥
et Z dans les classes suivantes: < — 1, [— 1,0), [O,]1), = I;

autrement dit, la partition £tait centrée sur la moyenne de
la distribution marginale avant contamination, avec des
valeurs seuil au centre et & 1 écart-type. La seconde parti-
tion, appelée partition & probabilités égales, était semblable
a la premiére sauf que les valeurs seuil coincidaient avec les
quartiles des distributions marginales pré-contamination;
autrement dit, la partition consistait dans les classes suivantes:
< — 6745, [— .6745,0), [0, .6745), = .6745. Les par-
titions étaient définies en fonction des distributions pré-
contamination; pour des raisons de simplicité, on utilisait
les mémes partitions lorsque des contaminations log-
normales étaient induites. Cependant, il aurait été plus
réaliste de faire dépendre les partitions des données.

6.2 Les méthodes d’appariement

Nous avons étudié les huit méthodes décrites plus haut.
Toutes, sauf REG et HOD, utilisent de I’information
supplémentaire. Il existe donc deux versions de chacune
de ces méthodes seton que le fichier C renferme de I’infor-
mation sur (¥,Z) ou (X,Y,Z). En ce qui concerne les
méthodes HOD et HOD.LOGLIN, nous avons considéré
trois versions de la hot-deck (notamment, celle fondée sur
le rang, la méthode aléatoire et celle fondée sur la distance
X)) pour tirer des valeurs authentiques de Z du fichier B,
mais seuls les résultats de la troisiéme sont reproduits ici.
Pour ce qui a trait aux six autres méthodes, nous avons
considéré aussi trois versions de hot-deck (4 savoir, distance
Z, distance (X,Z) et distance (X,Y,Z)) pour tirer des
valeurs authentiques de Z du fichier B, mais nous ne pré-
sentons ici, pour des raisons de simplicité, que les résultats
relatifs 3 la distance (X, Z). La section 7.3 expose sommai-
rement les résultats obtenus avec différentes mesures de
distance. On trouvera dans le document de travail de Singh
et al. (1990) d’autres détails qui ne figurent pas dans le
présent article. Notons que sil’on veut utiliser la méthode
hod-deck fondée sur la distance (X,Y,Z) pour tirer une
valeur authentique de Z du fichier B, il faut tout d’abord
déterminer 4 partir du fichier C des valeurs intermédiaires
Y pour B, a Iinstar de la valeur Z;,; pour le fichier A.
Notons aussi que nous nous sommes servis de la distance
euclidienne 4 chaque fois qu’une version de la hot-deck
fondée sur une mesure de distance était utilisée. Toutefois,
nous n’avons pas redressé au préalable les variables par
leurs écarts-types respectifs pour des raisons de commodité
et parce que toutes les variables de la population fictive
avaient des variances communes.

6.3 Les mesures d’évaluation

Quatre mesures ont servi a évaluer le degré d’efficacité
des diverses méthodes d’appariement. Toutes les éva-
luations reposent sur des comparaisons du fichier enrichi
avec le fichier duquel ont été supprimées les valeurs vraies
de Z. Deux des mesures reposent sur des comparaisons de
type nominal, mais il n’est pas nécessaire que les classes
qui servent aux évaluations soient celles gu’utilisent les
méthodes LOGLIN pour les contraintes nominales. Les
résultats présentés ici sont ceux que nous avons obtenus en
utilisant la partition 4 probabilités égales (voir section 6.1)
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pour I’appariement et la partition & intervalles standard
pour les évaluations. La premiére des quatre mesures
d’évaluation repose sur une comparaison par unité des
valeurs Z appariées et des valeurs Z supprimées. Cepen-
dant, une méthode d’appariemnent statistique n’a pas pour
but de reproduire fidelement les valeurs Z supprimées mais
de produire des valeurs Z qui originent de la m&me distri-
bution étant donné ce que I’on connait, en I’occurrence
X et Y. Les trois autres mesures d’évaluation reposent plus
sur la comparaison des propriétés des distributions con-
ditionnelles de Z.

i) Moyenne des écarts absolus moyens de Z (MAD-Z)

La mesure de rendement la plus simple est 1’écart absolu
moyen entre les valeurs appariées et les valeurs supprimees
de Z pour les enregistrements du fichier A. Nous avons
calculé des moyennes de Monte Carlo de ces écarts et les
erreurs types correspondantes.

La formule de la statistique MAD-Z pour n’importe
quelle simulation donnée est

MAD-Z = Y | Z; = Zn,| /500, (6.1)

ou Z; est la valeur Z supprimée pour le i*™¢ enregistre-
ment du fichier A, Z,, ; est 1a valeur Z appariée et la som-
mation est étendue aux 500 enregistrements du fichier A.
MAD-Z désigne la moyenne des statistiques MAD-Z pour
toutes les simulations.

ii) Moyenne des écarts des covariances (AD-Cov)

La deuxiéme mesure de rendement est I’écart entre les
covariances conditionnelles de Y et Z étant donné X pour
le fichier enrichi et le fichier duquel ont été supprimées les
valeurs vraies de Z. Nous avons calculé des moyennes de
Monte Carlo de ces écarts et les erreurs types correspon-
dantes.

Pour un fichier contenant les variables X, Yet Z, nous
pouvons définir la relation

Cov(Y,Z| X) = Cov(Y,Z) -

Cov(X,Y)Cov{X,Z)/Var(X), (6.2)

ou Cov et Var sont les opérateurs de covariance et de
variance d’échantilion respectivement. Dans le cas d’une
distribution normale multidimensionnelle, cela corres-
pond ala covariance de Yet Z étant donné X;; autrement,
on peut le voir comme la covariance des résidus d’une
régression linéaire de Y par rapport & X et des résidus
d’une régression linéaire de Z par rapport 4 X. Pour
n’importe quelle simulation donnée, la statistique AD-Cov
serait 1'écart entre ces quantités pour le fichier enrichi et
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le fichier duquel ont été supprimées les valeurs vraies de
Z. Comme pour la premiére mesure, AD-Cov désigne la
moyenne de ces statistiques pour toutes les simulations.

iii) Moyenne des statistiques chi carré (;7)

La troisieme mesure de rendement, basée sur des com-
paraisons de type nominal, est une mesure de distance
fondée sur le critére chi carré de Pearson. Ce qu’on pré-
sente, en fait, est la statistique chi carré moyenne calculée
pour les 100 simulations, transformée de maniére 4 étre
incluse dans I’intervalle (0,1).

La formule de la statistique chi carré est

X* =Y (mge — ng)(my +.5), 6.3)
i, jk

ol m est le nombre d’enregistrements qui appartiennent
ala classe X™* i, & la classe ¥* j, et & la classe Z* k dans
le fichier enrichi, n;; est I’équivalent pour le fichier
duquel ont été supprimeées les valeurs vraiesde Z, etoli la
sommation est étendue a toutes les classes (X™*,Y*,Z*).
Une valeur constante de .5 est ajoutée i tous les déno-
minateurs de cette somme pour éviter le probléme des
ZE8ros.

Une fois calculée la moyenne des statistiques chi carré
pour 100 simulations, disons x2, cette valeur est trans-
formée de maniére a étre incluse dans I’intervalie (0,1). La
formule de transformation est la suivante {voir Bishop,
Fienberg et Holland, 1975, p. 383; le chiffre 500 représente
la taille du fichier A)

%2 transformé = [x2/(x2 + 500)}%.  (6.4)

iv) Test du rapport des vraisesmblances (TRV)

La derni¢re mesure de rendement est aussi basée sur des
comparaisons de type nominal, Pour chaque classe
(X*, Y*) qui contient un nombre minimum d’observations
(dans la présente étude, ce nombre est fixé 4 20), on exé-
cute un test du rapport des vraisemblances pour tester
I’hypothése que les valeurs Z de type nominal du fichier
enrichi et du fichier amputé proviennent de la méme
distribution multinomiale. On combine ensuite les tests
faits pour les différentes classes (X*, Y*) afin d’obtenir
une valeur P globale. Ce qui nous intéresse est le nombre
de fois, sur 100 simulations, ou la valeur P globale était
inférieure a .05. Plus cette proportion est élevée, plusil y
a de différence entre la distribution des valeurs vraies de
(Z* et celle des valeurs appariées étant donné les classes
(X*,Y").

Le critére minimum de 20 unités pour les classes (X*, Y*)
du fichier A était nécessaire pour que soit acceptable
I’approximation chi carré de la distribution de la variable
4 tester. Si le nombre de classes de (Z* augmentait, il
faudrait probablement hausser le critére minimum.
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Utilisant la méme notation que pour la mesure précé-
dente, nous pouvons écrire la formule de la statistique
TRV pour la classe (X*,Y*) (i,/)

TRV =2 E {(HU;; + .S)In((ni,-k + .5}/
k
(n,-jk + Mg + 1)) + (mUk +.5)

ln((mu-k +.5)/(n,:‘.'k + m('jk + 1))]

+ (4n; + 2K)In2, (6.5)

ol
nl:f=Enijk=EmUk: i‘_"],--wly
K k
Jj=1...,J, k=1,..,K (6.6)

Lorsque les my; et les ny; proviennent de la méme dis-
tribution multinomiale, la distribution asymptotique de
cette statistique est de type chi carré avec (K — 1) degrés
de liberté. On obtient une valeur P globale en faisant la
somme des statistiques et des degrés de liberté correspon-
dants pour les classes (X*,Y*) qui répondent au critére
minimum et en calculant la probabilité que la valeur d’une
variable chi carré, étant donné le nombre de degrés de
liberté approprié, soit plus grande que la valeur observée.

7. RESULTATS DE L’ETUDE DE
MONTE CARLO

Dans ceite section, nous présentons les résultats de
I’étude de simulation. On trouvera une description plus com-
pléte de ces résultats dans Singh et a/. (1990). Les personnes
qui voudraient obtenir les tableaux de chiffres qui ont servi a
I’élaboration des figures 1 4 5 peuvent en faire la demande,

Notre présentation n’insiste pas sur les erreurs types de
Monte Carlo des mesures d’évaluation parce qu’elles sont
en général relativement faibles; par exemple, les coeffi-
cients de variation pour AD-Cov étaient généralement
inférieurs & deux pour cent. En outre, les évaluations de
différentes méthodes d’appariement devraient normale-
ment étre corrélées positivement, de sorte que les erreurs
types refléteront beaucoup plus précisément que 'on croit
les différences relatives entres les méthodes. Un autre
indice de la qualité de ’évaluation des diverses méthodes
d’appariement par la méthode de Monte Carlo est la régu-
larité générale des tendances observées (voir, par exemple,
les figures 2 4 5). Bref, le moindre écart est susceptible de
signaler une différence réelle.

7.1 Méthodes n’utilisant pas d’information
supplémentaire (REG et HOD)

Les figures 2 4 5 montrent comment 1'efficacité des
méthodes d’appariement qui appliquent 'HIC est influencée
lorsqu’on s’écarte de I'indépendance conditionnelle. 11

semblerait que Putilisation de méthodes qui appliquent
I’HIC crée un biais notable pour la relation conjointe de
(X,Y,Z) dans le fichier enrichi. On peut constater par
exemple dans la figure 2 une détérioration progressive de la
situation (sauf pour MAD-Z lorsque le coefficient vrai de-
corrélation conditionnelle, py 7y, s’éloigne de zéro. Le
cas d’exception que représente MAD-Z s’explique proba-
blement par le caractére inconditionnel de cette mesure,
qui repose sur une comparaison par unité des valeurs Z
appari€es et des valeurs Z supprimées, alors que les autres
mesures reposent sur des comparaisons des distributions
conditionnelles de Z. Il est intéressant de noter dans la
figure 2 que lorsque la valeur vraie de py 7, est faible,
la méthode HOD*, qui utilise de I’'information supplémen-
taire, peut, en ce qui concerne les mesures d’évaluation de
type nominal ou les mesures au niveau global, étre moins
efficace que la méthode HOD, qui, elle, n’utilise pas cette
information. Les conditions dans lesquelles I'utilisation
d’informations supplémentaires devient avantageuse
dépendraient du degré de précision de ces informations.

7.2 Méthodes utilisant de P’information supplémentaire

Comme il fallait s’y attendre, les résultats de notre étude
empirique confirment que 'utilisation d’information
supplémentaire est un moyen de compenser la non-
vérification de 'HIC. Le degré de compensation dépendrait
de la méthode et du genre d’information supplémentaire
utilisées. Dans l’introduction, nous avons brossé un
tableau du rendement des diverses méthodes étudiées.
Maintenant, nous allons examiner plus en détail le rendement
de ces méthodes 4 1’aide des figures 2 4 5.

Parmi les méthodes fondées sur la régression, celles qui
utilisent de ’information supplémentaire portant sur la
corrélation conditionnelle - notamment REG* et REG.
LOGLIN* - ont, pour des populations symétriques, un
rendement trés acceptable en ce qui concerne les mesures
au niveau individuel (c.-4-d. MAD-Z et AD-Cov) (voir
figure 2). Elles surclassent aussi les méthodes hot-deck
pour des populations asymétriques (figure 3), bien que le
biais tende & s’accroitre lorsque le degré d’asymétrie aug-
mente. Toutefois, lorsque le coefficient de corrélation con-
ditionnelle pour I’information supplémentaire substitutive
varie (figure 4), les méthodes de régression ont un rende-
ment inégal, c.-a-d. qu’elles peuvent étre plus efficaces ou
moins efficaces que les méthodes hot-deck au niveau indi-
viduel. De fait, pour ce qui a trait 4 la deuxiéme catégorie
d’information supplémentaire substitutive (¢’est-a-dire
celle avec contamination log-normale; voir figure 5), les
méthodes de régression sont généralement un peu moins
efficaces que la méthode HOD.LOGLIN en ce qui concerne
la mesure AD-Cov). Sinous nous limitons aux méthodes
fondées sur la régression, nous pouvons recommander
I'usage de la méthode REG* en ce qui regarde les mesures
d’évaluation au niveau individuel. Toutefois, pour ce qui
a trait aux mesures au niveau global, toutes les méthodes
de régression ont un trés mauvais rendement. Cela
s’explique probablement par V'effet de réduction 4 la
moyenne dont il est question & la sous-section 7.3.
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Méthodes d’appariement étudiées dans les figures 14 5
REG valeur Z;; tirée de la régression de Z par rapport a X, valeur Zyach fondée sur la distance (X, Z)
REG* valeur Z;, tirée de la régression de Z par rapport 4 X et a4 Y, valeur Z 50 fOndée sur la distance (X,Z)

REG.LOGLIN  valeur Z; tirée de la régression de Z par rapport & X, valeur Z 4, fondée sur la distance (X, Z) avec des
contraintes nominales

REG.LOGLIN* valeur Z;; tirée de la régression de Z par rapport 4 X et & Y, valeur Z,c, fondée sur la distance (X, Z) avec des
- contraintes nominales

HOD méthode hot-deck utilisant la distance X dans les classes X

HOD* valeur Z;,; tirée du fichier C a I'aide de la méthode hot-deck utilisant la distance Y, valeur Zacn tirée du fichier B
a l'aide de la méthede hot-deck utilisant la distance (X,Z)

HOD.LOGLIN méthode hot-deck utilisant la distance X dans les classes X avec contraintes nominales

HOD.LOGLIN* valeur Z;; obtenue a l'aide de la méthode hot-deck utilisant la distance ¥ avec contraintes nominales, valeur Zp,gicn
obtenue & l'aide de la méthode hot-deck utilisant la distance (X,Z) dans les classes (X,Y,Z)
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Figure 1. Différence entre les histogrammes marginaux des valeurs Z appariées et des valeurs Z supprimées (données symétriques,
przix = 49
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Figure 2, Comparaison de méthodes d’appariement statistique lorsque py, 7 x varie pour une population symétrique; information

+ Singh et coll.: Information supplémentaire comme solution de remplacement & 'hypothése d'indépendance
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En ce qui concerne les méthodes hot-deck avec infor-
mation supplémentaire, les deux méthodes assujetties a des
contraintes nominales - notamment HOD.LOGLIN et
HOD.LOGLIN* - ont un rendement trés acceptable au
niveau global (c.-a-d. par rapport & 2 transformé et
au TRV) pour tous les types de population; voir figures
2 4 5. De fagon générale, la méthode HOD.LOGLIN est
supérieure a la méthode HOD.LOGLIN*. Considérons
maintenant les mesures d’évaluation au niveau individuel.
Pour des populations symétriques et dissymétriques
(figures 2 et 3}, les méthodes HOD* et HOD.LOGLIN*
sont, en régle générale, aussi efficaces ’'une que 'autre et
sont un peu plus efficaces que HOD.LOGLIN mais un peu
moins efficaces que REG*. Cependant, lorsqu’il s’agit
d’information supplémentaire substitutive (figures 4 et 5),
la méthode HOD.LOGLIN peut &tre soit plus efficace ou
moins efficace que les méthodes HOD.LOGLIN* et REG*
en ce qui concerne la mesure AD-Cov, et elle est souvent
plus efficace lorsqu’il s’agit de données substitutives avec
des contaminations log-normales. En outre, avec des don-
nées substitutives, HOD.LOGLIN tend a offrir assez de
robustesse 3 I’égard des quatre mesures d’évaluation.
Par conséquent, du point de vue du rendement global,
nous pouvons recommander 'usage de la méthode
HOD.LOGLIN* parmi toutes les méthodes hot-deck.
Cependant, au point de vue pratique, il peut &tre préfé-
rable d’opter pour la méthode HOD.LOGLIN comme
solution de compromis parce qu’elie est assez efficace au
niveau individuel et extrémement efficace au niveau
global, qu’elle est beaucoup moins exigeante sur le plan
du calcul et qu’elle montre de la robustesse a ’égard des
données supplémentaires substitutives. En outre,
HOD.LOGLIN ne nécessite pas d’information supplé-
mentaire de micro-niveau.

7.3 Observations diverses

Dans ceite sous-section, nous exposons quelques con-
clusions intéressantes qui sont ressorties de I'étude de
Monte Carlo; les résultats empiriques relatifs 4 certaines
de ces conclusions ne figurent pas ici mais sont présentés
dans Singh et al. (1990).

i) Réduction a la moyenne

Une conclusion importante qui ressort de fagon cons-
tante est que les méthodes d’appariement fondées sur la
régression sont peu efficaces en ce qui concerne les mesures
de type nominal. Ce manque d’efficacité peut s’expliquer
par le phénoméne de réduction 4 la moyenne, ¢’est-a-dire
le phénomeéne selon lequel les valeurs Z appariées sont plus
concentrées autour de leur moyenne que ne le sont les
valeurs Z supprimées. C’est ce que ’on peut voir 4 la
figure 1, qui montre la différence entre les histogrammes
marginaux des valeurs Z appariées et des valeurs Z suppri-
mées pour diverses méthodes d’appariement.

. Les écarts positifs que F'on observe prés du centre pour
REG et REG* indiquent que le fichier enrichi compte un
plus grand nombre de valeurs Z dans cette région que le
fichier duquel ont été supprimeées les valeurs vraies de Z,

Les tres fortes valeurs négatives observées aux extrémiiés
des graphiques sont associées 4 des intervalles ouverts, et il
semble fort probable que si ces intervalles avaient été divisés
en de plus petits intervalles, on aurait observé plusieurs
valeurs négatives moindres aux extrémités des graphiques,
de sorte qu’on aurait pu déduire que les méthodes REG
et REG* placent un trop grand nombre de valeurs Z au
centre de la distribution par rapport aux extrémités.

La figure 1 permet de constater qu’il y a aussi une
réduction 4 la moyenne dans le cas des méthodes REG.
LOGLIN et REG.LOGLIN*. Toutefois, dans ce cas-cila
réduction est limitée par les contraintes nominales, de sorte
que m&me si nous constatons que les extrémités de la dis-
tribution de Z pour le fichier enrichi ne sont pas assez
étendues, les valeurs Z ne sont pas concentrées au centre
de la distribution mais s’agglom&rent autour des limites
d’intervalle, qui ont I’effet d’un mur. On peut expliquer
de la méme maniére les fortes valeurs positives observées
de part et d’autre de la limite centrale si ’on tient compte
du fait que ces graphiques représentent en réalité une
moyenne des différences entre histogrammes pour 100
simulations indépendantes. Il semble raisonnable de
penser que si nous devions étudier séparément chacune des
100 différences d’histogrammes, nous observerions une
forte valeur positive tantdt juste 2 gauche de la limite
centrale, tantdt juste & droite, mais jamais des deux cotés
4 la fois. ‘

La figure 1 montre aussi que ’effet de réduction a la
moyenne et ’effet des limites sont négligeables pour les
méthodes de type hot-deck.

ii) Information supplémentaire (Y,Z) vs information
supplémentaire (X,Y,Z)

Bien que cet article ne présente que les résultats fondés
sur I’information supplémentaire (¥,Z), I’étude de simu-
lation considérait aussi, comme nous ’avens dit dans la
section 6, I’information supplémentaire (X,Y,Z). Nous
avons constaté avec intérét que dans le cas des méthodes
HOD.LOGLIN et HOD.LOGLIN*, I'utilisation d’infor-
mations supplémentaires (Y,Z) produit, en régle générale,
de meilleurs résultats au niveau global que 'utilisation
d’informations (X, Y,Z). Cette constatation ne semble pas
s’appliquer 4 la méthode HOD*. Ce phénomene s’explique
probablement par la variabilité de ’estimation des effets
des facteurs (X*,Y™*,Z*) qui entrent dans les contraintes
nominales, cette variabilité étant le fait d’un trop petit
volume de données supplémentaires. Nous pouvons en
conclure que les valeurs vraies étaient probablement voisines
de zéro et que les assimiler 4 la valeur nulle donne de
meilleurs résultats. C’est ce qui nous porte A croire qu’il
faudrait tenir compte dans les analyses futures de Peffet
de la taille de 1’échantillon sur le rendement des méthodes
d’appariement. Les considérations ci-dessus suggérent
aussi une nouvelle catégorie intéressante de méthodes qui
combineraient 1’information supplémentaire de micro-
niveau (X,Y,Z) qui sert 3 déterminer les valeurs Z;;, avec
la distribution de variables nominales (¥™*,Z*) tirée du
fichier C qui sert a définir des contraintes. Cependant, ces
méthodes n’ont pas été considérées dans la présente étude.
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iif) Comparaison de différentes versions de la méthode
hot-deck

Dans toutes les méthodes d’appariement étudiées, sauf
HOD et HOD.LOGLIN, la deuxiéme étape, qui consiste
4 déterminer la valeur Z_,, ., fait intervenir I'imputation
hot-deck avec la distance (X,Z). Pour les deux cas
d’exception, on utilise la distance X. On peut aussi utiliser
(pour d’autres méthodes que HOD et HOD.LOGLIN) la
distance Z ou la distance (X, Y,Z). Dans ce dernier cas,
il faut voir tout d’abord & introduire la valeur Y;,, dans
le fichier B. C’est ce qui a été fait dans 1’étude de simula-
tion originale, sauf que les résultats empiriques pertinents
ne sont pas présentés ici. Les résultats ont montré que le
choix de la distance change peu de choses; pour les
méthodes REG et REG*, la distance (X,Z) donnait par-
fois des résultats supérieurs en ¢e qui a trait 4 la mesure
AD-Cov. C’est ce qui nous a fait opter pour la distance
(X.Z) pour les méthodes étudiées ici. Cependant, dans la
pratique, il serait préférable d’utiliser la distance Z pour
les méthodes hot-deck 4 cause de la simplicité des calculs.

Par ailleurs, notons qu’én ce qui concerne les méthodes
HOD et HOD.LOGLIN, on a la possibilité d’utiliser a
I’étape 2 la version aléatoire de la méthode hot-deck ou
la version fondée sur le rang, plutdt que celle fondée sur
la distance X. Selon la version fondée sur le rang, les enre-
gistrements des fichiers A et B sont ordonnés séparément
en fonction de la valeur de X, puis ils sont appariés selon
le rang. C’est la procédure qu’a proposée G. Rowe pour
I'application relative 3 la BDSPS évoquée dans I"introduc-
tion. De toute évidence, cette méthode ne convient qu’aux
variables X unidimensionnelles. Un avantage de la
méthode fondée sur le rang est qu’'un enregistrement du
fichier B ne peut servir de donneur pour plus d’un enre-
gistrement du fichier A. Les trois versions de hot-deck
mentionnées ci-dessus étaient incluses dans 1°étude de
Monte Carlo mais seuls les résultats relatifs a la version
fondée sur la distance X sont présentés ici. Notre étude a
permis de constater que le choix de la version n’a pas
beaucoup d’incidences en régle générale. Nous avons
choisi la version fondée surla distance X pour les méthodes
HOD et HOD.LOGLIN parce qu’elle était conforme a
la version de la hot-deck utilisée pour les autres méthodes
(c.-a-d. celle fondée sur la distance). En pratique, la
version léatoire serait la moins exigeante sur le plan du
calcul; cependant, dans une application réelle, nous ne
pourrions pas mesurer les inconvénients rattachés a 1utili-
sation de la méthode aléatoire par opposition 4 I’utilisation
de la méthode fondée sur le rang ou la distance et pour-
tant, nous voudrions probablement disposer du plus de
renseignements possible.

8. CONCLUSIONS

Cet article nous a permis de traiter le probléme de Iuti-
lisation d’informations supplémentaires pour ’apparie-
ment statistique. Nous avons vu que les deux principales
méthodes d’appariement proposées antérieurement
venaient de Rubin (1986) et de Paass (1986); des versions

a7

de ces méthodes sont désignées par les sigles REG* et
HOD* respectivement. Nous avons proposé des versions
modifiées de ces méthodes, désignées par REG.LOGLIN*
et HOD.LOGLIN*, en établissant des contraintes nomi-
nales 2 partir d’informations supplémentaires. Ces deux
derniéres versions se raménent 4 REG.LOGLIN et 2
HOD.LOGLIN si I'on ne dispose que .d’informations
supplémentaires de type nominal. En1’absence d’informa-
tion supplémentaire, on utilise les méthodes d’imputation
habituelles, REG et HOD. Nous avons fait une étude
empirique pour évaluer le rendement de huit méthodes
d’appariement statistique par rapport 4 quatre mesures
d’évaluation {deux au niveau individuel et deux au niveau
global). L’étude a permis de constater que lorsqu’iln’y a
pas d’information supplémentaire, la méthode HOD est
préférable. Cependant, lorsqu’on dispose d’information
supplémentaire, la situation est plus complexe. Sil’on juge
importantes seulement les mesures d’évaluation au nivean
individuel, alors la méthode REG* ¢st recommandée. Si
les mesures au niveau global sont elles aussi jugées impor-
tantes, la méthode HOD.LOGLIN* est recommandée si
I'information supplémentaire est non substitutive. Par
ailleurs, ta méthode HOD.LOGLIN ést une bonne solution
de compromis si le nombre de calculs 4 effectuer est une
source de préoccupation majeure ou si l'on croit que
Pinformation supplémentaire peut &tre substitutive. Si les
mesures au niveau individuel sont moins importantes ou
qu’elles ne présentent aucun intérét (cela peut étre fréquent
parce que les données appariées sont souvent présentées
en tableaux dans la pratique), alors HOD.LOGLIN sera
la méthode recommandée. Compte tenu du rendement
équivalent des trois versions de la méthode hot-deck (celles
fondées sur la distance et le rang et la version aléatoire)
pour les méthodes HOD et HOD.LOGLIN, on pourrait
envisager d’utiliser la version aléatoire dans la pratique en
raison de la simplicité des calculs.

Il convient de souligner que nous n’avons pas considéré
la version entiérement itérative de la méthode de Paass.
I serait intéressant d’examiner dans des analyses futures
le rendement de cette version, Une autre question qui
mérite d*étre étudiée est ’application de contraintes nomi-
nales avec de nombreuses variables, L’application de
I'algorithme. de ‘‘balayage’’ pourrait comporter un
nombre exorbitant de calculs dans ce cas. A cet égard, les
résultats de I’étude de Paass (1989) devraient &tre utiles.

Dans I’étude que nous venons d’exposer, nous n’avons
pas fait varier systématiquement le degré d’exactitude de
la source de données supplémentaires 4 cause de limites
imposées par le calcul; autrement dit, nous n’avons pas
fait varier la taille du fichier C, ni d’ailleurs celle des
fichiers A et B. Une question intéressante aurait été de
savoir comment la taille de ces fichiers influe sur le rende-
ment des diverses méthodes.

Enfin, soulignons que méme si les résultats de cette
étude reposent sur des données fictives (ce qui était néces-
saire pour créer des scénarios qui simulent des données
réelles), nous croyons qu’ils seraient pertinents pour des
applications concrétes. De toute évidence, il serait
intéressant et utile de faire une étude de simulation avec
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des données réelles pour vérifier 1a solidité des résultats
obtenus avec des données fictives et pour voir quel genre
d’incidence peuvent avoir les biais contenus dans la distri-
bution conjointe du fichier enrichi. On peut aussi chercher
a savoir comment prendre en compte ces biais dans des
inférences qui reposent sur le fichier enrichi, ¢’est-a-dire
comument produire des mesures d’incertitude pour les esti-
mations de parameétres tirées du fichier enrichi qui reflétent
non seulement la variabilité dans ce fichier, mais aussi la
variabilité inhérente 4 la procédure d’appariement. Bien
que nous ne puissions répondre 4 cette question, il ne fait
aucun doute gue les méthodes d’appariement qui utilisent
de I'information supplémentaire accroitront 1’utilité géné-
rale du fichier enrichi. Nous nous pencherons sur ces
questions et sur d’autres questions connexes dans des
études ultérieures.
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Cadre pour I’évaluation et la réduction de la
non-réponse dans les enquétes

MICHAEL A. HIDIROGLOU, J. DOUGLAS DREW
et GERALD B, GRAY!

RESUME

Nous traiterons de la nécessité d’établir des normes en matiére de collecte et de communication de renseignements
sur les non-réponses aux enquétes effectuées par un organisme de statistique, puis nous décrirons les normes adoptées
par Statistique Canada. Nous présenterons ensuite les mesures prises 4 différentes étapes de la conception des enquétes
& Statistique Canada dans le but de réduire la non-réponse. Nous illustrerons ces points en examinant les taux de
non-réponse pour deux grandes enquétes de Statistique Canada.

MOTS CLES: Taux de non-réponse; incitatifs; suivis; collecte de données.

1. INTRODUCTION

Les organismes nationaux comme Statistique Canada
effectuent chaque année un grand nombre d’enquétes trés
variées. Ces enquétes varient selon le domaine, les unités
de réponse, la périodicité, le plan de sondage et les
méthodes de collecte de données, Elles enregistrent éga-
lement des taux de non-réponse différents. Il est nécessaire
d’établir, pour ’ensemble de 1’organisme, des normes en
matiére de collecte et de communication de renseignements
sur les taux de réponse et de non-réponse. Si ces normes
sont suffisamment souples pour répondre aux exigences
des diverses enquétes effectuées par I’organisme, on peut
logiquement introduire des définitions normalisées. Il faut
toutefois faire la distinction entre des définitions norma-
lisées et ce que Pon peut juger acceptable comme niveaun
pour les différentes compaosantes de la non-réponse dans
les enquétes. Cet article porte sur le premier point et non
sur le second.

On observe des différences majeures entre des enquétes
qui enregistrent des taux de non-réponse différents; par
exemple, les problémes d’absence de données ne sont pas
les mémes dans les enquétes longitudinales et les enquétes
transversales. Les définitions normalisées peuvent susciter
un vocabulaire commun qui permettra de typifier ces
différences et de mieux les comprendre. Un vocabulaire
commun facilite I’analyse continue des tendances de la
non-réponse. L'information sur les réponses et les non-
réponses 4 une enquéte peut servir a de nombreuses fins:
renseigner les utilisateurs sur la possibilité d’un biais de
non-réponse, relever les lacunes a corriger dans des éditions
ultérieures de I’enquéte, mesurer la couverture de la base
de sondage, élaborer des méthodes visant 4 compenser et
4 réduire la non-réponse. En outre, cette information est
un élément important dans la conception des enquétes et
I’¢laboration des méthodes de collecte de données, dans
I’évaluation de la qualité des données et les opérations des
enqueétes.

On peut définir différemment les taux de non-réponse
selon qu’ils servent a évaluer des activités d’échantillon-
nage ou de collecte de données ou 4 analyser des données
publiées. En matiére d’échantillonnage, par exemple,
P’unité par rapport A laquelle on mesure le taux de non-
réponse sera I'unité d’échantillonnage. De méme, en
matiére de collecte de données, 1'unité de mesure servant
a calculer le taux de non-réponse sera fondée sur 'unité
de réponse. Soulignons que dans le cas des enquétes-
entreprises, il y a rarement correspondance exacte entre
les unités d’échantillonnage et les unités de réponse (par
ex., unité échantillonnée peut &tre le si¢ge social tandis
que P'unité de réponse sera la succursale). Pour ce qui est
des données publiées, la mesure du taux de non-réponse
peut étre représentée par des mesures de taille pondérées
ou des variables clés pondérées en vue d’estimer la part des
non-répondants dans les agrégats clés. Dans le cas des
enquétes-entreprises, ces mesures peuvent &tre importantes
en raison de la présence de populations asymétriques, dans
lesquelles un petit nombre d’unités représentent un pour-
centage disproportionné de I’estimation.

Les taux devraient étre ventilés en fonction de divers
critéres préétablis, pris isolément ou combinés: zones géo-
graphiques, secteurs d’activité, taille. Dans la mesure du
possible, on doit ¢galement connaitre les motifs de non-
réponse (par ex., impossibilité de communiquer avec le
répondant, refus, efc.), qui peuvent servir i diagnostiquer
les causes de la non-réponse. Si les données sont recueillies
par des interviewers en poste dans les bureaux régionaux
de tout le pays, des statistiques comme les taux de non-
réponse par interviewer au sein de chaque bureau régional
et les taux de non-réponse par bureau régional peuvent
servir & mesurer le rendement opérationnel. Les taux de
non-réponse A une question peuvent servir 4 mettre en évi-
dence les questions qui mériteraient d’étre reformulées ou
redéfinies en fonction de la disponibilité des données.

Cet article porte sur la non-réponse totale, ¢’est-a-dire
la non-réponse enregistrée au niveau de I*unité sur laquelle

! Michael A. Hidiroglpu, Division des méthodes d’enquétes-entreprises; J. Douglas Drew, Division des enquétes des ménages; Gerald B, Gray, Division

des méthodes d'enquétes sociales, Statistique Canada.
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des données sont recueillies. Nous ne traitons pas la non-
réponse partielle, ¢’est-a-dire le cas ou I'unité répondante
fournit de I'information utilisable pour certaines questions
mais non pour d’autres. Nous commencerons par établir
un cadre conceptuel permettant de définir la réponse et la
non-réponse et convenant a la fois aux enquétes-entreprises
et aux enquétes sociales. Nous aborderons ensuite les causes
générales de la non-réponse et les fagons de réduire le
nombre-de non-réponses. Enfin, nous examinerons les taux
de non-réponse enregistrés dans deux grandes enquétes de
Statistique Canada.

2. DEFINITION DES TAUX DE
NON-REPONSE

Les taux de non-réponse et leur contrepartie, les taux
de réponse, se définissent comme des rapports de varia-
bles qui représentent une catégorie donnée de réponse ou
de non-réponse dans un certain domaine. La variable
d’importance peut &tre un simple chiffre ou une donnée
pondérée par un facteur quelconque, par exemple le poids
de Punité dans ’échantillon ou la part prévue de ’unité
dans ’estimation d’une statistique importante dégagée par
I’enquéte. La figure 1 représente un cadre conceptuel
élaboré par Drew et Gray (1991) pour diviser les unités

d’échantillonnage d’une enquéte en répondants, en non-
répondants et en unités hors du champ de I’enquéte.
L’organigramme est semblable & celui qu’avaient déja
proposé Platek et Gray (1986). Statistique Canada a vérifié
ce cadre en ’appliquant 2 plusieurs enquétes-entreprises
et enquétes sociales et 1’a adopté comme norme en matiére
de collecte et de communication de renseignements sur la
non-réponse. A compter de I’année de référence 1993, il
fandra compter sur plusieurs grandes enquétes pour produire
des renseignements détaillés sur la non-réponse en se servant
des définitions normalisées. On tiendra 4 jour une base
de données dans laquelle seront versés les taux de non-
réponse et cette base permettra de surveiller la tendance
de la non-réponse dans I’ensemble de I’ organisme et d’en
faire I’analyse.

Commengons par le nombre total d’unités (pondérées
ou non). Il s’agit des unités susceptibles d’étre visées par
’enquéte avant le commencement de celle-ci. Le total (case 1
dela figure 1) se divise en deux grandes catégories: les cas
résolus (case 2) et les cas non .résolus (case 3). Les cas
résolus représentent les unités dont on sait si elles appar-
tiennent ou non 4 I’'univers cible 4 la date limite de collecte
de données. Pour certaines enquétes, toutes les unités sont
des cas résolus. Pour d’autres, il est impossible ou peu
pratique de résoudre tous les cas. Dans une enquéte télépho-
nique, par exemple, on trouve des numéros ot le téléphone

(1) Nombre total
d'unités

2

Cas résolus

{4) (5)

3)

Cas non-résolus

(3A) {3B)

Unités dans fe
champ de I'enquéte

champ de l'enquéte

Unités hors du

Nombre estimé d'unites
dans le champ de

Nombre estimé d'unités
hors de champ de

I'enquéte l'enquéte
(8) {7) 8) (< (10}
Unités Unités non Unités Unlthé:rsp :;": i:rc:;r;rgent U"iti%e';%rjé?: :rr:amp
répondantes répondantes inexistance denquéte permanence
(11 12 (13} (14) (15)
Réponses Autres Refus Unités non Unités de non-réponse
aprés rafus répondants contactées résiduelles

Figure 1. Répartition des répondants et des non-répondants a I'étape de la collecte de données
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sonne, mais qui ne correspondent pas 4 des numéros valides.
A moins de vérifier aupres de la compagnie de téléphone
P’état de chaque numéro ol personne ne répond, il est impos-
sible d’établir s'il s’agit d’un numéro valide. De méme,
dans le cas d’une enquéte avec envoi postal, faute d'un
suivi des unités qui ne retournent pas le questionnaire, on
ne peut savoir lesquelles sont hors du champ de I’enquéte
(ex.: P'unité n’existe plus ou, si elle existe toujours, elle est
hors du champ de 1’enquéte) ni celles qui sont dans le
champ dé I’enquéte et qui auraient dii répondre. Les cas
non résolus représentent les unités dont on ne peut établir
I’état & la fin de I’étape de la collecte de données. On peut
diviser ce groupe d’unités en deux sous-groupes - nombre
estimé d’unités dans le champ de ’enquéte et nombre
estimé d’unités hors du champ de ’enquéte - selon les
mémes rapports que ceux utilisés pour les cas résolus par
exemple. On peut donc définir ainsi le taux de cas résolus:
rapport du nombre de cas résolus au nombre total
d’unités. Les deux sous-groupes des cas résolus, soit les
unités dans le champ de I’enquéte (case 4) et les unités hors
du champ de I’enquéte (case 5) sont & I’origine de deux taux
complémentaires: le taux d’unités dans le champ de Penquéte,
soit le rapport du nombre d’unités dans le champ de
enquéte au nombre de cas résolus, et son complément,
le taux d’unités hors du champ de Penquéte.

Les unités hors du champ de I’enquéte (case 5) se répar-
tissent jusqu’en trois catégories, dont certaines ne s*appli-
quent pas nécessairement 4 une enquéte donnée. Il s’agit
des unités inexistantes (case 8), des unités provisoirement
hors du champ de I’enquéte (case 9) et des unités hors du
champ de I’enquéte en permanence (case 10). Les unités
inexistantes comprennent les entreprises disparues, soit
celles qui ont fermé leurs portes, et les logements démolis.
Dans le cas d’enquétes périodiques, dés qu’il est établi
qu’une unité est inexistante, celle-ci est exclue de la collecte
ultérieure de données. Les unités provisoirement hors du
champ de I’enquéte sont les unités qui étaient hors du
champ d’observation au moment de ’enquéte, mais qui
pourraient s’y retrouver ultérieurement. On peut donc
trouver des unités provisoirement hors du champ de
I’enquéte méme dans des enquétes uniques. Lorsqu’il
s’agit d’enquétes périodiques, il est nécessaire de recom-
muniquer périodiquement avec les unités provisoirement
hors du champ de ’enquéte au cas ol leur état aurait
changé. Citons, par exemple, les entreprises inactives en
raison de facteurs saisonniers, les logements saisonniers
dont les occupants possédent une résidence principale ailleurs
ou les logements vacants. Les unités hors du champ de
I’enquéte en permanence sont des unités qui n’ont pas leur
place dans la base de sondage 4 cause de modifications qui
ont ét¢ apportées 4 la classification depuis la derniére mise
4 jour de la base. On peut déceler et éliminer ces cas 4 la
premiére étape de la réception des réponses. Le taux
d’unités hors du champ de ’enquéte se répartit en trois
taux constitutifs: le taux d’unités inexistantes, soit le rapport
du nombre d'unités inexistantes au nombre de cas résolus
et, définis de la méme fagon, le taux d’unités provisoire-
ment hors du champ de ’enquéte et le taux d’unités hors
du champ de I’enquéte en permanence.
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Les unités dans le champ de ’enquéte (case 4) se répar-
tissent en unités répondantes (case 6) et non répondantes
(case 7). Les unités répondantes sont les unités dans le
champ de ’enquéte qui ont répondu 4 la date limite de
collecte de données et qui ont fourni des ““renseignements
utilisables”. La notion de ““renseignements utilisables”’
s’applique aux répondants qui ne fournissent que des
renseignements partiels. Il est nécessaire d’établir un seuil
de réponse au questionnaire, au-dessous duquel on considére
une unité comme un non-répondant. On peut définir le
taux de réponse de diverses fagons, selon analyse envisagée.
Selon notre définition, il s’agit du rapport du nomébre
d’unités répondantes au nombre d’unités dans le champ
de 'enquéte et de cas non résofus. Ce rapport est une
mesure prudente de la qualité de1a base de sondage et de
la méthode de collecte de données puisque certains cas non
résolus peuvent représenter des unités hors du champ de
I’enquéte. Une autre définition du taux de réponse pourrait
étre le rapport du nombre d’unités répondantes au nombre
d’unités dans le champ de ’enguéte. Dans ce dernier cas,
il s’agit d’un taux de réponse conditionnel étant donné
I’état des unités qui composent I’échantillon et ce taux sert
4 mesurer I’efficacité de la méthode de collecte de données
seulement. Les unités non répondantes (case 7) englobent
le reste des unités dans le champ de ’enquéte. Le taux de
non-réponse se définit comme le complément du taux de
réponse, soit le rapport du nombre d’unités non répon-
dantes et de cas non résolus au nombre d’unités dans le
champ de enquéte et de cas non résolus. D’autres défi-
nitions excluent les cas non résolus du numérateur et du
dénominateur ou en font deux sous-groupes: nombre
estimé d'unités dans le champ de I’enquéte et nombre estimé
d’unités hors du champ de ’enquéte.

Afin de définir les démarches nécessaires pour convertir
les refus en réponses a I'étape de la collecte de données,
on répartit les unités répondantes en réponses aprés refus
(case 11) et en autres répondants (case 12). Les réponses
aprés refus représentent les unités qui refusaient de
répondre dans des périodes de collecte de données anté-
rieures et qui se sont ravisées grice 4 des interviews de
suivi. Le taux de réponse aprés refus indique la mesure
dans laquelle on réussit a convertir les refus en réponses.
Au lieu d’8tre un simple élément du taux de réponse ayant
le méme dénominateur, le taux de réponse aprés refus se
définit comme le rapport du nombre de réponses aprés
refus au nombre de refus et de réponses aprés refus. Pour
que le tableau soit complet, nous appelons autres répondants
les répondants qui n’entrent pas dans la catégorie des
réponses aprés refus.

Enfin, les unités non répondantes (case 7) se répartis-
sent en trois éléments: les refus (case 13), les unités non
contactées (case 14) et toutes les autres unités, ¢’est-a-dire
les unités de non-réponse résiduelles {case 15). Les refus
représentent les unités non répondantes qui ont été contac-
tées, mais qui ont refusé de participer 4 I’enquéte. Le taux
de refus se définit comme le rapport du nombre de refus
au nombre d’unités dans le champ de Penquéte. Les unités
non contactées sont les unités dans le champ de I’enquéte
qu’il est impossible de contacter. Dans le cas des enquétes
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sociales, il s’agit des logements dont les occupants étaient
provisoirement absents et des ménages dont aucun
membre n’était présent lorsque Pinterviewer est passé ou
a appelé. On détermine si ces logements sont occupés ou
non én observant les lieux ou, le cas-échéant, en s’ adres-
sant au concierge de 'immeuble. Dans le cas des enquétes-
entreprises, il s’agit de répondants qu’on ne peut rejoindre
par téléphone et de non-répondants dans le champ de
I’enquéte qui ont regu un envol postal mais gu’on n’a pas
contactés lors d’un suivi des cas de.non-réponse. Le taux
d’unités non contactées se définit comme le rapport du
nombre d’unités non contactées et de cas non résolus au
nombre d’unités dans le champ de enquéte et de cas non
résolus. Les unités de non-réponse résiduelles sont les
unités qui n’ont pas répondu en raison de circonstances
particuli¢res (par exemple, problémes de langue ou inac-
cessibilité) ainsi que les répondants qui n’ont pas fourni
de renseignements utilisables. Parmi les circonstances
particuliéres, mentionnons également la non-interview
d’unités dans le champ de ’enquéte pour éviter que les mémes
unités ne se retrouvent dans des échantillons d’enquétes
différentes et alléger ainsi le fardeau des répondants. Bien
que ces derniéres unités différent des autres cas de non-
réponse parce qu’on ne tente pas de les interviewer, on se doit
de les considérer comme des non- répondants pour établir

des facteurs de rajustement pour la non-réponse i I'étape
de D’estimation. Le taux de non-réponse résiduelle se
définit comme le rapport du nombre d’unités de non-
réponse résiduelles au nombre d’unités dans le champ de
lenquéte.

Les taux définis ci-dessus concernent les unités. Bien
entendu, on peut également définir des taux a I’égard des
différents postes du questionnaire. Habituellement, un
poste est rempli, est manquant ou comporte une erreur
décelée au moment de la vérification. A cet égard, on peut
donc définir un taux de réponse, un taux de données
manquantes et un taux de rejet a la vérification. Si les
données manquantes ou rejetées 2 la vérification sont
imputées, on peut définir un taux d’imputation et ce, uni-
quement dans le cas des unités répondantes. Cette procédure
est préférable, en général, si les unités non répondantes
font I’objet d*une nouvelle pondération. Par ailleurs, on
peut tenir compte des unités non répondantes 4 la fois dans
le numérateur et dans le dénominateur des taux, solution
privilégiée lorsque les unités non répondantes font I’objet
d’une imputation.

Nous avons appliqué les définitions de non-réponse énon-
cées ci-dessus a plusieurs enquétes-entreprises et enquétes
sociales. Le tableau 1 présente les taux annuels moyens de
non-réponse de plusieurs enquétes de Statistique Canada.

Tablean 1

Répartition des taux de réponse pour certaines enquétes 4 I’étape de la collecte de données
(taux en pourcentage)

CALCUL

EDF EAIM ESG EFC EPA ECD

Taux de cas résolus
Taux d'unités dans le champ

Taux de réponse

@) 1000  100.6 981 100.0 1000 95.8
@)/(2) 92.0 953 512 863 851 970

6}/ [(N+(4)] 72.9 928 759 73.9 94.4 94,0

Taux de réponse aprés refus A0/ 1)+ (139 S.0. 5.0. 26.7 5.0. 5.0. S.0.
Taux de non-réponse KD+@]/[(D+D] 271 7.2 24.1 26.1 5.6 6.0
Taux de refus (13)/(4) 16.2 7.2 132 237 1.5 1.7
Taux d’unités non contactées [(14)+(3)1/[(3)+ )] 5.1 0.0 5.9 23 3.6 4.3
Taux de non-réponse résiduelle (153}/(H 5.8 0.0 5.8 0.0 0.4 0.0
Taux d’unités hors du champ 5y (2) 8.0 4.7 48.8 13.7 14.9 3.0
Taux d’unités inexistantes (8)/(2) 0.8 2.5 0.0 0.3 0.3 2.3
Taux d’unités provisoirement hors du champ (9/(2) 7.1 1.2 0.0 13.4 14.6 0.5
Taux d’unités hors du champ en permanence (10)/(2) 0.0 1.0 48.8 0.0 0.0 0.3

EDF: Enquéte sur les dépenses des familles (1990). ]
EAIM: Enquéte annuelle sur les industries manufacturiéres {1989).
ESG: Enquite sociale générale, 5¢ ¢ycle (janvier-mars 1990).

EFC: Enquéte sur les finances des consommateurs (1991).
EPA: Enquéte sur la population active (1990).
ECD: Enquéte sur le commerce de détail (décembre 1990).
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Trois des enquétes sociales présentent les taux de non-
réponse les plus élevés, attribuables aux facteurs suivants:

i) le sujet délicat que constitue le revenu dans le cas de

I"Enquéte sur les finances des consommateurs, ii) le fardeau
des répondants, en raison de la longueur de Iinterview
pour I'Enquéte sur les dépenses des familles, et iii) Iinex-
périence des interviewers, la méthodologie de I’enquéte par
téléphone et les déclarations sans personne interposée dans
le cas de I"Enquéte sociale générale. Le taux de non-réponse
est trés faible dans le cas de I’Enquéte sur la population
active (EPA) car il-s’agit d’une enquéte de premier plan
qui existe depuis longtemps et dans laquelle de nombreuses
mesures sont prises pour réduire le taux de non-réponse.
Les taux de non-réponse sont faibles dans le cas des
enquétes-entreprises du tableau 1. Ce résultat est attri-
buable aux divers moyens mis en oeuvre i cette fin au cours
du récent programme de remaniement des enquétes-
entreprises.

3. FACTEURS AYANT UNE INCIDENCE
SUR LA NON-REPONSE

Plusieurs aspects des enquétes ont une incidence sur les
réponses et sur les non-réponses. Dans la présente section,
nous commencerons par examiner briévement ’influence
de la base de sondage et du plan d*échantillonnage. Nous
poursuivrons par un examen approfondi de la collecte de
données aux chapitres de I’organisation, de la formation
des interviewers, de la technologie, du mode de collecte
initiale et de la conception des questionnaires. Nous nous
pencherons aussi sur les méthodes de suivi pour la non-
réponse et les données rejetées 4 la vérification, et sur
I'utilisation de données administratives en remplacement
de la collecte directe.

3.1 Base de sondage

Le double compte ou le surdénombrement dans une
base de sondage peuvent constituer des irritants et donner
lien & des non-réponses lorsqu’on ne prend pas de mesures
pour assurer un dénombrement sans double compte ou si
ces mesures ne s’avérent pas toujours efficaces. Dans le
cas des enquétes-entreprises, il est essentiel de disposer de
renseignements précis sur la classification si ’enquéte est
propre & un secteur d’activité ou si elle utilise des question-
naires propres 4 un secteur d’activité. Par exemple, une
entreprise échantillonnée qui regoit un questionnaire ne
correspondant pas 4 son activité industrielle n’y répondra
probablement pas. Il est nécessaire de disposer de rensei-
gnements précis sur la couverture d’entreprises & structure
complexe pour fournir aux répondants une description
précise des renseignements d’ordre géographique ou
industriel voulus. De méme, on a besoin de renseignements
sur les personnes-ressources au sein de ’entreprise pour
établir avec le répondant des modalités de déclaration effi-
caces. Sices renseignements sont inexacts, I’obtention des
données demandées s’¢n trouve retardée. D’autre part, si la
description de la couverture est inexacte, le répondant risque
de fournir des données non pertinentes ou incomplétes.
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Les échantillons des enquétes-entreprises de Statistique
Canada sont tirés d’un fichier appelé Registre des entre-
prises. Ce fichier est une nomenclature contenant des
renseignements pertinents qui permettent de former des
échantillons d’entreprises répondantes et de communiquer
avec ces derniéres. On I'a remanié récemment 4 I’aide d’un
modele exhaustif qui refléte la complexité concréte des
entreprises répondantes. Les procédés intégrés au Registre
des entreprises réduisent au maximum Pincidence des
causes de non-réponsée mentionnées plus haut. Les doubles
comptes sont maintenus au minimum grice au lien établi
continfiment entre les modifications et les unités qui figurent
dans le Registre des entreprises. Ces modifications com-
prennent la création, la fusion, la séparation et I’absorption
d’entreprises répondantes. Il y a plusieurs moyens de vérifier
si des changements de structure sont survenus dans les
grandes entreprises, notamment par différentes sources
administratives et des enquétes de rétroaction. L’observa-
tion d’un changement déclenche 1’établissement d’un
“profil’’: on communique avec ’entreprise pour redéfinir
sa structure. En I’absence de signaux, on établit périodi-
quement le profil des structures & un rythme déterminé par
leur importance et leur propension au changement. L'éta-
blissement de profils permet de recueillir les renseigne-
ments nécessaires 4 la mise A jour du modele, Colledge
(1989) traite plus en détail les mesures 4 mettre en oeuvre
acet égard. La source des mises & jour est une combinaison
de mises 4 jour administratives, de mises 4 jour de¢ profils
et de réponses obtenues dans des enquétes de rétroaction.
A P’égard de chaque unité d’échantillonnage, on tient &
jour les renseignements sur les personnes-ressources, la
couverture et le type de questionnaire en créant et en
mettant 4 jour un systéme de collecte informatisée de
données pour les entreprises échantillonnées pour chaque
enquéte visée. L'établissement et la mise & jour des unités
de collecte s’effectuent automatiquement selon des regles
bien définies qui varient d’une enquéte A I'autre. Le type
de questionnaire tient compte de facteurs tels que la pério-
dicité de la collecte de données, la classification industrielle,
des critéres saisonniers dans le cas d’enquétes infra-
annuelles, ainsi que la fin d’exercice dans le cas d’enquétes
annuelles. La mise 4 jour automatique de ces unités de
collecte se fait sur la base d'une série de modifications
entrées dans le Registre des entreprises. Ces modifications
portent sur I’état des activités (entreprise active, inactive,
saisonniére), le nom, ’adresse, le numéro de téléphone et
la structure de I'unité enquétée.

La pertinence de la base de sondage joue le méme réle
pour réduire le taux de non-réponse dans les enquétes
sociales. Alliée au plan d’échantillonnage et aux méthodes
de collecte, la base de sondage est importante car elle
assure aux interviewers une charge de travail raisonnable,
elle fournit des renseignements qui faciliteront les contacts
avec les répondants et elle élimine les chevauchements
indésirés de I’échantillon d’une enquéte a ’autre.
L’Enquéte sur la population active (EPA) est la principale
enquéte sociale dont ’exécution repose sur un sondage
aréolaire. A I’heure actuelle, la plupart des autres enquétes
sociales sont des suppléments de I'EPA et prennent la
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forme de questions supplémentaires posées aux répondants
a4 ’EPA. Certaines enquétes, en raison de la longueur de
I"interview ou du caractére délicat du sujet, ne se prétent
pas a la formule des suppléments; elles ont plutbt recours
4 des échantillons distincts de ménages tirés de la base de
sondage de I'EPA.

L’EPA est surtout fondée sur une base de sondage
aréolaire; le contact initial avec les ménages échantillonnés
se fait en général par interview directe. L'efficacité de la
base de sondage aréolaire décroit graduellement; les chiffres
des logements des unités d’échantillonnage qui servent a
déterminer les probabilités de sélection de ces unités et
I’intervalle de sondage sont de moins en moins & jour. Il
est donc plus difficile de planifier et d’assurer aux inter-
viewers des charges de travail raisonnables. Le principal
moyen de tenir 4 jour la base de sondage aréolaire consiste
A remanier I’échantillon 4 la suite de chaque recensement
décennal de la population. On a déj pris d’autres mesures,
notamment la mise A jour ponctuelle de 1a base de sondage,
limitée aux secteurs a forte croissance repérés a la suvite du
recensement mi-décennal. Dans le cadre du remaniement
de 1981, on a par ailleurs créé des “‘strates tampons’’ 4 la
périphérie des grands centres urbains. De conception
simple, ces strates peuvent étre mises a jour rapidement
et sans incidence sur le reste de la base de sondage au cas
ot le centre urbain empiéterait sur la zone tampon. Pour
éviter que la charge de travail des interviewers devienne
trop lourde lorsque des unités & forte croissance entrent
dans I’échantillon, on procéde 4 un sous-échantillonnage.
Dans les cas de croissance extréme, on a recours a un sous-
échantillonnage aréolaire, ’unité spatiale étant subdivisée
en nouvelles unités dont on préléve un sous-échantillon.
Si la croissance n’est pas trop forte, on conserve ’unité
d’échantillonnage initiale. On modifie le taux d’échantil-
lonnage pour réduire le nombre de logements prélevés de
facon 4 ne pas alourdir la charge de travail de I'interviewer,

QOutre la base de sondage aréolaire, I’'EPA ¢comprend
un échantillonnage sur liste des immeubles d’appartements
des grandes villes, Cette liste est tenue 3 jour a 1'aide de
renseignements sur les permis de construire. Pour faciliter
le contact avec les logements de 1’échantillon d’apparte-
ments, on obtient, dans la mesure du possible, les numéros
de téléphone en confrontant les adresses avec les dossiers
de la compagnie de téléphone. Il s’est avéré utile de fournir
ainsi les numeéros de téléphone aux interviewers, car ils
disposent alors d’un moyen supplémentaire pour contacter
des logements échantillonnés qui sont difficiles d’accés en

- raison de la présence d’un systéme de sécurité ou dont les
occupants sont rarement chez eux. Depuis I’adoption de
cette méthode, méme si le taux de non-réponse de la base
des immeubles d’appartements demeure plus élevé que
celui de 1a base aréolaire, I’écart s’est rétréci, passant de
8.6% 2 6.2%. Au lieu d'une base de sondage aréolaire,
quelques enquétes sociales utilisent une base de sondage
téléphonique. L’échantillonnage est fondé sur un systéme
d’appel aléatoire a partir de “‘banques’’ de numéros rési-
dentiels valides. Ces banques sont mises a jour a ’aide de
dossiers achetés auprés des compagnies de téléphone. Afin
d’alléger le fardeau des répondants, on exclut des enquétes

téléphoniques les numéros de téléphone des ménages
actuellement ou récemment visés par I’'EPA ou par d’autres
enquétes qui utilisent la base de sondage aréolaire.
L’EPA est en train d’&tre remaniée. Il est question de
faire appel 4 un registre d’adresses 4 titre d’échantillonnage
sur liste dans les zones urbaines. On a établi un registre
d’adresses de logements résidentiels afin d’améliorer la
couverture du recensement de 1991; ce registre est mis a
jour en fonction de I’énumération des logements tirée du
recensement (Swain et af. 1992). On étudie actuellement la
possibilité de mettre 4 jour continfiment ce registre & 1’aide
de dossiers administratifs ou de renseignements fournis
par le service postal et de faire de ce registre la base de
sondage des enquétes sociales. Une base de sondage fondée
sur un registre d’adresses devrait faciliter les opérations
sur le terrain et réduire la non-réponse. Pour communiquer
avec les ménages, les interviewers disposeront des numéros
de téléphone des logements dans uné proportion pouvant
atteindre 70% . Grice 4 sa mise a jour réguliere, ’échan-
tillon pourra &tre congu de facon i ne pas alourdir la
charge de travail des interviewers, sans que 1’on doive
recourir a des mesures telles que le sous-échantillonnage
comme dans le cas de la base de sondage aréolaire. De plus,
dans le cadre du remaniement, des mécanismes seront mis
en place, tant pour la base de sondage aréolaire gue pour
la nomenclature, afin de retrouver tous les logements
choisis aux fins des enquétes de Statistique Canada.

3.2 Plan d’échantillonnage

On détermine la taille de I’échantillon d’une enquéte en
tenant compte des budgets, des objectifs de I’enquéte et
du degré de fiabilité recherché a I’égard des variables clés
des principaux domaines visés. Le plan de sondage et la
taille de 1'échantillon global doivent étre tels qu’il soit
possible d’exercer un suivi des unités non répondantes, A
la section 4, nous illustrerons ce point 4 I'égard des
enquétes mensuelles de Statlsthue Canada sur le commerce
de gros et de détail, qui ont &té remaniées récemment,

Les enquétes sur les entreprises et sur I’agriculture sont
stratifiées selon un certain nombre de variables clés, dont
la taille des unités. Comme la distribution des variables clés
pour la population est trés asymétrique, on se retrouve
avec une strate a tirage complet ¢t un certain nombre de
strates a tirage partiel lorsque la taille sert de variable clé.
Les unités de la strate 4 tirage complet ne peuvent étre
supprimées de I’échantillon par renouvellement, sauf si
leur taille diminue avec le temps. Les plans d’échantillon-
nage optimaux qui réduisent au maximum la taille de
I’échantillon global pour des degrés de fiabilité donnés
peuvent nécessiter un trop grand nombre d’unités dansla
strate 2 tirage complet. Afin de réduire au maximum le
fardeau des répondants, certaines enquétes limitent le
nombre d’unités a tirage complet, par exemple I’Enquéte
nationale sur les fermes (Julien et Maranda 1990). Dans
le cas des répondants des grandes unités, on étudie égale-
ment la possibilité d’intégrer les questionnaires ou les
procédures de collecte de données de plus d’une enquéte.
Ainsi, on n’aurait 4 recueillir que les données statistiques
proprés aux différentes enquétes.
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11 est possible de réduire le fardeau de déclaration des
petites unités en renouvelant périodiquement les unités
d’échantillonnage. Toutefois, le renouvellement des unités
augmente le cofit de I’enquéte en raison des mises & jour
supplémentaires de I’échantillon, de la formation supplé-
mentaire donnée aux interviewers et des difficultés pour
préparer les nouvelles unités 4 fournir des données. On
choisit de procéder & un renouvellement partiel des unités
d’échantillonnage seion un pourcentage donné; il s’agit
’un compromis entre un renouvellement complet, qui est
trés cofiteux et qui aboutit A des estimations insatisfaisantes
du changement, et I’absence de tout renouvellement, qui
donnerait lieu 4 une répartition inacceptable du fardeau
de déclaration. Selon les plans de renouvellement, une
unité demeure dans I’échantillon pendant une période
donnée, au terme de laquelle elle ne peut £tre choisie de
nouveau pour la méme enguéte pendant un délai
minimum. Les enquétes qui utilisent un plan de ce genre
sont I’Enquéte sur ’emploi, la rémunération et les heures
de travail (avec renouvellement d’environ le 12° des unités
de I’échantillon 4 tirage partiel 4 chaque mois), I’Enquéte
mensuelle sur le commerce de gros et de détail (avec renou-
vellement d’environ le 24° des petites unités 4 chaque
mois), et ’Enquéte sur la population active (avec renouvel-
lement du 6° de I’échantillon & chaque mois). Un autre
moyen de réduire le fardeau de déclaration des petites
unités visées par les enquétes sur les entreprises et sur
I'agriculture consiste a réduire au maximum le chevau-
chement entre les enquétes. A cette fin, on a recours 2
I’échantillonnage synchronisé, méthode qui consiste a
attribuer un nombre aléatoire permanent, compris entre
Oet 1, a chaque unité de la population. On attribue alors
a différentes enquétes des sous-ensembles de ’intervalle
(0, 1) et toutes les unités dont le nombre aléatoire est
comptis dans le sous-ensemble attribué 4 une enquéte sont
choisies pour cette enquéte.

L’un des objectifs du remaniement de I’Enquéte sur la
population active, qui sera mis en oeuvre en 1995-1996,
consiste 4 définir un cadre général pour les enquétes sur les
ménages. Plusieurs nouvelles enquétes sociales périodiques
doivent &tre mises en route a la mi-décennie, notamment
une enquéte longitudinale sur la dynamique du travail et
du revenu et une enquéte sur la santé. Le remaniement de
I’EPA tiendra compte non seulement des exigences de
PEPA, mais aussi de celles de ces enquétes. Entre autres
éléments, |’orientation générale des enquétes comprendra
une base de sondage commune et des plans d’échantillonnage
semblables ainsi qu’une stratification polyvalente. Elle
comprendra également un échantillonnage coordonné,
avec chevauchement de certaines unités primaires d’échan-
tillonnage (UPE) pour permettre d’affecter les mémes
interviewers a plus d’une enquéte. On verra aussi 4 ce
que les échantillons de logements ne soient pas les mémes
d’une enquéte 4 Pautre afin d’alléger le fardeau de
déclaration.

3.3 Méthodes de collecte de données

Si tous les aspects du plan de sondage peuvent avoir une
incidence sur les taux de réponse enregistrés, les méthodes

97

et les opérations de collecte de données jouent le rdle le
plus direct et le plus important. Dans la présente section,
nous examinerons les méthodes de collecte de données
employées dans les enquétes-entreprises et les enquétes
sociales ainsi que I’incidence qu’ont sur la non-réponse des
facteurs tels que I’organisation, I’interviewer, le mode de
collecte, la technologie, les méthodes de suivi et les incitatifs.

3.3.1 Organisation de la collecte de données

Les données des enquétes-entreprises sont recueillies
principalement au moyen d’enquétes postales avec suivi
téléphonique. Jusqu’au milieu des années 1980, la collecte
et la vérification des données produites par les enquétes-
entreprises s’effectuaient principalement dans les divisions
spécialisées de Statistique Canada, au bureau central. Par
conséquent, plus de 70% du personnel de ces divisions était
affecté au traitement des données d’enquéte. Dans le cas
de nombreuses enquétes-entreprises, il incombait aux
bureaux régionaux de recueillir des données sur les non-
répondants. Au milieu des années 1980, on s’est rendu
compte qu’on pouvait mieux utiliser les ressources du
bureau central et des bureaux régionaux en modifiant
I’organisation de la collecte de données. Une division du
bureau central a donc été chargée de la collecte et de la
saisie de données annuelles, tandis que la collecte de
données d’enquétes infra-annuelles a été confiée aux
burcaux régionaux. Les avantages de cette réorganisation
sont les suivants: i) on peut utiliser plus efficacement les
ressources opérationnelles; ii) on obtient une meilleure
répartition des ressources entre le bureau central et les
bureaux régionaux; iii) la collecte de données, activité de
plus en plus complexe, peut &tre effectuée par des groupes
spécialisés & cette fin et peut favoriser I'application d’inno-
vations techniques et une plus grande intégration des
méthodes de collecte; iv) les bureaux régionaux peuvent
établir des contacts plus directs avec les répondants éven-
tuels en raison de leur proximité géographique, et v) les
bureaux régionaux peuvent offrir aux utilisateurs des
services permettant de rehausser la présence de Statistique
Canada aupres des unités répondantes éventuelles. Toutes
ces mesures ont permis de réduire les taux de non-réponse.

Les données des enquétes sociales sont recueillies par
une combinaison d’interviews directes et d’interviews télé-
phoniques. L’Enquéte mensuelle sur la population active
et la plupart des autres enquétes sociales effectuées par
Statistique Canada font appel a un millier d’interviewers
dispersés dans tout le pays. Les interviewers effectuent a
la fois des interviews téléphoniques depuis leur domicile
et des interviews directes. Leur travail est surveillé par une
centaine d’interviewers principaux. Des chargés de projet
en poste dans chacun des bureaux régionaux de Statistique
Canada supervisent le travail de trois ou quatre interviewers
principaux. Dans le cas de I'EPA, les chargés de projet et
les interviewers principaux regoivent chaque mois des
rapports sur le rendement des interviewers dont ils surveil-
lent le travail. Ces rapports contiennent des mesures telles
que les taux de rejet A la vérification, les taux de non-réponse
et les coiits. La rétroaction permanente qu’impliquent ces
rapports permet d’améliorer les procédures de collecte de
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données, d’ou son incidence positive sur les taux de
réponse. Avant I'apparition des enquétes téléphoniques,
cette organisation décentralisée constituait la seule fagon
de mener les enquétes sociales. De 1985 4 1989, on a mis
en oeuvre un programme de recherche et d’essal pour
des méthodes d’enquéte téléphoniqie (Drew 1991), dans
lequel on cherchait & établir un mode d’organisation
mixte. Selon ce mode d’organisation, le role des interviewers
locaux consisterait essentiellement & effectuer des inter-
views directes, les interviews téléphoniques étant effectuées
depuis les bureaux régionaux. Ce mode d’organiation
offrirait moins de possibilités de suivi direct aupres des
ménages que I’on ne pourrait rejoindre par téléphone,
d’ot un taux de non-réponse un peu plus élevé, De plus,
ce mode d’organisation entrainerait des frais généraux plus
élevés, A cause de I’addition de locaux et de matériel de
bureau dans les burcaux régionaux. Cela aurait pour
conséquence de réduire de beaucoup le personnel sur le
terrain, ce qui limiterait la capacité d’effectuer de grandes
enquétes spéciales qui nécessitent des interviews directes.
En outre, ce mode d’organisation réduirait le bassin de
personnel sur le terrain dans lequel on peut recruter 4 tous
les cing ans des personnes expérimentées pour le recense-
ment de la population. Compte tenu de ces facteurs, on
a décidé de conserver I’organisation décentralisée.

3.3.2 Interviewers

Les nouveaux interviewers. engagées en vue de ’Enquéte
sur la population active doivent effectuer cinq heures
d’exercices et de lectures & domicile, suivies de trois jours
de formation théorique; toutes ces heures sont rémunérées.
Pendant leurs deux premigres journées d’interviews du
premier et du deuxiéme mois, les nouveaux interviewers
sont observés par I’'interviewer principal. En outre, les
interviewers regoivent régulicrement des documents a
lire chez eux et des exercices a faire qui portent sur diffé-
rents aspects des méthodes d’enquéte. Ils peuvent également
étudier chez eux les problémes précis repérés au moment
de la vérification des données au bureau central. Tous les
interviewers regoivent chaque année une formation théorique
supplémentaire de trois jours. Dans le cas des enquétes
supplémentaires, la formation est donnée généralement
a 'aide de documents a lire et d’exercices d’autofor-
mation & faire chez soi. En ce qui regarde les enquétes-
entreprises, le nombre d’interviewers est beaucoup plus
faible, soit 260 au total. La formation et I’encadrement
sont les mémes que dans le cas de ’Enquéte sur Ia population
active.

Dans une étude exhaustive sur la non-réponse, Gower
(1979) a constaté que les taux de non-réponse variaient
considérablement entre les interviewers. Fait particuliérement
intéressant, environ 15% des interviewers enregistraient
régulidrement trés peu de cas de non-réponse 4 I'EPA. Une
étude portant sur des groupes d’interviewers de calibre
supérieur et moyen tentera de découvrir en quoi ils diffe-
rent lorsqu’il s’agit de rejoindre les répondants et de les
convaincre de participer 4 ’enquéte. On envisagera ce
dernier aspect du point de vue de la théorie de la conformité,

en s’inspirant des travaux de Cialdinni (1991). L’objectif
consistera & cerner les méthodes utilisées par les intervie-
wers de calibre supérieur afin de les enseigner aux autres
interviewers.

3.3.3 Mode de collecte de données

Statistique Canada fait tout en son pouvoir pour offrir
aux répondants le choix du mode de déclaration qui leur
convient le mieux, v compris le choix d’une des deux
langues officielles. Une telle souplesse permet d’améliorer
les taux de réponse.

On peut classer les enquétes-entreprises effectuées par
Statistique Canada en deux grands groupes: les enquétes
annuelles et' infra-annuelles. Dans le cas des enquétes
annuelles, les données sont recueillies surtout par ’envoi,
d’Ottawa, de questionnaires 4 retourner par la poste,
certains répondants fournissant leurs données sur bandes
magnétiques ou sur disquettes. Le moment choisi pour
I’envoi des questionnaires d’enquétes-entreprises annuelles
doit concorder avec la date de clture de I’exercice du
répondant pour fins fiscales, parce que les données néces-
saires sont dé)a disponibles A cette date et que ’ambiguité
relative & ’année de référence est réduite au maximum.
Dans une étude sur le Recensement annuel des manufac-
tures, Bilocq et Fontaine (1988) ont constaté qu’on obtenait
les meilleurs taux de réponse en communiquant avec les
répondants trois mois apres la fin de leur exercice financier.
Il faut donc échelonner les envois en tenant compte des
dates de cloture des exercices financiers. Dans le cas des
enquétes-entreprises infra-annuelles, la collecte de données
s'effectue surtout par I’envoi, depuis le bureau central, de
questionnaires 4 retourner aux bureaux régionaux. Quant
aux unités non contactées par courrier, la plupart répondent
par téléphone aux bureaux régionaux, tandis qu’un petit
nombre de répondants envoient directement a3 Ottawa des
réponses sur support informatique. Il est important de
respecter les pratiques comptables des répondants. La
plupart des répondants utilisent le mois civil pour leur
comptabilité, tandis que d’autres utilisent des cycles de
quatre ou de cing semaines. Dans les deux cas, ’organisme
d’enquéte recoit habituellement les données une ou deux
semaines aprés la fin de la période mensuelle. Les inter-
views téléphoniques des enquétes-entreprises servent a
recueillir des données pour diverses raisons: précisions a
apporter aux instructions, mesures de suivi, efc. Mal
employé, ce mode de collecte risque de comprometire la
qualité des réponses. Par exemple, un répondant peut étre
obligé d’estimer les données s’il ne dispose pas de dossiers
prés du téléphone. Si les interviews téléphoniques s’effec-
tuent périodiguement, comme dans le cas d’enquétes
mensuelles, le fait de convenir avec le répondant d’une
journée et d’une heure propices améliore les taux de
réponse ainsi que la qualité des réponses.

Dans le cas des enquétes sociales, dont ’Enquéte sur
la population active, le mode de collecte consiste en des
interviews téléphoniques *‘préparées’’: on procéde d’abord
a une interview directe pendant le premier mois au cours
duquel le ménage fait partie de I’échantillon, puis surtout
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par interviews téléphoniques au cours des mois ultérieurs.,
Au moment du premier contact avec le ménage, I'inter-
viewer présente son insigne d’identité, explique au répondant
I'objet de I’enquéte et 'assure de la confidentialité des
réponses avant de procéder i interview. Cette visite est
précédée d’une lettre dans laquelle le directeur régional
annonce au ménage qu'’il a été choisi pour I’enquéte et
décrit le but de ’enquéte. Les répondants sont invités
composer un numéro sans frais pour obtenir des précisions
méme pendant la tenue de ’enquéte.

Dans le cadre d’un programme de recherche et d’essai
pour des méthodes d’enquéte téléphonique réalisé de 1985
4 1989, on a étudié la possibilité de remplacer la premiére
interview directe par une interview téléphonique. La con-
duite de I'EPA sous forme d’enquéte téléphonigue menée
depuis le bureau central a entrainé une augmentation des
taux de non-réponse de I’ordre de 68 4 75%. On a égale-
ment constaté une augmentation du biais de non-réponse
découlant de différences dans les caractéristiques de la
population active chez les répondants et chez les non-
répondants supplémentaires (Drew 1991). La seule enquéte-
ménages périodique de Statistique Canada 4 n’utiliser que
les méthodes d’enquéte téléphonique pour la collecte de
données est I’Enquéte sociale générale (ESG) annuelle, qui
a recours 4 un sondage téléphonigue au hasard portant sur
10,000 ménages. A 1'occasion, on a ajouté & ’échantillon
de I'ESG des ménages supprimés de PEPA par renouvel-
lement. Par exemple, un échantillon de personnes dgées
déja visé par PEPA a été choisi pour les besoins de
P’enquéte sociale lorsque ce groupe d’age présentait un
intérét particulier.

3.3.4 Conception du questionnaire et documents de
présentation

La conception judicieuse du questionnaire favorise non
seulement I’exactitude des données recueillies, mais aussi
I’augmentation des taux de réponse. Le questionnaire et
la documentation de présentation sont particuliérement
importants dans le cas des enquétes postales, puisqu’ils
constituent le seul contact avec le répondant. La documen-
tation envoyée au répondant doit expliquer I’objet de
I’enquéte, mentionner I'instance en vertu de laquelle cette
enqueéte est effectuée, garantir la confidentialité des réponses
«et donner le numéro de téléphone d’une personne de ’orga-
nisme pouvant donner des précisions sur le questionnaire.

Les questionnaires doivent &tre soumis 4 un processus
de révision indépendant de leur conception, Ce processus
consiste en des examens effectués par des spécialistes de
Porganisme ou par des groupes de discussion. Le recours
a des groupes de discussion ou & la recherche cognitive a
donné lieu a plusieurs améliorations qui ont contribué &
accroitre la motivation des répondants et a eu aussi pour
conséquence de simplifier la tAche de remplir les question-
naires de plusieurs enquétes de Statistique Canada, notam-
ment le Recensement de la population, I’Enquéte sur la
population active, le Recensement sur 1’industrie de la
construction et I'Enquéte sur ’emploi, la rémunération et
les heures de travail (Gower 1990).
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3.3.5 Stratégies de suivi

Dans le cas des enquétes-entreprises et des enquétes
gociales, le suivi fait partie intégrante du plan de sondage.
Ce n’est que grace 4 un suivi intensif qu’on peut maintenir
4 un faible niveau le taux de non-réponse attribuable aux
non-contacts. Comme le suivi est habituellement plus
coiteux par unité que la collecte initiale (en supposant que
le coiit de I’enquéte est fixe), I'envergure du suivi a une
incidence directe sur la taille de I’échantillon, donc sur la
variance, et sur le taux de réponse, donc sur le biais de non-
réponse. Les stratégies d’élaboration vont du vaste échan-
tillon accompagné d’un suivi restreint au petit échantillon
accompagné d’un suivi intensif. Lors du remaniement de
I’Enquéte sur le commerce de gros et de détail dans les
années 1980, on cherchait en priorité A améliorer les taux
de réponse; on a donc opté pour la stratégie du petit
échantillon accompagné d’un suivi intensif,

En ce qui concerne les enquétes-entreprises, le suivi sert
4 la fois & obtenir des données auprés des non-répondants
et 4 communiquer de nouveau avec des répondants dont
les données ont été rejetées 4 la vérification. La plupart
des enquétes-entreprises utilisent le courrier comme mode
principal de collecte car ¢’est un moyen peu coiiteux qui
permet aux entreprises de répondre en consultant leurs
dossiers. Afin de réduire les cofits, on limite souvent le
suivi des non-réponses 4 un sous-échantillon de non-
répondants. La répartition et la sélection des unités non
répondantes reposent habituellement sur les facteurs
suivants: i} une strate A tirage complet d’unités nécessitant
un suivi, en vue de concentrer les efforts sur les grandes
unités non répondantes; i) une égalisation des taux de
réponse dans toutes les strates; et iii) le renouvellement des
petites unités non répondantes devant faire I’objet d’un
suivi. Dans le cas des enquétes infra-annuelles, le suivi des
non-réponses s’effectue en général par téléphone, les
contraintes de temps ne permettant pas un suivi par courrier.
Dans le cas des enquétes annuelles, ou la rapidité de la
collecte est moins critique, on a tendance & utiliser le
courrier a la fois pour la collecte initiale et pour les premiéres
tentatives de suivi des non-réponses; puis le téléphone en
dernier recours. Depuis quelques années, cependant, le
suivi s’effectue de plus en plus souvent par téléphone dans
le cas des enquétes annuelles.

Pour ce qui est des enquétes sociales, la distinction n’est
pas aussi nette entre collecte initiale et suivi des non-
réponses. Le suivi consiste plutdt dans des tentatives
ultérieures pour communiquer avec les ménages et les
interviewer pendant la période de I’enquéte. Il existe
certaines distinctions, selon la situation du logement. On
visite une premiére fois les logements nouvellement échan-
tillonnés pour repérer ceux qui sont hors du champ de
I’enquéte et pour tenter de faire une interview directe avec
les occupants des logements compris dans le champ de
Penquéte. Lorsqu'il est impossible d’obtenir une interview,
P’interviewer tente d’obtenir auprés d’un voisin les rensei-
gnements suivants: nom, numéro de téléphone et moment
le plus propice auquel appeler. Les interviewers ont pour
consigne de tenter encore deux ou trois fois d’obtenir une
interview, soit par téléphone, soit en personne, En régle
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générale, les occupants de logements déja échantillonnés
sont interviewés par téléphone. Toutefois, si les tentatives
pour rejoindre un répondant par téléephone s’avérent
infructueuses, I'interviewer se rend sur place pour s’assurer
que le logement est toujours dans le champ de 'enquéte
et pour tenter d’obtenir une interview.,

Bien que le suivi soit nécessaire pour abaisser le taux
de non-réponse, il n’est plus rentable au-dela d’un certain
point. Peu d’études ont cherché A déterminer quelles
seraient les méthodes les plus appropriées pour établir un
calendrier des suivis en prenant en considération les coiits
et I"erreur totale. L’examen de cette question nécessiterait
des études de coiit pour estimer les paramétres d’un modéle
de colits et de variance. Ces paramétres seraient les suivants:
tentatives de contact, résultats, coiits, et caractéristiques
des répondants 4 différentes étapes du suivi. L’automati-
sation croissante de la collecte de données au cours des
années & venir devrait faciliter la collecte et I’utilisation de
ces renseignements en vue d’optimiser les méthodes de
collecte de données.

3.3.6 Technologie

Dans le cas des enquétes-entreprises, la collecte de
données s’effectue surtout selon la méthode *‘papier et
crayon’’. Signalons deux exceptions: ’Enquéte mensuelle
sur les industries manufacturitres, qui utilise actuellement
’ITAQ (Coutts ef al. 1992), et I'Enquéte annuelle sur les
industries manufacturiéres, ol Pon a fait ’essai de PITAO
pour recueillir des données auprés des petits fabricants.
Etant donné le succés de I’opération “ITAQ’’ dans le cas
de ’Enquéte mensuelle sur les industries manufacturiéres,
il est prévu d’adopter I'ITAO pour d’autres enquétes-
entreprises. On s’appréte également 4 metire A Pessai
d’autres méthodes de collecte de données pour les
enquétes-entreprises. Il s’agit de 'ordinateur de poche
pour I’Indice des prix 4 la consommation, du carnet grille
pour ’Enquéte trimestrielle sur le camionnage pour
compte d’autrui, et de I’introduction de données au moyen
d’un téléphone & clavier pour I’Enquéte sur I’emploi, la
rémunération et les heures de travail.

La collecte de données pour les enquétes sociales se fait
aussi selon la méthode “‘papier et crayon®, mais on a
décidé de passer 4 'interview assistée par ordinateur (IAO)
dans les prochaines années. Les interviewers sur le terrain
disposeront d’ordinateurs portatifs pour faire des inter-
views directes ainsi que des interviews téléphoniques
depuis leur domicile. Cette décision a été prise a la suite
de deux essais d’IAO dans I'EPA qui ont donné des résul-
tats positifs. Le premier essai {(Catlin et Ingram 1988) a
" révélé une amélioration de la qualité des données, par
exemple une meilleure énumération des occupants des
logements échantillonnés, et une réduction du nombre de
rejets 4 la vérification, sans aucune incidence repérable sur
les estimations ou sur les taux de réponse. Le second essai,
effectué en 1991 (Coutts et al. 1992), a démontré ’utilité
des ordinateurs portatifs pour les [AO effectuées par les
interviewers sur le terrain. L’introduction de I'LAO dans
les enquétes sociales est prévue dés 1993. Il faudra attendre
toutefois les résultats d’essais plus poussés qui auront été

menés en 1992 afin de connaitre I’incidence de ' AQ sur
les estimations et sur la qualité des données, y compris les
taux de réponse.

3.3.7 Incitatifs

En vertu de la Loi sur la statistique, qui définit les
pouvoirs juridiques de Statistique Canada, la participation
aux enquétes de Statistique Canada est obligatoire pour
les entreprises et les particuliers choisis, sauf si I’'enguéte
est désignée facultative par le statisticien en chef, Un
exemple d’enquéte 4 participation obligatoire est le recen-
sement de la population, o0 un refus catégorique de
répondre peut entrainer des poursuites. Dans le cas des
autres enquétes, I’organisme cherche a obtenir la collabo-
ration des répondants éventuels en leur envoyant des
documents préliminaires ou de la documentation publicitaire
qui expliquent I’objet de ’enquéte et 1a confidentialité des
données; ’organisme compte aussi sur I’entregent de ses
représentants, notamment les interviewers qui se rendent
sur place et qui ont pour instruction de présenter leur
insigne d’identité et d’informer les répondants de 1’objet
de ’enquéte ¢t de la confidentialité des données.

On a effectué, a I'égard des enquétes sociales, plusieurs
études sur Putilisation d’incitatifs. La premiére visait
P'Enquéte sur la population active (Gower 1979). Lors d’'un
essai portant sur un échantillon fractionné, la moitié des
ménages ont regu la publication ““Le Canada’’ au moment
du premier contact. Au cours des mois suivants, le taux de
refus a été légérement inférieur chez les ménages de I’échan-
tillon qui avaient regu la publication. Selon les interviewers,
Pincitatif représentait cependant un avantage négligeable et
les méthodes existantes de visite 4 domicile étaient plus effi-
caces pour réduire le taux de non-réponse, Plus récemrent,
lors d’une étude sur les incitatifs 4 Pégard de ’Enquéte de
1990 sur les dépenses des familles, les interviewers ont
adopté trois démarches: i) remettre & chaque ménage choisi
une plaguette a pince portant le logo de Statistique Canada;
ii) remettre la publication ‘“‘Portrait du Canada’ de
Statistique Canada; iii) ne remettre aucun incitatif aux
ménages d’un échantillon de contrdle. Dans I’ensemble du
pays, aucun changement significatif n’a été observé dans
les taux de réponse (Kumar et Durning 1992). On prévoit
faire une autre étude sur les incitatifs 4 1’égard d’une
prochaine enquéte longitudinale sur le revenu et le travail.

3.4 Vérification sélective

Une mauvaise vérification des données constitue une
autre cause possible de non-réponse. Dans ces circons-
tances, il arrive que 1’on recommunique plusieurs fois avec
le répondant pour le méme questionnaire, ce qui le rend
moins disposé a collaborer 4 I’avenir. Afin de rationaliser
et d’optimiser le processus de vérification de maniére a
réduire au maximum les contacts répétés, il convient
d’adopter les trois mesures suivantes. Premiérement, il
doit y aveir cohérence entre les étapes de la vérification
a la saisie, du suivi et de 'imputation. Deuxiémement, on
effectue une vérification sélective des données numériques,
particulierement dans le cas des enquétes-entreprises et
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des enquétes sur I’agriculture, On repére ainsi les enre-
gistrements qui ont une incidence appréciable sur les
estimations, et on limite le sulvi 4 ces enregistrements.
Les enregistrements gui ont une faible incidence sont
soumis & un processus automatisé de contrble et d*impu-
tation en vue d’assurer la cohérence des résultats. Troisig-
mement, pour réduire au maximum le fardeau de
déclaration, il faut repérer toutes les erreurs relatives a
chaque unité qui doit faire I’objet d’un suivi afin de corriger
la majorité des erreurs au cours d’une seule interview, A
cette fin, un module d’analyse des contrdles inter-zones
et de localisation des erreurs comme celui contenu dans
le Systéme généralisé de vérification et d’imputation mis
au point par Statistique Canada, peut s’avérer trés utile
(Kovar, MacMillan et Whitridge 1988). Lorsque trop de
données sont rejetées A la vérification mais s’averent
exactes 4 I'étape du suivi, il convient de modifier les régles
de contrdle pour alléger le fardeau de déclaration.

Les méthodes de vérification sélective des données
numériques élaborées par Statistique Canada peuvent
étre regroupées en trois ensembles: i) vérification statis-
tique, ii) groupement de variables et iii) fonction de carac-
térisation. En matiére de vérification statistique,
Hidiroglou et Berthelot (1986) ont élaboré un processus
de transformation qui permet surtout de détecter les unités
qui présentent des changements inhabituels d’une fois a
I'autre. Ce processus tient compte du fait que, d’une
période a ’autre, les petites unités subissent fondamen-
talement des changements plus variables que les grandes
unités. Les limites des rejets a la vérification prennent
donc la forme ¢’un entonneir, ce qui rend possible des
changements relatifs importants dans les petites unités.
Ces limites se calculent a 'aide de médianes et de quar-
tiles et sont donc robustes 4 I’égard des observations
aberrantes. Cette méthode peut aussi servir a déceler des
rapports de valeurs aberrantes entre deux variables.
Toutefois, le nombre de comparaisons par paire peut
devenir excessif. Bilocq et Berthelot (1990) ont proposé
une méthode qui consiste 3 grouper les variables analogues
en sous-ensembles, puis & vérifier les variables par recou-
pements & Uintérieur des sous-ensembles. Ce procédé de
cloisonnement repose sur les méthodes de corrélation des
composantes principales. L’importance des erreurs,
mesurée d’aprés leur incidence sur les estimations, entre
également en ligne de compte. Dans le cas d’un rejet 4 la
vérification de questionnaires remplis, Latouche et Berthelot
(1992) ont élaboré une fonction de caractérisation qui
attribue 4 chaque répondant un indice relatif de I'impor-
tance de ’erreur selon la taille de 1'unité, le nombre de
réponses doutcuses dans le questionnaire et leur poids
ainsi que I’importance relative des variables. Une étude
simulant cette fonction de caractérisation a montré que le
fait de recommuniquer avec un nombre restreint d’unités
suffisait pour assurer une qualité acceptable pour les
estimations finales. '

3.5 Prise en compte de données administratives

A ’égard des enquétes-entreprises et des enquétes sur
’agriculture de Statistique Canada, on allége le fardean

101

de déclaration en obtenant de sources administratives une
partie des données sur les petites unités. Ces données servent
¢galement & remplacer des données illisibles, incohérentes
ou manquantes. Par exemple, les données qui auraient di
€tre produites par les petites unités non répondantes sont
imputées 4 I’aide de données fiscales.

3.6 Systéme de gestion de la collecte de données

On doit disposer d’un bon systéme de surveillance afin
d’établir en tout temps 1’état du processus de collecte de
données. Dans le cas des enquétes-entreprises, les codes
d’état de la collecte, qui sont consignés pour chaque unité
engquétée, servent a contrdler le processus de collecte de
données. Ces codes d’état de la collecte, enregistrés dans
I’ordre chronologique de exécution de ’enquéte, s utilisent
avec d’autres codes qui indiquent I’état des activités de
I'unité (entreprise active, saisonniére [avec dates d’exploi-
tation], inactive, fermée provisoirement, efc.). Voici
quelques exemples de codes d’état de la collecte: i) mode
de collecte de données a différentes étapes du processus,
ii) codes d’entrée en contact pour les unités (qui sont
réputées actives pendant la période de référence) et pour
les exclusions (entreprises fermées, inactives ou provisoi-
rement fermées) et iii) dates prévues de retour des rensei-
gnements en vue d’un suivi supplémentaire. Le systéme
de gestion recoit de sources extérieures 4 ’enquéte des
renseignements qui indiquent le changement de I’état des
unités et retrace I’état de la collecte de données depuis la
collecte initiale jusqu’au suivi et ce, jusqu’a ce que toutes
les unités soient classées dans I’une ou I’autre des catégories
prévues selon le cadre décrit 3 la section 2.

4. ANALYSE DES TAUX DE NON-REPONSE
POUR CERTAINES ENQUETES

Nous examinerons bri¢vement les taux de non-réponse
pour deux enquétes de Statistique Canada afin d’illustrer
quelques facteurs généraux qui influent sur la non-réponse
et que nous avons décrits a la section 3.

4.1 Enquéte mensuelle sur le commerce de détail

L’Enquéte mensuelle sur le commerce de détail
(EMCD) consiste a recueillir des données sur les ventes
d’un échantillon d'établissements de détail et sur les stocks
d’un sous-ensemble de ces établissements. On établit des
estimations de niveau et de variation pour ces deux variables.
Le plan d’échantillonnage consiste dans un échantillon
aléatoire simple avec renouvellement, stratifié selon la
province, le secteur d’activité et le revenu commercial brut.
La population compte environ 165,000 entreprises et
I'échantillon, environ 13,000. Les données sont recueillies
par téléphone aupres d’environ 40% des unités et par
courrier auprés des 60% restants. Des estimations provi-
soires sont publiées sept semaines aprés la période de
référence de I'enquéte et les estimations finales, qui visent
un plus grand nombre de répondants grice au suivi des
non-réponses, sont publiées un mois plus tard.
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Remaniée en janvier 1990, 1a nouvelle enquéte différe
de ’ancienne- qui date du début des années 1970 - sous
plusieurs aspects. Premiérement, afin d’accroitre I’effica-
cité du plan de sondage, on a fait passer le nombre de
groupes d’activité économique de 34 4 18 et on a utilisé
trois strates de taille au lieu de deux. Deuxiémement, on
a assoupli les niveaux de fiabilité. Ces modifications ont
permis de réduire 1’échantillon de 35%, ce qui a favorisé
un suivi intensif des non-répondants. Troisi¢mement, la
collecte de données a été confiée aux bureaux régionaux.
Ce remaniement a fait monter les cofits unitaires de la
collecte de données en raison du suivi supplémentaire;
toutefois, la qualité des résultats s’est améliorée dans
I’énsemble grice 2 la réduction de la non-réponse.

La figure 2 présente, pour la période 1986-1992, les taux
de réponse pondérés - provisoires et révisés, qui sont
définis comme le rapport entre Pestimation des ventes
attribuées aux répondants et ’estimation des ventes
de toutes les unités incluses dans le champ de I’enquéte.
Ce graphique fait ressortir clairement que les taux de
réponse provisoires et révisés de la nouvelle enquéte sont
considérablement plus élevés que ceux de I’ancienne. Les
taux provisoires sont passés de 75% a 93%, tandis que les
taux définitifs sont passés de 85% 4 95%. En outre, I’écart
entre les taux de réponse provisoires et révisés s'est nette-
ment rétréci dans le cas de la nouvelle enquéte. Il convient
de souligner que les taux provisoires pour septembre
1991 étaient plus bas que prévu en raison d’une gréve des
employés de bureau chargés du traitement des documents.

Plusieurs facteurs ont contribué 4 I’'amélioration des taux
de réponse, plus particuli¢rement le mode de collecte de
données et les méthodes de suivi. Auparavant, le bureau
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central (Division de I'industrie} se chargeait d’envoyer les
questionnaires et ceux-ci lui étaient retournés une fois remplis.
L’envoi postal s’effectuait selon des modalités de déclara-
tion controlées manuellement. Le suivi immédiat auprés des
non-répondants se limitait aux grandes unités et s’effectuait
par téléphone a partir d’Ottawa. Le suivi des petites unités
non répondantes se faisait un mois plus tard par courrier
et se poursuivait, le cas échéant, pendant deux autres mois.
Les unités qui n’avaient pas répondu au bout de trois mois
étaient signalées aux bureaux régionaux en vue d’un suivi
téléphonique.

Dans le cas de la nouvelle enquéte, les unités de I’échan-
tillon qui y participent pour la premiére fois (nouveaux
participants) regoivent une lettre préliminaire expliquant
I’objet de I’enquéte et I'importance de leur participation.
Cette lettre est accompagnée d’un questionnaire vierge. En
outre, environ une semaine aprés la date prévue de réception
de cet envoi, on téléphone 4 chaque nouveau participant
pour lui fournir des précisions, répondre i ses questions
et lui offrir le choix entre une collecte de données par la
poste ou par téléphone. Aux répondants qui choisissent
la poste, la Division de I’'industrie envoie les questionnaires
selon des modalités de collecte automatisée qui sont établies
4 P'aide de I’information contenue dans le Registre des
entreprises (RE). Ces modalités de collecte sont mises 4
jour dans le RE 3 V'aide de profils établis par la Division
du registre des entreprises et de nouveaux renseignements
obtenus par les bureaux régionaux auprés des répondants. Si
les enquétés préférent répondre par téléphone, les bureaux
régionaux les interviewent aux dates et aux heures conve-
nues au préalable et transmettent les données recueillies au
bureau central 4 1a fin de chaque cycle de collecte mensuel.

par mois (1986-1992)

so b Taux révisées
/\J\'\/\/\/\’-J\,\v\/\/\/\_\/

80
/‘\j\/\/L/\,\W

nr Taux provisoires

ao |- Ancienne enquéte Nouvelle enquéte

S0 -l 1

L I !
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A I 1
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Figure 2. Taux de réponse 4 'EMCD
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4.2 Enquéte sur la population active

L’Enquéte sur la population active (EPA) est 1a plus
importante enquéte sociale permanente effectuée par
Statistique Canada, la taille de 1’échantillon étant
d’environ 62,000 ménages par mois. Dans la section 3,
nous avons étudié I’incidence de différents aspects du plan
de sondage sur la non-réponse dans I'EPA, Dans la présente
section, nous examinerons les tendances enregistrées anté-
rieurement pour la non-réponse et nous approfondirons
le réle du suivi des non-répondants.

Le tableau 2 ci-dessous indique que pendant presque
toute la période 1977-1991, les taux de non-réponse ont
été stables, de ’ordre de 4 34 5%, de m&me que les taux de
refus, de Pordre de 1.0 4 1.5%. On peut néanmoins
dégager quelques tendances. Par exemple, le Recensement
de la population a une incidence favorable sur les taux de
non-réponse enregistrés par ’EPA, ¢e qui démontre que
la publicité qui entoure le Recensement profite aux
enquétes sur fes ménages. Les taux de non-réponse ont
chuté de 1 point de pourcentage entre 1980 ¢t 1981, de 0.6
point entre 1985 et 1986 et de 0.4 point entre 1990 et 1991,
seules années au cours desquelles on a enregistré une baisse
importante des taux de non-réponse. En 1986, la diminution
tenait presque entid¢rement a la baisse des taux de refus,
tandis que cette baisse expliquait plus de la moitié de la
réduction du taux de non-réponse en 1981, Si I’évolution
des taux de non-réponse au cours de cette période est
modérée, I'incidence positive du Recensement semble
s’effriter graduellement. On observe, dans les quatre
dernitres années, une légére augmentation des taux de
non-réponse et de refus, par rapport i la période allant de
1981 a 1987.

Le graphique ci-dessous (Figure 3) indique, par mois,
les taux de non-réponse et d’unités temporairement
absentes et illustre les tendances saisonmniéres des taux.
Ainsi, les taux globaux de non-réponse atteignent un
sommet pendant les mois d’été, parallélement 4 une aug-
mentation du taux d’unités temporairement absentes. Le
graphique fait ressortir la forte corrélation enire le taux
global de non-réponse et le taux d’unités temporairement
absentes. La période de collecte de données de ’enquéte
s'étend habituellement sur six jours, soit la période de
lundi 4 samedi qui suit la période de référence. Le samedi,
les interviewers ont fait parvenir toutes leurs données aux
bureaux régionaux. Afin de réduire la pointe saisonniére,
on a entrepris, vers la fin des années 1970, de faire un suivi
le lundi pendant les mois de juillet et aofit. A I’occasion,
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le suivi du lundi s’étend & ’enquéte de juin, selon la date
de fin de I’année scolaire. Le suivi du lundi auprés des
enquétés qu’on n’a pu rejoindre pendant la semaine
d’enquéte s’effectue depuis les bureaux régionaux..Il en
a résulté une baisse du nombre de cas de non-réponse attri-
buables a I’absence temporaire d’unités.

A partir de 1984, un changement s’est manifesté dans
les pointes saisonniéres du tanx d’unités temporairement
absentes. La pointe des mois d’été est moins forte, mais
une seconde pointe en février et en mars devient plus
prononcée. Cela semble indiquer que les ménages prennent
de plus en plus souvent des vacances pendant Ihiver.
Depuis quelques années, le suivi du lundi s’effectue donc
également en mars si la semaine d’enquéte coincide avec
la relache scolaire.

Autre caractéristique notable de la tendance des non-
réponses enregistrées dans I'EPA.: le taux de non-réponse
est plus élevé chez les ménages qui font partie de I’échan-
tillon pour la premiére fois que chez les autres ménages.
En 1980, le taux de non-réponse des ménages interviewés
le premier mois était de 6.9%, contre 3.5% les mois suivants.
Cet écart se manifeste surtout & I’égard des unités non
contactées. Comme les interviewers effectuent surtout des
interviews directes pendant le premier mois, leur nombre
de tehtatives de contact est limité. Les mois suivants, les
interviews téléphoniques et les renseignements obtenus au
cours de la premiére interview sur le moment le plus propice
au contact permettent d’améliorer considérablement le
taux d’unités contactées.

En 1981, pendant le remaniement de ’EPA consécutif
au Recensement, on a fait une étude détaillée du temps et
des cofits. Cette étude avait pour objectif principal
d’obtenir les renseignements nécessaires sur les cofits pour
procéder A I'optimisation du rapport colit/variance de
I’enquéte. Elle a également permis de recueillir des rensei-
gnements intéressants sur les déplacements des interviewers
et le déroulement des visites aux ménages (Lemaftre 1983)
et sur l'incidence du suivi des non-répondants sur les taux
de réponse dans le cas des interviews directes. Lemaitre a
observé un taux de réponse de 92.4% aprés trois visites,
le taux de réponse par visite étant réguliérement élevé, soit
56 4 61%, pour chaque série de visites. On a effectué un
suivi plus poussé uniquement aupras de 3.5% des logements.
Ces logements ont été visités encore 2.5 fois en moyenne
et seulement 29% de ces visites ont permis d’obtenir une
réponse. Les visites supplémentaires faites 4 ces ménages
représentaient 5.8% de toutes les visites et ont porté le taux
de réponse 4 95.1%, soit une augmentation de 3.1 point.

Tableau 2
Taux de non-réponse ¢t de refus pour ’EPA, par année

1977 1978 1979 1980 1981 1982 1983

1984 1985 1986 1987 1988 1989 1950 1991

NR 542 539 535 537 441 467 4.65

REF 1.34 145 141 147 116 119 1.14

457 469 408 423 3507 518 557 5.20

1.18 1.18 099 106 130 131 1.51 1.38

NR = Taux de non-réponse.
REF = Taux de refus.
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par mois {(1977-1992})

| Taux de non-réponse

Taux d'unités temporairement absentes

. oL i
0177 0179 Q181 Q1R3

1 1 1
D18% 0187 a189 o191 G193

Mois et année

Figure 3. Taux de nnon-réponse 4 'EPA

L’étude du temps et des coiits effectuée en 1983 a eu
lien avant l'utilisation des interviews téléphoniques
dans les petites zones urbaines et dans les zones rurales
pour les unités faisant partie de 1’échantillon depuis
plus d’un mois, et avant le recours aux suivis téléphoni-
ques pour les cas de non-réponse du premier mois. On
envisage de répéter I’étude dans les conditions actuelles de
I’enquéte. Cette étude pourrait se pencher notamment sur
la rentabilité des visites supplémentaires visant A réduire
les taux de non-réponse. Bien qu’a partir de la quatri¢me,
les visites supplémentaires représentent une proportion
infime du nombre total de visites, leur part des coits de
la collecte de données peut &tre considérable en raison de
la dispersion des logements en question. Les cofits de ces
visites, ainsi que les renseignements sur les caractéristiques
des logements visés par rapport aux caractéristiques
des autres logements, permettraient d’évaluer le degré
de suivi justifiable en tenant compte des cofits et de la
variance.

5. RESUME

Nous avons présenté ici des définitions normatives de
la non-réponse. Dans une étude pilote portant sur sept
grandes enquétes-entreprises et’enquétes sociales de
Statistique Canada, nous n’avons éprouvé aucune diffi-
culté 2 appliquer ces définitions normatives. A compter
de I’année de référence 1993, les données sur la non-
réponse enregistrée selon ces normes dans les grandes
enquétes seront inscrites et conservées dans un registre

central au sein de I'organisme. Cette mesure facilitera
I’analyse des tendances globalés qui ont une incidence sur
les taux de réponse et les taux de non-réponse des enquétes.

Nous avons discuté des mesures 4 prendre sous divers
rapports du plan de sondage pour réduire an maximuom
la non-réponse et nous en avons illustré I’application pour
deux grandes enquétes périodiques. Bien que nous nous
soyons limités au réle qu’elles jouent & I’égard de la non-
réponse, ces mesures constituent de bonnes pratiques
d’enquéte dont les avantages ne se limitent pas a de meilleurs
taux de réponse.

Si Pon s’interroge sur 1’avenir des taux de réponse
dans les enquétes effectuées au Canada, les tendances
actuelles ne donnent pas lieu de s’inquiéter, malgré la
légére augmentation des taux de non-réponse que nous
avons constatée pour les enquétes sociales dans la derniére
décennie. Néanmoins, Statistique Canada poursuit ses
efforts de recherche cognitive sur la non-réponse afin de
mieux comprendre ’attitude et les préoccupations des
répondants au sujet de questions comme la protection de
la vie privée, la confidentialité, le fardeau de déclaration
et le couplage d’enregistrements. En outre, des études sur
la vérification sélective se concentrent actuellement sur les
pratiques de vérification et de suivi pour de grandes unités.
Il y a ainsi beaucoup de possibilités de réduire le fardeau
de déclaration et les coiits, sans incidence marquée sur
les estimations. Les conclusions de ces études nous
permettront d’élaborer nos enquétes et nos programmes
statistiques de fagon & respecter les préoccupations des
répondants. Nous pourrons ainsi continuer de bénéficier
de la grande collaboration de la population et des entre-
prises canadiennes.
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Echantillonnage double en vue d’une stratification

R.P. TREDER et J. SEDRANSK!

RESUME

L’échantillonnage double est fréquemment utilisé en remplacement de I’échantillonnage aléatoire simple lorsqu’un
échantillonnage stratifié apparaic comme avantageux, mais que les unités ne peuvent tre attribuées A des sirates
avant échantillonnage. Il est supposé, tout au long de I’article, que ’enquéte a pour but d’estimer la moyenne
d’une population finie. Nous comparons I’échantillonnage aléatoire simple et trois méthodes de répartition pour
Péchantillonnage double: (a) répartition proportionnelle, (b) répartition de Rao (Rao 1973a,b) et {¢) répartition
optimale. Nous examinons également Ieffet, sur le choix des tailles d’échantillon, d’une erreur de détermination

d’un important paramétre du plan.

MOTS CLES: Tailles d’échantillén optimales; échantillonnage & deux phases.

1. INTRODUCTION

Supposons que nous voulions estimer la moyenne d’une
population finie stratifiée, mais que les unités ne puissent
étre attribuées aux strates avant 1’échantillonnage. Le plus
souvent, le nombre d’unités de chaque strate est alors
inconnu. Il est courant, dans un tel cas, de recourir a
I’échantillonnage double comme solution de rechange a
I’échantillonnage aléatoire simple, Avec ’échantillonnage
double, un échantillon aléatoire simple de taille #° est
prélevé dans une population finie de N unités, échantillon
dont n/ unités sont identifiées comme membres de la
strate i, [ = 1, ..., L. L’échantillon de deuxiéme phase
est constitué d'un ensemble de L sous-échantillons aléa-
toires simples indépendants résultant du prélévement, dans
la strate i, de #; unités parmi les »; identifiées 4 la premiére
phase. Si y; dé51gne la valeur de Y pour la j-iéme unité de
I’échantillon de deuxiéme phase dans la strate ¥/, la
moyenne pour une population finie, ¥, est estimée par

ouw; =n//n’ ety =Ll y;/n.

Soient g(n; ) et o(n;) les ensembles de valeurs pour les
unités des échantillons de premiére et de deuxidéme phase,
respectivement, dans la strate i. Posons. également
n' = (n{, ..., n)eta(n’) 'ensemble des valeurs pour
toutes les unités de I’échantillon dé premiére phase.
Par ailleurs, soit J,- la moyenne des valeurs dans
o(n’), ¥/ la moyenne d’échantillon de a(n/), s/° =
Yl ’1( yU - JJ, )2/(n, — 1) la variance d’ échantlllon de
o(n}), 8 = —~ ¥)%/(N; — 1) la variance pour
la population ée la strate iet 82 la variance de populanon
finie analogue. Nous supposons toujours que 1’ est suffi-
samment grand pour que Pr(n; = 0) soit négligeable.
Puisquel < n; < n/,ona

E(Y) = E(n )[E(Yl o{n’'})} =

et
V(?) = Voo ,ELP| o(n’))
+ E,ury V(2| a(n'))

Vu(n'] (j“n)

L 1 1
+ E, wisit - - — 1.1
"("’{El ' ("r "r")} -0
= Sz l - l
n' N
L 11
¥ E,,,{ x wist (3 - —)} (12
i=1 n; n;

Supposons la fonction de cofit linéaire

L
= E {1.3)

ol ¢’ est le cofit d’échantillonnage d’une unité 4 la premiére
phase et ¢; est le coiit de 1a mesure de Y pour une unité de
la strate i. Les tailles des échantillons, c.-a-d. n* et les n;,
sont choisies en fonction d’un cofit total fixe ou d’un coilt
total prévu fixe.

I R.P. Treder, Statistical Sciences, Inc. Seattle, Washington; J. Sedransk, State University of New York at Albany, Albany, New York.
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Dans le présent article, nous comparons trois plans
d’échantillonnage double, qui différent selon la fagon dont
les tailles des échantillons, c.-4-d. n’ et les n;, sont choisies.
Nous comparons aussi ces méthodes avec un échantillon
aléatoire simple ayant le méme coiit total fixe.

Les différents plans sont présentés i la section 2, tandis
que les comparaisons font I’objet de la section 3. La
section 4 présente les résultats ¢’un examen de 'effet, sur
le choix des tailles d’échantillons, d’une erreur de déter-
mination d’un important parametre du plan.

2. PRESENTATION DES METHODES

2.1 Répartition proportionnelle

Dans la méthode de répartition proportionnelle,
n; = nw; ol n = Y {.n;. En utilisant (1.2), on peut
montrer que la variance de ¥ en vertu d’une répartition
proportionnelle, Vp, est donnée par

V—llszlleszz
r= "N +;_;Eih 2.1

i=1

ol ¥, = N,;/N est la proportion de la population repré-
sentée par les unités de la strate i. En substituant
n; = nw; dans (1.3), on obtient le colit total prévu

Co=c'n" + cn, (2.2)

ol ¢ = Y&, Wc;. Silon choisit n’ et n pour que (2.1)
$0it minimum & un coit total prévu fixe C» = C*, on
obtient

n = —C*———-—, ) (2.3a)
¢+ Je'cG

n= (2.3b)

o
c+ Jce/G’

ol G = Sh/SE, Sk =Y i WiSTet S; = §* — 5.

En utilisant (2.3), on obtient

1
Ve = CT"‘[(CI + c’cG) 5%
SZ
+ (c + Jc'c/G) s%,,} -~ (2.4)

2.2 Répartition de Rao

Rao (1973a,b) suggére de poser n; = »;n/ ou
les #; (0 < »; <-1) sont des constantes fixées avant

I’échantillonnage. En utilisant cette répartition dans (1.2),
on peut montrer que la variance de Y en vertu de la
répartition de Rao, Vg, est donnée par

1 1

1 & 1
e=——--)8*+—Y wsH--1). @5
=) e p (o) e

Le cofit prévu correspondant, Cg, est

L
Chr=cn +n E civiW. (2.6)
i=1
Les »; qui minimisent (2.5) sous la conrrainte Cp = C*,
satisfont & la condition suivante

o = S @.7)
Sslc;

pourvu que le coté droit de (2.7) ne dépasse pas 1, quel que
soit /. Sinon, un algorithme est nécessaire pour déterminer
les v; optimaux (voir Rao 1973a,b). Puisque Rao mini-
mise la variance inconditionnelle, les v; optimaux ne
dépendent pas des », . observés. Une fois que les »; sont
déterminés, n’ est obtenu de {2.6). Si I’on suppose que
v,p =< 1 pour chaque i,

1/ & 2 s
Ve = 5( g W;S; Jc; + sBJ?) -5 (2.8)

2.3 Répartition optimale

La répartition optimale des tailles d’échantillon peut
&tre obtenue par la minimisation de (1.2) directement. Pour
n' et n’ fixes, choisissons les #; de fagon & minimiser

L
stz - o) 2.9)
n; n{

i=1

en supposant un colit restant fixe, C* — ¢'n’ =YL, ¢n;
et n; = n/. Un algorithme st nécessaire pour déterminer
les n; optimaux, les n/ étant donnés; voir Hughes et Rao
(1979) et Treder (1989). On peut trouver la valeur optimale
de n’ en évaluant (1.2) pour une suite de valeurs “‘d’essai’’
de n’. Pour chacune de ces valeurs, la valeur prévue de (2.9)
est estimée au moyen d’un échantillonnage de Monte Carlo
de n’ (voir Booth et Sedransk (1969) et Treder (1989)).
Notons que ’algorithme nécessaire pour trouver les »;
optimaux est immédiat, et que I’échantillonnage de Monte
Carlo de n’, pour n’ donné, est simple. 11 y a plusieurs
différences entre la répartition optimale et la répartition
de Rao. Dans la premiére, les colits totaux ne dépasseront
pas C*, tandis que dans la seconde, la répartition garantit
seulement que le budget sera respecté en moyenne. Dans
la seconde, les »; sont fixes dans un échantillonnage
répété, tandis que dans la premiére, la répartition des »;
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dépend du n’ observé. Evidemment, un effort additionnel
{c.-3-d. un échantillonnage de Monte Carlo) est nécessaire
pour trouver la répartition optimale. Contrairement 4 la
répartition optimale, la méthode de Rao permet la sélection
des fractions de sondage de deuxi¢éme phase avant I’obser-
vation des n/ (voir (2.7)). Se reporter aux sections 3 et 4
pour une analyse additionnelle.

3. COMPARAISONS

3.1 Répartition proportionelle et répartition de Rao

Ensupposantque»? = 1,i = 1, ..., L, et en utilisant

(2.4) et (2.8), on peut montrer que

Vp— VR = i(SW——j—g—) X

{2SBJT’c + c(

) o

ouS. =YL, WS, jc;. Enserappelant quec = ¥ £, Wi,
et en utilisant Pinégalité de Cauchy-Schwarz, on obtient
Sw — 8./Jc = 0. Ainsi, comme prévu, VP - Vr=0.
Si ’on définit § =T & (W;Si et S, =Yt WS Vy
ouy; = ¢/ E_, 1 Wc;, et si 'on uullse (3.1), on peut
montrer que
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& 2(559) (%)

+ {zﬁsg feS+ sT)} x (s - s.,) .

Ve — Vg =

(3.2)

Le premier terme de (3.2) est 1a réduction de variance
si tous les coiits d’échantillonnage sont égaux, tandis que
le deuxie¢me terme de (3.2) est la réduction si toutes les
variances des strates sont égales. Comme prévu, sic; = ¢
etS,‘ = S, VP = '/R'

Nous présentons au tableau 1 les valeurs de R = 100
(Vp — V%) /Vp pour un ensemble d’exemples classiques,
avec ¢; = ¢. Les différentes colonnes donnent les carac-
téristiques des populations concernées (L, 82, 8%, G =
52,/8%) et C*, ainsi que les valeurs de R correspondant
ac/e’ = 1,2, 5e25, Cet ensemble d’exemples représente
une vaste gamme de conditions se prétant 4 I'échantillonnage
stratifié. Pour une valeur donnée de ¢, 'intervalle des valeurs
de R indique le large éventail de gains qui peuvent étre
obtenus. Il ressort clairement du tableau 1 que la répartition
de Rao peut produire d’importantes réductions de variance,
méme si les cofits d’échantillonnage des strates 4 la deuxiéme
phase sont égaux et dans des situations ot la stratification
n’est pas particuliérement efficace (comme I'indiquent les
valeurs élevées de G dans trois exemples). A mesure que
¢ augmente, R affiche un taux de progression A peu prés
constant (voir le tableau 1).

Tableaun 1

Pourcentage de diminution de la variance, B, pour la répartition de Rao en comparaison de la
répartition proportionnelle, pour un ensemble d’exemples classiques

R
Référence L 52 G cr pour ¢’ =1 e ¢ =

1 2 5 25
Cochran (1977), p. 93 2 52,448 17,646 0.51 30 151 16.6 18.6 21.6
Hansen et coll. (1953), p. 205 3 2,835,856 1,467,632 1.07 1,000 48.7 55.1 62.3 70.9
Sukhatme et coll. (1984), p. 118 4 72,238 23,509 0.48 100 11.8 13.5 15.7 18.9
Cochran (1577), p. 111 7 619 343 1.25 1,000 11.2 11.7 12.4 13.7
Hansen et coli. (1953), p. 202 8 47,393 45,595 25.36 1,000 10.5 11.0 11.5 12.0
Hansen et coll. (1953), p. 202 11 47,393 44,974 18.59 1,000 22.9 24.1 25.4 26.7
Hansen et coll. (1953), p. 235 11 2,039,184 820,722 0.67 1,000 21.3 24.8 29.1 35.1
Hansen et coll. (1953), p. 202 12 47,393 40,252 5.64 1,000 16.7 18.3 19.8 21.6

Note: R = 100(Vp — VR)/ Vp avec Vp et Vp définis comme en (2.1) et (2.5) et C* est le budget total. La fonction de codit est définie en (1.3) et les

variances (.’S’2 SW, ) sont définies en (2.3).
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3.2 Comparaisons avec 'échantillonnage aléatoire simple

Pour permettre la comparaison avec la répartition de
Rao et 1a répartition proportionnelle, supposons un échan-
tillon aléatoire simple de taille * avec un cofit prévu de
n* ¥ L | We; = n*c(voir (1.3)). Ainsi, pour un cofit prévu
fixe C*, n* = C*/cet

Var(9,.) = sz(EC; _%} ) =V, (3.3)

ol .+ est la moyenne d’échantillon. En utilisant (2.4) et
(3.3), on obtient

Vs — Vp = é[(e - ¢’)8% - 2SBSWJ%}. (3.9

On peut montrer que Vg — Vp = 05i, et seulement si,

2
5' > (J@ + 1+ G) = LBp, (3.3

c

ou G = $%/8%. En utilisant (2.8) et (3.3), on obtient

¢ 2
VS - VR = C_*{SZ — (ST + SB,HC'/C) } . (3.6)
ou, encore une fois, on suppose que ¢° < 1 pour tout /
(voir (2.7)). On peut voir facilement que Vg — Vy = 0
si, et seulement si,

c s%

= —=—— = LB,. 3.7
C'>(S-‘-ST)2 R ( )

En pratique, on estimera LBp et LBy dans (3.5) et (3.7)
et on les comparera avec le rapport des cofits, ¢/c’, pour
décider s'il est avantageux d’utiliser I’échantillonnage
double, avec répartition proportionnelle ou répartition de
Rao, plutdt que 1’échantillonnage aléatoire simple. Au
tableau 2, nous présentons les valeurs de LBp et de LBy
pour chacun des exemples cités au tableau 1. Nous donnons
également pour ¢ = 1, 5 et 25 les valeurs de R, soit le
pourcentage de réduction de variance résultant du recours
4 une méthode d’échantillonnage double plutdt qu’a
I’échantillonnage aléatoire simple. Comme nous 1’avons
indiqué plus haut, cet ensemble d’exemples représente une
vaste gamme de conditions se prétant a I’échantillonnage
stratifié. Pour une valeur donnée de ¢, I’intervalle des valeurs
de Rp et de Ry indique le large éventail de gains {par
rapport a I’échantillonnage aléatoire simple) qui peuvent
étre obtenus.

Bien qu’on ait en général LBp = LBy, on constate
que LBp » LBp pour plusicurs exemples. Les résultats
indiquent la possibilit¢ de gains élevés résultant de
I’échantillonnage double, notamment avec la répartition
de Rao, lorsque le rapport c/c¢’ est élevé. Inversement,
si ¢/c’ estrelativement peu élevé, les gains son modestes
et, dans certains cas, 1'échantillonnage aléatoire simple
est méme préférable. Il importe par conséquent que
LBp, LBy et c/c’ soient estimés avec soin.

Tableau 2

Pourcentage de diminution de la variance pour la répartition proportionnelle (Rp) et la répartition de Rao
(Rg) en comparaison de 1’échantillonnage aléatoire simple, pour certains exemples classiques.

Rp Rp
Référence L LBp LBp
c=1 5 25 c=1 5 25
Cochran (1977), p. 93 2 3.8 2.6 -177.9 11.9 457 —-136.0 28.3 57.4
Hansen et coll. (1953), p. 205 3 6.1 1.1 -102.8 -6.1 26.4 —4.1 599 78.6
Sukhatme et coll. (1984), p. 118 4 7 2.7 - 132.8 12.8 46.6 —-105.3 26.5 56.7
Hansen et coll. (1953), p. 210 4 17.4 0.7 -127.7 ~-213 3.6 23.0 58.9 69.4
Cochran (1977), p. 111 7 6.8 4.5 -197.8 -9.8 23.3 -164.5 39 33.8
Hansen et coll. (1953), p. 202 8 103.4 5.6 -382 —-14.1 —4.d -23.7 -0.9 8.5
Hansen et coll. (1953), p. 202 11 76.4 1.7 —44.0 -15.6 -39 -11.0 13.7 23.8
Hansen et coll. (1953}, p. 235 ‘ll 4.5 2.2 —105.8 4.0 37.9 ~62.0 32.0 59.7
Hansen et coll. (1953), p. 202 12 24.5 4.0 -71.6  -19.9 0.2 -428 3.9 21.8

Noie: En utilisant (2.4), (2.8) et (3.3), Rp = 100( Vs — Vp)/ Vs, Rp = 100{ Vg — Vg)/¥s, et (LBp, LBg) tels que définis en (3.5) et (3.7). Dans
ces exemples, ¢’ = 1 et C*, le budget total pour chacune des méthodes, est le méme qu'au tableau 1.
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3.3 Répariition optimale et répartition de Rao

Pour comparer la répartition optimale avec celle propo-
sée par Rao, nous avons considéré un large, éventall de
valeurs des paramatres du plan ¢’, §% et [(c;, 52, W)):
i=1,...,L}. Nous avons posé C* = 1,000 et examiné
les cas L = 2et 3. Les valeurs des paramétres du plan pour

= 2 sont données au tableau 3. Notons que pour ces
exemples, G =. §%/8% varie entre 0.01 et 10.00. Nous
supposons tout au long de I’évaluation que N est suffi-
samment grand pour que S2/N dans (1.2) soit négligeable.

Tableau 3

Valeurs des paramétres du plan
‘pour l_c cas L = 2 strates

Paramétre Valeurs
¢ ' 0.125, 0.250, 0.500, 1.000
¢ 1, 4,16
Cy 16
W, 0.5,0.6,0.7,0.8, 0.9
52 70.4, 128, 704
§? 1,4, 16, 64
53 64

Note: Les 720 combinaisons des paramétres ¢i-dessus ont toutes été
utilisées. En outre, nous avons étudié toutes les combinaisons des
valeurs de ¢’, 8%, et ST ci-dessus avec

@c = 16:c; = 1,4, 16t Wy = 0.5,0.6,0.7,0.8, 0.9,
(b)Y Wy = 0.1,0.2,03,0.4;¢; = 1,4,16; ¢ = 16, et
© W, =0.1,0.2,03,0.4¢; = 163 = 1, 4, 16,

Pour nous assurer que les deux répartitions soient
comparables, nous avons suivi les étapes ci-dessous pour
chaque spécification des parametres du plan.

1, Fixer une valeur unique de n’. Nous avons utilisé les
deux valeurs de n’ déterminées comme les meilleures
selon (a) 1a méthode de Rao et (b) 1a répartition optimale.

2. Pour chacune des X répétitions de Monte Carlo
(K = 200 ou 500), nous obtenons n’* = (n{, ..., )
etensuiten = (ny, ..., ny) en utilisant la répartition
optimaleetv = (», ..., »;) en utilisant la méthode de
Rao. Dans ce dernier cas, nous utilisons ’algorithme qui
effectue les ajustements appropriés lorsque le c¢6té droit
de (2.7) dépasse 1 pour une ou plusieurs strates.

Puisque nile n résultant de la répartition optimale ni

le n résultant de la méthode de Rao (#; = »;n ) ne sont
nécessairement des entiers, nous arrondissons les n;
et nous les ajustons de telle fagon que pour chaque échan-
tillon, le budget soit satisfait (au degré d’approximation
découlant du fait que des valeurs entiéres de n” et de
1 sont utilisées). Nous avons constaté qu’en 1’absence
de ces ajustements, nous obtenions des résultats anor-
maux quand la variance de ¥ selon la répartition de Rao
était inférieure a la variance correspondante selon la
répartition optimale. Cela se produisait lorsque le coiit
total associé 4 la méthode de Rao était supérieur & celui
de la répartition optimale.
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3. Pour obtenir des esnmatlons, Pic)o et Vg, des varian-
ces conditionnelles, E,{T &, wiSt(1/n; — 1/n})},
correspondant 4 la répamuon optimale et 4 la répartition
de Rao, nous avons utilisé la moyenne de ¥ &, w?S?
(1/n; — 1/n]) sur les K répétitions. Les estimations de la
variance inconditionnelle, Var(Y) dans (1.2) sont dési-
gnées par Vo et Py, 0l Puyp = Pior + (82/n").

Pour évaluer la précision de ces estimations, nous avons
estimé les erreurs-types et les coefficients de variation de
Vior et V(c, r- Toutes les erreurs-types étaient inférieures
20.0022. Les coefficients de variation pour ¥,z €t P(;)p
étaient inférieurs 4 0.0074 et 0.023 respectivement. Ainsi,
V, et V. fournissent des estimations précises des variances
inconditipnnelles et conditionnelles..

Nous présentons, au tableau 4, des estimations de
'augmentation en pourcentage de la variance incondi-
tionnelle moyenne selon la répartition de Rao, I, = 100
(Piunr = Vo) Vo, pour certains des paramétres du
plan énumérés au tableau 3. Nous présentons les résultats
seulement pour la valeur de #’ déterminée comme étant
optimale par la méthode de répartition optimale. Ces
résultats correspondent de prés i ceux observés pour les
autres spécifications du tableau 3, 4 ceux correspondant
aucas L = 3et aceux qui utilisent la valeur de n* déter-
minée comme étant optimale par la méthode de Rao. Il est
clair, d’aprés le tableau 4, que les gains de précision sont
faibles, allant de zéro i environ 4%,

Tablean 4

Pourcentage d’augmentation, J,,, de la variance
inconditionnelle moyenne F,, pour la répartition
de Rao en comparaison de la répartition optimale,

pour ccrtains paramétres du plan avec
§% =1704,83 = 64, ¢, = 16¢ctc’ = 1

]
s G
16 4 1
a. (W, Wy) = (.9,.1)
64 10.000 0.0 0.4 1.4
16 0.419 0.1 0.1 0.1
4 0.166 .1 0.1 0.4
1 .1 l‘6 0.1 0.3 0.8
b. (W, W) = (.7, .3)
64 10.000 0.0 0.7 3.6
16 0.760 0.0 0.2 0.7
4 0.455 0.1 0.3 1.4
1 0.394 0.0 0.7 0.9
c. (W), W) = (.5, .5)
64 10.000 0.0 1.0 4.1
16 1.316 0.0 0.4 0.9
4 0.934 0.0 0.6 1.8
1 0.858 0.0 0.2 0.0

Note: I, = 160{Pyp — Pru0)/ Piuyo- Voir la note du tableau 1
pour les définitions des cofits et des variances.
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Nous avons obtenu des résultats semblables dans le cas de

’augmentation en pourcentage de la variance conditionnelle -

selon la répartition de Rao, I, = 100( Pz — P(y0)/V 0s

LC)R et Vc o sont obtenues par ’estimation de
E FY iy wzsz( l/n — 1/n/)} en utilisant, respective-
ment, la répartition de Rao et la répartition optimale. Les
résultats, fondés sur 200 répétitions de Monte Carlo et
présentés sous forme de tracés en boites dans Treder (1989,
figures 2.8.2 et C.1-C.3), peuvent &tre résumés de la facon
suivante. Pour foufes les spécifications de parametres, les
médianes des distributions de 7, sont voisines de 0. La
plupart des valeurs de /. sont faibles: environ 95% des
spécifications de parametres ont des distributions de I,
avec troisi#me quartile inférieur 4 10%. Toutefois, occa-
sionnellement, on note des valeurs élevées de I,: environ
15% des spécifications de paramétres ont une valeur
maximale de 7, supérieure 4 20%.

On peut expliquer ces résultats, en partie, en définis-
sant la taille d’échantillon de deuxiéme phase optimale
dans la strate i par #; = £;(n") - n{, ou la dépendance
de n; & I’égard du 1 observé est mise en évidence par
Pinclusion de &;(n’) avec 0 < £;(n’) = 1. On peut
ensuite trouver la répartition optimale en choisissant les
£.(n’) de fagon 4 minimiser (pour n’ fixe)

1 & ws?
— — 3.8
n’ E £i(n') G-8)

.
—

sous la contrainte ¥ X, ¢;n/
(voir 2.9).

Par contraste, dans la répartition de Rao, pour n” fixe,
on choisit les »; de fagon A minimiser

1 &, WS?
— ¥ 15 , (3.9)
n vy

i=1

~&i(n’) =C* —c'n’

sous la contrainte n’ ¥ -, ¢;Wp; = C* — ¢’'n’, c.-ad.
un cofit prévu fixe,

La minimisation de (3.8) plutdt que de (3.9) donnera
une variance conditionnelle, et donc une variance incon-
ditionnelle, plus faibles. Toutefois, si n’ est grand, la
différence entre (3.8) et (3.9) sera tenue.

3.4 Recommandations

Une fois établies des estimations raisonnables des para-
metres du plan, il faut d’abord comparer le rapport des
coiits, c/c’, avec les bornes inférieures, LBy et LBy, dans
(3.5) et (3.7) pour voir s’il est préférable de recourir &
I’échantillonnage double plutdt qu’a I’échantillonnage
aléatoire simple. Ces évaluations doivent &tre faites avec
soin, car une utilisation non fondée de I’échantillonnage
double peut entrainer une réduction de la précision. Sil'on
dispose de bonnes estimations des parameétres du plan, il
est préférable d’utiliser la répartition de Rao plutdt que
la répartition proportionnelie.

Dans une situation ou il importe de s’en tenir & un
budget fixe, nous recommandons d’utiliser une modifica-
tion de la méthode de Rao:

Utiliser 1a méthode de Rao pour trouver la valeur
““optimale’’ de n’. Puis, les ] étant donnés, utiliser
la méthode de la répartition optimale (c.-a-d. mini-
miser (2.9)) pour trouver les n,. Cette méthode
garantit que le budget sera respecté pour chaque
échantillon, préserve Iessentiel du (faible) gain de
précision procuré par la répartition optimale, et est
facile 4 appliquer. .

Une autre solution consiste 2 utiliser la méthode de Rao
pour trouver les valeurs *‘optimales’ 'de n’ et des v;, puis
4 appliquer un algorithme pour arrondir et modifier les
n; (n; = v;n;) de fagon a s’assurer que le budget soit
respecté pour chaque échantitlon. Malheureusement, il est
difficile d’élaborer la partie de 1’algorithme nécessaire
pour se prémunir contre les dépassements de codts.

Toutefois, pour éviter les valeurs élevées de I’erreur pro-
portionnelle dans la variance conditionnelle (c.-a-d. I)
qui sont parfois observées, il faut utiliser les valeurs
optimales de n’ et des n,.

Chacune de ces méthodes exige la connaissance de
certains paramétres du plan. Pour la répartition de Rao,
les »; optimaux exigent que les W, et les S? soient déter-
minés. On peut voir dans (2.9) que pour la répartition
optimale, les 7; optimaux dépendent des 57, mais non des
W.. Toutefois, le choix optimal de n’ exige que les W¥;
soient précisés. Srinath (1971) et Rao (1973a) ont ptroposé
une autre méthode qui exige 1a connaissance des S,?, mais
non des W, De toute évidence, la répartition de Rao est
celle qui exige le plus de paramétres du plan connus, tandis
que la méthode de Srinath est celle qui en exige le moins.
Puisque le choix de n” est, de fagon générale, robuste &
I’égard des erreurs de détermination des parameétres du
plan {voir, par exemple, Sedransk 1965, section 4.2.3), la
méthode de la répartition optimale pourrait bien fonc-
tionner dans les conditions pour lesquelles la méthode de
Srinath a été élaborée.

4. SENSIBILITE DES REPARTITIONS
A L’ESTIMATION DES
PARAMETRES DU PLAN

L’analyse qui précéde suppose que les erreurs de déter-
mination des paramétres du plan ont un impact minime
sur les répartitions de 1’échantillon. Dans la présente
section, nous evaluons, d’aprés un cas simple, ’effet sur
Var(Y) d’une erreur de détermination d’un important
paramétre du plan. Dans le cas de la répartition propor-
tlonnelle, le choix de n’ et de » dépend seulement de

= §%/5% & €' et ¢ (voir (2.3)). SiPon estime G par 's;
et gu’on substitue les valeurs résultantes de n’ et de n
d’aprés (2.3) et (2.1), on a

Vo(¥ 1 ’ 'cG .
Ye(¥)g )G=_;(————-—C tICE Loy c'c(G)

Sk C G
1 1
- R’(l + (_;)’ 4.1)
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Tableau 5

Pourcentage d’augmentation de la variance inconditionnelle, /, pour la répartition proportionnelle quand  est estimé par G.
C*=1,000,c’" =lete; = ¢ = 16

G

G - -
17100 1/36 1716 1/4 1 4 16 36 100
1/100 0.0 6.0 19.8 69.3 174.9 389.8 817.3 817.3 817.3
1/36 6.2 0.0 4.4 33.1 103.8 251.4 547.7 5477 5417
1716 21.9 39 0.0 12.1 57.1 156.2 35719 357.9 357.9
1/4 71.7 30.7 12.6 0.0 11.8 51.2 138.5 138.5 138.5
1 128.9 67.2 37.3 7.3 0.0 7.5 35.9 35.9 35.9
4 179.1 101.6 63.3 22.3 5.7 0.0 5.4 54 5.4
16 210.2 123.4 80.3 33.5 12.9 23 0.0 0.0 0.0
36 220.4 130.7 86.0 37.4 15.7 4.0 0.0 0.0 0.0
100 225.9 134.6 89.1 39.5 17.2 4.9 0.0 0.0 0.0

Note: [ est défini dans (4.3), G = S;ZVISE; ¢t la fonction de cofit est donnée par (1.3).

ol G est la valeur correcte de $3,/53 et G est utilisé uni-
quement pour déterminer n’ et n.

La valeur optimale de Var(Y) (c.-a-d. celle obtenue
avec G) dans (2.4) peut étre exprimée sous la forme
suivante

Ve(¥)o 1
Sk, c*

< +c+ ZJC’CIG)

G
1 1
- —(1+ =). .
N(+G) @2

Si (1/N) (1 + 1/G) est négligeable, ’augmentation en
pourcentage de la variance attribuable 4 I'estimation de
G, I= 100 VP(}_,)G - Vp(?)g]/Vp(?) G €5t d’aprés
(@.1) et (4.2),

(1= G) + fe/c’ (46 - 2[G + (G/B)) 1
(1 + JcG/c")?

00.

(4.3)

Notons que (4.3) dépend seulement de G, G et c/c’.

Nous présentons au tableau 5 les valeurs de 7 pour
C* = 1,000,¢' = 1,¢, = ¢; = 16¢t neuf valeursde G
et de G. Les conclusions qui suivent sont fondées sur les
résultats du tableau 2.10.1 de Treder (1989), qui incluent
des valeurs additionnelles de G et de G. Tant que G se situe
dans I'intervalle [ G/4, 4G], I'utilisation de G pour trouver
(n’, n) produit un accroissement maximal de 15% de la
variance, et généralement moins. Si G se situe dans inter-
valle [G/2, 2G], 'accroissement de variance attribuable
a ’erreur de détermination du paramétre est d’environ 4 %
ou moins. Avec ’augmentation de G, ’accroissement de
variance associé a de tels intervalles (p. ex. [G/4, 4G])
s’atténue. Cela tient au fait que si Gest grand, n’ = n, et
G et G donnent tous deux la méme répartition. Une mani-
festation de ce résultat peut étre observée dans le groupe
de zéros figurant 4 Pangle inférieur droit du tableau 5.
Quand G est petit, c.-a-d. lorsque la stratification est
bonne, la répartition de I'échantillon est plus sensible 4 une

erreur de détermination de & que quand G est grand. Ces
résultats sont peu influencés par les valeurs attribuées a
¢, = ¢,. En bref, pour la répartition proportionnelle, des
erreurs assez importantes de détermination du paramatre
du plan (G) entrainent des augmentations de variance
relativement faibles.
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Plans d’enquéte téléphonique stratifiée

ROBERT J. CASADY et JAMES M. LEPKOWSKI!

RESUME

Aux Etats-Unis, I’échantillonnage des numéros de téléphone de ménages s’appuie abondamment sur les méthodes
de composition (téléphonique) aléatoire & deux degrés congues par Mitofsky et ensuite élaborées par Waksberg.
Par rapport a ces derniéres, les autres méthodes courantes sont lacunaires au plan de la couverture et 4 celui des
coilts. On remédie 4 ces lacunes par des plans d’échantillonnage qui, 4 partir de I’information sur les numéros inscrits,
améliorent te rapport cofit-efficacité de la compaosition aléatoire. La base de sondage, composée des numéros de
téléphone, est divisée en deux strates, dont ’une comprend les numéros publiés pour lesquels ’information existe
au niveau de la banque de 100, et ’autre, les numéros pour lesquels cette information n’existe pas. L'efficacité de
divers modéles d’échantillonnage joints au plan stratifié est comparée & la composition aléatoire simple (simplement
aléatoire) et 4 la technique de Mitofsky-Waksberg. On constate des gains d’efficacité dans le cas de presque tous
ces modeles. Les hypothéses simplificatrices relatives aux valeurs des parametres de la poputation de chaque strate
se révélent n’avoir que peu de répercussions globales sur ’efficacité estimée.

MOTS CLES: Composition aléatoire; répartition optimale; couverture; efficacité relative.

1. PLANS D’ENQUETE TELEPHONIQUE:
LA SITUATION COURANTE

Le plan & composition aléatoire 4 deux degrés pour
échantillonner legs téléphones des ménages, initialement
proposé par Mitofsky (1970) puis élaboré par Waksberg
{1978), a fait ’objet de nombreuses applications dans le
cadre des enquétes téléphoniques. La technique de
Mitofsky-Waksberg tire parti d'une caractéristique de la
distribution aux Etats-Unis des numéros résidentiels actif's
(désignés ci-aprés NR), a savoir que les NR ont tendance
& se regrouper ¢n grappes denses dans des banques de
numéros de téléphone consécutifs. De nos jours, dans
I’ensemble des Etats-Unis, vingt pour cent environ seule-
ment des numéros de téléphone qu’il est possible de dériver
d’une combinaison connue d’un indicatif régional et d*un
préfixe de trois chiffres sont des NR. Toutefois, si I'on
peut déceler une banque de 100 numéros de téléphone
consécutifs dont au moins un des numéros est un NR,
alors, en moyenne, plus de 50 pour cent des numéros de
la banque le seront également. Toute technique capable
d’identifier les banques de 100 qui renferment des NR
réduira grandement le fardeau du tri nécessaire a la détermi-
nation des numéros de téléphone attribués a des ménages.

La premiére étape de la technique 4 deux degrés de
Mitofsky-Waksberg consiste 4 obtenir une liste des combi-
naisons indicatif régional et préfixe (de trois chiffres) propres
au territoire cible de I'enquéte (disponibles de BellCore
Research pour I’ensemble du pays; voir Lepkowski 1988).
Une base de sondage comprenant les numéros de téléphone,
ci-aprés désignée la base de BellCore Research ou base
BCR, est alors constituée en associant les 10,000 suffixes
de quatre chiffres (c.-a-d., 0000 3 9999) aux combinaisons
indicatif régional et préfixe. On regroupe les numéros de

téléphone de Ia base d’enquéte en bangues de 100 (numéres),
en se servant de I’'indicatif régional, du préfixe de trois
chiffres et des deux premiers chiffres du suffixe pour
définir chaque banque. Par exemple, la combinaison indi-
catif régional et préfixe 313/764 donne 100 différentes
banques de 100: 313/764-00, 313/764-01, ..., 313/764-99,
Ensuite, on choisit un échantillon de banques de 100 et
produit un seul numéro téléphonique complet pour chaque
banque choisie en ajoutant un nombre aléatoire de deux
chiffres au groupe de chiffres qui définit cette banque. Au
premier degré de Péchantillonnage, on compose chacun
des numéros de téléphone ainsi produits afin de déterminer
et d’enregistrer 8’il s’agit d’un numéro résidentiel. Toutes
les banques de 100 dont le numéro obtenu par tirage aléatoire
n’est pas un numéro résidentiel (NR) sont mises de coté.
Un €chantillon de second degré de NR est choisi & partir
de toutes les banques de 100 dont le numéro (initialement)
obtenu par tirage aléatoire était (est) un NR. Normalement,
un nombre égal de numeéros, disons k, sont alors produits
dans chaque banque afin d’amorcer le processus d’échan-
tillonnage de second degré, Si 'un de ces numéros de
second degré se trouve €tre un numéro non résidentiel, on
le remplace par un autre choisi au hasard dans la méme
banque. Le processus se continue jusqu’a ’obtention de
k NR dans chaque banque. Il en résulte un échantillon de
deuxiéme degré basé sur la sélection de banques de 100,
les probabilités étant proportionnelles au nombre de
numéros résidentiels de chaque banque. Cette méthodo-
logie s’est révélée 4 I’usage une excellente technique de
détermination des banques de 100 renfermant des NR.
La technique offre des avantages évidents. La propor-
tion des numéros résidentiels au sein des banques de 100
retenues pour I’échantillonnage de deuxiéme degré est
beaucoup plus élevée qu’au sein de la base BCR en général,

! Robert J. Casady, Bureau of Labor Statistics, U.S. Department of Labor et James M. Lepkowski, Survey Research Center, University of Michigan.
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ce qui amiéliore sensiblement I’efficacité par rapport 4 1a
composition aléatoire simple. Il suffit de connaitre I’ensemble
complet des combinaisons indicatif régional et préfixe du
territoire cible de ’enquéte et d’avoir acces 4 un générateur
de nombres aléatoires pour échantillonner les numéros de
téléphones. Une couverture compléte de tous tes ménages
qui ont le téléphone dans le territoire visé par I’enquéte est,
en principe, assurée. )

La technique de Mitofsky-Waksberg présente par ailleurs
plusieurs inconvénients. Par exemple, ce ne sont pas toutes
les banques de 100 qui contiennent les & numéros résiden-
tiels voulus, et il est donc possible de tenter d’obtenir les
numéros aléatoires de deuxiéme degré en se servant des 99

“autres chiffres sans atteindre les & NR nécessaires. En

outre, il peut étre difficile de déterminer si chaque numéro
produit est bien celui d’une résidence, particuliérement a
la phase de premier degré. Par exemple, beaucoup de régions
rurales ne sont pas dotées du matériel qui avise la personne
qui appelle lorsqu’un numéro n’est pas attribué. Les appels
4 des numéros non attribués sont transférés a une machine
“asonner”. Ilest difficile, dans ces régions, de distinguer
les numéros non attribués des numéros de résidences ou
personne n’est présent lors de la période de I’enquéte.
Cette difficulté devient plus évidente 4 la fin de la période
de I’enquéte en raison de 1a nécessité de remplacer les
numéros non résidentiels. On dispose alors de moins de
temps pour appeler les numéros produits pour remplacer
des numéros non résidentiels du deuxiéme degré de
I’échantillonnage. Un petit résidu de numéros non régiés
s’accumule et la détermination définitive de leur nature
devient impossible en raison des contraintes de durée de
I’enquéte. Certains ont proposé des méthodes de traitement
de ces numéros non réglés (Burkheimer et Levinsohn
1988), mais elles contrarient dans bien des cas la simplicité
globale de ia méthode.

On peut atténuer I'importance d’un bon nombre des
lacunes associées 3 la technique de Mitofsky-Waksberg en
procédant & un tri préalable des numéros de téléphone et
en recourant aux systémes d’entrevues assistées par ordi-

nateur. Toutefois, on n’élimine ces difficultés qu’en entravant’

la simplicité fondamentale de la méthode et/ou les principes
d’échantillonnage probabilistique qui la sous-tendent (voir
par exemple Potthoff 1987 et Brick et Waksberg 1991).

D’autre part, des listes de numeéros de téléphone inscrits
ont servi de base d’enquéte. On peut obtenir ces listes de
numéros inscrits, pour I’ensemble du pays, d’entreprises
commerciales comme Donnelley Marketing Information
Systems. La sélection simple de numéros de téléphone, 2
partir de telles listes, procure un taux trés élevé de NR
(typiquement au moins 835%), mais ne touche malheureu-
sement pas les ménages dont le numéro de téléphone n’est
pas inscrit. La comparaison entre les ménages dont le
numéro de téléphone est inscrit et ceux dont il ne ’est pas
{voir par exemple, Brunner et Brunner 1971) révéle qu'un
biais sensible peut en résulter.

Les listes des numéros de téléphone inscrits peuvent
servir de fagon & assurer également la couverture des
ménages dont le numéro de téléphone ne I’est pas. Groves
et’Lepkowski (1986) décrivent une méthode de traitement

d’une base dualiste dans laquelle un échantillon tiré des
numéros inscrits est combiné 4 un échantillon 4 composition
aléatoire d’aprés une estimation postérieure 4 la stratifi-
cation. Si la couverture de la population est de moindre
importance, des listes des numéros inscrits peuvent servir
a déterminer des banques de 100 qui comprennent au
moins un numéro de résidence inscrit et I’échantillonnage
peut &tre restreint a ces banques. Survey Sampling Inc.
(1986), et auparavant Stock {1962) et Sudman (1973) 4
partir d’annuaires par numéros, ont choisi des échantillons
de numéros de téléphone d’un tel type de banque de 100.
Il est évident qu’une telle méthode ne procure pas une
couverture compléte des ménages dont le numéro de télé-
phone n’est pas inscrit, mais elle peut améliorer sensiblement
I’efficacité de I’échantillonnage. De fait, ces méthodes a
“‘base tronquée’’ produisent des taux de numéros résiden-
tiels comparables ou supérieurs a ceux associés 3 la technique
de Mitofsky-Waksberg, et éliminent la tiche fastidieuse
de remplacement des numéros non résidentiels. Malheu-
reusement, pour bien des organismes d’enquéte, la troncature

" de la base entraine des lacunes de couverture inacceptables.

Le présent document a pour but d’examiner des plans
stratifiés sur la base BCR au titre d’option de rechange a
la troncature de 1a base et aux plans de Mitofsky-Waksberg.
On pourrait, comme exemple de stratification de la base,
diviser la base BCR en deux strates: une strate ‘‘de haute
densité", constituée des numéros résidentiels des banques
de 100 qui contiennent un ou plus d’un numéro inscrit, et
une strate de ‘*faible densité’’ comprenant tous les autres
numéros de la base BCR. Le ““point limite'’ définissant
les strates de haute et de faible densités reléve quelque peu
de I’arbitraire; un critére de définition de deux numéros
inscrits ou plus pourrait réduire la possibilité que des
banques de 100 soient involontairement incluses par suite
d’une erreur de composition d’un numéro de téléphone.
Cette fagon de stratifier n’exige pas ’accés direct a tous
les numéros inscrits. Le dénombrement des numéros inscrits,
ou tout autre indicateur de la présence de numéros de
téléphone inscrits au sein d’une banque de 100 obtenu d*un
annuaire par numéros (dans les régions métropolitaines ou
un tel service existe) ou d’une liste commerciale pour
I’ensemble du pays suffirait. Des études préliminaires
indiquent qu’environ 50% des numéros de la strate & haute
densité sont des NR, alors que ce n’est le cas que d’environ
2% dans la strate de faible densité. On peut exploiter la
différence de cofit évidente de I’échantillonnage sur 'une
ou sur I'autre des strates en effectuant une répartition
différentielle de I’échantillon, Les numéros de téléphone
de la strate 4 faible densité pourraient faire I'objet d’une
stratification ultérieure au moyen d’une analyse soignée
des caractéristiques des banques de 100, a la lumiére
d’autres données disponibles de la base BCR et/ou de la
liste Donnelley, ce qui pourrait se traduire par une effica-
cité d’échantillonnage encore plus grande.

La section suivante porte sur la répartition appropriée
de I’échantillon parmi les strates dans le cas d’échantillonnage
aléatoire simple pour chaque strate. Une caractéristique
importante de la méthode d’échantillonnage téléphonique
stratifié réside dans la possibilité d’appliquer diverses
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méthodes de sélection de I’échantillon selon la strate visée.
La section n” 3 traite de plusieurs de ces méthodes. La
section n® 4 analyse les répercussions, sur I’efficacité du
plan d’enquéte, d’une répartition ‘‘non optimale’ de
I’échantillon. Le présent document se termine par une
discussion comparative générale de la technique de Mitofsky-
Waksberg et des plans stratifiés.

2. LE PROBLEME DE LA REPARTITION
DANS LES PLANS D’ENQUETE
TELEPHONIQUE STRATIFIEE

2.1 Antécédents

Il est ici présumé que la base fondamentale d’échantil-
lonnage se compose de tous les numéros de téléphone
produits en apposant des suffixes de quatre chiffres a la
liste BCR des codes (combinaisons) indicatif régional -
préfixe. En outre, il est présumé que chaque ménage de
la population cible est *‘lié’* 4 un numéro de téléphone et
un scul dans la base fondamentale d’échantillonnage (afin
d’éviter les complications d’une probabilité inégale de
sélection). .

Nous posons également I"hypothése d’un accés (possi-
blement seulement indirect) 4 une liste lisible par machine
de numéros de téléphone tirés d’un annuaire. It convient
de noter que beaucoup de ménages ont choisi de tenir leur
numéro de téléphone confidentiel et qu’une telle base de
sondage tirée d’un annuaire ne contiendra pas tous les NR.
De par leur nature, les listes fondées sur des annuaires ne
sont pas 4 jour et omettent certains numéros présentement
actifs tout en en incluant d’autres qui ne sont plus des NR.

Du point de vue des plans d’enquéte, ces deux bases ont
tendance & différer radicalement. La base BCR inclut tous
les NR et procure donc une ‘‘couverture’’ compléte de tous
les ménages de la population cible, mais 20% environ seu-
lement des numéros de téléphone v sont des NR. Ainsi, le
“‘taux de succes’’ (et par conséquent I’efficacité d’échan-
tillonnage) sera bien faible dans le cas d’un plan 4 composi-
tion aléatoire simple 3 partir de la base BCR. Par opposition,
une base typique tirée d’un annuaire/d’une liste ne couvre
gu’environ 70 pour cent des ménages de la population
cible, mais le taux de succes atteint de 85 4 90 pour cent.
En général, I’efficacité de I’échantillonnage dans un plan
4 composition aléatoire simple & partir d*une base tirée
d’un annuaire/d’une liste est de beaucoup supérieure a
’efficacité possible & partir de la base BCR en appliquant
la technique de Mitofsky-Waksberg. Malheureusement,
dans bien des cas, le recours aux bases de sondage consti-
tuées & partir d’annuaires est exclu en raison du faible taux
de couverture,

La notion fondamentale qui sous-tend la méthode de
stratification proposée tient dans I’utilisation de 'infor-
mation tirée de la base sur annuaire/sur liste pour répartir
la base BCR en deux strates ou plus dont les taux de succés
différent, puis dans une répartition de I’échantitlon parmi
les strates de fagon & minimiser les cofits (la variance) étant
denné une variance (un coft) spécifique. Dans les para-
graphes suivants, on appelle strate résiduelle la strate dont
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le taux de succes est le plus faible. Les plans tronqués dont

- il a été précédemment dliscuté peuvent &tre compris dans ce

type général de plan a condition d’admettre la répartition
d’aucune unité d’échantillon a la strate résiduelle et de se
servir de ’écart quadratique moyen au lieu de la variance.

2.2 Notation de base

Supposons que la base BCR des numéros de téléphone
a ¢té cloisonnée en A strates basées sur un attribut d’une
banque de 100 qui peut &tre déterminé a partir soit de la
base des numéros de téléphone BCR ou de celle sur annuaire.
Le choix des bangues de 100 est quelque peu arbitraire;
on pourrait envisager des banques de 10 4 500 numéros
consécutifs. Pour la /° strate, alors ‘

P; = la proportion de la base incluse dans la strate,

h; = la proportion des numéros de téléphone de la strate
qui sont des NR {c.-a-d., le taux de succes),

w; = la proportion moyenne des NR dans les banques de
100 non vides (c.-a-d., le taux de succés moyen pour
les banques non vides),

z; = la proportion de la population cible incluse dans la
strate, et

#; = la proportion des banques de 100 de la strate qui ne
contiennent aucun NR,

Le taux Qe succés moyen pour la base s’obtient par la
formule # = ¥ f., h; P, et Ia proportion d_es banques de
100 vides de la base s’obtient par la formule f = £, ¢ P.

Tableau 1

Les valeurs approximatives des paramétres de la base
pour un plan a deux strates fondées sur la base
BCR et la liste de I'annuaire Donnelley. La strate n°® 1
se compose de tous les numéros de téléphone des banques
de 100 dont au moins un numéro de téléphone est inclus
dans la base sur la liste Donnelley; la strate n® 2 contient
tous les autres numéros

Propor- Propor-  Tauxde
l;?!fg: tionde Tauxde tiondes succés dans
Strate |\ . lapopu- succds banques de les banques
( P_)S laion (k) 100 vides non vides
! (z) ‘ (%) (w)
1 ' .3804 9402 .5210 0300 5371
2 6196 0598 0204 9584 4900

En général, on ne connaitra avec certitude que les F,.
Les données d’un projet de recherches mixte du Bureau
of Labor Statistics et de I’Université du Michigan ont servi
a établir les valeurs approximatives des parameétres A; et
w; pour les deux strates de ’exemple. Les valeurs des
autres paramétres ont été calculées 4 partir de la relation
algébrique ; = 1 — (h;/w;) et z; = h;P;/h. Les
approximations de tous les paramétres de la base pour le
plan & deux strates sont indiquées au Tableau 1 ci-dessus;
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prendre note que pour labase BCR, 2 = .21letf = .605.
La valeur de A est trés prés de celle que donne Waksberg
(1978), mais la valeur de 7 est légérement inférieure 4 celle
de .65 déterminée par Groves (1977). Il est présentement
impossible de déterminer laquelle des valeurs de Fest la
plus précise; en fait, cette valeur peut avoir changé depuis
1977. Plus récemment, Tucker, Casady et Lepkowski
(1992) ont estimé la valeur de 7 4 .616 pour des banques
de 10, ce qui tend & appuyer la moindre estimation de I
pour les banques de 100.

2.3 Le probléme de base de estimation, les plans
d’échantillonnage et les estimateurs

Supposons que les numéros de téléphone de la i° strate
sont étiquetés 1 4 M;. Soit

t silej® numéro de téléphone de la i€
d; = strate est un NR,

0 sinon.

La variable d’intérét est la caractéristique du ménage Y,
et y représente la valeur de ¥ pour un ménage spécifique.
Le paramétre de la population 3 estimer est la moyvenne
de la population p = Y./N., ou N. = YfL, v,
dy= Y\ NyetY. = LI, £¥, d;yy. Le terme N;
dénote le nombre de NR dans la € strate et N. dénote le
nombre de NR dans la population.

Considérons deux plans d’échantillonnage: (1) un
échantillonnage aléatoire simple sans remplacement sur les
numéros de téléphone de la base BCR, désigné plan Dy et
(2) un échantillonnage aléatoire simple stratifié sur la base
BCR (c.-a-d., des échantillons indépendants sont choisis
par échantillonnage aléatoire simple de chague strate),
désigné plan D;. Dans le plan I, I'estimateur type du
ratio pour u s’obtient par la formule ¥, = ¥,/N,ou ¥,
et N, sont les estimateurs types d’extrapolation pour Y.
et N. respectivement. L’estimateur ¥, est sans biais

"asymptotique pour y et sa variance s’obtient par la formule
var( ¥,) = o2/mh ot m est la taille de I’échantillon des
numeéros de téléphone et o est 1a variance de la popula-
tion des y. Dans le plan d’échantillonnage D), I’estima-
teur du ratio type pour u s’obtient par la formule
¥, = ¥,/N, oi ¥, et N, sont les estimateurs types
d’extrapolation pour Y. et N. dans I’échantillonnage stra-
tifié. L’estimateur ‘¥, est également sans biais asympto-
tique pour u et sa variance s’obtient par la formule

o H 252 — AN
var(¥)) = E ziof (1 + (1 h,)N)’ @.1)
i=1

m,'hi

ot \; = (p; — w)?/a? et ot my, py, et of représentent
respectivement les tailles, les moyennes, et les variances
de I’échantillon des strates.

2.4 Le modtle de coiits

Des cofits sont associés 4 la détermination de la valeur de
la variable indicatrice d et de la valeur de la caractéristique

d’intérét Y. Le fonction des codts pour déterminer la
variable indicatrice est désignée par C(-), avec

) ¢ si d=1
cltd)={‘

¢ si d=0.

Ce modele prévoit la possibilité que le coiit de détermination
qu’un numéro de téléphone n’est pas un NR soit différent de
celui de détermination qu’il en est un. En fait, le cofit de
détermination de la nature résidentielle ou non d’un numéro
de téléphone est habituellement moindre s’il 5’agit d'un NR.
Le cofit de détermination de la valeur de la caractéristique
Y comprend seulement le coiit additionnel de 1a détermina-
tion de la valeur de y une fois la valeur de d déterminée.
Soit Cy(-,-) qui représente ce cofit additionnel, avec

0 si d=20

(%) si d=1.

Cody) = {

La somme ¢; + ¢, représente le coiit d’une sélection
d’échantillon ‘‘fructueuse’’ et ¢, représente le coiit d’une
sélection ‘‘infructucuse’’, alors, selon Waksberg (1978),
v = (€ + ¢2)/¢o représente le ratio (quotient) du coiit
d’une sélection fructueuse sur une sélection infructueuse.

Le cofit total de la sélection de I’échantillon et de la
détermination des valeurs de Y est une variable aléatoire
dans les deux plans, Dy et D,. Soient C(Dy) et C(Dy) qui

‘représente le coiit total de la tenue d'une enquéte selon les

deux plans respectifs, on peut simplement démontrer que

E[C(Dp)] = mc(1 + (y — 1)h) 2.2)
et

H
E[C(D)] = ¢ ), m(1 + (y — Dh).  (@23)

i=1

2.5 Répartition optimale pour ¥,

La répartition de 1’échantillon parmi les strates gui
minimise la variance ( ¥,) pour un cofit global fixe prévu
C* (ou qui minimise le coiit E[C (D) ] pour une variance
fixe I*) peut étre précisée A une constante de proportionalité
prés par la formule suivante

. — RIXN Y%
m, o Z;0; (l + {1 h,))\,) ’ 2.4y

e \1 + (y — DA

dans laquelle la constante de proportionalité est déterminée
par substitution dans 1*équatiori des cofits prévus (ou dans
Péquation de la variance, selon le cas). La réduction propor-
tionnelle de variance, par rapport a I’échantillonnage par
composition aléatoire, dans les conditions de répartition
optimale pour un colt déterminé C* (ou la réduction
proportionnelle des coiits dans les conditions de réparti-
tion optimale pour une variance déterminée ¥*) s*obtient
par la formule suivante
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R(Y,.¥p=1-

—=[(1 + (1 =&\ + (v = D&y) :’
= '

A6 (1 + (v = DA

(2.5)

2.6 Problémes d’ordre pratique associés a la
répartition optimale

Le probléme de la détermination des valeurs des para-
meétres des équations de répartition est un probléme
général a tous les scénarios de répartition optimale. Dans
le cas qui nous intéresse, trois types fondamentaux de
parametres entrent en ligne de compte: les paramétres liés
a labase (z;et &;), ceux reliés au cofit (y et ¢;) et les para-
metres spécifiques 4 la variable d’intérét (A, et ¢?). Nous
disposons de nos jours d’une assez bonne connaissance
pratique des parametres liés 4 ’exemple 3 deux strates et
a certains autres modéles spécifiques de stratification.
Nous discuterons, a la section n® 3, de plusieurs projets
de recherche présentement en cours qui devraient permetire
d’approfondir les connaissances en ce domaine.

Il est clair quey = 1, maisla valeur réelle peut varier
sensiblement. Par exemple, dans le cas d’une enquéte poly-
valente, on rasserble I'information pour plusieurs variables,
et les cofits de détermination de la nature résidentielle ou
non d’un numeéro de téléphone, ¢, et ¢, sont dans les faits
amortis sur les variables d’intérét, et v sera probablement
considérablement supérieur 4 l'unité. Par ailleurs, si
I’enquéte ne vise 4 rassembler des renseignements que sur
une variable unique, la valeur de y n’est alors probablement
guére supérieure 4 deux ou trois. Waksberg (1978) considére
des valeurs de  entre 2 et 20.

Potentiellement, les paramétres spécifiques aux variables
présentent la plus grande difficulté. En général, notre
connaissance des valeurs de ces parametres est restreinte
et, dans le cas des enquétes polyvalentes, il nous faut
décider quelle(s) variable(s) appliquer aux fins de 1a répar-
tition. Heureusement, dans plusieurs cas pratiques, deux
facteurs se combinent dans le sens d’une certaine réduction
de cette difficulté. En premier lieu, la répartition a tendance
a &tre relativement “‘stable’” dans le voisinage de la
répartition optimale de telle sorte que la réduction de la
variance est relativement robuste en regard de la répartition.
En second lieu, dans la plupart des cas, les variables
d’intérét ne sont pas étroitement liées aux variables du
type qui sert A la stratification. Par conséquent, avec
prudence, nous supposons que A; = 0 et ¢/ = g* pour
i = 1,2, ..., H. Larépartition optimale se réalise dans
les conditions suivantes

Zi

Jhi

m; o (14 (y — Dh)~" (2.6)

et la réduction proportionnelle de la variance est
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& (1 + (v — DR\ %2
-[E]z,-( hi )]

R(Y,Yp=1-4 —
1. %0) (1 + (y — DA

2.7

Dans le cas de ’exemple & deux strates, la répartition
spécifiée en (2.6) implique que la répartition relative a la
strate résiduelle (c.-a-d., m;/m,) est de 2.54 lorsque
v = 2 et 1.42 lorsque y = 10. Dans le premier cas, la
réduction proportionnelle projetée de la variance est
R = .283 et, dans le second cas, R = .077. En fait, on
peut déduire de (2.7) que lorsque le cofit relatif de la déter-
mination de la valeur de la variable d’intérét augmente,
’avantage relatif de la répartition optimale décroit.

Le plan d’échantillonnage de Mitofsky-Waksberg,
désigne 1y, applique une sélection d’échantillon 4 deux
degrés (c.-a-d., des banques de 100 non vides sont choisies
au premier degré et des NR sont choisis au deuxiéme
degré). Selon Waksberg (1978), nous laissons (¥ + 1) étre
le nombre total de NR choisis de chague banque de 100
de I’échantillon. L’estimateur de Mitofsky-Waksberg,
désigné ¥, est non biaisé par rapport 4 g, et sa variance
est minimale lorsque

k+1=max{l,( a-pr %},(2.8)
(1 + (y~1Dh-1)

ou p est la corrélation intra-bancaire, Dans cette condition
de répartition ‘‘optimale’’ au sein de I’échantillon de
banque de 100, la réduction de la variance, relativement
4 une composition aélatoire simple, pour I’estimateur ¥,
s’obtient par la formule

R(Y;,¥) =1 -

[(L+ (v - DE-D%U - 0)* + (D"’
L+ (v - DA (2.9)

Au niveau national, Groves (1977) rapporteque p = .05
dans le cas des statistiques économiques ou sociales. En
se servant de cette valeur de p, ainsi que des valeurs de /4
et £ de ’exemple & deux strates, la réduction proportionnelie
prévue de la variance pour la méthode Mitofsky-Waksberg
estR = 281 lorsquey = 2et R = 060 lorsquey = 10.

Les deux méthodologies semblent donner lieu 4 une
réduction de la variance pratiquement identique pour les
deux valeurs du ratio des coiits, Toutefois, il faut se garder
de trop conclure & partir de cette simple comparaison,
puisque la réduction prévue dans chacune des méthodes
se fonde sur des hypothéses simplificatrices qui ne s’avérent
pas strictement dans toutes les applications. La seule hypo-
thése posée ici est que les deux méthodologies semblent
hautemnent concurrentielles dans un ensemble général de
circonstances habituellement présentes dans la pratique.
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3. AUTRES PLANS D’ECHANTILLONNAGE

3.1 Plans tronqués

Les plans d’échantillonnage présentés 3 la section
précédente produisaient des estimés non biaisés de la
moyenne de la population. Une hypothése incorrecte au
sujet des divers paramétres de la base, des cofits et de la
population n’affecte que 1'efficacité des estimateurs, et
non leurs prévisions. Malheureusement, il faut payer un
prix trés élevé pour s’assurer de ’absence de biais, I'échan-
tillonnage sur la strate résiduélle ne procurant de ’'infor-
mation qu’au sujet d’'une proportion minime de la
population, et ce a un coiit relativement élevé. Par
exemple, supposons que I’on accepte de se contenter d’une
estimation de la moyenne de la population A I’exclusion

"des ménages-associés aux numéros de téléphone de la strate
résiduelle (¢.-a-d., que nous “‘tronquons’’ la base initiale
en éliminant la strate résiduelle et tirons un échantillon
stratifié par composition aléatoire A partir des autres
numéros de téléphone). Dans le cas de Pexemple 3 deux
strates, Ia ‘‘base tronquée’’ ne comprendrait que les numeéros
de téléphone de la premiére strate. Le taux.de succes de
I’échantillon de la base tronquée serait de .521, par oppo-
sition A un taux de succeés de .211 pour la base compléte.
Toutefois, le champ d’observation ne comprendrait que
seulement 94% environ de la population cible.

Dans les lignes suivantes, nous supposons que la base
tronquée est constituée de la simple base BCR initiale
moins la strate résiduelle que nous supposons (sans perte
de généralité) &tre la strate H. En conséquence, pour la
base tronquée 2* = (h — Pyhy)/ (1 — Py) est le taux
desuccés, #* = (f — Pyty) /(1 — Py) estla proportion
des banques de 100 vides et u* = (4 — Zgug)/ (1 — zg)
est la moyenne de cette population. Le plan D, étant
I’échantillonnage aléatoire simple stratifié de la base
tronquée, et ¥, ’estimateur type du ratio (du quotient) de
la moyenne de la population. L’estimateur ¥, est non
biaisé asymptotiquement pour u*, et, en général, biaisé
pour g. Le biais (asymptotique) s’obtient par 1a formule

B(Z)=#*—M=w- (3.1)
(1 =z}

Dans la plupart des cas pratiques, le biais tend monoto-
niquement vers zéro lorsque la proportion de la population
cible de la strate résiduelle devient faible, méme si, comme
Pindique (3.1), ce n’est pas nécessdirernent toujours le cas,
De toute fagon, puisque la valeur de p — uy n’est jamais
connue, la valeur limite supérieure a fixer 4 la proportion

de la population de la strate résiduelle constitue habituel- .

lement la spécification ¢lé qu’il faut déterminer lorsqu’on
envisage le recours A une base tronquée. Dans l’exemple
4 deux strates, environ 6% de la population cible est exclue
de la base d’échantillonnage ce qui, dans presque tous les
cas, serait inacceptabie 4 un organisme fédéral.

Les formules du coiit, de la variance, de la répartition
et de la réduction proportionnelle de la variance (ou du
cofit) sont essentiellement les mémes que celles qui figurent

ala section n® 2. De fait, les seules modifications & apporter
ala formule (2.1) et aux formules (2.3) a (2.7) consistent
a remplacer g.par p*et,pouri =1,2, ..., H— 1,4
remplacer z; par z§ = z;/ (1. — zy) et a remplacer \; par
N = (y; — p*)¥/6?. Evidemment, toutes les sommes ne
valent que pour la strate restante i — 1. Dans le cas spé-
cial ol il ne reste qu’une strate aprés la troncature, la
réduction proportionnelle de la variance (du coiit) se réduit
4 la formule suivante

A(l + h*(y - 1))
R+ A(y — 1))

R(Y.,%) =1-— (3.2)

Ainsi, pour le plan 4 deux strates, la réduction proportion-
nelle de la variance (du coiit) €st a peu prés R = .492
lorsquey = 2et R = .206 lorsquey = 10. Dans les deux
cas, la réduction est sensiblement supérieure 4 celle réalisée
par les deux méthodes discutées & la section précédente.
Toutefois, une proportion de prés de 6% de la population
est exclue de la base.

Afin de tenter de maintenir Pefficacité relative de la
troncature tout en diminuant la partie du probléme de
couverture, le BLS et PUniversité de Michigan étudient
plusieurs autres plans de stratification qui visent & réduire
la proportion de la population de la strate résiduelle. Une
avenue prometteuse s’appuie sur la répartition de la strate
résiduelle en deux strates résiduelles ou plus. Par exemple,
la répartition pourrait produire une strate résiduelle n® 3
comprenant les numéros de téléphone de la banque de 100
présumés attribués en premier lieu 4 des établissements
commerciaux ou non encore activés a des fins résidentielles
ou commerciales. La strate résiduelle n® 2 comprendra
alors tous les autres numéros de téléphone de la strate
résiduelle obtenue avec le plan 4 deux strates Dy. Les
parameétres estimés de la base pour le modele A trois strates
qui en découle paraissent au Tableau 2.

Tablean 2

Paramétres de la base estimés d’un projet de plan
A trois strates fondées sur la base BCR et
sur la base de la liste Donnelley

Propor- Propor- Propor- Taux de
tion tionde Tauxde - tiondes succds dans
Strate dela lapopu- succés banques de les banques

base  lation (&) 100 vides  non vides
(7)) (z): (t) (w)

1 13804 9402 5210 .0300 531
2000 L0399 L0420 .9143 4900

3 4196 0199 0100 .9796 4900

Les données ci-dessus ont servi a calculer la réduction
proportionnelle prévue de la variance pour un plan 4
trois strates et un plan & trois strates tronqué dont la
strate n° 3 est exclue. Les résultats, de méme qu’un som-
maire des résultats des plans-a deux strates et du plan
de Mitofsky-Waksberg figurent au Tableau 3 ci-dessous.
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(Bien qu’il n’en soit pas discuté ici, le Tableau 3 indique
également la réduction prévue de la variance pour un ratio
des coits de 20.)

Tablean 3

Réduction proportionnelle prévue de la variance
(ou des coiits), par rapport a 1’échantillonnage
pat composition aléatoire simple, pour
cing différents plans d’échantillonnage

téléphonique
Réduction Proportion
proportionnelle de la base
Plan de la variance exclue du
d’échantillonnage ou du coflit champ
d’obser-
y=2 =10 =20 vation
Deux strates 2829 0766 .0320 L0000
Deux strates
(trongué) 4917 2055 1189 .0598
Mitofsky-Waksberg .2811 0597 M35 0000
Trois strates 3001 0866 0389 .0000
Trois strates
{tronqué) 4095 1574 .0879 0199

La stratégie de répartition proposée réussit & réduire le
pourcentage de la population exclue du champ-d’obser-
vation, de presque de 6% & environ 2%. La réduction
proportionnelle prévue de la variance pour le plan i trois
strates tronqué est d’environ R = .410lorsquey = 2et
R = .1571orsquey = 10. Dupoint de vue de I’efficacité,
ce modele se situe entre le modéle hautement efficace a
deux strates tronqué et les modéles non biaisés.

La préoccupation principale que souléve la perspective
du choix d’un tel modéle est bien siir liée au probléme de
couverture. Le plan d’échantillonnage est déja sujet 3 la
non-couverture de la population des ménages qui n’ont pas
le téléphone. Tronquer la base peut ajouter au biais de
non-couverture qui découle déja de cette cause. Aux fins
de toute application spécifique, on doit évaluer le risque
inhérent a I’échantillonnage tiré d’une base qui ne compte
pas toutes les unités de la population cible en regard du
gain possible d’efficacité. Comme on peut le prévoir, le
modele type A trois strates est légérement plus efficace gue
celui 2 deux strates. Toutefois, I’augmentation d’efficacité
est tellement faible qu’on peut douter du bien-fondé du
coiit additionnel de 1a répartition de la base BCR pour
ajouter une strate, si ce n’est dans le but de procéder 4 la
troncature.

3.2 Plans d’échantillonnage incluant la répartition
optimale et la méthode de Mitofsky-Waksbherg

Le dernier plan & I’étude est fondé sur la base BCR
stratifiée. Il recourt & I’échantillonnage & composition
aléatoire simple dans certaines strates ou & I'échantillonnage
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de Mitofsky-Waksberg dans d’autres strates, selon la
proportion de banques de 100 vides dans la strate. Les
deux considérations suivantes justifient le choix de ce type
de plan ou modéle d’échantillonnage:

a) I’¢chantillonnage de Mitofsky-Waksberg a tendance a
étre “complexe au plan administratif’’, et lorsque le
gain d’efficacité est faible, on lui préfére I’échantillon-
nage a composition aléatoire simple;

b) il découle de I’équation (2.9), appliquée au niveau de
la strate, que lorsque la proportion des banques vides
dans une strate est ‘‘faible’’, ’échantillonnage de
Mitofsky-Waksberg offre peu ou pas d’augmentation
d’efficacité.

Par conséquent, nous proposons de recourir 4 I’échantil-
lonnage par composition aléatoire simple dans les strates
a ““faible”” proportion de banques de 100 vides et de
recourir 4 I’échantillonnage de Mitofsky-Waksberg dans
les autres strates, Le choix du type d’échantillonnage
découle de I’équation (2.8) appliquée au niveau de la
strate. Plus précisément, si le nombre total ““optimal’’ de
NR, tel que le détermine 1’équation (2.8), & choisir d’un
échantillon de banqugs de 100 dans une strate donnée est
égal 4 un, alors la strate est désignée une strate & compo-
sition aléatoire simple; dans les autres cas, elle est désignée
une strate Mitofsky-Waksberg. En termes de la propor-
tion des banques de 100 vides, la i © strate sera une strate
4 composition aléatoire si

2.250(1 + Ay ~ 1))
t" =
(1 + 1.25p)

(3.3)

et, sinon, une strate Mitofsky-Waksberg. Dans I’exemple
a deux strates, la premiére strate est une strate 3 composi-
tion aléatoire et la seconde, une strate Mitofsky-Waksberg
lorsque v égale 2 ou 10,

Le plan d’échantillonnage proposé peut se définir
formellement ainsi qu’il suit. La base BCR a été répartie
en H strates et, en fonction du critére donné en (3.3),
I’échantillonnage 4 composition aléatoire simple est choisi
pour les H| premiéres strates alors que 1’échantillonnage
Mitofsky-Waksherg est retenu pour les autres strates.

Soient:

m; = le nombre de numéros de téléphone choisis de la i ®
' strate & composition aléatoire,

m; = le nombre de NR de I’échantillon de la i® strate 4
composition aléatoire,

#; = le nombre de banques de 100 choisies de la i€ strate
Mitofsky-Waksberg,

ri} = le nombre de banques de 100 retenu de la i ® strate
Mitofsky-Waksberg,

k; = le nombre de NR additionnels choisis de chaque
banque de 100 retenue, et

;. = agrégat des valeurs y pour les NR de I’échantitlon
tirés de la i€ strate.
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L’estimateur de ratio combiné ¥; = ¥;/Ns, o

= L Miimiy. + Ty o1 Mty (v 0k + 1)
et Ns = T My/mym{ + §ily o M/ i, serta
estimer la moyenne g de la population et les valeurs de m;,
riy; et k; doivent &tre choisies pour minimiser la var ( ;)
prévue, ou le coiit, selon le cas.

L’estimateur ¥ est non biaisé asymptotiquement pour
4 et on peut démontrer directement que

o W
var(¥;) = E _h(l (1 — 2)N)
i=1 T
H 2
+ Y Z""2[1+(1—h)>\
: y
i=H+1

k(1 —p)k+ D7 (4

et
Hy

mamn=m{2m$+mw—n]

i=1

H
+ ¥ oAl + k(- 8)

i=Hj+1

+ bk + D (y — 1)]}. (3.5)

Les valeurs optimales de n; et i, spécifiées 4 une
constante de proportionalité prés s’obtiennent par la formule
suivante

— AN, el
m; o Z,-cr;( 1+ (1 h‘)ht ’ (3'6)
(1 + hi(y — 1))

pouri =1, ..., Hel

_ ML= B + o\ %
m; o« z;0; ((Ti)p) ) (3.7
ili -

pour i = H + 1, , H;. La valeur optimale de
(k; + 1), pour i = H, + 1, , H, s’obtient par la
formule suivante

k,-+1=max

[ (rrsaas) )
N+ Ry = 1) = ) (N = A) + p) '

(3.8)

La constante de proportionalité pour (3.6) et (3.7),
s’obtient par substitution dans I’égquation du coiit prévu
ou I’équation de la variance selon le cas.

Dans des conditions de répartition optimale, la réduction
de la variance (ou du cofit) par rapport 2 la composition
aléatoire simple, s’obtient par la formule suivante

hd?
a*(1 + (v — DAY

R(Y5,Y) =1 — (3.9)

ol

H)
=Y 2"'(1 + (1= )AL+ (v = D)

i=1

+ ¥ %[( + (1 — BN Btf +
(1 -4+ (y - l)h.-)l.ﬁ(l‘-— P)’A]- (3.10

Avec I"hypothese siraplificatrice, \; = O et 67 = ¢ pour
i=12,...,H,

. 1y .
& = a[ Y h%(l + (v - l)h,-)”.]

=1

2 4
1‘
P —((et)

ul—n+(v—rmnu—pnﬂ].@4n

Lorsqu’elle est appliquée 4 une base & deux strates, cette
stratégie d’échantillonnage combiné procure une réduc-
tion proportionnelle de la variance d’environ R = .440
poury = 2etde R = .157 pour y = 10. Pour les deux
ratios des cofits, la réduction de la variance est sensible-
ment supérieure  celle obtenue par ’application de toute
méthode non biaisée discutée auparavant. En fait, la
réduction de la variance est essenticllement équivalente &
celle que I’on obtient en appliquant le plan d’échantillon-
nage tronqué 4 trois strates {qui est sujet & un biais d’ampleur
inconnu). Par conséquent, & premiére vue, cette stratégie
d’échantillonnage combiné semble supérieure a toutes-les
autres méthodes.

Malheureusement, certaines contraintes d’ordre pratique
peuvent interdire le recours & ce plan d’échantillonnage
dans ceriaines situations. Par exemple, le taux de succes
dans la strate de Mitofsky-Waksberg est trés bas (seule-
ment .02), de sorte que le nombre de banques de 100 dans -
’échantillon de premier degré doit étre passablement élevé
afin que le nombre prévu de banques de 100 retenues ne
soit pas trop faible. D’autre part, le nombre relatif d’unités
de ’échantillon de premier degré réparties 3 la strate de
composition aléatoire est considérablement supérieur a
celui de la strate de Mitofsky-Waksberg et I’échantillon
global doit donc étre de grande taille (voir le tableau 4).
De méme, comme I'indique également le tableau 4, le
nombre de NR requis de chacune des banques de 100
retenues est relativement élevé et peut méme dépasser le



Techniques d’'enquéte, juin 1993

nombre de NR de certaines banques. Ces deux difficultés
sont évidemment plus marquées lorsque v = 2 que
lorsque v = 10. En conséquence, le recours a ce plan
d’¢échantillonnage ¢st réservé aux situations ol les res-
sources peuvent permettre un échantillon de *‘grande”
taille, et le ratio des cofits est de modéré i élevé.

Fableau 4

Ratios de répartition au premier degré et tailles
de I’échantillon de deuxi¢éme degré pour
le plan d'échantillonnage combiné compaosition
aléatoire/Mitofsky-Waksberg appliqué
4 la base BCR 4 deux strates

Strate Taille de Taille de
- I’échantillon -~ Péchantillon
MMy e deuxigme Mt/ de deuxiéme
degré degré
1 28.17 5.0. 14.56 S.0.
2 S.0. 17.00 S.0. 9.00

4. REPARTITION D’ECHANTILLON
ET EFFICACITE DU PLAN

La section 2.6 traitait du probléme de la détermination
des parameétres nécessaires a la répartition optimale de
I’échantillon dans I’ensemblé des strates. [ y était noté que
les paramétres spécifigues des variables (c.-a-d., X, et a,-z)
sont ceux qui ont tendance a présenter la difficulté pringi-
pale puisque que I’on dispose en général de peu d’infor-
mation quant 3 leurs valeurs. Dans la plupart des cas, les
variables d’intérét analytique ne sont pas trés étroitement
lies aux variables qui servent & la stratification. Il est par
conséquent raisonnable de supposer que h; = 0 et que
of = ¢?pouri = 1,2, ..., H. Etant donné ces hypothéses,
la répartition optimale s’obtient par la formule (2.6) et la
réduction proportionnelte de la variance s’obtient par la
formule (2.7).

11 est évident que ces hypothéses ne s’appliguent jamais
parfaitement lors d’une application particuliére, et que
lorsque I’on détermine la répartition au moyen de 1’équa-
tion (2.6) la réduction proportionnelle réelle de la variance
ne correspond pas exactement au résultat du calcul de
1’équation (2.7). De plus, une répartition conforme aux
données de (2.6) ne rendra pas la réduction maximale de
la variance que I’on obtient dans les conditions de répar-
tition optimale conformes aux données de (2.4). Supposons
que nous voulons répartir I’échantillon en conformité de
la formule (2.6); deux questions doivent &tre tranchées:
(1) la formule (2.7) procure-t-elle une approximation raison-
nable de la réduction réelle de la variance? et (2), la réduction
réelle de la variance est-¢lle raisonnablement proche de la
réduction maximale possible? Il n’existe aucune réponse
unique simple A ces questions étant donné que le résultat
dépend de la maniére et de ’ampleur exactes selon laquelle
les hypotheses s’infirment. Nous discuterons ci-aprés de
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ces questions en ce qui touche le plan d’échantillonnage
4 deux strates relativement A trois cas précis d’échec du
plan, dans des circonstances typiques du ‘“monde réel’’.
Dans ces trois cas, les résultats indiquent une réponse
nettement affirmative aux deux questions.

Dans le premier cas, supposons que of = ¢f = W?
mais que A; # Ay La réduction prévue, la réduction réelle,
et la réduction maximale de la variance ont été calculées
pour diverses valeurs données de 8 = | A, — JA;| =
| wy — pa|/Wentre 0.00 et 0.50; les résultats figurent au
Tableau 3 ci-dessous. Selon nos discussions précédentes
au sujet de la faible relation entre les variables analytiques
et les variables qui servent a la stratification, il semble
hautement improbable que § puisse dépasser 0.50. Les
résultats qui figurent au Tableau 5 indiquent que dans le
cas des deux ratios des colits pour toutes les valeurs choisies
de 8, la réduction réelle de la variance obtenue par la
répartition d’échantillonnage en appliquant les hypothéses
simplificatrices est fondamentalement équivalente A celle
que I’on obtiendrait dans des conditions de répartition
“‘optimales”’. Pour les deux ratios des cofits, 1a réduction
prévue de la variance est toujours supérieure 2 la réduc-
tion réalisée de fait, I’écart augmentant 3 mesure que 3
s’accroit. Toutefois, on devrait prendre note que pour
B = .35, la différence en pourcentage entre 1a réduction
prévue et la réduction réelle est inférieure 4 10 % lorsque
v = 10, et inférieure 4 4% lorsque y = 2,

Tableau §

La réduction proportionnelle prévue, actuelle et maximale
de 1a variance pour les ratios des cofits de 2 et de 10
et les valeurs de 8 entre 0.00 et 0.50

y=2 ¥ =10
Réduc- Réduc- Réduc- Réduc-
A tion Rtéi‘;l:;c' tion tion Rfiglrllc- tion .
proje- maxi-  proje- maxi-
tée réelle ol tée réelle  ole

0.00 2829 2829 2829 0766  .0766 .0766
0.10 .2829 2820 .2820 .0766 .0761 .0761
0.20 .2829  .2793 .2794  .0766  .0745 .0746
0.30 .2829 2748 .2750 .0766  .0720 .0721
0.40 .2829 2686 .2692 .0766  .0684  .0689
0.50 .2829  .2607 2619 .0766  .0639  .0649

Dans un deuxiéme cas d’application générale, il est sup-
posé que la variable analytique est celle de Bernoulli, ol
D et p; représentent la proportion de la population dotée
de P’attribut d’intérét dans la strate 1 et la strate 2 respec-
tivement. La réduction proportionnelle prévue, la réduction
réelle et la réduction maximale de la variance a été calculée
pour deux cas précis ol I’hypothése est infirmée, 4 savoir

. P2 = .90p, et p, = 1.10p,; on a fait varier p, de .05 4 .50

et considéré des ratios des colts de 2 et 10.

Comme nous I’avons vu auparavant, il est probablement
raisonnable de supposer que p, demeurera 2 moins de 10%
prés de p, dans la plupart des situations ‘“‘réelles’’ de telle
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sorte que ces résultats peuvent étre considérés d’application
générale en présence de variables analytiques de type
Bernoulli. Dans tous les cas, la réduction réelle de la
variance est pratiquement identique & celle réalisée dans
des conditions de répartition optimale; par conséquent, la
répartition selon la formule (2.6} peut &tre tenue pour
(presque) optimale. La réduction prévue de la variance
s’est également révélée trés proche de la réduction réelle,
Lorsque p, était inférieur a p;, la réduction réelle était
toujours supérieure a la réduction prévue, et P'inverse
s’avérait lorsque p, était supérieur 4 p,. Dans les deux cas,

la différence maximale {(qui n’était que d’environ 3.5% de -

la réduction réelle pour v = 2 et de 8,3% pour y = 10}
est survenue pour p; = 0.05 et décroissait monotonique-
ment avec la croissance de p,.

En résumé, les deux cas 4 1’étude semblent indiquer que
tant que les hypothéses qui donnent la répartition obtenue
par ’application de la formule (2.6) ne sont pas carrément
violées, la variance sera trés proche de celle que I'on
obtient dans des conditions de répartition optimale. De
plus, la réduction proportionnelle de la variance obtenue
selon la formule (2.7) constitue une estimation de la réduc-
tion réelle de la variance an moins suffisamment précise
pour satisfaire les bescins des plans d’enquéte.

5. CONCLUSIONS

Les points forts de la technique de Mitofsky-Waksberg
en matiére de production d’échantillons téléphoniques
sont évidents: des taux de succés élevés dans la sélection
de deuxiéme degré, une méthode efficace de tri des banques
vides de numéros de téléphone, et un concept ingénicux
pour aborder la production d’échantillon. Le fait que cette
technique soit largement considérée comme la méthode
type de composition aléatoire, et qu’on ne lui reconnaisse
que peu de méthodes concurrentes aprés de nombreuses
années d’existence, témoigne éloquemment de sa force.
Ses points faibles (le tri de premier degré et le remplace-

" ment des numéros non résidentiels lors de la collecte des
données) ne semblent pas, & prime abord, importer par
rapport a sa force globale. Toutefois, ces caractéristiques
peuvent soulever des difficultés importantes, particulié-
rement lors d’enquétes téléphoniques soumises 4 une
contrainte de courte durée.

Le présent document propose, comme méthodes de
rechange 4 celle de Mitofsky-Waksberg, des plans d’échan-
tillonnage stratifié, basés sur des listes commerciales de
numéros de téléphone. Les plans & deux et & trois strates
y sont étudiés dans le détail. En plus de 1’échantillonnage
aléatoire simple dans chaque strate, deux autres options
générales y sont considérées:

(1) échantillonnage aléatoire simple sur toutes les strates
sauf celle de faible densité pour laguelle on applique
la méthode de Mitofsky-Waksberg, et

(2) I’échantillonnage aléatoire simple sur toutes les strates,
sauf celle de faible densité qui ne fait ’objet d’aucun
échantillonnage.

La thése fondamentale du présent exposé veut que les

" méthodes d’échantillonnage stratifié, recourant - des

strates basées sur le dénombrement de numéros de té¥éphone
inscrits, sont au moins aussi efficaces que la technique de
Mitofsky-Waksberg. De plus, ces plans d’échantillonnage
peuvent éliminer la tiche fastidieuse de remplacement des
numéros non résidentiels au deuxiéme degré, puisque les
seuls numéros de téléphone qu'il faudra composer dans
la strate de haute densité sont ceux qui auront été produits
au début de I’enquéte. Les conclusions spécifiques a tirer
comprennent notamment les suivantes:

* dans le cas de faibles ratios des cofits, les plans & deux
et A trois strates sont aussi efficaces que la méthode de
Mitofsky-Waksberg;

' lorsqu’on peut laisser tomber les numéros de la strate
de faible densité, ces autres plans d’échantillonnage sont
beaucoup plus efficaces, mais au prix d’un biais inconnu

" qui découle de I’exclusion d’une partie de la population
cible;

¢ dans le cas de ratios des coiits élevés, les méthodes a deux
et a trois strates sont de toute évidence supérieures.

L’ampleur du biais qui découle de I’exclusion de la
strate de faible densité constitue ici un élément critique,
Comme il a été noté auparavant, environ 7% des ménages
aux Etats-Unis n’ont pas le téléphone et il se peut que la
troncature de la base ajoute encore au biais lié 4 la non-
couverture. Etant donné que la strate de faible densité con-
tiendra vraisemblablement moins de 5% de la population
des ménages aux Etats-Unis, il est probable que ’augmen-
tation du biais de non-couverture ne sera pas substantielle
4 I’égard de beaucoup de caractéristiques de la population
totale. Par ailleurs, relativement 2 certaines caractéristi-
ques, ainsi qu*a certains sous-groupes de la population,
I’importance du biais additionnel peut étre suffisante pour
justifier qu’on s’en préoccupe. Il faut alors procéder 4
d’autres analyses empiriques de cette population.

Il existe deux coiits afférents aux plans d’échantillonnage
stratifié qui peuvent militer contre leur application: le coiit
de la liste commerciale utilisée pour stratifier la base BCR
et le taux de succés global plus faible. Le colit de stratifi-
cation de la base en strates de densité élevée et de faible
densité n’est pas discuté ici puisque Pinformation requise
est tirée d’un dossier de recherche spécialisée. Le coiit de
stratification est un coit fixe et entamera par conséquent
les ressources disponibles pour la collecte des données. On
ne-connait pas la taille future de ce cofit fixe puisqu’elle
dépend d’ententes périodiques avec les entreprises commer-
ciales qui procurent ces données. De plus, ce cofit fixe de
stratification peut s’amortir par rapport a plusieurs études,
¢e qui en réduit grandement les répercussions sur chacun
des échantillons. Il est improbable que la collecte des
données pour une seule enquéte soit aussi efficace au plan
des coilits qu'il ne I'est indiqué, que ce soit dans le cas de
la méthode de Mitofsky-Waksberg ou dans celui de la
méthode de stratification décrite dans les présentes. Il
faudra analyser plus a fond les coiits liés a 1a base avant
de disposer d’une réponse compléte 4 cet égard.
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La deuxiéme question afférente au coiit touche les taux
de succes plus faibles indiqués dans le présent document.
Etant donné Iefficacité concurrentielle relative des
méthodes de rechange envisagées ici, il semble que les taux
inférieurs de succes ne constituent pas une entrave grave
par rapport a ’efficacité des autres méthodes, On pourrait
peut-&tre améliorer les taux de succés dans la strate 4 haute
densité en recourant 4 des banques de numéros de plus
petite taille. Par exemple, une autre étude démontre que
les banques de 10 s’associent 2 des taux de succés d’environ
.57 par rapport a celui de .52 indiqué ici pour les banques
de 100, Evidemment, recourir 4 des banques de 10 accroit
sensiblement la taille des dossiers et alourdit les opérations
de traitement liées 4 la production des échantillons; le cofit
d’une base de banques de 10 est donc probablement bien
supérieur a celui d’une base de banques de 100.

Les modeles de cofits indiqués en (2.2) et (2.3) sont rela-
tivement simples, puisqu’ils ne tiennent pas compte de
nombreuses différences de cofit du processus d’enquéte
téléphonique qui peuvent se révéler importantes dans la
comparaison des efficacités relatives des plans d’échantil-
lonnage. Ces modeles de cofits permettent 1’expression
simple de la répartition, mais ne traitent pas de fagon
spécifique des composantes de cofit associées a deux
aspects de la technique de Mitofsky-Waksberg, comme le
font les autres plans d’échantillonnage, A savoir le rempla-
cement des numéros inactifs et la pondération pour
compenser, ’épuisement des grappes. Par conséquent, les
modeles de coiits n'intégrent pas certaines différences
structurelles entre la technique Mitofsky-Waksberg et les
autres options proposées, différences qui, le cas échéant,
pourraient influer sur les résultats de I'évaluation de ’effi-
cacité relative des deux méthodes.

Il est clair qu’on ne peut tirer de conclusions définitives
quant 4 la valeur globale de ces nouveaux plans A partir
des seuls résultats décrits dans les présentes. 11 faudra
disposer de plus amples données sur les coiits ainsi que de
données empiriques sur ’ampleur du biais qu’entraine
I’élimination des numéros de la strate de faible densité
avant de pouvoir ainsi conclure.
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Echantillonnage Poisson-Poisson et binomial-Poisson
dans le domaine des foréts

Z. OUYANG, H.T. SCHREUDER, T. MAX et M. WILLIAMS!

RESUME

Les plans d’échantillonnage binomial-Poisson et Poisson-Poisson sont présentés en vue d’une utilisation dans le
domaine des échantillonnages effectués en forét. Plusieurs estimateurs du total de la population sont examinés pour
ces plans. Des comparaisons (par simulation) des propriétés de ces estimateurs ont été faites pour trois petites popu-
lations forestieres. Une modification de ’estimateur courant utilisé pour I’échantillonnage de Poisson, ainsi qu’un
nouvel estimateur appelé estimateur de Srivastava modifié, semblent &tre les plus efficaces. Le dernier estimateur
affiche malheureusement un biais prononcé pour les trois populations,

MOTS CLES: Peuplement forestier a valeur élever; estimation de volume; estimateurs pour plan d’échantillonnage
Poisson-Poisson; comparaisons par simulation; études portant sur les foréts; estimation de Srivastava.

1. INTRODUCTION

L’estimation des volumes, dans les études forestiéres, est
un domaine trés avancé, c’est-a-dire que I’on dispose de
stratégies d’échantillonnage trés efficaces pour estimer les
volumes totaux (Schreuder et Quyang 1992). Il est fréquent
que Pestimation et la mesure du volume inexploitable (bois
de rebut) ne soient pas prises en considération dans-ces
stratégies, parce que la mesure du volume inexploitable est
difficile et qu’elle n’est pas justifiée, du point de vue éco-
nomique, pour la plupart des peuplements. Toutefois,
dans le cas des peuplements 4 valeur élevée, des stratégies
4 deux phases comme 1’échantillonnage Poisson-Poisson,
en vertu desquelles le volume inexploitable est mesuré sur
les arbres 4 la deuxiéme phase, peuvent se révéler utiles.
Pour I’étude des chargements de billes, I'échantillonnage
binomial-Poisson peut constituer une technique convenable.

Le but du présent article est de présenter la théorie des
plans d’échantillonnage binomial-Poisson et Poisson-
Poisson et d’examiner, par des simulations, certaines des
propriétés d’estimateurs relatifs 4 ces plans.

2. REVUE DES TRAVAUX ANTERIEURS

Singh et Singh (1965) ont élaboré la théorie de I’échan-
tillonnage A deux phases, avec probabilité proportionnelle
- & la taille (ppt) & la deuxiéme phase. Par ailleurs, Sirndal
et Swensson (1987} ont énoncé la théorie générale de
I’échantillonnage a deux phases. Une liste d’unités
d’échantillonnage est supposée disponible & la premiére
phase, avant I’échantillonnage.
Hajek (1957) a élaboré I’échantillonnage de Poisson,
tandis que Grosenbaugh (1964) a proposé son application

a I’échantiltonnage 4 une phase avec probabilités inégales
dans les cas ol aucune liste n’est disponible. L*échantillon-
nage de Poisson est une méthode selon laquelle chaque unité
d’une population, disons I'unité i, est incluse dans ’échan-
tillon de fagon indépendante avec une probabilité p. Ainsi,
la probabilité d’inclusion de [*unité 7 est égale 4 p, et la
probabilité d’inclusion conjointe des unités i et j est égale
a4 p;p;. L*échantillonnage binomial, souvent appelé aussi
échantillonnage de Bernoulli, est un cas spécial de ’échan-
titlonnage de Poisson dans lequel tous les p; sont égaux.

Dans les études portant sur les foréts, I’échantillonnage
de Poisson comporte souvent les étapes suivantes {(Schreuder
et coll. 1968).

1. Visiter les N unités (par exemple des arbres) de la
population dans n’importe quel ordre et mesurer ou
estimer visuellement la valeur d’une covariable
x; (i = 1, ..., N)en forte corrélation avec la valeur
alétudey; (i =1, ..., N).

2. Aumoment de I’observation de chaque x;, le comparer
avec un entier 8; pris au hasard dans Pintervalle
1 = & = L, oi L est un entier choisi avant I’échantil-
lonnage. L est sélectionné de telle fagon que L = X/n,
ou X est égal au total pour la covariable dans la popula-
tion et n, est la taille d’échantillon désirée. En général,
X n’est pas connu avant I’échantillonnage et doit étre
estimé.

3.8i §; = x;, prendre l'unité dans I’échantillon et
Mesurer y;.

L’application de cette méthode donne un échantillon de
taille n, o E(#) = n, (si une bonne estimation de X a été
effectuée avant I’échantillonnage). Dans I’échantillonnage
binomial, tous les x;(i = 1, ..., N) sont les mémes
(Goodman 1949).

A Ouyang, Anciennement boursier de recherches post-doctorales, Statistics Dept., Colorado State University, Fort Collins, Colorado, maintenant
statisticien chercheur, ICI Seeds, Inc., Slater, Towa; H.T. Schreuder, Chef de projet et statisticien, Multiresource Inventory Techniques Project,
USDA Forest Service, Rocky Mountain Forest and Range Experiment Station, Fort Collins, Colorado; T. Max, Biostatisticien, USDA Forest Service,
Pacific Northwest Experiment Station, Portland, Oregon; M, Williams, Chef de projet et statisticien, Multiresource Inventory Techniques Project,
USDA Forest Service, Rocky Mountain Forest and Range Experiment Station, Fort Collins, Colorado.
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3. METHODES D’ECHANTILLONNAGE

La région 6 du United States Forest Service (Wendall
L. Jones — communication personnelle) utilise la méthode
d’échantillonnage des chargements de camions suivante:
au moment ou les camions s’arrétent & I'usine, une technique
d’échantillonnage binomiale est utilisée pour sélectionner
au hasard les camions 2 inclure dans Péchantillon, avec
p = 0.10 par exemple. Le volume des chargemerits sélec-
tionnés est mesuré, Une difficulté de cette méthode est qu’il
y a parfois de longues suites de chargements non prélevés
dans I’échantillon. Comme il a é&té signalé 4 I'un des auteurs,
cette situation était jugée hautement indésirable d’un point
de vue pratique. Une autre méthode, qui devrait diminuer la
fréquence des longues suites de chargements non sélectionnds,
et qui pourrait &tre plus efficace, consiste a utiliser plutt
Péchantillonnage binomial-Poisson, de la facon suivante:

Un échantillonnage binomial est effectué avec un p plus
élevé (par exemple p = 0.30), et le volume des chargements
ainsi sélectionnés est estimé visuellement par le mesureur.
Puis, un sous-échantillon de Poisson de ces chargements
est prélevé avec probabilité proportionneile aux volumes
estimés, et chacun des chargements sélectionnés i cette
phase fait 'objet d’une mesure du volume. C’est ¢e que 'on
appelle I’échantillonnage binomial-Poisson.

Pour les peuplements forestiers 4 valeur élevée de la
région du Pacifique nord-ouest des Btats-Unis, des esti-
mations trés précises du volume net, ¢’est-a-dire du volume
exploitable, sont souvent nécessaires. L’abattage réel et la
mesure destructive des arbres de 'échantillon constituent
la méthode la plus fiable de détermination du volume net,
soit le volume total moins le volume inexploitable
(Johnson et Hartman 1972). L.’échantillonnage Poisson-
Poisson peut représenter un plan d’échantiltonnage approprié
dans cette situation. En voici les étapes:

1. Sélectionner, par un échantillonnage de Poisson, n,
arbres parmi les N arbres formant la population, avec
probabilité de sélection proportionnelte 4 une estima-
tion du volume brut, par exemple x; = diameétre a
hauteur de poitrine élevé au carré (d?). Avec ’échan-
tillonnage de Poisson, la taille réelle de I’échantillon est
aléatoire, disons n| avec E(n;) = n,;. Estimer ensuite
visuellement, par exemple, x, = volume net visuel.

2. Sélectionner n, arbres parmi I’échantillon de », arbres,
avec probabilité proportionnelle a x,, par un échantil-
lonnage de Poisson. Ici, E(#n;) = n,, est I'espérance
de la taille de I’échantillon 3 la deuxidme phase.

Les n, arbres sélectionnés sont ensuite abattus et détruits
pour permettre la mesure des volumes brut, net et inexploi-
table. Pour assurer le maximum d’efficacité de I'inventaire
et de ’exécution du travail, il est sans doute préférable de
réaliser les deux phases au méme moment et de marquer
les n, arbres de ’échantillon au moment de ’inventaire.
L’évaluation du volume exploitable pour ces n, arbres est
effectuée plus tard par une équipe différente, ou encore
les arbres de I’échantillon sont transportés dans une usine
ou ils seront réellement transformés en produits du bois,
L’échantillonnage binomial-Poisson est un cas spécial de
cette derniére méthode, (Si la deuxiéme phase est réalisée

4 un autre moment que la premigre, une liste d’unités
d’échantillonnages est disponible pour ’exécution de cette
deuxiéme phase et une méthode avec ppf et taille d’échan-
tillon fixe devrait &tre utilisée au liev de I’échantillonnage
de Poisson. Cetie fagon de procéder est généralement inef-
ficace, car il faut alors se rendre deux fois sur le terrain.)

4, NOTATION

N = taille de la population (inconnue jusqu’a ce que
I’échantillonnage soit terminé).

n, = espérance de la taille de Péchantillon dans
I’échantillonnage de Poisson 4 une seule phase.

n = taille réelle de I’échantillon dans I’échantillon-
nage de Poisson & une seule phase.

Ny = espérance de la taille de Péchantillon i la premiére
phase de I’échantillonnage de Poisson & deux
phases.

m = taille réelle de I’échantillon 4 la premi&re phase
de I’échantillonnage de Poisson a deux phases.

n, = espérance delataille de’échantillon A la deuxiéme
phase de I’échantillonnage de Poisson 4 deux
phases.

ny = taille réelle de I’échantillon de deuxiéme phase
de I’échantillonnage de Poisson 4 deux phases.

Y = yolume exploitable total de la population (valeur
& estimer par I’échantillonnage a deux phases),
Y=Yy

X1; = valeur de la covariable pour ’arbre i a la phase 1,

par exemple le diamétre de ’arbre 4 hauteur de
poitrine élevé au carré (D?).

X = ¥, x;; (connu une fois la premiére phase
appliquée a ’ensemble de la population).

;(P) = probabilité de sélectionner I’arbre /i dans
Péchantillonnage de Poisson & une seule phase
(= n.x;/X, ). Sitous les w;(P) sont égaux, il
s’agit de I’échantillonnage binomial 2 une seule

phase.

Ty = probabilité de s¢lectionner ’arbre / 4 la phase |
(= naxii/X1).

X = valeur de la covariable pour I'arbre / 4 la phase 2,
par exemple ’estimation visuelle du volume net.

X5 = volume total estimé visuellement dans la popu-

lation (uniquement obtenu pour les n; arbres
sélectionnés & la premiére phase, de sorte que
X, ne peut qu’étre estimé).

w2 = probabilité de sélectionner I’arbre / 4 1a phase 2
(= napxa/ L1 1x0).

Vi = valeur a I’étude pour I’arbre i (par exemple le
volume net).

x; = probabilité de sélectionner ’arbre { suite A I’appli-
cation des deux phases de I’échantillonnage
(= mmy).

7 = probabilité approximative de sélectionner 1’arbre

isuite a Papplication des deux phases de I’échan-
tillonnage (=xf#xdon 7§ = nyx /X et 7§ =
nyx/ ¥ [y X3}



Technigues d’enquéte, juin 1993

5. THEORIE

Pour I’échantillonnage de Poisson, I'estimateur
L}
= Y, »/m(P), (M
i=1

est non biaisé mais trés inefficace et devrait &tre remplacé
par I’estimateur suivant, approximativement sans biais
(Grosenbaugh 1964):

" n .
Y, = {—eﬁu sion > 0}
n

@

La variance de Y,, donnée par Brewer et Hanif (1983),
est

V(Y

= Ml P vl y?
—_— i — f —_—— + .
Y} m(P)[1 — mi( ”[,(P} :| Po

n
i=1 e

oup, = P(n = 0).

Pour Péchantillonnage Ppisson-Poisson (PP), un
estimateur de Y analogue & Y, ci-dessus est Pestimateur
sans biais

ny
Yy = Y wim (3)

Cet estimateur peut &tre terriblement inefficace, comme
il en a été fait mention pour ¥, dans le cas de ’échantil-
lonnage de Poisson (Schreuder et coll. 1968).

La variance de ¥, peut &tre exprimée au moyen des
formules générales élaborées par Sdrndal et Swensson (1987)
pour I’estimation non biaisée dans les plans A échantillon-
nage double:

V(%)

- (e af 8 () (2)):

ou E, désigne I’espérance s’appliquant a I’échantillon de
premiére phase. Puisque ¥, n’est pas efficace, nous ne
donnons pas I’estimateur de sa variance. Comme pour
I’estimateur modifié plus efficace présenté dans le cas de
I’échantillonnage de Poisson, nous avons l’estimateur
approximativement non biaisé suivant

. m .
Y, = E yi/at = Yi(ng/n) (naing). 4)

i=]
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La variance de ¥, est:

N . ¥ Y 2
V($) =p(¢) Y2 + ) m(l — ) (;’ - —)
1

i=1 e,

i Y\?
+ ¥ pl(sn{Efrz.-(l —n,-)( 2 _ )}

My A
5% i€s) T2 o1 Mg

ol 5, dénote I’échantillon de premiére phase, p(¢) est la
probabilité de tirer un échantillon vide, qui est égale &

pld) = pi(¢) + E Pi{s))pa{e),

L]

et p, et p, dénotent respectivement le plan d’échantilton-
nage de la premiére phase, et le plan d’échantillonnage de la
deuxiéme phase étant donné ’échantillon tiré 4 1a premiére
phase.

Habituellement, la taille de la population est élevée et
I’échantillon de premiére phase est aussi de grande taille
(comparativement 4 I’échantillon de deuxiéme phase). Par
conséquent, nous pouvons SUppPOSEr $ans risque gue
p1(¢) = 0 (comparativement 4 p,{¢)). Par exemple, si
nous prélevons un échantillon de premiére phase pour lequel
'espérance de la taille est de 50 unités sur une population
de taille 500, et que nous tirons ensuite, parmi I’échantillon
de premiére phase, un échantillon de deuxiéme phase pour
lequel Pespérance de la taille est de 20 unités, en utilisant
dans tous les cas I’échantillonnage binomial, la probabilité
d’inclusion 4 la premiére phase est de 0.1 et la probabilité
de tirer un échantillon de premiére phase vide est de
(0.9)°®; toutefois, la probabilité d’inclusion a la deuxiéme
phase est d’environ 0,04 et la probabilité de prélever un
échantillon de deuxiéme phase vide est de (0.6)°®. Notons
que (0.9)° = (0.3487)"° < < (0.6). Ainsi, dans la
plupart des applications pratiques,

pi(d) = 0.

Un estimateur de la variance de ¥, peut donc &tre facile-
ment formulé:

vi(¥y) = py(9) 13

Na N
+ —ellfe2 telftel E (1 —_ -n-“)(y,/(*prl, - Yz/nel) /'Jr2r
s i=1

"ez . m¥;\?
1 - -—42)1.
[ E ( sz (erﬂ'Zr "el"eZ) ] (5)

L’estimateur {5) devrait bien fonctionner dans les situations .
courantes. Toutefois, il peut arriver que ’observateur
sur place, lorsqu’il estime visuellement l¢ volume net, juge
qu'un arbre est sans valeur mais commette ainsi une
erreur. Par conséquent, certains x;, et donc certains
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seront égaux & zéro (dans les simulations, une faible valeur
est ajoutée  ces mesures de sorte que w5 > 0). Dans ce
cas, il faut un terme plus stable pour remplacer le dernier
terme dans (5). Notons que

na
n
niz mi{l — m) (i my — Faing) iy
2 =1

est un estimateur amélioré de

1

E mu(l — T iy — Yalng)?. 6)

Pour veiller 4 ce que ’estimateur ne devienne pas trop élevé
quand un ou plusieurs ,; sont voisins de zéro, nous
utilisons 1'estimateur suivant

(LE - (-2
[ );2 wzf]}nez. Q)

Si nous considérons x,; comme la caractéristique auxi-
liaire de my,(1 — m;) (yi/7; — Yafng )2, Pexpression
(7) est un estimateur par quotient de (6), puisque wy; @ X;
pour: = 1, ..., n;. Mais puisque x3; n’est pas nécessai-
rement approxxmahvement proportionnel & ry; {1 — ;)
(yi/m; — Yarn,)?, il se peut que (7) ne soit pas un esti-
mateur trés efficace de (6). L’avantage d’utiliser (7) est que
¥ /2, n,; ne sera pas voisin de zéro, de sorte que (7) sera
stable.

I en découle 'estimateur de variance suivant:

v2(¥y) = py(0) T3

naral & (BB
+ n, I:E (l 11'1,) (yl/ﬂ'h nel)]/ET&!

i=1

nez "1?2 2
{1 = my ( - —) s (8)
E ‘ R Ny

T2

qui est moins intensément touché par les probabilités faibles
que (5) et qui est donc plus stable, Nous utiliserons (8)
plutdt que (5) comme estimateur de la variance de %,.

Supposons que E; désigne espérance s’appliquant
4 la premiére phase et E, 1'espérance s’appliquant 3 la
deuxiéme phase. Puisque n, est la taille réelle de I’échan-
tillon et que E n, = E|E3ny = E |, Pestimateur modifié
dans Péchantillonnage PP devrait &tre £ n,,/n, ¥;. Mais
la quantité £,n,, n’est pas disponible et est remplacée par
ng, ce qui donne 'estimateur suivant:

v, = 229, ©)

hy

}‘13 devrait aussi &tre trés faiblement biaisé et la variance
de Y; est

V(%) = p(8)Y? + E —— Ty
i=1 T

Yi . Y\?
+ Epl(sl) E my(l — m} { — — — .
oo i€s) Tij1Ta  Hep

Un estimateur de la variance de ¥; est donné par

V(%) = p, (¢) 7}

Hey L] 2
Ze2 (1 -
" ) [ E mail i) (77117"21> ]

- ﬁ)z (10)

T1i2i LP5)

+E(I—Tl'21(

Un autre estimateur possible découle de I’idée que nous
voulons d’abord un estimateur efficace de Pinformation de
la premiére phase. A cette fin, nous utilisons un estimateur
analogue a ¥, donné a I’équation (2):

3
(2) = E (vi/mu)nea/ny si oy > 0.
i=1

Cet estimateur peut &tre étendu a Pestimation de Y; 4
cette fin, nous divisons I’échantillon de premiére phase par
sa probabilité de sélection, et nous obtenons

ny N
Yo = [r‘;(z)/{l'[p..-l'[ (1 - pu)}]/z”", (11)

f€s JEs

ou i€s indique que I'unité / appartient a 1’échantillon,
J#s indique que j n’appartient pas 4 I’échantillon,
P = naxi/ X, et 2V~ ! est le nombre de tous les échan-
tillons possibles.

La variance de ¥, est

V(T = <2-2‘N-”)[ ) T(sl)zfpl(sn] -7

s1#¢
+ (27HN=Dy E { 2 wi(1 — 7g)
sy#e i€s| '

[..J.f_’. — —-T(S])] +pz(q5)T(S|)2} /p1(51),

w2 Hg



Techniques d’enquéte, juin 1993

ou T'(s,) ext le total de y sur s,. Elle peut &tre facilement
obtenue au moyen de la formule

V(Y) = ViEy(Yy) + E\Vy(T),

et de la variance données pour ¥,

On peut s’attendre 4 ce que cet estimateur soit trés
instable. Une amélioration possible consiste A assujettir
I’estimateur & une condition, soit Ia taille réelle de ’échan-
tillon obtenu, ¢’est-a-dire

Y, =| %(2)

[H w,,n (1 - wlj)]

ics

N-1
» (12

P:(nl) mo— 1

ol Py(n;) est la probabilité de tirer un échantillon de
premiére phase de taille n;.

Pour calculer cette probabilité, définissons J; comme la
variable aléatoire égale 4 1 sil’unité / appartient a I’échan-
tilion, et égale 4 0 sinon. Ainsi, n; = L, 7, et

N
= R, Var(m) = E mi{l — 7)) = d.
i=1

E(m)

Si
ng — N,

Bk

6(r) = (2m) 12 exv[-%rzl,

Im(r) = [Ja]ﬂr) [1 + E p,(r)]

J=1
oll les P;(r) sont des polyndmes de Edgeworth. On a alors

Py(ny) = f.1(r) et, plus précisément, pour m = 2

1 —
Pi(n = fo(r) = [fd]¢(r)[ ﬁja T = 3r)
_l_l—61r(l—7r)( 62+ 3)
41 d
10 (1 —27)%
. —d—( — 15r% + 45,2 15)],
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(Héjek 1981).

Y, et ¥; sont donnés seulement par souci d’exhaustivité.
Nous ne nous y intéresserons plus, car ils sont tous deux
instables.

Une solution de rechange pour ¥, et ¥; consnste a

corriger ¥,(2) au moyen d’un facteur d’ expansion basé
sur Pinformation relative 4 la covariable x, . Ces estima-
teurs sont raisonnables si ¥,(2)/ ¥ M1, x,; est un estimateur
approximativement sans biais de R = Y/X,, ¢e qui est
vrai pour I'échantillonnage binomial-Poisson {(BP), mais
pas pour I’échantillonnage PP. Ce fait est vérifié par
simulation, mais la raison pour laquelle I’estimateur est
approximativement sans biais dans le cas de ’échantillon-
nage binomial-Poisson est que ¥,(2)/ T 21, x,; , pour un
échantillonnage binomial, est semblable 4 ’estimateur par
quotient utilisé dans ’échantillonnage aléatoire simple.
Par conséquent, I’estimateur suivani ne convient qu’a
I’échantillonnage BP.

% = X, [m)

)
E xl,-] . a3

i=1

La variance de ¥; est

N2 N
(y: = Rx;)*ny;

e'l,‘1

X; ol nﬁ,l
+ E (1 —
1 {nﬂhsl [ E Ty ( Wzr)( )

+ p2(d) n%yfl]] -

V(¥ =

Un autre estimateur prometteur se fonde sur I"estimateur
sans biais ¥, proposé par Srivastava (1985), d’apreés le
concept de fonction de poids d’échantillon. Srivastava et
Ouyang (1992) ont élaboré une structure pour le poids
d’échantillon de telle sorte que ¥,,, a une variance nulle
a certains points de 1'espace des parametres {y,, ..., ¥y].
La fonction de poids d’échantillon peut utiliser toute infor-
mation autre que celle fournie dans un échantillon. Des
exemples de ce genre d’information ont é&té donnés dans
Srivastava et Ouyang (1992) et dans Quyang et Schreuder
(1992). Si 'informdiion peut &tre présentée sous forme
d’un modéle

yi=o+Bx+e,i=1,..., N, (14)
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la méthode dite d’*‘approximation par estimateur par
quotient généralisée’” (Quyang et coll. 1992) peut &tre
utilisée, ce qui donne 1’estimateur suivant du total pour
la population:

¥

n 15
E)’?V(ffli?’fzi) . (13)

i=1

avec les coefficients de régression pondérés 4 et 8, et y¥

donné par y¥= d + fx, et ¥* = L pr
Notons que ¥; est tributaire de I’hypothése du modéle.

6. SIMULATIONS

Des échantillons de simulation de premiére et de deuxieme
dont les tailles ont respectivement pour espérance mathé-
matique 50 et 20 unités, constitués selon 1’échantillonnage
Poisson-Poisson et I’échantillonnage binomial-Poisson,
ont été prélevés pour trois populations. Deux populations
étaient formées de sapins, de thuyas et de pins A valeur
élevée. La population 1, appelée BLM1 (données du rapport
non publié ‘“Comparison of volume estimates made by
several timber measurement methods in western Oregon”’,
par G.B. Hartman, février 1971. Bureau of Land Mana-
gement, Portland, Oregon), contenait 331 arbres et la
population 2, appelée BLM2, comprenait 510 arbres
(Johnson et Hartman 1972). Les variables mesurées sur
chaque arbre étaient les suivantes: volume net cubé (nvs),
volume net mesuré au dendrométre (nvd) et diametre a
hauteur de poitrine (d). Ici, nvs (= y) est la variable
a Iétude, x; = d? est utilisé 4 la premigre phase de
I’échantillonnage PP et x; = nvd est la covariable plus
coliteuse & évaluer, mais vraisemblablement plus utile,
obtenue 2 la deuxiéme phase de 1’échantillonnage PP;
200,000 simulations ont &té effectuées. Idéalement, il serait
souhaitable que les covariables de la premitre et de la
deuxiéme phase soient relativement non corrélées entre
elles, tout en étant I’une et [’autre en étroite corrélation
avec y. Ces variables seraient d* ou nvd & la premidre
phase et une mesure du volume inexploitable a la deuxiéme
phase. Malheureusement, pour que cela puisse se faire
de facon satisfaisante, il faudrait que les arbres soient
séparés en une classe pour laquelle I’observateur sur place
est en mesure d’estimer efficacement le volume inexploi-
table, et en une autre classe pour laquelle il ne I’est pas.
Cela n’a pas été fait dans le cas des données disponibles.
Dans ’échantilonnage BP, les arbres ont été sélectionnés
avec probabilité égale 4 la premiére phase et avec proba-
bilité proportionnelle 4 x, 4 la deuxiéme phase. La popu-
lation 3, un ensemble de données cartographiées appelé
Surinam, a également été utilisée car elle offrait une meil-

leure qualité que les autres populations sur le plan de la .
sensibilité des variables se prétant a 1’échantillonnage:

Poisson-Poisson. La population est constituée d’une forét
cartographiée de 60 hectares du Surinam pour laquelle

Echantillonnage Poisson-Poisson et binomial-Poisson

seulement les espéces et les diamétres ont été releves
(Schreuder et coll. 1987). Des hauteurs d’arbres et des
volumes d’arbres sur pied pour d’autres espéces ont été
attribués a ces arbres, de la fagon décrite dans Schreuder
et coll. (1992). La population résultante comprend 5,525
arbres pour lesquels on dispose du diamétre (d), de la
hauteur (A) et du volume (v). Ces valeurs donnent les

Table 1

Résultats des simulations pour la population BLM1 (N = 331 ).
200,000 simulations ont été effectuées avec x; = D?
et x; = nvd comme covariables*

Biais Erreur-type ETME
Estimateur
BP PP BP PP BP PP

¥ 0.021 0.011 42,495 53.228

7 -0.045 —0.770 37.272 -4B.219 97.787 97.806
) Y —-0.050 —0.777 39.819 49,349 97.492 96.763
YG 0.012 39.992

¥, —0.036 3.650 18,881 21.885

Table 2

Résultats des simulations pour la population BLM2 (N = 510)
200,000 simulations ont été effectuées avec x| = D?
et x; = nvd comme variables*

Biais Erreur-type ETME
Estimateur

BP PP BP PP BP PP
17} 0.146 0.059 95.708 62.500
b 28 0.055 —0.424 90.247 55876 100.325 98.383
2 0.050 -0.411 91.259 58.701 99.779 98.679
¥s 0.146 94.100
7, 0.486 4,391 26.788 19.855

Table 3

Résultats des simulations pour la population
Surinam (N = 5,525). 10,000 simulations ont ét¢ effectuées
x, = D¥etx, = estimation visuelle du volume net* -

Biais Erreur-type ETME
Estimateur

BP PP BP PP BP PP
17} 0.764 0.364 25,702 25924
¥ 0290 —0.402 15636 10.845 97.492 97.37
Y3 0.019 -0.463 20989 17.386 100.364 98.945
¥ 1.013 20.822
7, 2.277 2.426 22.428 ' 17.397

* Tous les tableaux donnent le biais et I’erreur-type sous forme du pout-
centage du volume net pour la population. L'erreur-type moyenne esti-
mative (ETME) est exprimée en pourcentage de I'erreur-type de
simulation. Les espérances des tailles d’échantillon sont 7,y = 50 et
ngs = 20tant pour I"échantillonnage binomial-Poisson (BP) que pour
]‘eé%hantillonnage Poisson-Poisson (PP).
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covariables x, = h3 et x, = volume brut des arbres sur
pied pour I’échantillonnage PP. Dans le cas de 1’échan-

tillonnage BP, x, a été utilisé 3 la deuxi¢me phase, Le

volume en pieds-planche (y) a été ajouté a I’ensemble de
données. La population comprend 10 arbres pour lesquels
d?h est élevé (= 60,000), mais pour lesquels le volume en
pieds-planche est essentiellement nul; les données sur la
population Surinam ont £té soumises 2 10,000 simulations.
Les résultats relatifs aux populations BLM1, BLM2 et
Surinam sont donnés aux tableaux 1, 2 et 3 respectivement.

7. RESULTATS ET ANALYSE

En ce qui concerne I’échantillonnage PP, 172 est ‘]_’csgi-
mateur le plus efficace parmi les trois estimateurs (Y}, 15,
et ¥3) qui, relativement, ne dépendent pas d’hypothéses,
pour BLM1 et BLM2; ¥, est légérement moins efficace
que ¥;. Notons que ¥, est encore plus efficace que Y5,
mais ¥; souffre d’un biais prononcé dans certains cas.
Les estimateurs de variance pour Y; et 3, v(Ys) et v(Y3),
donnés aux équations (8) et {10) sont approximativement
sans biais. ~

Pour PPéchantillonnage BP, ¥; affiche un biais négli-
geable et 1a plus faible erreur-type de tous les estimateurs.
¥, est beaucoup moins efficace que ¥; pour BLMI et
BLM2, mais plus efficace que les autres estimateurs. Les
estimateurs de variance tant pour ¥; que pour Y; sont
approximativement sans biais.

Notons que pour BLMI1, I’échantillonnage BP est
toujours plus efficace que I’échantillonnage PP, tandis que
pour BLM2, I’échantillonnage PP est plus efficace avec
?,, $set ¥;. Cela tient au fait que x, n’est pas la variable
logique & mesurer une fois que I’effet de x, est retranché.
Malheureusement, nous ne disposions pas, pour ces données,
d’une meilleure variable d’évaluation du volume inexploi-
table. Pour BLM1, x; n’a pas amélioré 1’estimation, mais
pour BLM2, il a produit une amélioration. .

Tant pour I’échantillonnage PP que pour I’échantil-
lonnage BP portant sur la population Surinam, f’z est
encore Pestimateur le plus efficace parmi les trois esti-
mateurs (¥;, ¥; et ¥3) qui, relativement, ne dépendent
pas d’hypothéses. ¥, est beaucoup moins efficace que ¥;.
¥, est moins efficace que ¥, et est beaucoup plus biaisé
pour cette population. v(¥;) et v(¥;) semblent étre des
estimateurs de variance approximativement sans biais pour
¥, et ¥;. Pour cette population, 1’échantillonnage PP est
plus efficace que I’échantillonnage BP, et Y’z montre que
dans ce cas, tant x; = d*h que X, = volume brut total
des arbres sur pied sont utiles A I'échantillonnage.

En fait, il n’est pas surprenant de constater que ¥,
est ’estimateur le plus efficace, car ¢’est celui qui utilise
le plus d’information, tant au niveau du plan d’échantil-
lonnage qu’a celui de ’estimation. L’estimateur ¥; tend
a étre encore plus efficace du point de vue de erreur qua-
dratique moyenne, mais avec un biais plus élevé, Cela tient
au fait que ¥; se fonde sur le modéle donné i I’équation
(14). Si le modele est juste, ¥; devrait étre préféré a ¥,
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puisque ¥; incorpore encore plus d’information relative
a la population. Sinon, ¥, constitue le meilleur choix. ¥;
n’est pas reconnandé si "'emploi du modele (14) n’est pas
justifié.

8. RECOMMENDATIONS

1. L’échantillonnage Poisson-Poisson et I’échantillonnage
binomial-Poisson conviennent tous deux a ’exécution
pratique d’échantillonnages en forét. Dans les deux cas,
PPestimateur. ¥; devrait étre utilisé. Cet estimateur, qui
présente un biais négligeable et une efficacité élevée,
est analogue A Pestimateur modifié ¥, utilisé dans
I’échantillonnage de Poisson et posséde un estimateur
de variance fiable.

2. L’estimateur ¥; est beaucoup plus efficace que Y;
pour deux populations, mais ne devrait pas étre préféré
a ¥, avant d’avoir été plus abondamment analysé dans
le cadre d’autres études. ¥; tend a afficher un biais
élevé dans les simulations effectuées.

REMERCIEMENTS

Nous apprécions les commentaires valables qui ont été
formulés par un arbitre.

BIBLIOGRAPHIE

BREWER, K.R.W_, et HANIF, M. (1983). Sampling with Unequal
Probabilities. New York: Springer-Verlag.

GOODMAN, L. A, (1949). On the estimation of the number of
classes in a population. Annais Mathematical Statistics, 20,
572-579.

GROSENBAUGH, L.R. (1964). Some suggestions for better
sample-tree measurement. Society of American Foresters.
Proceedings, 36-42.

HAJAK, J. (1957). -Some contributions to the theory of
probability sampling. Bulletin de {'Institut International de
Statistique, 36,127-133.

JOHNSON, F.A., et HARTMAN, G.B. (1972). Fall, buck and
scale cruising. Journal of Forestry, 566-568.

OUYANG, Z. (1990). Investigation of some estimators and
strategies in sampling proposed by Srivastava. Theése de
doctorat. Colorado State University Fort Collins, CO, 83.

OUYANG, Z., et SCHREUDER, H.T. (1992). Srivastava
‘estimation in forestry. Soumis & Forest Science.

OUYANG, Z., SRIVASTAVA, J.N_, et SCHREUDER, H.T.
(1992). A general ratio estimator and its application in model
based inference. Annals. Institute of Statistical Mathematics,
(A paraitre).



134 Ouyang et coll.: Echantillonnage Poisson-Poisson et binomial-Poisson

SARNDAL, C.-E., et SWENSSON, B. (1987). A general view
of estimation for two phases of selection with applications
to two-phase sampling and nonresponse. Reviee Internationale
de Statistique, 55, 279-294.

SCHREUDER, H.T., SEDRANSK, J., ¢t WARE, K.D. (1968).
Sampling and some alternatives, I. Forest Science, 14, 429-454.,

SCHREUDER, H.T., BANYARD, S.C,, et BRINK, G.E.
(1987). Comparison of three sampling methods in estimating
stand parameters for a tropical forest. Forest Ecology and
Management, 21, 119-128.

SCHREUDER, H.T., et OUYANG, Z. (1992). Optimal
sampling strategies for weighted linear regression estimation.
Canadian Journal of Forest Research, 22, 239-247,

SCHREUDER, H.T., OUYANG, Z., et WILLIAMS, M,
{1992). Point-Poisson, point-pps, and modified point-pps
sampling: Efficiency and variance estimation. Canadian Journal
of Forest Research, (A paraitre).

SINGH, D., et SINGH, B.D. (1965). Some contributions to
two-phase sampling. Austrafian Journal of Statistics, 7, 45417,

SRIVASTAVA, I.N. (1985). On a general theory of sampling,
using experimental design. Concepts I: Estimation. Bulletin
de PInstitut International de Statistique, 51, 1-16,

SRIVASTAVA, I.N,, et OUYANG, Z. (1992). Studies on a
general estimator in sampling, utilizing extraveous information
through a sampling weight function. Jourral of Statistical
Planning and Inference, 31, 177-196.



JOURNAL OF OFFICIAL STATISTICS

An International Review Published by Statistics Sweden

JOS is a scholarly quarterly that specializes in statistical methodology and applications. Survey methodology and other
issues pertinent to the production of statistics at national offices and other statistical organizations are emphasized.

All manuscripts are rigorously reviewed by independent referees and members of the Editorial Board.

Contents Volume 8, Number 4, 1992

The Use of Composite Estimators with Two Stage Repeated Sample Design
D, Holt and T. Farver

.........................................................................

Nonresponse Adjustments for a Telephone Follow-up to a National In-Person Survey
Hiiseyin Géksel, David R. Judkins and William D, Mosher ... ....... ..o i,

Smoothing Variance Estimates for Price Indexes Over Time
Richard Valliant

..............................................................................

Computer-Assisted Survey Information Collection: A Review of CASIC Methods and Their Implications for
Survey Operations
Michael F. Weeks ... ... i e e

Miscellanea

Training of African Statisticians at a Professional Level
James P M. NHOZi . e

Statistical Defensibility as Used by U.S. Department of Agriculture, National Agricultural Statistics Service
Rich Allen

...................................................................................

The United States Decennial Census: Problems, Possibilities and Prospects
William P. O’Hare

............................................................................

................................................................................
........................................................................

.......................................................................

All inquires about submissions and subscriptions should be directed to the Chief Editor:
Lars Lyberg, R&D Division, Statistics Sweden, S-115 81 Stockholm, Sweden

405

417

433

445

467

481

499
513
517
519
521
533
539



Applied Statistics

JOURNAL OF THE ROYAL STATISTICAL SOCIETY (SERIES C)

CONTENTS Volume 42, No. 2, 1993

Page
Stochastic ordering approach to off-line guality control
S. N. U. A. Kirmani and S. D. Peddada 271

A three-state multiplicative model for rodent tumarigenicity experiments
‘ J. C. Lindsey and L. M. Ryan 283

Reallocation outliers in time series
L.S.-Y. Wu, J. R. M, Hosking and N. Ravishanker 301

The shrinkage of point scoring methods J. B. Copas 315
Estimation of infant mortality rates categorized by social class for an Australian
population M. P. Quine and S. Quine 333
Robust, smoothly heterogeneous variance regression
_ M. Cohen, S. R. Dalal and J. W. Tukey 339
Modelling the relationship between crime count and observation perioa in prison
inmates’ self-report data K. T. Hurrell 355
Intervals which leave the minimum sum of absolute errors regression unchanged
S. C. Narula, V. A. Sposito and J. F. Wellington 369
General Interest Section
Interpretation of transformed axes in multivariate analysis
G. M. Arnold and A. J. Collins 381
Letters to the Editors 401
Book Reviews 407
Statistical Software Review
NANOSTAT 415
Statistical Algorithms
AS 282 High breakdown regression and multivariate estimation
D. M. Hawkins and J. S. Simonaff 423
AS 283 Rapid computation of the permutation paired and grouped -tests
R. D. Baker and J. B. Tilbury 432

Printed in Great Britain af the Alden Press, Oxford



DIRECTIVES CONCERNANT LA PRESENTATION DES TEXTES

Avant de dactylographier votre texte pour le soumettre, priére d’examiner un numéro récent de Techniques d’enquéte
(& partir du vol. 10, n° 2) et de noter les points suivants:

L1

1.2
1.3
1.4
1.5

33

3.4
3.5
3.6

Présentation

Les textes doivent &tre dactylographiés sur un papier blanc de format standard (8% par 11 pouces), sur une face
sculement, 4 double interligne partout et avec des marges d’au moins 12 pouce tout autour.

Les textes doivent.€tre divisés en sections humérotées portant des titres appropriés,

Le nom et ’adresse de chaque auteur doivent figurer dans une note au bas de la premiére page du texte.
Les remerciements doivent paraitre 4 la fin du texte.

Toute annexe doit suivre les remerciements mais précéder la bibliographie.

Résu,mé

Le texte doit commencer par un résumé composé d’un paragraphe suivi de trois a six mots c]és Eviter les expressions
mathématiques dans le résumé.

Rédaction

Eviter les notes au bas des pages, les abréviations et les sigles.

Les symboles mathématiques seront imprimés en italique & moins d’une indication contraire, sauf pour les symboles
fonctionnels comme exp(’) et log(:) etc.

Les formules courtes doivent figurer dans le texte principal, mais tous les caractéres dans le texte doivent
correspondre & un espace simple. Les équations longues et importantes doivent étre séparées du texte principal
et numérotées en ordre consécutif par un chiffre arabe 4 la droite si ’'auteur vy fait référence plus loin.
Ecrire les fractions dans le texte A I’aide d’une barre oblique.

Distinguer clairement les caracteres ambigus (comme w, w; 0, G, §; 1, D).

Les caractéres italiques sont utilisés pour faire ressortir des mots. Indiquer ce qui doit étre imprimé en italique
en le soulignant dans le texte.

Figures et tableaux

Les figures et les tableaux doivent tous &tre numérotés en ordre consécutif avec des chiffres arabes et porter
un titre aussi explicatif que possible (au bas des figures et en haut des tableaux).

Ils doivent paraitre sur des pages séparées et porter une indication de I'endroit ol ils doivent figurer dans le
texte. (Normalement, ils doivent éire insérés prés du passage qui y fait référence pour la premiere fois.)

Bibliographie

Les références 4 d’autres travaux faites dans le texte doivent préciser le nom des auteurs et 1a date de publication,
Si une partie d’un document est citée, indiquer laquelle aprés la référence.

Exemple: Cochran (1977, p. 164).

La bibliographie & la fin d’un texte doit étre en ordre alphabétique et les titres d"un méme auteur doivent étre
en ordre chronologique. Distinguer les publications d’un méme auteur et d’une méme année en ajoutant les lettres
a, b, c, etc. & 'année de publication. Les titres de revues doivent &tre écrits au long. Suivre le modéle utilisé
dans les numéros récents. :






