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Dans ce numeéro

Ce numéro de Technigues d’enquéte contient des articles traitant de divers sujets. Dans le premier,
Davis et Scott examinent I’incidence éventuelle des effets dus 4 I’intervieweur sur les comparaisons
entre moyennes de domaines. Grice a un modgéle des éléments de la variance, ils montrent de fagon
théorique que Pincidence dépend de la répartition de la charge de travail de I'intervieweur entre les
domaines, d’une part, et de I’interaction entre intervieweurs et domaines, d*autre part. Ils appliquent
le modéle aux données d’une enquéte sur la santé afin d'estimer la grandeur des effets dus & lintervieweur
aux fins de comparaisons entre sexes et entre groupes ethniques: Les auteurs ont noté que, dans certains
cas, les effets dus 2 I’intervieweur qui sont particuliers 2 un domaine ont une incidence considérable
sur P’exactitude des comparaisons entre domaines. '

Rivest et Hurtubise examinent I'utilité de la moyenne winsorizée comme estimateur de la moyenne
d’une population ayant une distribution asymétrique vers la droite. Une moyenne winsorizée est obtenue
en remplacant toutes les observations supérieures 4 une valeur limite donnée R par cette méme valeur
R, avant le calcul de la moyenne. Les auteurs suggérent un algorithme simple pour le calcul de R qui
minimise I’erreur quadratique de I’estimateur. Les auteurs appliguent cette méthode a plusieurs tailles
d’échantillon et & divers plan de sondage incluant I’échantillonnage stratifié et avec probabilités
proportionnelles a la taille. Ils dérivent des approximations directes de ’efficacité de la moyenne
winsorizée. IIs terminent leur article par une simulation de Monte Carlo pour comparer divers esti-
mateurs qui réduisent I’impact des valeurs extrémes.

Kish, Frankel et Verma examinent V’incidence possible et I'importance des effets du plan de sondage
(eps) sur un ensemble de statistiques apparentées. En se fondant sur 14 enquétes menées dans six pays,
les auteurs présentent une approche empirique mettant en rapport Peffet du plan de sondage de
statistiques analytiques, eps{p; — p;), aux effets du plan de sondage des statistiques séparées, eps(2;)
et eps(p,), pour deux des nombreuses catégories de la méme variable, L’approximation proposée doit
faire I’objet de vérifications constantes. Pourtant, elle semble s’appliquer largement aux donnees
étudiées et est nettement préférable aux hypothéses énoncées jusqu’a maintenant sur 'eps (p; — p;).

Dupont discute de I’estimation d’un total & partir d’un échantillon & deux phases et en présence
d’information auxiliaire. Dans un premier temps, on présente trois estimateurs par régression chacun
employant 'information auxiliaire d’une fagon différente. Ensuite, quatre estimateurs par calage sont
proposés chacun correspondant a une stratégie particuliére d’utilisation de I'information auxiliaire.
Par la suite, Dupont montre que les stratégies de calage peuvent &tre associées & une modélisation par
régression. Dans cet article, on discute aussi de I’estimation de la variance pour les sept estimateurs
présentés, du choix de I’estimateur en présence de non-réponse ainsi que de I'utilisation a priori ou
a posteriori de I'information auxiliaire.

Spisak discute du recours au contréle statistique du processus pour assurer la qualité d’une base
de sondage construite selon un processus en continu et utilisée pour une enquéte qui se répéte périodi-
quement. Les tailles de la base de sondage constituent une série chronologique pour laquelle il convient
de déterminer le modele qui permettra d’estimer la variance du processus nécessaire pour I'établissement
des graphiques de contrdle. L’auteur se sert des données du United States Unemployment Insurance
Benefits Quality Control Program pour illustrer la méthode.

Binder et Kovacevic montrent comment on peut s¢ servir de la méthode des équations d’estimation
pour établir des procédures appropriées d’estimation de la variance dans le cas de données tirées d’une
enquéte dont le plan d’échantillonnage est complexe. La méthode est surtout utile lorsque la grandeur
4 estimer correspond 4 une fonction non linéaire complexe des valeurs de la population observée, comme
dans le cas de bon nombre de mesures courantes de I’inégalité du revenu. Les auteurs mettent au point
les détails de la méthode proposée pour plusieurs statistiques complexes de la répartition du revenu,
y compris le coefficient de Gini, ’ordonnée de la courbe de Lorenz, la part du quantile et 1a mesure
du faible revenu. Ils donnent un exemple numérique fondé sur des données de ’Enquéte sur les finances
des consommateurs au Canada.
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Ernst et Tkeda présentent un aigorithme 2 taille réduite pour maximiser la rétention de certaines
unités primaires d’échantillonnage (UPE) quand un nouvel échantilion (c.-a-d. présentant une nouvelle
stratification et une nouvelle répartition) est tiré pour une enquéte répétée. Pour commencer, les auteurs
décrivent la méthode de transport élaborée par Causey, Cox et Ernst (1985). Cette derniére permet
d’optimiser la rétention des UPE, mais le probléme de transport pourrait &tre trop grand pour se préter
a une solution pratique. Puis, les auteurs exposent leur algorithme, qui est une approximation de la
méthode précédente, mais qui présente I’avantage d’&tre de taille plus petite, dong, utilisable dans de
nombreuses situations pratiques. Enfin, ils présentent une application de I’algorithme 4 la Survey of
Income and Program Participation.

Shrestha et Preston évaluent la cohérence des données sur les ainés tirées du Recensement et des
registres de I’état civil aux Etats-Unis. Pour commencer, ils décrivent les données sur lesquelles porte
Pétude et leurs sources. Puis, ils présentent la méthodologie utilisée pour évaluer la qualité des données
sur les ainés et expliquent comment il convient d’interpréter les résultats de I’application de cette
méthodologie. Enfin, ils présentent les résultats de Papplication de la methodologle aux données
recueillies de 1970 &4 1990,

Dillman, Clark et Sinclair comparent I’incidence de diverses stratégies d’envoi postal et de suivi sur
le taux de réponse obtenu lors du Recensement des Etats- Unis. La comparaison des stratégies utilise
un plan factoriel et un échantillon de 50,000 unités de logement. Les auteurs analysent les résultats
en s’appuyant sur des comparaisons multiples, par paire, des moyennes de traitement et sur la régression
logistique.

Forster et Snow évaluent I’utilisation d’ordinateurs portatifs pour la réalisation d’enquétes démo-
graphiques dans les pays en développement. Une étude de collecte de données a été effectuée en vue
de comparer "utilisation de questionnaires imprimés et de questionnaires informatisés dans le cadre
de I’enquéte sur la mortalité des adultes menée auprés des habitants de la cote kenyane. Les résultats
indiquent que ’utilisation d’ordinateurs portatifs permet de réduire le temps de traitement des données,
d’améliorer la qualité de ces derniéres et de diminuer les cofits d’enquéte 4 long terme.

Le rédacteur en chef
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La variance de Pintervieweur et ses effets sur les comparaisons
de domaines

PETER DAVIS et ALASTAIR SCOTT!

RESUME

Le présent article étudie les effets de la variabilité de Pintervieweur sur la précision des écarts estimés entre les moyennes
de domaines. La premiére partie est consacrée 4 I'élaboration d’un modele des éléments corrélés de la variance,
permettant d’identifier les facteurs qui déterminent I’ampleur des effets, aspect qui influe sur le plan d’échantillonnage
et 1a formation de Vintervieweur. Dans la deuxiéme partie, on trouvera une analyse empirique des données provenant
d’une vaste enquéte a plusieurs degrés sur I’hygi2ne dentaire. On s’est servi du sexe et de la race du répondant pour
créer les deux jeux de domaines servant & la comparaison. Les effets globaux dus & intervieweur et au groupement
de I'échantillon n’ont guére d’incidence sur la variance des comparaisons entre sexes masculin et féminin, mais Ja
variance augmente pour certains écarts entre les deux groupes ethniques retenus. De fait, les ef fets de I'intervieweur
sont deux ou trois fois plus élevés pour la comparaison des groupes ethniques que pour celle des deux sexes. Ces
constatations présentent une certaine utilité pour les enquétes dans le secteur de la santé ot il est courant de recourir
A un petit nombre d’intervieweurs ayant subi une formation poussée.

MOTS CLES: Variance due a I'intervieweur; comparaisons de domaines; effet du plan d’échantillonnage.

1. INTRODUCTION

Les enquétes qui exigent une formation spéciale et
poussée des intervieweurs, comme c’est souvent le cas dans
le secteur de la santé, doivent fréquemment s¢ contenter
d’un petit nombre d’intervieweurs. Evaluer I’incidence de
la variabilité de I’intervieweur sur des statistiques simples
comine }a moyenne et les proportions a suscité passablement
de recherches, et on sait pertinemment que le recours 4 un
nombre restreint d’intervieweurs, 4 qui on attribne une
lourde charge de travail, peut contribuer de maniére assez
importante 4 I'erreur totale. Groves (1989, ch. 8) et Lessler
et Kalsbeek (1992, n® 11.3) font une trés bonne synthése
de la documentation existante a ce sujet. Néanmoins, la
plupart des enquétes médicales et sociales portent essen-
tiellement sur des aspects plus complexes, par exemple la
comparaison de sous-groupes ou ’estimation des effets
d’un paramétre sur I'issue d’une maladie, si bien qu’on a
tendance A croire que la variabilité de 'intervieweur est
beaucoup moins importante et qu’il n’y a guére de danger
4 utiliser un nombre relativement restreint d’intervieweurs.
Apres les travaux de défrichage de Kish et Frankel (1974),
les effets du groupement sur ’ajustement des modeles de
régression multiple ou des modeles logarithmiques-linéaires
de données catégoriques ont fait I'objet de maintes recher-
ches théoriques et empiriques. Skinner et ses collaborateurs
(1989) et Rao et Thomas (1988) ont bien dépouillé la docu-
mentation pertinente, Le probléme de la comparaison des
moyennes des sous-groupes, plus simple du point de vue
conceptuel mais tout aussi important sur le plan pratique,
a également donné lieu 4 certaines recherches empiriques
(lire Kish 1987 et Skinner 1989, par exemple), mais on s’est
relativement peu intéressé au cdté théorique.

Nous examinerons surtout ici les comparaisons de sous-
groupes (ou domaines). Nous débuterons par la partie
théorique en utilisant un modéle simple des éléments de
la variance. Théoriquement, I'impact de la variabilité de
’intervieweur dépend de deux choses: la répartition de la
charge de travail de ’intervieweur entre les domaines et
I’interaction entre intervieweur et domaine. Nous appli-
guerons ensuite la théorie aux données issues d’une enquéte
assez typique dans le secteur de la santé, en établissant
deux jeux de domaines selon le sexe et la race du répondant.
Malheureusement, I'enquéte en question n’avait pas été
congue pour estimer les effets de I'intervieweur. Plus
précisément, les intervieweurs n’avaient pas été déployés
de facon aléatoire, de sorte que nos résultats sont plus
indicatifs que probants. Quoi qu’il en soit, ils sont assez
troublants pour que le probléme justifie une étude plus
poussée. Les résultats venant de la comparaison des groupes
ethniques, en particulier, donnent 4 penser que I'utilisation
d’un petit nombre d’intervieweurs pourrait susciter des
difficultés dans certains cas, méme lorsque 1’analyse porte
sur des comparaisons plutdt que des moyennes ou de
simples proportions.

2. THEORIE

Pour plus de simplicité, nous débuterons avec un plan
d’échantillonnage autopondéré a deux degrés. Ce dernier
est assez complexe pour metire en relief les grandes idées,
mais reste assez simple pour qu’on ne s’enlise pas dans une
foule de détails. Respectant la suggestion de Collins et
Butcher (1982), nous nous attaquerons simultanément au
probléme de la variance et & celui du groupement des

! Peter Davis, Department of Community Health, University of Auckland, Private Bag 92019, Auckland, New Zealand; et Professor Alastair Scott,
Department of Mathematics and Statistics, University of Auckland, Private Bag 92019, Auckland, New Zealand,
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intervieweurs. Voici un modele de réponses corrélées
simple qui convient aux observations effectuées dans le
cadre d’une telle enquéte:

Yipr =p+a+ bp + €iprs (1)

ol { désigne I'intervieweur, p I'unité primaire d’échantil-
lonnage (UPE) et r, le répondant. La moyenne p €st cons-
tante et on suppose que les autres éléments (g;, b, et o)
sont des varlables aléatoues indépendantes dont la variance
respective est o7, 0% et o%. Les modéles de ce genre sont
abondamment utilisés dans les recherches théoriques sur
la variance des réponses (lire Prasad et Rao 1990 pour un
exemple récent; pour les travaux antérieurs, se reporter a
’analyse exhaustive qu'on retrouve a la section 11.3 de
Lessler et Kalsbeek 1992).

Puisqu’il y a pondération automatique, la moyenne de
Péchantillon, ¥, correspond a ’estimateur naturel de la
moyenne de la population. Sa variance selon le modéle de
réponses corrélées (1) est donc:

V(Y) = (A;0f + Acos + o%)/n

équation dans laquelle 7i; = ¥ ,-n,-Z/n, ol #; représente le
nombre de répondants interrogés par le i-iéme intervieweur
etn = ), n,, la taille de I’échantillon, et dans laquelle
Ac =Y pmp/n ol m, indique le nombre de répondants
de la p-iéme UPE. Soulignons que A; dépasse toujours la
moyenne arithmétique simple des facteurs »; et que sa
valeur peut étre considérablement plus élcvée si n; varie
beaucoup.

Examinons maintenant la variance prévue correspon-
dante, ¥;(¥) par exemple, qu'on obtiendrait si les n
cbservations étaient indépendantes (3 savoir, si on avait
prélevé un échantillon au hasard dans une trés vaste popu-
lation d’UPE au moyen d’un grand nombre d’inter-
vieweurs). De (1}, on déduit que

Vo = ofy/n %)
ou
0,20, = 012 + a% + o’
Le reléevement de la variance prévue attribuable 4 1'effet

combiné de la variabilité de V’intervieweur et de la corré-
lation dans le groupe est calculé au moyen du ratio

1+ (A; — Do + (A — Doc 3)

ol p; = a}/oky, et pc = ak/ok,. Nous appellerons ce
ratio “‘effet du plan d’échantillonnage”, méme s’il différe
légérement de la définition courante, laquelle se rapporte
4 la variance réelle plut6t qu’a la variance prévue. De
I’équation (3} il ressort que la variabilité de I’intervieweur
peut passablement influer sur la variance de la moyenne
d’un échantillon quand le nombre moyen de cas confiés
a lintervieweur /A; est assez important et cela, mémesi la
corrélation intra-intervieweur p; demeure assez faible,

Supposons maintenant que nous nous intéressions A
Pécart entre les moyennes de deux domaines plutdt qu’a
une moyenne simple, par exemple aux différences lides au
sexe ou & la race. L’extension la plus simple du modeéle de
réponses corrélées (1) pourrait donner le modéle suivant:

Y =p@ + a4+ b, + el @

pour les observations du d-itme domaine. Dans ce cas, la
moyenne ¥ de chaque domaine pourrait différer, mais
on suppose que les effets attribuables 3 I’intervieweur et
au groupement sont identiques,

Soit p{? = n!¥/n'D, ou n!® représente le nombre

. de répondants du domaine d interrogés par le i-iéme inter-

vieweur, et n‘® correspond au nombre total de répondants
du domaine d. Parallélement, soit ¥ = m{?/n‘?, ol
m!? indique le nombre de répondants du’ domaine d
pour la p-i¢me UPE. En vertu de I’équation (4), la variance
prévae de 710 — ¥ cest-a-dire ’écart de la moyenne
de 1’échantillon pour les deux domaines serait:

V( vyl _ Y(b)) —
1 1
(0] + mgot + o) (n_("—’ + ,,Tb)) (5)

ou

1 1
my = E (Pi(a] - Pr‘(b))z/(;{—a) + n(_”)) (6)

et

1 !
- (@) _ o(b))2 b
= Ep: (! — gi*) /(n(a) + n“”)' (7

Si les observations étaient indépendantes, la variance
prévue correspondante serait;

V, = g2 _L_, + L
1 Ot n(a) n(},)

si bien que P'inflation attribuable A la variabilité de ’inter-
vieweur et 4 la corrélation dans le groupe s’établit désor-
mais a:

D) = Var(Y@ — &y,

I+ (m; — Np; + (e — pe. ®

L’ampleur de I’effet dépend de la fagon dont la charge
de travail des intervieweurs et les UPE coupent les domaines.
A une extrémité, lorsque chaque intervieweur interroge le
méme nombre de répondants dans chaque domaine (3
savoir, quand p{® = p!?), m, est égal 2 zéro et les effets
de Pintervieweur s’annulent. A 1’autre cependant, lorsque
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Pintervieweur ne s’occupe que d’un seul domaine, 7, et
A; ont des valeurs analogues et P’effet de l'intervieweur
sur I’écart est comparable 4 celui d’une moyenne simple.
En régle générale, les intervieweurs interrogent des per-
sonnes des deux domaines et r#; est assez faible, ce qui
semble corroborer dans une certaine mesure I’hypothése
que la variabilité de I’intervieweur n’exerce qu’une faible
influence sur I'écart estimatif entre deux domaines. Les
meémes remarques s’appliquent aux effets du groupement.
L’analyse qui précéde repose sur Phypothése selon
laquelle les effets de Iintervieweur et du groupement, a;
et b,, sont identiques pour les deux domaines. On peut
facilement imaginer des situations ol pareille supposition
ne tiendrait pas. Certains intervieweurs, par exemple,
réagiront trés différemment avec un homime ou une femme,
ou les membres de différents groupes ethniques. Le modele
qui suit tient compte de telles interactions éventuelles:

YR = u@ +af? + b + efp, ©)

ot ¢ et a!? (respectivement b et bi) sont désor-
mais censés étre des variables aléatoires corrélées selon
ri{rc). Le modéle simpliste (4) illustre le cas particulier
ou les variances des effets sont égales et ou 1a valeur de ry
et de 7. est un. D’un autre c6té, si les effets de I'inter-
vieweur (du groupement) varient sensiblement d’un domaine
a lautre, r;(re) sera faible {voire aura une valeur néga-
tive dans les cas extrémes). Dans le reste de notre article,
nous supposerons pour plus de simplicité que les variances
de af? et a/® (soit b5 et bS® respectivement) sont iden-
tiques. Pareille supposition peut ou non &tre raisonnable
dans la pratique, mais la simplification qu’elle permet
nous aidera 4 nous concentrer sur les aspects essentiels.
Le modéle de base se rapproche du cas général, mais ses
éléments sont légérement plus complexes. Selon I’équation
(9), la variance prévue de ¥(@ — 79 est:

o o _ _ I 1
V(7@ — 7By = (%0} + V0% + o) (W + ,,Tb))
(19
ol

2 2 1 1
vy = E (! = 2r,p{p{® + p® )/ 7@ + nTb,)

i
et ol V¢ a la méme définition dans g™ et g2

Le facteur d’inflation de la variance en vertu de ce
nouveau modéle est:

Dy =1+ (v, — pr + (5c — Dpc. (11)

I1 s’agit d’une fonction décroissante de r;, c’est-a-dire
dela corrélation entre les effets de ’intervieweur pour les
deux domaines; plus faible est la corrélation, plus impor-
tante sera la hausse de la variance. Quand r; = 1, ¥, est
égal 4 m; et I’effet de I’intervieweur est négligeable,
pourvu que tous les intervieweurs interrogent un nombre
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raisonnablement équilibré de personnes dans les deux
domaines. Si r; est faible cependant (signe qu’il existe une
forte interaction entre les intervieweurs et les domaines),
¥; a le méme ordre de grandeur que. A, et la variabilité de
I’intervieweur peut influer sensiblement sur la variance de
Pécart entre les domaines. ’

Dans la pratique, les résultats se situeront entre les deux
extrémes et leur incidence probable devra étre établie de
maniére empirique. Dans [a prochaine partie, nous commen-
cerons donc a recueillir des données pratiques en nous
servant des réponses a diverses questions posées lors d’une
simple enquéte sur la santé caractéristique an type de
recherches pour lesquelles les comparaisons de domaines
présentent une grande importance {méme si I’enquéte en
question n’avait pas été spécifiquement congue pour
I'usage auquel nous la destinonst),

3. EXEMPLE

Notre exemple repose sur les données issues d'une
enquéte concernant 'hygigne buccale, les attitudes et les
habitudes des Néo-zélandais adultes. On trouvera une
description détaillée de 1’enquéte ailleurs (Cutress et coll.
1979). Les aspects de I’étude qui nous intéressent le plus
dans le cadre de la recherche actuelle sont le plan d’échan-
tillonnage et le déploiement des intervieweurs.

L’échantillon a été constitué au moyen d’un plan
d’échantillonnage stratifié 4 degrés multiples. Le pays a été
divisé en 256 districts locaux (DL) et on a tiré un échantillon
géographiquement stratifié de 68 DL des 256 précédents,
en fonction de probabilités de sélection proportionnelles
4 la taille (PPT) de la population 4 la premiére étape, la
taille de la population correspondant au nombre estimé
de personnes de 15 ans et plus. Chaque DL échantillonné
a été divisé en unités secondaires d’échantillonnage (USE)
constituées des ilots de recensement existants, regroupés
afin de donner un échantillon minimal de cinquante
personnes le cas échéant. Deux USE ont ensuite été sélec-
tionnées par PPT pour chaque DL échantillonné 4 la
deuxiéme étape. Enfin, on a systématiquement retenu
28 adultes dans chaque USE. De cette fagon, on a unifor-
misé la probabilité de sélection finale pour tous les adultes,
si bien que I’échantillon est (pratiquement} autopondéré.

L’aspect principal de I’enquéte concerne le déploiement
des intervieweurs. On a recouru aux services de treize inter-
vieweurs, soit au moins trois pour chaque USE. Au moins
10% des personnes que devaient interroger les intervieweurs
venaient de la méme région (Auckland). Idéalement,
I’attribution du travail aux intervieweurs devrait faire
partie du plan d’échantillonnage, comme le recommandent
Fellegi (1974) ou Biemer et Stokes (1985). Malheureuse-
ment, ’enquéte n’avait pas pour but d’estimer la variance
due 4 Pintervieweur et les répondants ont été répartis de
fagon anarchique plutét qu’au moyen d’une véritable
méthode de randomisation.

Il s’agit d’une situation assez caractéristique aux études
importantes. La citation de Hox (1994) que voici la résume
bien: ‘‘Idéalement, dans les enquétes ol interviennent des
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intervieweurs, les répondants devraient étre attribués au
hasard. On le fait rarement avec les enquétes de grande
envergure, car il s*agit d’une méthode onéreuse et compli-
quée. Il s’ensuit qu’on peut difficilement utiliser les résultats
de telles enquétes pour la recherche méthodologique, car
il pourrait y avoir confusion entre les parameétres de I’inter-
vieweur et ceux du répondant. L’analyse 4 degrés multiples
comme celle décrite plus haut, y remédie dans une certaine
mesure. Les variables pertinentes des répondants, si elles
sont connues, peuvent &tre intégrées au modele de régres-
sion, ce qui permet d’uniformiser les intervieweurs par des
moyens statistiques. . . Une telle approche a cependant ses
limites. En effet, cette derniére s’ appuie sur une méthode
de controle statistique plutdt qu’expérimentale. Elle repose
aussi sur ’hypothése que le modéle intégre constamment
toutes les covariables pertinentes. Sans randomisation, nul
ne peut conclure que I'influence de toutes les variables
confusionnelles a été éliminée’” [ Traduction]. Dans le cas
qui nous intéresse, le déploiement des intervieweurs permet
d’identifier formellement tous les éléments de la variance,
pourvu que le modéle soit crédible et que I’on accepte que
I’aitribution du travail aux intervieweurs n’a aucun lien
avec les effets du groupement. L’absence de véritable
randomisation signifie que les variations dans le genre de
réponses obtenues par les intervieweurs pourraient toujours
résulter de la répartition de la charge de travail plut6t que
du style de I'intervieweur. De toute évidence, les résultats
empiriques ne donnent qu’une indication, bref font
ressortir des possibilités qu’on devra approfondir au
moyen d’études expressément congues pour cela.
Méme en oubliant le manque de randomisation du
déploiement des intervieweurs, on se rend compte que le
plan d’échantillonnage est beaucoup plus complexe que
celui supposé dans la partie théorigue qui précéde. En
effet, I’enquéte prévoit trois degrés d’échantillonnage et
une stratification régionale des unités a la premiére étape.
Pour I’analyse compléte, nous avons ajusté le modele
davantage en y intégrant des effets constants pour la stra-
tification, un modéle hiérarchique a effet aléatoire pour
les trois niveaux d’échantillonnage et tous les termes
¢’interaction du deuxiéme degré. Malgré cela, les DL
correspondant aux unités de la premiére étapes étaient si
flous que I’écart entre les strates et 1a variance entre les DL
sont négligeables pour toutes les variables qui reviennent
dans I’analyse subséquente. La variance entre USE domine
donc et, a toute fin pratique, on peut considérer que
I’enquéte repose sur un plan d’échantillonnage 4 deux
degrés ou les Tlots de recensement (regroupés s’il y a lieu)
font office d’USE. Nous n’avons pas tenu compte des
autres éléments dans les résultats examinés plus bas.

4. RESULTATS

Nous débuterons par les effets de Pintervieweur ¢t du
groupement sur diverses moyennes et proportions. Nous
nous sommes servis du modéle (9) pour les deux types de
variables. On sait trés bien qu’une telle méthode entraine la
sous-estimation des éléments de la variance pour les données

binaires (lire Anderson et Aitken 1985 et Pannekock 1988
notamment). Les effets du plan d’échantillonnage sur les
proportions que nous avons estimés devraient donc étre
considérés comme la limite inférieure de la fourchette. Les
modeles sont ajustés au moyen du module PROC GLM
du SAS. Les effets du groupement sont bien expliqués
dans la documentation existante (Kish 1965; Kish et
Frankel 1970; 1974). En général, leur ampleur dépend du
genre et du nombre d’unités sélectionnées et varie sans
doute avec tel ou tel paramétre sociodémographique. Dans
Penquéte qui nous intéresse, on prévoyait des effets rela-
tivement élevés puisque les Tlots de recensement servant
d’unités d’échantillonnage devaient se caractériser par une
assez bonne homogénéité interne. Face 4 une telle concen-
tration des caractéristiques de la population, on a supposé
que les paramétres démographiques et les éléments connexes
donneraient les valeurs les plus importantes de po. On
s’attendait A ce que p; ait une valeur plus faible en raison
de I'importante formation des intervieweurs. La documen-
tation existante suggére que ces effets varieront aussi
vraisemblablement avec le genre de questions, par exemple
celles sur le comportement, les questions d’approfondis-
sement, celles a choix obligatoire ainsi que les questions
mal formulées ou ambigués, particuli¢rement sensibles 4
la variabilité de I'intervieweur (Feather 1973, Groves 1989).

Les deux premiéres colonnes du tableau 1 présentent
la mesure estimée des coefficients de corrélation intra-
intervieweur et intra-groupe pour diverses questions réparties
entre quatre catégories (paratmétres sociodémographiques,
attitudes, comportement récent ¢t comportement ancien).
Une catégorisation de ce genre crée des groupes naturels
susceptibles de faire ressortir bon nombre des effets dus
a I’intervieweur. Dans chaque groupe, les éléments sont
énumérés par ordre de grandeur de la corrélation intra-
intervieweur. L’annexe décrit les questions posées (outre
celles sur les paramétres sociodémographiques, qui s’expli-
quent d’elles-mémes).

Comme on pouvait §’y attendre, les variables socio-
démographiques (sauf le sexe) présentent les valeurs les
plus élevées pour la corrélation intra-groupe. p.- a une
valeur moyenne de 0.07 (0.08 lorsqu’on exclut le sexe). La
valeur moyenne de p. pour les trois autres catégories ne
dépasse pas 0.02. 1l se peut que certains aspects que la
logique associerait étroitement 4 la situation sociale - par
exemple la fréquence des consultations, le paiement des
consultations, le brossage des dents et quelques déclarations
relatives aux attitudes - présentent une valeur de p. supé-
rieure 4 la moyenne. En général cependant, la valeur
obtenue reste dans la fourchette signalée par d’autres
auteurs (lire, par exemple, Kish 1965, p. 581 pour une série
d’enquétes auprés des consommateurs; Bebbington et
Smith 1977 et Verma et coll. 1984 pour les études nationales
de I’Enquéte mondiale‘ sur la fécondité).

Les valeurs estimées de p; correspondantes apparais-
sent 3 la premiére ¢colonne du tableau 1. Dans 'ensemble,
les valeurs obtenues sont nettement plus faibles que celles
relevées pour les effets du groupement (habituellement
moins de la moitié, et dans certains cas le dixiéme de g,
pour les éléments correspondants). Comme prévu, certaines
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Tableau 1

Effets du groupement et de Vintervieweur sur les
moyennes et les proportions

Question by bc Dy %lnt
Aftitudes: .
Dentistes 1 .014 014 4.61 91
Consultations 008 .028 3.42 74
Dents naturelles 008 027 3.52 76
Etat des dents 007 015 2.97 84
Dentier .005 015 2.67 80
Dentistes 2 004 033 2,77 57
Gencives 003 010 1.96 7
Fluoration 001 .016 1.66 49
Moyenne 006 020 2.95 73
Paramétres socio-
démographiques:
Situation de ’emploi 010 055 4.20 65
Race 009 A72 6.87 33
Age .004 .042 5.98 52
Revenu familial .002 .092 3.29 15
Etat civil .000 .058 2.34 0
Sexe 000 005 1.12 0
Moyenne 004 071 3.47 28
Comporiement récent:
Brosser les dents 019 .025 6.16 8
Sucreries/chocolat .011 .003 3.75 98
Dentifrice au fluorure 008 .000 3.04 100
Cure-dents .006 006 2.66 92
Rincer la bouche 004 024 2.43 62
Soie dentaire 001 018 1.60 43
Révélateur 000 027 1.49 0
Rince-bouche 000 018 1.42 0
Moyenne 006 012 2.82 60
Comportement ancien:
Age: premiére
consultation payée 004 029 2.34 57
Consultation 004 .029 2.51 57
Coiit I’an dernijer .002 .000 1.19 100
Année de la derniére
consultation 000 .014 1.15 0
Moyenne 003 018 1.80 54

questions concernant les attitudes preduisent des valeurs
de p; supérieures a4 la moyenne, tout comme certains
comportements peuvent &tre sensibles & un biais important
résultant de la ‘‘désirabilité sociale”’, par exemple le fait
de se brosser les dents ou d’acheter des bonbons et du
chocolat. L’origine ethnique et la sitnation de ’emploi
donnent également des valeurs r¢lativement élevées. Les
résultats se rapprochent de ceux obtenus lors d’études
antérieures, bien qu’ils se trouvent 4 I’extrémité inférieure
de la fourchette des valeurs typiques rapportées ailleurs
{Feather 1973; Kish 1962; O’Muircheartaigh 1977;
O’Muircheartaigh et Wiggins 1981). On trouvera une
étude compléte de la question au chapitre 8 de ’ouvrage
de Groves (1989). Il se peut que ces résultats viennent ¢n
partie de la formation et de la surveillance intensives des
intervieweurs, associées au volet de I’enquéte effectué sur
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le terrain. Une *‘épuration’ (correction et vérification)
rigoureuse des données aprés le travail sur le terrain, avant
analyse, serait une autre explication. Néanmoins, il se
pourrait qu*on doive simplement la situation & I’atténuation
qui résulte de I’application du modéle (1) aux proportions
mentionnées précédemment. ‘

L’incidence de la variabilité de 'intervieweur sur 1’effet
global du plan d’échantillonnage, qui combine les effets
dus a Pintervieweur et au groupement, a sans doute plus
d’importance que les caractéristiques et les valeurs de p;.
C’est ce qu’on remarque 2 la troisiéme colonne du tableau 1
(D), 1a derniere colonne (int.%) représentant la contri-
bution proportionnelle de 1a variabilité de I’'intervieweur
a la valeur globale de D,. Le plan d’échantillonnage a des
effets sensibles puisque la valeur de ces derniers dépasse
deux dans tous les cas, 4 quelques exceptions prés. On le
doit au groupement et a I’incidence de la lourde charge de
travail des intervieweurs, caractéristique a I’étude puisque,
selon I’équation (3), la variance augmente d’un facteur de
1 + (A; — V)p;, ol A; représente la charge de travail
moyenne pondérée des intervieweurs. La variabilité de
Pintervieweur contribue différemment aux effets du
plan d’échantillonnage. Dans le cas des variables socio-
démographiques, sa contribution se situe en moyenne un
peu au-dessus de la moitié de la contribution attribuable
au groupement, alors que pour les questions se rapportant
aux attitudes, la contribution de I'intervieweur aux effets
du plan d’échantillonnage représente le triple de celle due
au groupement, La contribution des deux autres catégories
de questions se situe entre ces deux extrémes.

Les résultats du tableau 1 confirment 1'influence de la
charge de travail de I'intervieweur sur la variance des esti-
mations de ’échantillon, en raison du facteur d’amplifi-
cation, En deux mots, un élément associ¢ 4 I’intervieweur
qui présente une trés petite corrélation dans la catégorie
peut avoir des effets majeurs si la charge de travail de
I'intervieweur est suffisamment importante. Dans ’enquéte
a ’étude, la logistique du déploiement des intervieweurs
et les exigences relatives & un contrdle de la qualité soutenn
semblent précher en faveur de petites équipes, pratique
apparemment courante pour bon nombre d’enquétes sur
le terrain dans le secteur de la santé (lire, par exemple, Choi
et Comstock 1975). Bref, le nombre d’entrevues se situe
en moyenne au-dessus de 250. On se rend tout de suite
compte du cofit d’une telle stratégie en examinant le
tableau 1; de trés petites variations entre intervieweurs
réduisent considérablement la précision des estimations de
P’échantillon.

Passons maintenant a 1’objet principal de notre analyse,
soit I'incidence de la variabilité de P'intervieweur sur I’écart
entre les moyennes ou les proportions des domaines. Nous
I’avons évaluée pour deux jeux de comparaisons, le premier
selon le sexe (masculin/féminin) et le second selon la race
{(européenne/non européenne). Ainsi qu’on a pu le constater
dans la discussion suivant I’équation (11), la contribution
1 + {(v; — 1)p;, & Dy attribuable 4 la variation entre
intervieweurs dépend de la mesure dans laquelle ’effet di
i I’intervieweur est constant dans les deux domaines et de
la maniére dont la charge de travail individuelle est répartie
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entre les domaines concernés. En supposant que la charge
de travail des intervieweurs est répartie de fagon uniforme
entre les domaines, v, est égal a zéro quand ’effet dii a
I’intervieweur est identique dans les deux cas, caril vy a
annulation lors de la comparaison. Si les effets dans les
deux domaines sont faiblement corrélés, par contre, v; a
tendance 3 aveir une valeur beaucoup plus élevée, valeur
qui, dans les cas extrémes, pourrait &tre égale a la charge
de travail moyenne. Dans ’enquéte qui nous intéresse, les
valeurs de v, se situent entre 0 et 50 pour le sexe et la race.
Les effets dus 4 Vintervieweur spécifiques au domaine
peuvent donc avoir une incidence passablement importante
sur I'effet du plan d’échantillonnage. Les mémes remarques
s*appliquent 4 I’incidence du groupement sur la compa-
raison; si les effets sont les mémes dans les deux domaines,
ils s’annulent dans une large mesure et I’incidence nette
est minime, mais cette derniére peut &tre relativement
importante quand ’effet du groupement est spécifique
au domaine.

Tableau 2

Effets de I'intervieweur et du groupement sur 1’écart
entre les domaines

Selon le sexe Selon 1a race
Question
By B D Tlm pr b D, %lmt

Attitudes:

Dentistes 2 004,043 1,05 0 010 027 128 46

Consultations 009 .028 1.08 0 072 133 519 78

Dents naturelles 010 032 1.06 0 010037 1.26 42

Fluoration 001 019 1.12 42 021 .031 2.13 88

Dentier 007 018 1.04 0 011 035 1.2 33

Etat des dents 012 022 L.52 85 010 .045 1.40 20

Dentistes 1 001 .18 1.05 0 015 020 1.53 74

Gencives 006 022 1.07 0 003 104 1.46 9
Moyenne 006 025 1.12 16 019 054 193 49
Paramdtres socio-

démographiques:

Race .008 .183 IL.11 0 - - -

Revenu familial 004 095 1.37 24 004 099 1,95 40

Ftat civil 000 059 117 0 011 060 169 38

Situation de l'emploi  .014 067 1.42 71 022 116 2.09 25

Age 007 052 1.06 0 006 093 1.87 24

Sexe - - - 006 011 1.09 44
Moyenne 007 091 1.23 19 010 076 174 M
Comportement récent;

Brosser les dents 025 050 L.62 63 019 019 1.68 88

Rincer la bouche 007 029 1.28 64 004023 1.20 45

Rince-bouche 000 057 1.20 0 027 105 2.69 75

Soie dentaire 003 021 1.06 0 015 036 1.37 32

Cure-dents 008 010 1.03 0 006 D46 1.48 63

Sucreries/chocolat 012 009 1.02 0 013 .022 1.31 48

Dentifrice au fluorure 010 007 1.11 100 007 000 1.02 100
Maoyenne 009 028 1.19 33 A13 .036 136 64
Comportement ancien:

Age: premiére

consultation payée 003 033 L.1O 0 029 (141 292 !
Consultation 005 035 1.4 0 020 018 1.26 50
Année de la derniére
consultation 004 M2 120 75 016 003 183 12

Colt I'an dernier 007 021 LD 0 076 (117 2.09 42

Moyenne 005 025 1.09 19 035 00 2.03 4

Le tableau 2 donne les valeurs de p; et pe pour les
comparaisons selon le sexe et selon la race, ainsi que ’effet
global D, du plan d’échantillonnage et la partie de cet
effet attribuable a la variabilité de I’intervieweur. Notons
que la question relative 4 I’usage d’un révélateur a été
supprimée au tableau 2, principalement parce que trés
peu de répondants se servaient d’un tel produit ou en
connaissaient I’existence, si bien que la taille de 1'échan-
tillon utile dans ce cas est faible et que les résultats ne sont
pas significatifs.

L’intervieweur et le groupement ont relativement peu
d’incidence sur les comparaisons selon le sexe et les effets
du plan d’échantillonnage dépassent a peine I'unité, bien
que les valeurs estimées de p; et po augmentent légérement,
aprés correction pour cette variable. On ne reléve d’effet
lié au sexe significatif que pour trois questions, soit I’état
des dents et I’'usage d’une brosse a dents - pour lesquelies
il pourrait exister un biais particulier dii 4 I’acceptabilité
sociale - et la situation de ’emploi - qui présente des
connotations fort distinctes pour les hommes et les
femmes. Remarquons que ’effet dii a I'intervieweur
domine dans chacune des trois comparaisons.

L’incidence des mémes facteurs sur les comparaisons
selon la race est beaucoup plus élevée, Veffet global du
plan d’échantillonnage s’établissant en moyenne 4 1.7. On
peut en conclure que la race des répondants entraine des
effets dus & I’intervieweur et au groupement significatifs
qui ne s’annulent pas. D’importants effets dus 4 ’inter-
vieweur sont bien corrélés i la race pour deux questions
hypothétiques sur les attitudes (consultations ¢t fluoration),
pour une question concernant le comportement récent
ainsi que pour I’dge au moment ol sont pour la premiére
fois payés les honoraires du dentiste. Ces résultats sont
plausibles; tous les intervieweurs étaient européens d’ori-
gine, ce qui pourrait avoir donné lieu 4 une variation systé-
matique de leur interaction avec les répondants d’une autre
ethnie. Ici encore, les effets du groupement sont plus
marqués pour les paramétres sociodémographiques. Non
seulement les effets du plan d’échantillonnage sont-ils en
moyenne plus élevés que ceux notés pour les comparaisons
selon le sexe, mais les effets dus a IPintervieweur sont aussi
deux ou trois plus élevés en général pour 1’écart entre les
groupes ethniques. '

Un examinateur objectif a fort justement souligné
qu’étant donné la maniére dont les intervieweurs sont
déployés (ils travaillaient principalement en équipe dans
diverses parties de la Nouvelle-Zélande), il se pourrait fort
bien que les effets dus & I’intervieweur soient exagérés parce
qu’ils se confondent avec les effets dus 4 la région. Les diffé-
rences entre les DL sont si ténues cependant qu’une telle
exagération serait minime, mais on ne peut effectivement
pas écarter cette possibilité avec un modéle ainsi constitué.

5. DISCUSSION

Le présent article se sert des données empiriques issues
d’une enquéte typique sur la santé pour évaluer I'incidence
de la variabilité de I’intervieweur sur la variance de I'erreur
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dans un plan d’échantillonnage a degrés multiples, en
fonction des hypothéses de départ du modele de réponses
corrélées (version de base et version élargie).

Le modele simple sert A déterminer ’incidence relative
des effets du groupement de I’échantillon et de 1'inter-
vieweur sur I’estimation des moyennes et des proportions.
Les résultats confirment plusieurs constatations déja fort
bien documentées: les corrélations intra-catégorie sont
habituellement plus faibles pour I’intervieweur que pour
le groupement; les corrélations intra-catégorie des groupe-
ments varient dans le sens prévu selon le type de question;
’effet global du plan d’échantillonnage se situe entre 2 et
1.5 pour les mémes types de question; la variabilité de
I’intervieweur contribue de maniére importante a I’inflation
observée et résulte peut-étre du facteur d’amplification
attribuable 4 la lourde charge de travail; enfin, 'incidence
des effets dus a I’intervieweur varie dans le sens prévu selon
le type de question.

En deuxiéme lieu, on s’est servi du modele élargi pour
analyser les effets dus au groupement et & I'intervieweur
sur I’estimation de 1’écart enire les moyennes et les pro-
portions pour différents domaines, soit deux jeux de
comparaisons selon le sexe et la race. L’effet sur I’écart
entre les moyennes des domaines est plus faible mais reste
significatif pour plusieurs parametres, notamment les
comparaisons selon la race, ce qui donne & penser que
Pintervieweur n’a pas la méme incidence sur chaque
domaine. L’effet est néanmoins suffisamment important
pour qu’on s’en inquiéte lors de I’élaboration d’études
analogues. En général, les effets dus a ’intervieweur ont
deux ou trois fois plus d’incidence sur les comparaisons
selon la race que sur celles se rapportant au sexe.

Les carences fondamentales de ’analyse signifient que
les résultats ont plus une valeur d’indication que de preuve
irréfutable. Ils révélent cependant que le recours 4 un
groupe restreint d’intervieweurs peut avoir de sérieuses
conséquences, méme lorsqu’on s’intéresse plus aux diffé-
rences entre domaines qu’aux moyennes ou aux propor-
tions simples. Cette constatation se démarque sans aucun
doute des convictions bien ancrées dans certains milieux,
comme celui de la santé, et indique que des recherches
empiriques considérablement plus poussées s’avéreraient
tout & fait justifiées.

Partant des hypotheses du modéle simple de réponses
corrélées, on conclut qu’il est possible d’atténuer I'inci-
dence de la variance de I’'intervieweur en augmentant le
nombre d’intervieweurs, donc en réduisant la charge de
travail de chacun d’eux. Bien siir, il pourrait $’ensuivre une
perte au niveau de la qualité des entrevues si on est con-
traint, pour la méme raison, 4 rogner sur la formation et
les méthodes de surveillance. Dans ce cas, on porteraune
grande attention 4 la facon dont sont formulées les ques-
tions et instructions destinées aux intervieweurs. Pour ce
qui est de la version élargie du modele cependant, une telle
stratégie ne suffira sans doute pas. Sil’un des principaux
objectifs de 1’étude est la comparaison de différents
groupes, il importera de veiller & ce que les intervieweurs
traitent les groupes concernés de¢ la maniére la plus uni-
forme qui soit. L’enquéte devra absolument étre congue

117

pour gque chaque intervieweur interroge des participants
de chaque groupe. I s’agit sans doute d’un facteur crucial
dans les enquétes similaires aux études de comparaison
avec témoins, en vertu desquelles les issues médicales sont
associées a différents degrés d’exposition et le contrdle des
variables confusionnelles éventuelles peut avoir une
profonde influence sur I'ordre de grandeur de certains
paramétres comme le risque relatif.
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ANNEXE
Questionnaire

Attitudes

Dentistes 1: “Les dentistes s’intéressent plus a leurs

patients qu’a gagner de "argent.”

Dentistes 2: ““Les dentistes recommandent beaucoup

plus de choses que le strict minimum.”’

Dentier: “Un dentier est aussi bon (meilleur) que
les dents naturelles.”
Fluoration: “Que pensez-vous de la fluoration des

réserves d’eau publiques?”

Consultations: ‘*‘Croyez-vous qu’une personne devrait
aller chez son dentiste uniquement
lorsqu’elle éprouve un probléme ou
devrait aussi le consulter quand tout va
bien?”

Etat des dents: *‘Si vous aviez rendez-vous chez le dentiste
demain, celui-ci trouverait-il quelque
chose 4 redire au sujet de vos dents?"’

“*Si vous aviez rendez-vous chez le dentiste
demain, celui-ci trouverait-il quelque
chose aredire au sujet de vos gencives?”’

Gencives:

Comportement récent

“Hier, - avez-vous utilisé un révélateur/un
rince-bouche/de la soie dentaire/un
cure-dent?

- vous &tes-vous rincé la bouche aprés
avoir mangé?

- vous &tes-vous brossé les dents?’’

“¢ Avez-vous acheté des sucreries ou du chocolat la semaine
dernié¢re?”’
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Comportement ancien

Paiement des premiers *‘‘Vers quel 4ge environ avez-

honoraires: vous consulté un dentiste pour
la premiére fois et payé, vous ou

vos parents, ses honoraires?”’
Consultations: “Avez-vous vu un dentiste an

cours des 12 derniers mois?”’

Année de la derniére
consultation:

“Quelle année avez-vous consulté
un dentiste pour la derniére
fois?”’

Coflit Pan dernier: ““Combien avez-vous dépensé
pour des soins deniaires au

cours des 12 derniers mois?*’
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Moyenne winsorisée de Searls pour populations asymétriques

LOUIS-PAUL RIVEST et DANIEL HURTUBISE!

RESUME

Nous examinons 1’utilité de la moyenne winsorisée comme estimateur de la moyenne d’une distribution 4 asymétrie
positive, On obtient la moyenne winsorisée en remplagant toutes les observations supérieures 4 une valeur limite
donnée R par cette méme valeur R, avant le calcul de }Ja moyenne. La valeur limite optimale, telle qu’elle est définie
par Searls (1966), minimise I'erreur quadratique moyenne (mean square error, ou MSE) de ’estimateur winsorisé.
Nous proposons des méthodes d’évaluation de cette valeur limite optimale avec divers plans d’échantillonnage, v
compris I’échantillonnage aléatoire simple, I’échantillonnage stratifié et I'échantillonnage avec probabilité propor-
tionnelle 4 Ia taille (ppt). Pour la plupart des distributions asymétriques, la stratégie de winsorisation optimale aura
généralement pour effet de modifier la valeur d’environ une observation dans 1’échantillon. On dérive des
approximations directes (qui ne fait pas appel & un processus itératif) de 'efficacité de la moyenne winsorisée de
Searls en utilisant la théorie des statistiques d’ordre extrdme. Une expérience de Monte Carlo nous sert a comparer
divers estimateurs réduisant I'impact des valeurs extrémes.

MOTS CLES: Valeurs aberrantes; domaine d’attraction maximal; erreur quadratique moyenne; échantillonnage
aléatoire simple; échantillonnage stratifié.

1. INTRODUCTION

Ees échantillons tirés de distributions étalées vers la droite
contiennent souvent des valeurs aberrantes beaucoup plus
grandes que la plupart des valeurs échantillonnées. On
s’efforce habituellement de tenir compte de ces valeurs
extrémes a I’étape de I’élaboration du plan de sondage
(Glasser 1962; Hidirogltou 1987). Toutefois, compte tenu
des buts multiples de la plupart des sondages, les statisticiens
se trouvent souvent aux prises avec des valeurs aberrantes
4 1’étape de 1’estimation. Ces observations nuisent a la
stabilité des estimateurs classiques comme la moyenne de
I’échantillon. Il parait donc utile d’étudier des estimateurs
de rechange qui réduiront 'incidence des valeurs trop
grandes, La winsorisation (Searls 1966) consiste a remplacer
les valeurs supérieures a une valeur limite R par cette méme
valeur R avant le calcul de la moyenne. Searls suggére de
choisir un R qui minimise Perreur quadratique moyenne
de la moyenne winsorisée. On peut également choisir un
R correspondant 3 la deuxiéme valeur en importance dans
I’échantilton (Rivest 1994). L’estimateur de Searls s’est avéré
le meilleur, parmi toutes les méthodes examinées par Ernst
(1980), pour ajuster les valeurs trop grandes. Hicks et Fetter
(1993) ont utilisé la méthode de winsorisation de Searls dans
le cadre d'un sondage sur ’agriculture. D’autres méthodes
ont été proposées pour traiter les valeurs trop grandes pré-
sentes dans les échantillons d’enquétes. Chambers et Kokic
(1993) ont étudié les estimateurs dérivés de la théorie des
“‘statistiques robustes’ (Huber 1981). Fuller (1991, 1993)
a proposé un test préliminaire pour la détection des valeurs
extrémes dans les échantillons; I'incidence de ces valeurs
n’est réduite que dans les échantillons pour lesquels ce test
est significatif. Lee (1994) présente un bon survol des articles
de plus en plus nombreux abordant cette question.

La clé de la mise en oeuvre de 1a méthode de winsori-
sation de Searls réside dans la sélection de la valeur limite
R. Nous suggérons dans la section 2 un algorithme simple
pour le ¢alcul de la valeur limite optimale, pour une popu-
lation connue soumise a un échantillonnage aléatoire
simple ou 4 un échantillonnage avec ppt. Des calculs
répéiés de la valeur limite optimale pour plusieurs popu-
lations et plusieurs tailles d’échantillons révélent que dans
la plupart des cas, la méthode optimale modifie en moyenne
une¢ observation, peu importe la taille de I’échantiilon.
Dans la section 3 nous reprenons le travail effectué dans

.la section 2 mais en utilisant cette fois I’échantillonnage

stratifié; nous proposons un algorithme simple pour le
calcul des valeurs limites dans chaque strate. La régle de
la winsorisation d une observation en moyenne, sans égard
i la taille de I'échantillon, s’applique également aux échan-
tillons stratifiés. Dans les sections 4 et 5, nous calculons
I’efficacité, en ce qui concerne la moyenne de ’échantitlon,
de divers estimateurs winsorisés. Dans la section 4, nous
dérivons des approximations de |’efficacité de I’estimateur
de Searls pour les grands échantillons au moyen de la
théorie des statistiques d’ordre extréme. Dans la section 5,
nous comparons I’ utilité des estimateurs pour la réduction
de I’incidence des valeurs extrémes 4 1’aide d'une étude de
Monte Carlo.

2. PROPRIETES D’ECHANTILLONNAGE DE
LA MOYENNE WlNSORlSEE

Nous examinons dans la présente section les moyennes
winsorisées pour des données tirées d’une distribution
discréte ou continue. Plusieurs familles de distributions
continues peuvent nous servir de modeles de distributions

} Louis-Paul Rivest et Daniel Hurtubise, Département de mathématiques et de statistique, Université Laval, Cité Universitaire (Québec) Canada,
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4 asymétrie positive. On peut en effet choisir entre la
famille de Weibull, F, (x) = 1 — exp( — (x/8) '/*) pour
x > (; 1a famille log-normale, E(x) = ®(Jog{x/B3)/v) pour
x > 0; et la famille Pareto, F(x) = 1 — (1 + x/8) ™"
pour x > 0, ot 8 est un paramétre d’échelle positif et «,
v, et y sont des paramétres de forme positifs. Les distri-
butions asymétriques discrétes proviennent d’échantil-
lonnages d’enquéte. Désignons par {y;, ..., ¥al les
valeurs de la variable d’intérét pour les N unités d'une
population a échantillonner. Si on tire un échantillon aléa-
toire simple avec remise¢, on peut alors désigner par
F(x) = YI(y; = x)/N la distribution sous-jacente ol
I(-) représente la fonction indicatrice. Pour I’échantillon-
nage avec ppt, c’est-a-dire ’échantillonnage avec remise
assorti de probabilités déterminées par (p;,i =1, ..., N},
on utiliserait F(x) = ¥ p;I(y;/(Np)) = x). L’estima-
teur standard de ¥ sous échantillonnage avec ppt,

- 1 Fi
I == N,

peut alors étre considéré comme la moyenne d’un échan-
tillon aléatoire de taille # tiré d’une distribution £. Fuller
(1991) donne des exemples de données d’enquéte  distri-
bution asymétrique.

Désignons par X, X3, ..., X, un échantillon tiré de
F(x). Pour I’échantillonnage avec ppt, on obtiendra
X; = y;/(Np;) ou p; et y; désignent la probabilité de
sélection et la valeur de la variable y pour la i-iéme unité
sélectionnée dans I’échantillon. La moyenne de la popu-
Iation g doit &tre estimée par une moyenne winsorisée,

J\_IR=

N -

Y min(X,,R) = X ~ = 3 max(X; - R,0),
nh =
! = 2.1)

ou X est la moyenne des valeurs X;. L’espérance de X
est égale a

o o X
E(Xg) =n ‘“S (x —R)dF(x) = p —S S dydF(x).
R RJR

En changeant ’ordre d’inﬁégration dans l'intégrale ci-
dessus, on prouve que E(X;) = p + B(XR), ol

B(R) = —r (1 — F(x))dx @.2)

R

représente le biais de la moyenne winsorisée.

~ Selon la formule (2.1), ’expression de la variance de
XR est

naVar(Xg) = o> — 2cov[.X,,max(X, — R,0)]
+ Var[max (X, — R,0)]

o X est la premiére variable aléatoire de I’échantillon et
o” est la variance de F(x). Des manipulations semblables
a celles qui aboutissent a la formule (2.2) montrent que

E[max(X, — R,0)%] = 2gm(x - R)[l - F(x)]dx,

R
et que

E[max(X, — R,0)X,] =

2Sm(x — R)[1 = F(x)1dx — RB(Xy).

R
Ainsi,
Var(Xz) =
! {oz - 2r(x - w1l — F(x)]dx — Bz()‘m},
h R

et

- 0'2
MSE (X3z) =

X I

Ll Sm (x —w)[1 — F(x)]dx
h R
n—1

+ BY(XR). (2.3)

Secarls (1966) a démontré que ’erreur quadratique
moyenne de X, comporte un minimum unique qui peut
étre obtenu en égalant sa dérivée, par rapport A R, 4 0.
On obtient ainsi 1'équation suivante pour la constante
optimale de winsorisation R(F,n):

R-w_ r [1 — F(x)]dx = 0. 2.4)
n _1 R

Cette équation équivaut a ’équation (14} de Searls (1966).
Dans le reste de ce travail, Xz désigne la moyenne win-
sorisée optimale obtenue par la constante de winsorisation
R(F,n) qui résout (2.4). A noter que le point limite
optimal R (F, n) est équivariant quant a I’emplacement et
a I’échelle, c’est-a-dire que si G(x) = F[(x — b)/a],
alors R(G,n) = aR(F,n) + b.

I1 est facile d’établir un algorithme général pour la résolu-
tion de (2.4}, Notons d’abord qu’en sa qualité de fonction de
R, le membre de gauche de I’égquation (2.4) est croissant et
concave en R puisque sa dérivée, 1/(n — 1) + 1 — F(R),
est positive et décroissante. En conséquence, I’algorithme
de Newton-Raphson (Thisted 1988, 164-167), donné par

(Rj—u) —(n— 1)5 [1 = F(x)]dx
Ri

1L+ (n—=1}[1 - F(Rp]

Rj+l = Rj -
(2.5
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avec Ry = 2u comme valeur de départ, tend doucement
vers la solution de (2.4). Pour les distributions discrétes,
les calculs sont faits aisément en se rappelant que

R

Sm[l — F(x)]dx = E[max(X — R,0}].

Les calculs exacts des points limites optimaux R (F, n)
ont été effectués pour les familles d*échantillons de Weibull,
log-normale et de Pareto, avec des échantillons dont Ia taille
s oscillait entre 5 et 200. Trois distributions, correspondant
aux coefficients de variation (CV) 1, 2, et 4, ont été utilisées
pour les deux premiéres familles alors que pour la famille
de Pareto, on utilisait uniquement les coefficients de variation
2 et 4. Le coefficient de variation mesure ’asymétrie de
la distribution, les valeurs les plus grandes correspondant
4 ’asymétrie la plus prononcée. Les valeurs correspondantes
des paramétres sont présentées dans le tableau 1.

Tableaun 1

Valeurs des paramétres des distributions dont on a évalué
les valeurs limites optimales R{F,n)
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On a calculé le point limite optimal pour chaque distri-
bution et pour chaque taille d’échantillon en utilisant
P’algorithme (2.5). La figure 1 présente le nombre prévu
d’observations winsorisées, m(F,n) = nfl1 — F[R(F,n}] ]}
en tant que fonction de », et la figure 2 donne les valeurs
correspondantes de 1'efficacité. L’efficacité de Xy est
définie par Var (X)/MSE (Xg).

Dans la figure 1, le nombre prévu de valeurs winsorisées
en vertu du plan optimal s’approche de 1 pour la plupart
des distributions asymétriques, méme pour les grands échan-
tillons. En faisant ’approximation de ce nombre 4 I’aide
d’une distribution de Poisson avec le paramétre m(F,n),
on constate qu’il existe une probabilité non négligeable,
avec le plan de winsorisation optimale, qu’aucun des points
de données ne soit winsorisé. Cette probabilité augmente
avec I’asymeétrie de la distribution puisque 1 (F, n) diminue
avec le coefficient de variation CV. Ainsi, pour les échan-
tillons provenant d’une distribution fortement asymétrique,
il n’est pas toujours approprié de winsoriser les valeurs les
plus grandes. De telles valeurs ne devraient &tre winsorisées
que lorsqu’elles sont trés grandes par rapport aux autres.
Comme prévu, dans la figure 2, les meilleurs gains en matiére

Ccv Weibull(a) Log-normale(»} Pareto () defficacité sont obtenus lorsque I’asymétrie est prononcée.
Ainsi, la stratégie de winsorisation la plus profitable consiste
:lz 1 . Ogg 2-6 . a repérer les deux ou trois valeurs les plus grandes d’un
i 2 X 213 échantillon et d’en réduire impact lorsqu’elles sont trés
| . : grandes par rapport aux autres.
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Figure 1. Nombre espéré d’observations winsorisées pour échantillonnage aléatoire simple et stratifie.
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Figure 2. Efficacité de la moyenne winsorisée de Searls.

La figure 1 montre que le nombre prévu d’observations
winsorisés m(F,n) diminue avec I’asymétrie croissante
de la distribution. Cette observation peut &tre traduite
en un résultat mathématique rigoureux. A cette fin, on
suppose que la variable aléatoire Y est plus asymétrique
que la variable aléatoire X, si Y a la méme distribution
que ¢ { X}, o ¥ {x) est une fonction convexe de x. En
vertu de cette définition, X2 est, comme prévu, plus asy-
métrique que X, Cette notion de ’asymétrie correspond
& Pordonnancement partiel convexe de van Zwet (Barlow
et Proschan 1981). Cette définition de 'asymétrie débouche
sur la proposition suivante dont nous fournissons la
preuve en annexe, en méme temps que celles des propo-
sitions 2 et 3.

Proposition 1 8i Y est plus asymétrique que X, alors
m(Fy,n) > m{Fy,n), ot Fy et Fy désignent les distri-
butions de X et de Y respectivement.

Les résultats de la présente section s’appliquent égale-
ment a I’échantillonnage aléatoire simple sans remise.
Pour ce plan d’expérience, ’erreur quadratique moyenne
de X, est donnée par la formule (2.3) en remplagant # par
n/ (1 — f), ont fdésigne la fraction d’échantillonnage.
L’algorithme (2.5), avec n divisé par (1 — [}, peut servir

au calcul des valeurs limites optimales pour Péchantillon-
nage aléatoire simple sans remise,

3. WINSORISATION EN EC!’IANTILLONNAGE
STRATIFIE

Il existe plusieurs fagons d’appliquer la méthode de
winsorisation de Searls 4 I’échantillonnage stratifié. Dans
la présente section, chaque strate posséde sa propre valeur
limite. Désignons par R, la valeur limite de la strate A.
Les valeurs optimales R,, R,, ..., R;, ou L désigne le
nombre de strates, sont celles qui minimisent l’erreur
quadratique moyenne de Xz = ¥ W, Xg,, oll Xz, =
Y min (X, Rp) /n,, Wy, = Ny/N et N, désigne la taille
de la strate » et N = Y N,. Nous proposons dans la
présente section un algorithme pour la détermination de
ces valeurs limites optimales.

Désignons par F,(x), pour kA = 1, ..., L, la distribu-
tion de X dans la strate A, et par g, et of la moyenne et la
variance de F, respectivement. La détermination de
Perreur quadratique moyenne de Xz, dans un échantil-
lonnage aléatoire stratifié avec remise, se fait de la fagon
décrite 4 la section 2. On obtient:
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Wi

L
MSE(Xy) = E
po1 T

(Gﬁ - 25 {(x —p) 1 -Fh(x)]dx—Bz()_(Rh))

Ry

L 2
+ (E W,,B()‘(R,,)) (3.1

h=1

oul B(Xp,) représente le biais de Xp, en tant que estima-
teur de y,

B{Xpy) = — S [1 — Fp{x)]dx.
Ry

L’utilisation des dérivées partielles en fonction de R,,
h =1, ..., L donne les équations suivantes pour les
valeurs optimales:

W, o L o
L [Ry— i~ BRe)] = = F WiB(Xe), G.)
A h=1

pourh =1, ..., L.

Il n’existe pas de méthode simple pour résoudre (3.2).
On peut cependant obtenir une solution approximative en
notant que B (Xy,) /7, est habituellement petit compara-
tivement aux autres éléments de I’équation, pour toutes
les valeurs de A. L’élimination de ces éléments conduit &
I’équation suivante:

L
Zo Ry~ = = ¥ HiBRe), G
R h=1

pour A = 1, ..., L. Les solutions de (3.3) surestiment
légérement les valeurs optimales qui satisfont 4 1’équation
(3.2) puisqu’elles laissent conclure que les dérivées par-
tielles de (3.1) sont toutes positives et qu’elles représentent
des fonctions croissantes de Ry, pour A =1, ..., L.
Ainsi, en résolvant (3.3) pour estimer les valeurs limites,
on ne court pas le risque de winsoriser trop de valeurs.
L’équation (3.3} signifie que Ry, = up + nyR/(nW,), ou
R est une constante positive. On obtient une équation simple
de R en remplacant la variable y = nW,(x — u,)/n, dans
les intégrales par B(Xzy), 2 =1, ...,L,oun = ¥n,.
On obtient ainsi:

L _ R
- E Wy,B(Xgpy) = o=
A=1

S [1 = F(p)ldy = — B(Xz), (3.9
R
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ol F(y) = Y n,Fylu, + my/(nW,)]/n. L’équation
(3.4) est aisément résolue en utilisant I’algorithme (2.5)
proposé dans la section 2 pour le cas de I’échantillon
unique. On peut ainsi calculer facilement des approxima-
tions simples des valeurs limites optimales de Searls pour
les échantillons stratifiés.

Comme la distribution F définie ci-dessus a une espé-
rance de zéro, P'erreur quadratique moyenne de la moyenne
stratifiée winsorisée obtenue par la résolution de I'équation
{3.3) est égale a:

o 1
MSE(Xp) = -
n

(aﬁ—ZS ¥y —F(y)]dy—B(z\_’R)z) + B(Xg)?
R

L 2R ¥
+ (13()‘@)2 -y Wil (Xew) (X’"')) 3.5)
n

n
A=1 A

ol O'er: est la variance de F. Il est facile de démontrer que
le dernier terme de (3.3) est négatif ou nul; il est nul
lorsque B(Xg) = nW,B(Xg,)/n, pour A=1, ..., L.
La variance de la moyenne stratifiée, X = ¥ W, X, est
égale a g¥/n. Ainsi, une approximation prudente de I’effi-
cacité de Xy par rapport 4 X dans un échantillon stratifié
est égale 4 ’efficacité correspondante pour un échantillon
aléatoire de taille n tiré de F. Remarquons ¢galement que
n[1 — F(R)] représente le nombre total prévu de points
de données winsorisés dans la strate L.

Le plan de winsorisation optimale obtenu par la réso-
lution de (3.3) posséde une forme simple pour beaucoup
de régles de répartition. En vertu de la régle de répartition
proportionnelle, c.-a-d., n, = nW,pourh =1, ..., L,
on obtient B, = u, + R. Envertu de la répartition opti-
male de Neyman, avec n, = nW,0,/( L Wy0,), ou g,
est P’écart-type de la strate A, on obtient R, = pu; +
o, R/(L W,ay,). Si, en plus, les distributions de X a 'inté-
rieur des strates sont les mémes sauf pour un changement
dans I’emplacement et dans 1’échelle, c.-a-d., F, = Fy
[(x — wz)/ox] pour une certaine distribution £y, alors
F(x) = Fy[x/ (¥ W,0,,)]. Dans ce cas, les caractéristi-
ques des moyennes winsorisées optimales dans 1’échantil-
lonnage stratifié et dans ’échantillonnage aléatoire simple
sont les mémes. Ainsi, la figure 1 présente le nombre total
prévu de points de données winsorisés dans la strate L en
fonction de la taille #n de I’échantillon total, en vertu de
la répartition de Neyman, lorsque F, correspond a une
des distributions du tableau 1. La figure 2 donne les valeurs
correspondantes de I’efficacité,

Les résultats de cette section sont faciles a généraliser
4 ’échantillonnage stratifié sans remise en remplagant n,
par n,/(1 — f) tout au long des calculs. On dérive
aisément les valeurs limites optimales pour 1’échantil-
lonnage stratifié avec ppt en posant F,(x) = Y pun/
(yni/ (N, Pri) = X}, o0 p,; désigne la probabilité de
sélection de la /-iéme unité de la strate A.
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4. APPROXIMATIONS DE L’EFF]CAC]TE DE
LA MOYENNE WINSORISEE POUR
LES GRANDS ECHANTILLONS

Pour la plupart des distributions, I’équation (2.3) défi-
nissant la valeur limite optimale n’a pas de solution explicite.
Dans la présente section, nous obtenons des approximations
directes de cette solution en utilisant la théorie des statis-
tiques d’ordre extréme. Cette méthode nous permettra de
calculer des approximations explicites de ’efficacité de la
moyenne winsorisée optimale. Nous comparerons ensuite
la méthode de winsorisation optimale de Searls 4 une
méthode simple de winsorisation non paramétrique ot la
variable statistique la plus grande est remplacée par celle
qui vient au second rang (Rivest 1934).

La forme de I’approximation de R (F,n} dépend de la
distribution limitante de la variable statistique d’ordre
supérieur adéquatement normalisée, lorsque la taille de
I’échantillon » tend vers I’infini, Pour les distributions
tracées sur un axe positif, il n’existe que deux distributions
limitatives possibles qui sont données par Galambos
(1987, p. 53-54):

Hy (x) = exp(—x7"%) pour x>0 et a>0

ct

Hyog(x) = exp[—exp(—x)] pour x dans R.
Pour beaucoup des distributions utilisées dans 1’analyse
statistique des variables aléatoires positives (par exemple,
les familles de Weibull et log-normale), le maximum de
I’échantillon, adéquatement normalisé, tend vers H; (x).
Les distributions dont le maximum de I’échantillon tend
vers H) . (x) pour un certain ¢ > 0 sont caraciérisées par
des queues importantes. Pour de telles distributions,
1 — F(x) tend vers 0 a un taux de O (x~“). Les distribu-
tions de Pareto et les distributions de F appartiennent 4
cette classe.

Les distributions dont le maximum de I’échantillon tend
vers H; o(x) sont examinées les premiéres. La caractéri-
sation suivante est tirée de von Mises (1964): le maximum
de I’échantillon d’une distribution doublement différentiable
F(x) tend vers H; o(x) si, lorsque x tend vers I’infini,

lim, £

= 4.1)
g% (x)

ol f(x) désigne ladensité de F, g(x) = f(x)/[1 — F(x)]
désigne le taux d’échec de F, et g’ est la dérivée de g. Nous
proposons ci-apreés une approximation de la constante de
winsorisation R (F,n) pour cette classe de distributions.

Proposition 2 Si F(x) est telle que I’équation (4.1) est
valide et si, pour les grandes valeurs de x, elle répond aux
conditions suivantes:

1) xg(x) augmente;

ii} xg’(x)/g(x) est inférieur 4 une certaine constante
positive ¢;

alors la constante de winsorisation optimale R(F,n)
satisfera

R(F,n) =

F_,(l _glF'd—ymF'( - 1/m 1 +o(1)])
n

etm(Fn) = g(F~'(1 = 1/n))F~'(1 = 1/n)[1 + o(1)].
En outre, ’erreur quadratique moyenne de la moyenne
winsorisée de Searls sera approximativement égale a:

- 2 R(F,n)?
MSE(XR) = — — (—2")
n n

Dans la famille de Weibull, F- (1 — ¢) = [ - log(£)]%,
g(x) =x"*"1/a, Les hypothéses de la proposition 2 sont
réalisées et m(F,,n), le nombre prévu d’observations
winsorisées dans un grand échantillon de Weibull, est
donné par log(n)[1 4+ o(1)]/e qui tend vers I’infini &
mesure que » augmente, La figure 1 donne a4 penser que
la convergence est trés lente, en particulier pour les grands
coefficients de variation.

Examinons maintenant les distributions dont le
maximum de I’échantillon tend vers H ,(x). Cette classe
de distributions a été caractérisée par Gnedenko (1962):
le maximum de I’échantillon de F converge vers H , (x)
si on peut affirmer que

1 — F(x) = L(x)/x" {4.2)

ol 4 mesure que x tend vers I’infini, L (x) /L (kx) converge
vers | pour n’importe quelle constante k. Notons que pour
que F posséde un deuxiéme moment fini, il suffit que
o > 2dans (4.2). La distribution de Pareto satisfait 4 (4.2)
avec o = v,

Proposition 3  Si Fsatisfait 4 (4.2) avec le parameétrea > 2,
alors, 4 mesure que # tend vers I'infini, R(F,n) = F~}!
[1 —(a—1)/n][1+ o(1}],c.-a-d., m{F,n) = a0 — 1.
En outre,

_ ol aR(F,n)?
MSE(Xy) = — — ———2"" |
(Xe) =~ nt(a — 2)

Pour les distributions qui satisfont & (4.2), un nombre
fini d’observations sont en moyenne winsorisés 4 mesure
que 1’échantillon tend vers I'infini. Ceci s’observe dans
une certaine mesure dans la Figure 1, ol les courbes de
m(F,,n) pour la distribution de Pareto ont m (Fy 33,n) =
1.33, et m{F,47,n) = 1.67 comme asymptotes.

Les propaositions 2 et 3 jettent une certaine lumiére sur
I’estimation de la valeur limite optimale. Lorsque F est
inconnu, la valeur qui minimise un estimateur de ’erreur
quadratique moyenne de X est un estimateur possible de
R (F,n). On obtient ainsi:
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Tableau 2

Approximations du biais et de I'erreur quadratique moyenne de la moyenne de la winsorisation
simple £, et de la moyenne winsorisée optimale de Searls, Xp,
pour les distributions de Weibull et de Pareto (T'(-) représente la fonction gamnma)

WEIBULL PARETO
2 2ur 2
log n
% wmse L - teem - o
n n no (y = 2)(y — D¥TRETHY
. (log n)® 1
bias -— - oA
n (y = Dty
_ o 2e{a — 1)(log n)>* 2 a? 2T(1 - 2/v)
Xy MSE - - 2 T T
" n nooy(y = =
. a(log m)*~ T(l - 1/y)
bias - ST
n yn v
R_—% 1 quadratique moyenne des estimateurs de la moyenne d'une
L E max(X; — R,0) 4.3) population asymétrique, mais on peut obtenir une réduc-
n-—1 n tion supplémentaire de I’erreur quadratique moyenne si

i=|

pour fonction d’estimation de R. Cetie méthode est con-
testable lorsque la distribution sous-jacente est fortement
asymétrique, c’est-a-dire lorsque F satisfait I"hypothése de
la proposition 3. En moyenne, il n’y aura que des termes
o — 1| non nuls dans le membre de droite de ’équation
(3). Ainsi, R sera déterminé, en moyenne, par lesa — 1
plus grandes valeurs et le maximum de I’échantillon aura
la plus grande incidence sur R. Ceci rendra la valeur R
extrémement instable et, compte tenu des constatations
faites concernant la figure 1, 1a valeur venant au deuxi¢éme
rang pour sa grandeur deviendra probablement un estima-
teur plus adégquat de R (F, n) que la solution de (3.3). Les
simulations de Monte Carlo présentées dans la section' 3
sont instructives a cet égard.

Le tableau 2 compare les approximations du biais et de
’erreur quadratique moyenne de la moyenne winsorisée
de Searls, Xp, 4 celles de la moyenne de la winsorisation
simple X, obtenue en utilisant une valeur limite R égale
3 la deuxiéme plus grande observation. Rivest (1994)
montre que ce choix de la valeur limite donne la moyenne
winsorisée non paramétrique optimale. Il dérive également
les approximations, pour grands échantillons, du biais et
de Ierreur quadratique moyenne de X, qui sont présentées
dans le tableau 2. Les expressions correspondantes pour
Xp sont tirées des propositions 2 et 3. Dans le tableau 2,
I'erreur quadratique moyenne de Xy est beaucoup plus
petite que celle de X,. En fait, pour la distribution de
Weibull, 1'efficacité de X par rapport 4 X, pour les
grands échantillons est égale 4 celle de X par rapport a
X. Ainsi, la winsorisation non paramétrique réduit I'erreur

on dispose d’informations sur la distribution sous-jacente.
Les comparaisons de Monte Carlo présentées dans la
section suivante sont instructives a cet égard.

Les résultats de la présente section s’appliquent a
I'échantillonnage stratifié. Pour ce type de plan, la solution
de I’équation (3.4) pour un grand échantillon est déter-
minée par la strate dont la distribution est la plus asyme-
trique. Si F, est la distribution la plus asymétrique, alors
nW, R (F,,n)/n, constitue une solution approximative de
(3.4), I'approximation de R (F, n;) étant tirée de la pro-
position 2 ou de la proposition 3, selon I'importance de
I’asymétrie de F|. Dans ce cas, seuls les observations de
la strate 1 sont winsorisées dans les grands échantillons
stratifiés. L.a moyenne winsorisée de Searls est alors égale
a W, fois la moyenne winsorisée optimale pour la strate 1,
additionnée d’une somme pondérée des moyennes de
I’échantillon des autres strates.

5. COMPARAISONS DE MONTE CARLO DES
ESTIMATEURS DE LA MOYENNE

D’UNE DISTRIBUTION ASYMETRIQUE

Nous présentons ci-aprés les comparaisons de Monte
Carlo de Perreur quadratique moyenne et du biais de cing
estimateurs de la moyenne du nombre de poulets par segment
d’une population comportant 2,000 unités (Fuller 1991).
Le coefficient de variation est de 4.46. De plus amples
comparaisons numériques des cing estimateurs examinés
dans la présente section pour d’autres distributions, finies
ou infinies, sont présentées par Rivest (1993a et b).
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Figure 3. Biais relatif de cing estimateurs pour la moyenne du nombre de poulets.

Les cing estimateurs considérés sont:

* L’estimateur winsorisé de Searls, Xg, calculé comme si
la distribution sous-jacente était connue;

¢ Un estimateur winsorisé ou fa valeur limite correspond
a la deuxiéme valeur en importance d’un échantilton
auxiliaire de taille 2#; il s’agit d’un cas ol on dispose
d’informations auxiliaires limitées sur la distribution
sous-jacente F (dans les simulations de Monte Carlo,
chaque échantillon simulé posséde son propre échan-
tillon auxiliaire);

¢ La moyenne X, de la winsorisation simple, présentée
dans la section 4;

* Un estimateur winsorisé oll R est estimé 4 partir de
I’échantillon par la résolution de 1'équation (4.3);

¢ I’estimateur d’un test préliminaire plus complet avec
J = 3(c.-a-d., le numérateur du test préliminaire utilise
les trois plus grandes observations), T (le nombre total
de points de données utilisés dans le test préliminaire)
étant égal A [4n** — 10] et K;, la valeur limite, étant
égale 4 3.5. On fournit une description détaillée de cet
estimateur dans Fuller (1991) et dans Rivest (1993a et b).
Cet estimateur ne réduit les valeurs les plus grandes que
lorsqu’un test statistique de détection des valeurs extrémes
donne des résultats significatifs.

Les biais et les valeurs de I’efficacité de Xy ont été
calculés exactement. Pour les autres estimateurs, les résul-
tats préseniés dans les figures 1 et 2 ont été obtenus a I’aide
des simulations de Monte Carlo, avec 100,000 répétitions.

La figure 3 montre que les biais des estimateurs winso-
risés sont importants, méme dans le cas des grands échan-
tillons. On peut par ailleurs tirer plusieurs conclusions
importantes de la figure 4, Premiérement, comme le laissait
prévoir le tablean 2, ’estimateur de Searls est beaucoup
plus efficace que la moyenne de la winsorisation simple.
En outre, ’estimation de la valeur limite optimale &4 I’aide
d’une information auxiliaire limitée est extrémement effi-
cace. Ceci reste vrai tant que la variable 4 I’étude peut étre
modélisée par la distribution d*une superpopulation assortie
d’une variance finie (pour en savoir plus, voir Rivest
1993a). Dans le contexte d’un échantillonnage, les échan-
tillons auxiliaires pourraient &tre constitués de données
provenant des enquétes antérieures normalisées pour tenir
compte des changements risquant d’&tre survenus avec le
temps dans la distribution de la variable & 1’étude.

Des trois estimateurs de la figure 4 qui ne dépendent pas
de 'information auxiliaire, I’estimateur de Fuller est le
meilleur, Cette constatation s’accorde avec les résultats de
simulation de Fuller (1991). L’estimation de la valeur
limite en minimisant une estimation de P’erreur quadratique
moyenne donne des résultats inadéquats, en particulier
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Figure 4, Efficacité de cinq estimateurs pour }a moyenne du nombre de poulets.

avec les petits échantillons. Ainsi, comme nous ’avons
montiré dans la section 4, ’estimateur obtenu est trés sensible
aux valeurs aberrantes qui apparaissent parfois dans les
petits échantillons. Cet estimateur n’est pas recommandé.

6. CONCLUSIONS

Un grand nombre de stratégies peuvent nous permettre
de traiter les grandes valeurs qui apparaissent parfois lors
des enquétes. Si on dispose d’informations auxiliaires
{(par exemple, des données de recensement), on peut utiliser
I’estimateur de Searls avec 1’échantillonnage aléatoire
simple, I’échantillonnage stratifié ou I’échantillonnage
avec ppt. Comme les valeurs limites sont des constantes
fixes, les estimateurs de 1’erreur quadratique moyenne
peuvent étre dérivés 4 I’aide des formules (2.3) et (3.1).

En I'absence d’informations auxiliaires, on peut utiliser
la moyenne de la winsorisation simple ¢t I’estimateur de
test préliminaire de Fuller, Des travaux sont ¢n ¢ours afin
de généraliser ces estimateurs avec les plans d’échantillon-
nage stratifié. Rivest (1994) propose un estimateur de
I’erreur quadratique moyenne de la moyenne de la win-
sorisation simple:

- 1 1 =
v(X) = -8 - =5 (X, + Xuoy — 2X))
n ﬂ'z
(Xn - 3Xn—l + 2Xn—2)

ou 82 désigne la variance de I’échantillon X et X, >
X,-1 > X,_,désignent les trois plus grandes valeurs de
cet échantillon. Cet estimateur présente un léger biais dans
les populations infinies. Toutefois, la couverture de I'inter-
valle de confiance normal est souvent bien en dessous du
nivean nominal de 100(1 — «)%, en particulier lorsque
la distribution sous-jacente est asymétrique. De plus
amples recherches sont nécessaires pour obtenir des inter-
valles de confiance fiables pour les estimateurs de la
moyenne des populations asymétriques.
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ANNEXE 1

Preuve de Ja proposition 1 La supposition selon laquelle
Y est plus asymétrique que X signifie qu’il existe une
fonction convexe y telle que ¥ (X)) et Y suivent la méme
distribution. Désignons par R la valeur R{Fy,n). Pour
prouver le résultat, il suffit de montrer que ¢ (R) <
R (Fy,n). Ceci équivaut a dire que
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Y(R) — E(Y) _ g"’

[1 — Fy(x)]ldx. (A.])
n—1 .

¥(R)

Selon I'inégalité de Jensen, E(¥) = E[¢(X)] >

~Y[E(X)]. Ainsi, en utilisant (2.3), le membre de gauche

de I’équation (A.1) est inférieur ou égal

R~ E(X)y(R) —¢[E(X)] R - E(X)
n—1 R~ E(X) n-—1

V(R) =

E (1 — Fx(»)]dy - ¢'(R)
R

ou v’ estla dérivée de . Comme ' augmente, le membre
de gauche de I’inégalité ci-dessus est inférieur ou égal a:

(-~

j VO = Fx(y)ldy = S [1 = Fy(x)ldx.

R ¥(R)

ce qui prouve la validité de (A.1).

Preuve de la proposition 2 Le résultat suivant obtenu en
appliquant les théorémes 2.7.5 et 2.7.11 de Galambos
(1987) 4 la distribution F(z”*") est largement mis & con-
tribution. Si le maximum de I"échantillon de la distribution
F(x) tend vers Hj; 5(x), tous les moments de F existent et

- | — F(x)] 57
S Y211 = Fyyldy ~ L2 FQIXT o)
x g(x)

ou g(x) ~ h(x) signifie que g(x)/h(x) tend vers 1 &

mesure que x tend vers 'infini. A 1'aide de la formule
(A.2), on obtient R(F,n) en résolvant

R—p 1= F(R)
T (1 + o(l)).

Soit R = F~'(1 — a/n), alors, jusqu’a la valeur
(1 + o(1)), I’équation ci-dessus devient

()

Soit @y = g[F~'(1 — I/mMIF~'(1 — l/n)eta =g
[F~'(1 — ag/n))F~'(1 — ay/n). Puisque pour les
grandes valeurs de x,xg(x) augmente, ap > a, et la
solution de (A.3) tombe dans intervalle (a,,4,). Pour
prouver le résultat, il suffit de montrer que a; /a4 tend
vers 1 4 mesure que » tend vers 'infini.

Puisque g(x) = f(x)/[1 — F(x)], on peut poser

F-la-1m
a = exp[s g(t)dt] =

F—l(l—aom)

F~1{1-1/m)
exp [ag -a; - S tg’(t)dt] s

F=1(1-gqg/n)

ou la seconde expression est obtenue en intégrant par
parties. Puisque g (¢} /g (¢} est inférieur & ¢, on obtient
ag > expl{ay — a;)ag ©. Si q,/a, ne tend pas vers 1,
¢’est-a-dire par exemple que a,/ay < | — € < | pour
une séquence infinie de tailles d’échantillons, 'inégalité
précédente signifie que @) *¢ > exp(ay€). Ce résultat est
contradictoire puisque aq tend vers I’infini & mesure que
n devient plus grand. L’approximation de MSE (Xj3)
s’obtient en utilisant la formule (A.2) avec p = 2.

Preuve de la proposition 3 Si le maximum de I’échan-
tillon de la distribution F(x) tend vers H, ,(x), F satisfait
alors aux propriétés suivantes (Feller 1971, p. 281):

® 1 = F(x)]xP*!
S yPL1 = F(y)ldy ~ | (0 ]x (A.4)
X a—p—1

pour toute valeurdeptellequea — p — 1 = 0. Avecla
formule (A.4), R(F,n) s’obtient en résolvant F(R) =
1 — [e—=14+ 0(1)]/n. Ceciconduit 3 Papproximation
de R(F,n). Pour calculer ’approximation de MSE (Xz),
on utilise (A.4) avec p=1.
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Effets du plan de sondage sur les (P, — P)) corrélés

LESLIE KISH, MARTIN R, FRANKEL, VIJAY VERMA ¢t NIKO KACIROTI!

RESUME

En nous fondant sur 14 enquétes menées dans six pays, nous présentons la constatation empirique de I’existence
et de I'ampleur des effets du plan de sondage (eps) pour cing plans appartenant 4 deux types principaux. Le premier
type a trait 4 eps(p; — p;), la différence de deux proportions d’une variable polytomique de trois catégorics ou
plus. Le deuxiéme type utilise les tests de chi carré pour 'analyse des différences entre deux échantitlons. Nous
montrons que pour toutes les variables et pour tous les plans, eps(p; — p;) = [eps(p;) + eps{p;)]}/2 constituent
de bonnes approximations. Ces résultats sont empirigues, et les exceptions prouvent qu’il ne peut s’agir de simples
inégalités analytiques. Il convient de signaler que ces résultats restent valables malgré les grandes variations des valeurs
d’eps entre les variables et entre les catégories d’une méme variable. Ils montrent en outre la nécessité d’utiliser des
méthodes de traitement adaptées aux échantillons d’enquétes pour I’analyse des données d’enquéte, méme lorsqu’on
a affaire & des statistiques analytiques. En outre, ils permettent d’utiliser des approximations d’eps (p; — p;) tirées

des valeurs plus facilement accessibles d’eps(p;).

MOTS CLES: Effets du plan de sondage; échantillonnage d’enquéte; erreurs d’échantillonnage.

1. EFFETS DU PLAN DE SONDAGE SUR LES
STATISTIQUES ANALYTIQUES

Nous nous penchons sur ’existence et sur I’ampleur des
effets du plan de sondage sur certaines statistiques analy-
tiques spéciales, en nous servant de données tirées d’échan-
tillons d’enquétes. Notre étude s’inspire 4 la fois de la
méthode et de ’empirisme; elle s’appuie sur des données
venant de plusieurs enquétes aux variables différcntes et
provenant de populations contrastantes, et s'expose donc
aux risques que présentent les résultats empiriques inco-
hérents. On dit et on écrit souvent que I’échantillonnage
probabiliste, bien que nécessaire a la réalisation d’enquétes
descriptives, n’est pas nécessaire pour les enquétes analy-
tiques. Dans une section intitulée ‘‘Four Obstacles to
Representation in Analytic Studies’’, ’un de nous écrit
qu’en plus des quatre obstacles concrets i la représentation
auxquels il est fait allusion, il en existe un autre plus arti-
ficiel: le refus d’admettre la nécessité de la représentation
(Kish 1987, section 2.7). Les études sur I'échantillonnage
montrent que les méthodes de sélection probabiliste com-
plexes, en particulier I’échantillonnage par grappes, n’ont
pas d’effet appréciable sur les statistiques descriptives
(p. ex., les moyennes et les coefficients de régression), mais
qu’elles peuvent influer d’une fagon extrémement marquée
sur les statistiques déductives comme les intervalles de
confiance et les tests de signification (Kish et Frankel 1974).

Les effets du plan de sondage (eps) sont définis par la
formule eps? = variance réelle/variance aléatoire simple,
pour une méme taille d’échantillon n (les deux variances
étant estimatives). On a observé des valeurs d’eps supé-
rieures a 1 pour des erreurs d’échantillonnage concernant
non seulement les moyennes, mais également des statisti-
ques analytiques comme les écarts de moyennes (et les tests
de chi carré), les coefficients de régression, efc. Il est vrai

qu’on a observé des réductions et des différences considé-
rables des valeurs d’eps pour certaines statistiques analy-
tiques. Les variations des valeurs d’eps ne sont pas une
simple conséquence mathématique inévitable du choix du
plan de sondage que |'on peut déduire une fois pour toutes.
Elles ont un contenu empirique et doivent donc étre repro-
ductibles dans le cadre d’études empiriques (Kish et
Frankel 1974; Kish 1987, 7.1; Kish 1965, 14.1-14.2; Rao
et Wu 1985; Scott et Holt 1982; Skinner, Holt et Smith
1989). Dans le présent article, nous examinons I'incidence
possible et I'importance des effets du plan de sondage sur
un ensemble de statistiques apparentées qui n’ont fait
I’objet d’aucune étude antérieure. Il se trouve que, dans
de nombreux articles, des auteurs reconnus 4 bon droit ont
simplement présumé que le choix du plan de sondage était
sans effet, sans fournir aux lecteurs les mises en garde
appropriées, et que cela n'a soulevé aucune objection de
la part des examinateurs. Nous vérifierons donc si les eps
sont réduits ou éliminés pour cet ensemble de statistiques
analytiques {Cochran 1950; Mosteller 1952; Scott et Seber
1983; Seber et Wild 1993).

Par ailleurs, nous proposerons explicitement ce a quoi
nous avons déja fait allusion auparavant, 4 savoir que
I’existence d’¢ffets de sondage importants justifie large-
ment le recours a la sélection probabiliste. Il serait difficile
d’imaginer un modeéle de distribution de population ou le
plan de sondage serait sans importance (ou sans intérét)
tout en produisant des effets considérables. Toutefois, a
I’inverse, ’absence d'eps est nécessaire, quoigque non
suffisante, pour justifier la décision de ne pas recourir a
la sélection probabiliste. Cette proposition donne du poids
A notre étude qui met en rapport les valeurs d’eps(p; — p;)
des statistiques analytiques d’une part, et celles d’eps{p;)
et d’eps(p;) pour deux des nombreuses catégories de la
méme variable d’autre part.

| Leslie Kish, 1SR, University of Michigan, Ann Arbor Mi 48106, U.S.A_; Martin R. Frankel, NORC et City University of New York; Vijay Verma,
University of Essex, Colchester, C04 35Q, U.K.; Niko Kaéiroti, Institut de statistiques, Tirana, Albanie.
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Dans la section 2, nous décrivons les cing problémes appa-
rentés (plans de sondage) au sujet desquels nous décrivons
les erreurs d’échantillonnage 4 la section 3. Dans la section 4,
nous examinons la constatation empirique exposée dans
les tableaux. Dans la section 5, nous plagons nos résultats
dans le contexte des travaux antérieurs portant sur les valeurs
d’eps pour les sous-classes et leurs différences.

2. STATISTIQUES SEMBLABLES POUR LES
CINQ PLANS DE SONDAGE

On a montré que cinq plans de sondage (problémes)
appartenant a deux types distincts peuvent &tre traités a
I’aide des mémes statistiques simples (Kish 1965, Section
12.10). Pour notre présentation a la fois empirique et
sirnple, nous utilisons des symboles qui dénotent les
valeurs d’échantillons (eps, p; et n;}, méme si a I’occasion,
I’usage de majuscules pour les valeurs de la population
totale serait plus approprié.

La différence de proportions p, — pp = ny/n — ny/n
dénote I'estimation souhaitée, cun =ng + nm + ny + ...
n, désigne la taille de I’échantillon, avec n unités choisies
et pondérées également. Par ailleurs, en vertu des hypo-
théses de 1’échantillonnage aléatoire simple, la variance
de (py — po) est (1 = f)(p2 + po — (P2 — o)1/
(n —1).

Comparaisons de type A

1. La différence entre deux catégories (ny — ng)/
n = (p; — po) d’une polytomie peut représenter la
préférence manifestée pour deux partis parmi plusieurs
(k) dans un sondage sur les intentions de vote, pour
deux marques d’automobiles dans une étude de marchés,
pour deux types d’attitudes, d’opinions ou de compor-
tements concernant une variable quelconque, efc. Les
autres choix (k¥ — 2) sont pris en compte dans p, et
sont ignorés dans I'évaluation de la différence. (Voir
4 ce propos Scott et Seber 1983)

2. On peut attribuer les valeursderang de — 1,0, + 1 (ou
0,1,20uc, ¢ + 1,c + 2) i une variable trichotomique
ordonnée sans métrique, et les assimiler 4 une forme
simple de la différence entre deux catégories. Cette
forme est particuliérement utile pour le calcul des
erreurs d’échantillonnage puisque les cing plans de
sondage peuvent par exemple utiliser — 1, 0, + 1 A titre
de variable de calcul transformée.

3. La différence de proportions de deux variables diffé-
rentes {x et y) peut &tre traitée comme en (1) ¢t en (2).
Ne définir comme positifs en x (succes) que les éléments
qui sont positifs en x, mais non en y, de maniére que
ny = n(xy, ¥,). Définir de la méme manidre comme
positifs en y les ny; = nixg, yi). Ainsi, (n,5 — ng )/
n = (p, — p,) représentera la différence nette dans
la proportion des éléments positifs en x et y, Les élé-
ments qui sont positifs ou négatifs 4 la foisen x et y ne
comptent pas dans les différences. Nous obtenons ainsi
un cas de trois catégories comme en (1) et en (2). On peut

citer A titre d’exemple la différence entre les proportions
de gens qui *‘interdiraient tous les essais nucléaires’
et ceux qui ‘“‘souhaitent un désarmement nucléaire
complet’’, ou entre ceux qui “‘obligeraient les Irakiens
a quitter le Koweit’’ et ceux qui voudraient “‘remplacer
Saddam” (Wild et Seber 1993). Toutefois, les deux
catégories pourraient également &tre tirées de deux
sondages différents portant sur les mémes » cas, si on
avait affaire par exemple a une vérification de la qualité,
a des observations provenant de deux bases de sondage
ou aux deux vagues d’un méme échantillon. Ces situa-
tions ressemblent A celles examinées aux points (4) et (5).

Comparaisons du iype B

4. Les expressions test-retest et avant-aprés qualifient des
plans dans lesquels les mémes sujets font ’objet de deux
observations. Les réponses dichotomiques ny = nyy
désignent alors le nombre de changements négatifs;
ny = ng; le nombre de changements positifs et 7, + ny
la somme des positifs et des négatifs inchangés. On
dénote respectivement les réponses positives et négatives
par 1 et 0, et les premiére et deuxiéme vagues par I'ordre
de I'indice. La différence (n9 + myy) — (nn + 1y) =
o — Mgy = Hy — ngreprésente une mesure du chan-
gement entre les positifs pour les deux observations, et
D2 — Pp = ny/n — ny/n représente la mesure du
changement des proportions (McNemar 1949; Cochran
1950; Mosteller 1952).

5. Les paires appariées de n paires de sujets peuvent éga-
lement &tre traitées comme une généralisation du plan
test-retest (Mosteller 1952). Par exemple, n paires de
sujets randomisés peuvent représenter le traitement
expérimental par rapport au traitement témoin; ou z
paires de gargons ou de filles par rapport aux variables
de contrdle. Le traitement statistique (p,g — pg,) des
n paires de sujets appariés est le méme que celui des n
paires de traitements du méme groupe de n sujets (4).

La similitude des traitements statistiques de ces cing
plans de deux types distincts est pratique; nous présentons
les résultats empirigues obtenus pour les deux types. *“Elle
a également une valeur heuristique qu’on a ignorée dans
des publications récentes (Scott et Seber 1983; Wild et
Seber 1993). Les résultats des tests de chi carré pour les
types 4 et 5 ont été publiés depuis longtemps (McNemar
1949; Cochran 1950; Mosteller 1952) et la similitude des
cas des catégories 1, 2 et 3 a également été démontrée”’
(Kish 1965, 12.10). (Kish faisait erreur lorsqu’il a parlé de
“trinébmes et de bindmes appariés’’ pour désigner les
“‘trichotomies et les dichotomies appariées’’ puisque ces
termes s’appliquent unigquement aux échantillons 11D.)

Tous ces traitements portent sur les différences des
proportions g; fondées sur les variables de dénombrement
n;. Les extensions aux différences corrélées (y; — y;)
pour d'autres variables sont envisageables, mais elles
sortent du cadre de la présente étude. On pourrait citer A
titre d’exemple pratique la différence entre les parts en
dollars (pas seulement les nombres #;) entre deux marques
d’automobiles sur un total de ¥ y; ventes.
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3. ERREURS D’ECHANTILLONNAGEET EFFETS
DU PLAN DE SONDAGE

Pour les échantillons aléatoires simples de taille #, on
peut facilement montrer (Kish 1965, 12.10) que

var(py — po) =

1—
[((T—f—l);] [p2 + o — (p2 - po)?|/n.

La plupart des exemples trouvés et utilisés sont tirés de
grands échantillons d’enquétes ou la valeur de (1 — f)
peut &tre ignorée. Il convient de noter que pour la variance
des éléments

P2+ o — (P2 — P02 = paz + Dodo + 2P0

ou le dernier terme cov(ps,pp) = —p;pp désigne la
covariance découlant de ce que p, et py sont des parties
concurrentes du méme échantillon, plut6t que les propor-
tions d’échantillons indépendants. Le carré de la différence
de proportions {p, — p0)2 sera habituellement un terme
de correction petit; en I’excluant, nous obtiendrons I'équi-
valent de la variance (p, + pp)/n de deux échantillons
de Poisson indépendants. On se rappellera en outre (Kish
1965, 12.10) que:

Le test de chi carré a été utilisé pour certains de ces
problémes traités séparément (Cochran 1950; Mosteller
1952; McNemar 1962, p. 225). 11 s’agit essentiellement
de (ny — mp)%/(ny + my), c’est-a-dire du carré de
la différence divisé par la variance, en vertu de
I’hypothése nulle #n, = ny. On applique exactement
les théories disponibles pour les tests d’hypothéses
nulles dans les petits échantillons, y compris la
“correction de Yates”, toutes fondées sur ’hypo-
thése d'un échantillonnage aléatoire simple. Toute-
fois, le traitement de ces problémes dans de grands
échantillons avec des moyennes estimatives et des
écarts-types adéquats présente d’énormes avantages.
Premiérement, au lieu de nous limiter a tester les
hypothéses nulles, nous pouvons faire des déductions
fondées sur les intervalles de probabilité (p, — pg) £
1,é.-t. (P2 — po). Deuxiémement, les formules des
écarts-types d’échantillons complexes peuvent
s’appliquer directement 2 la moyenne {p> — po)-
Troisiegmement, la structure logique de cette statis-
tique (p; — pg) s’ observe plus facilement dans son
application & plusieurs problémes distincts.

Les proportions corrélées proviennent habituellement
de données tirées d’enquétes complexes, et les calculs de
la variance devraient étre appropriés pour le plan de son-
dage. On peut adopter les formules de la variance propres
aux échantillons complexes stratifiés, mais la formule
directe comporte huit termes (Kish 1965, 12.10.3). Aulieu
de cela, il est plus pratique de traduire le probléme en une
variable trichotomique avec des valeurs de —1, 0, +1,
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comme dans le plan 2 de la section 2. Les calculs de la
section 4 utilisent cette transformation.

Les comparaisons entre les variables et entre les échan-
tillons peuvent alors étre facilitées par le recours aux effets
du plan de sondage:

variance calculée de (p; — po)
(P> + Po — (P2 — P /n

eps?(py — po) =

11 convient de s’attarder quelque peu sur les limites de
1'utilisation des eps en guise d’outils pour les approxima-
tions robustes. Ils sont utiles pour les échantillons en
grappes et les échantillons & plusieurs degrés qui utilisent
les sélections primaires pour le calcul des erreurs d’échan-
tillonnage. Toutefois, nous avons voulu éviter le probleme
des échantillons pondérés parce que leur traitement serait
trop spécifique et peut-étre trop complexe. La pondération
pour ’absence de réponse ne serait pas importante pour
le rapport de eps(p; — p;) sur eps(p;). Toutefois, la
pondération des inégalités majeures des probabilités de
sélection appelle des traitements particuliers. Néanmoins,
la déduction et ’expérience portent A conclure que les
valeurs d’eps sont moins sensibles aux poids que les
variances et les moyennes elles-mémes. Par ailleurs, nous
présumons que les rapports gue nous avons observés entre
les valeurs d’eps(p; — p;) et d’eps(p;) se maintiendront
avec les données pondérées, a condition que ces derniéres
ne soient pas extrémes ni pathologiques.

11 serait utile de déterminer un rapport approximatif,
mais fiable, d’eps(p; — p;) sur eps(p;) et eps(p;) afin de
pouvoir déduire la valeur du premier, peu aisée a calculer,
3 partir des valeurs des seconds gue 1’on peut obtenir plus
facilement. Plusieurs conjectures de rechange peuvent
paraitre raisonnables 4 cet égard; aucune ne peut étre
dérivée mathématiquement ni exclue.

1. Eps(p; — p;) = 1, ’'absence d’effet du plan de son-
dage, a été implicitement présumée dans les cing publi-
cations citées 4 la section 1.

2. Eps(p)) > eps(p; — p;) > 1, désignant des effets
persistants, mais moins importants que les eps(p;)
pour les proportions. C’est ce qui se produit dans le cas
des ““classes croisées’ et de leurs comparaisons (Kish
1987, 7.1). Cette hypothése a également paru raison-
nable & plusieurs statisticiens d’expérience que nous
avons consultés.

3. Eps(p; — p)) = [eps(p) + eps(p;)]/2 nous a semblé
&tre une bonne approximation pour 1’ensemble de nos
données pour diverses populations et divers plans de
sondage. Cette hypothése nous parait raisonnable
puisque les effets du plan de sondage dus au groupe-
ment des valeurs individuelles de p; peuvent s’appliquer
de fagon similaire a la variable issue de la différence
(p; — p;) entre deux de ces valeurs.

4. Des résultats incohérents seraient également possibles,
mais peu utiles puisqu’ils empécheraient toute déduction.
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4. RESULTATS EMPIRIQUES POUR EPS(P, — F)

A défaut d’un solide fondement théorique ou mathé-
matique permettant d’accorder une préférence 4 1’une on
I"autre des conjectures énumérées plus haut, les résultats
empiriques sur les valeurs d’eps(p; — p;) deviennent
essentiels puisqu’ils permettent d’établir un rapport entre
ces valeurs et les valeurs calculées d’eps{(p;). Ceci rappelle
nos hypothéses plus famili¢res concernant eps(p;) =

1+ roh[b — 1]; leur valeur dépend de plusieurs facteurs

influant sur roh, le coefficient de corrélation intraclasse,
ainsi que de la taille moyenne de la grappe b (Kish 1965,
5.4, B.2). Les valecurs d’eps(p;) varient beaucoup d’un
sondage a I'autre, ainsi que d’une variable 4 I’autre dans
un sondage particulier (Kish, Groves et Krotki 1976;
Verma, Scott et O’Muircheartaigh 1980; Verma et L&
1995). Toutefois, les études empiriques portant sur les
erreurs d’échantillonnage observées dans diverses enquétes
constituent, pour les statisticiens d’enquéte, une source
utile de connaissances qui leur permettent également
d’établir des rapports entre tes valeurs d’eps de statistiques
complexes et celles d’eps(p;) plus simples (Kish 1995;
Rao et Wu 1985; Rao et Scott 1987). De méme, pour en
savoir plus sur le rapport entre eps{p; — p;)eteps(p;),
nous pouvons utiliser les résultats empiriques issus de
plusieurs variables et de plusieurs enquétes.

Dans un premier essai portant sur cette question, nous
présentons les données tirées de quatorze enquétes réalisées
dans une vaste gamme de situations. Onze de ces enquétes
présentent cing ensembles de données (figures 1 et 2 et
tableaux 1 & 3) et portent sur les différences de catégories
appariées tirées d’enquétes uniques (type A). Trois ensem-
bles de résultats (tableaux 1 4 3) proviennent d’enquétes
sociales, et les deux autres (figures 1 et 2) proviennent
d’enquétes sur la démographie et 1a santé des populations.
Finalement, trois autres ensembles comportant chacun
deux vagues de données sont fondés sur deux nouvelles
séries d’entrevues menées aupras des mémes répondants
(tableaux 4, 5 et 6), et représentent les plans de compa-
raison du type B.

Tableaux:

1. La National Election Study de 1986, réalisée par le
Institute for Social Research de la University of
Michigan, n = 2,135,

2. La Naticnal Education Longitudinal Study (NELS) de
1988, réalisée par le National Opinion Research Center
de la University of Chicago, n = 24,355.

3. La National Longitudinal Study of Labor Market
Experience of Youth, réalisée par le National Opinion
Rescarch Center de la University of Chicago, n = 5,857.

4. Les National Election Studies Panels de 1990 et de 1992,
réalisés par le Survey Research Center, Institute for
Social Research, Ann Arbor, Michigan 48106.

5. Les Panel Study of Income Dynamics de 1983 et de
1987, réalisés par le Survey Research Center.

6. Les études Americans’ Changing Lives de 1986 et de
1989 réalisées par le Survey Research Center.

Figures:

1. Les études sur la démographie et la santé réalisées
au Maroc, au Niger et en Colombie par MACROQ
International.

2. La portion du recensement indonésien portant sur la
strate rurale de Java (données inédites).

Nous relevons en particulier dans ces études les résultats
EMPIRIQUES suivants:

1) D’abord et avant tout: les effets du plan de sondage sur
les différences eps(p; — p;) ne sont habituellement
PAS MOINS IMPORTANTS que les eps(p;) sur
les proportions elles-mémes, et eps(p; — p;) = 0.5
[eps(p;) + eps(p;)] dans tous les cas. Ils varient de
concert avec I'importante variation des valeurs d’eps
entre les variables, et avec les variations moins impor-
tantes observées entre les paires de catégories d'une
meéme variable. Les chercheurs qui négligent les eps font
I’erreur commune de sous-estimer les erreurs d’échan-
tillonnage propres aux statistiques d’enquétes par
grappes. Ouire 'intérét qu’elle présente, cette observa-
tion fournit un modéle utile de déduction puisque les
trois autres sources de variation - entre les variables,
entre les catégories de chaque variable et erreurs d’échan-
tillonnage des statistiques individuelles — sont toutes
plus importantes.

2} On peut obtenir ces résultats avec les 14 ensembles de
données d’enquétes des tableaux et des graphiques, et
en donner une illustration au tableau 1. Noter que les
eps varient essentiellement entre 1.00 pour la variable D
(problémes dans le pays} et 2.32 pour la variable A
(religion), ce qui nous donne une valeur d’eps? =
2.32% = 5.38. Il est rassurant de constater que notre
régle empirique (1) se vérifie pour toute la gamme des
valeurs. On observe fréquemment une telle variation
entre les variables d'un méme échantillon; ceci devrait
nous convaincre de cesser d’utiliser une moyenne
commune pour tous les eps d’un échantillon (Verma et
L& 1995; Kish 1995).

Il convient par ailleurs de souligner la grande variation
des valeurs d’eps pour les cing catégories de la méme
variable, soit de 1.21 4 2.32 (n® 3 pour les protestants
“intégristes”). I en découle que la valeur d’eps (p; — p;)
n’est grande que lorsque i ou f appartiennent i la caté-
gorie 3 pour cette variable. Ces variations des eps entre
les catégories de la méme variable signifient qu’il
vaudrait mieux les calculer pour toutes les catégories
plutdt que pour une seule catégorie ““représentative’’.
La possibilité d’une grande variation entre les catégories
pour une seule et méme variable est une conclusion
importante de notre étude qui était semble-t-il passée
inaper¢ue jusqu'a maintenant.

3) Des erreurs d’échantillonnage sont également présentes
dans le calcul des eps. Il semble que seuls les statisticiens
qui ont une bonne expérience du traitement des erreurs
d’échantillonnage et des effets du plan de sondage
puissent avoir une idée de I'importance de ces erreurs.
Ces erreurs risquent d’&tre les principales responsables
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Figure 1. Comparaison de eps(p; — p;) 4 la moyenne de
eps{p;) et deeps (p_,-) pour diverses catégories d'usage
de la contraception®. Illustration de six populations
tirées des enquétes sur la démographie et la santé des

populations (DHS).

Moyenne do 1'ope Sur s SOUs-clrzses de la paire

Figure 2. Comparaison de eps(p; — p;) i la moyenne de
eps(p;) et de eps(p;) pour les diverses catégories
d’emploi et de niveau d’éducation par sexe. Illustration
d’un recensement.

* ] = aucune méthode de contraception
2 = usage des méthodes traditionnelles uniquement
3 = utilisation d'une méthode moderne *‘réversible’’
4 = stérilisation.
Tableau 1
La National Election Study de 1986 réalisée par le Institute for Social Research de la University of Michigan (n = 2,135)
Catégorics Eps pour Catégories Eps pour
i=] P; Py Movenne (F; — P; i—J P; P; Moyenne (P; - Py
A. Religion B. Position sur I’avortement
1-2 1.21 1.42 1.32 1.10 1.2 1.27 97 1.12 .97
1-3 1.21 2.32 1.77 2.02 1-3 1.27 1.28 1.28 1.32
1-4 1.21 1.50 1.36 1.18 1-4 1.27 1.31 1.29 1.36
1-5 1.21 1.18 1.19 1.17 23 .97 1.28 1.12 1.08
2-3 1.42 2.32 1.87 1.93 24 97 1.31 1.14 1.16
24 1.42 1.50 1.46 1.57 34 1.28 1.31 1.30 1.32
2-5 1.42 1.18 1.30 1.27 Moyenne Li7 1.24 1.21 1.20
34 2.32 1.50 1.91 2.03
35 2.32 1.18 1.75 2.04 D. Problémes dans le pays
4.5 1.50 1.18 1.34 1.19
: 1-2 1.07 .54 1.00 98
Moyenne 1.56 1.53 1.54 1.55 1-3 107 104 1.05 1.09
. 1-4 1.07 93 1.00 1.12
C. Appui 4 Reagan 23 94 1.04 99 1.01
1-2 1.32 1.10 1.21 1.07 24 .94 93 .93 .85
1-3 1.32 .86 1.09 1.26 3-4 1.04 .93 98 B2
1-4 1.32 1.48 1.40 1.50 Moyenne 1.02 97 99 .98
2-3 1.10 .86 98 .96
2-4 1.10 1.48 1.29 1.38
34 .86 1.48 1.17 1.09
Moyenne 1.17 1.21 1,19 121
Moyenne globale  1.23 1.24 1.23 1.24
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Tabieau 2

La National Education Longitudinal Study (NELS) de 1988, réalisée par le National Opinion Research Center
. de la University of Chicago (n = 24,35%)

Catégories Eps pour Catégories Eps pour
i—J P; Py Moyenne (P; — Pp) i—-j P; Py Moyenne (P; — Py

A. Scolarité B. Trouve les cours ennuyants
1-2 1.38 1.22 1.30 1.11 1-2 .99 1.11 1.05 1.04
1-3 1.38 1.14 1.26 1.16 1-3 .99 1.12 1.06 1.07
1-4 1.38 1.19 1.29 1.30 23 1.11 1.12 1.12 1.13
1-5 1.38 1.42 1.40 1.54 Maoyenne 103 iz 1.08 1.08
2- . . . .
2_3 i%% ii; :ég iéi C. Libre de choisir sa voie
2.5 1.22 1.42 1.32 1.45 1-2 1.28 1.10 1.19 1.21
3.4 1.14 1.19 1.17 1.18 1-3 1.28 1.08 1.18 1.28
3-5 114 1.42 1.28 1.37 23 110 1.08 1.09 97
4-5 119 1.42 1.31 L.20 oyenne 1.22 1.09 1.15 5
Moyenne - 1.27 128 1.27 1.25 D. L’école donne accés 4 de bons emplois

E. Religion 1-2 1.24 1.07 1.16 1.17
1-2 248 283 2.65 2.74 1-3 124 1.1 t.18 -
1-3 248 2.0 2.25 2.09 2-3 107 LI1 1.09 1.01
2.3 2.83 202 2.4 2.50 Moyenne 1.18 i1.10 i.14 1.14
Moyenne 2.60  2.29 2.44 2.47 ‘ F. Scolarité du pére

1. Assurance 1-2 1.61 1.76 1.69 1.83
12 142 1.28 1.35 1.37 1-3 1.61 1.6 1.65 1.65

2-3 1.76 1.68 1.72 2.48
Moyenne 1.65 1.71 1.69 1.99

Moyenne globale 1.48 1.41 1.45 1.49

Tablean 3

La National Longitudinal Study of Labor Market Experience of Youth, réalisée par le National Opinion Research Center
de la University of Chicago (n = 5,857)

Catégories Eps pour Catégories Eps pour
i—j B P - Moyenne (P — Py = P; Py Moyenne (P; — Pj)
A. La chance joue un rdle important dans ma vie B. Quelque chose m’empéche de progresser
1-2 © 1,26 1.20 1.23 1.06 1-2 1.07 1.22 1.14 1.04
1-3 1.26 1.18 1.22 1.30 1-3 1.07 1.12 1.10 1.14
14 1.26 1.16 1.21 1.28 1-4 1.07 1.09 1.08 1.09
2-3 1.20 1.18 1.19 1.22 2-3 1.22 1.12 1.17 1.28
2-4 1.20 1.16 1.18 1.25 24 1.22 1.09 1.16 1.14
34 " 1.8 1.16 1.17 1.05 3-4 1.12 1.09 1.11 1.07
Moyenne 1.23 1.17 1.20 1.19 Moyenne  1.13 1.12 1.13 1.13
C. Je fais ce que je veux dans la vie ' D. Je suis aussi capable que les avtres
1-2 1.13 1.06 " 1.10 1.09 1-2 1.17 1.13 1.15 1.16
1-3 1.13 1.10 1.12 1.13 1-3 1.17 1.07 1.12 1.16
2-3 1.06 1.10 1.08 1.07 2-3 1.13 1.07 1.10 1.08
Maoyenne Ll 109 1.10 1.10 Movenne 1.16 1.09 1.12 113
E. Mes projets aboutissent rarement F. Je suis satisfait
1-2 1.19 1.07 113 1.12 12 1.19 1.12 1.16 1.16
1-3 1.19 1.13 1.16 1.20 1-3 1.19 1.13 1.16 1.20
2-3 1.07 1.13 1.10 1.08 2-3 1.12 1.13 1.13 1.09
Moyenne 1.15 111 113 1.13 Moyenne 1.17 113 115 115
: 1. TFravail de la mére
1-2 1.49 1.36 1.43 1.41 v
1-3 1.49 1,52 1.51 1.53
2-3 1.36 1.52 1.44 1.44
Moyenne 1.45 1.47 1.46 1.47

Moyenne globale  1.20 1.17 1.18 1.19
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des quelques cas ol eps(p; — p;) ne se situe pas
entre eps(p;) et eps(p;}, et ou on obtient eps{p;) <
eps(p; — p;) > eps(p;) oueps(p) > eps(p; — P} <
eps (p;). Ces cas montrent en passant que nos résultats
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Tableau 5

Les Panel Study of Income Dynamics de 1983 et de 1987,
réalisés par le Survey Research Center, Ann Arbor

ne sont pas des conséquences mathématiques, mais Catégories* Eps pour
gu’ils ont plutdt un caractére empirique. avant/aprés (83/87) P; P; Moyenne (P; - P))
Vit dans le sud .22 1.23 1.23 111
Tableau 4 Age du chef de famille  1.28 133 1.3 1.37
Les National Election Studies Panels de 1990 et de 1992, Taille de la famitle 1.20 143 1.36 1.47
réalisés par le S_urvey Research Center, Institute Nombre d’enfants dans
for Social Research, Ann Arbor la famille 123 1.43 1.33 1.49
Heures de travail du
. Eps pou
Catégories ps pott chef de famille 112 .84 98 1.03
avant/apres (30/92) P;  P; Moyenne (F; — F) Age de 'enfant le plus
jeune 93 9 .92 .87
Entiérement d’accord Moyenne 1,18 1.20 119 1.22
avec Bush 1,14 .93 1.04 1.02
D’accord avec la * Toutes les variables sont classées dans deux catégorics.
politique étrangtre
de Bush 92 1.05 99 1.00 .. .
N Les résultats empiriques présentés aux figures 1 et 2 vien-
Désapprouve entiérement . .
Ia politique érangére nent encore confirmer ceux présentés aux tableaux 1, 2
de Bush 1.23 1.24 1.24 1.32 et 3. Nous y constatons également que: 1} eps(p; — p;} =
Draccord avec la politique [eps{p;) + eps(p;)]/2 approximativement, le long de la
économique de Bush 97 94 96 .96 ligne de 45°; 2) ces égalités se vérifient pour une vaste
Entitrement d'accord gamme d’eps; 3) la variation entre les variables est en effet
avec la palitique trés importante. Cette variation ¢st particulierement évi-
économique de Bush 114 1.04  LO9 1.10 dente pour I'Indonésie rurale, ou les valeurs d’eps dépas-
D’accord avec Bush 1.00 1.00 1.00 1.00 sent 4 et ou les vateurs d’eps? sont donc supérieures a 16.
Désapprouve entiérement Ces importants effets de groupement sont dus 2 la grande
Bush L.i6 110 113 1.12 taille des grappes: avec b = 133 et 137, les valeurs de
A suivi la campagne roh = 0.12 sont suffisantes pour un grand eps. A noter
électorale 4 la t¢lé 82 155 122 1.40 que ces résultats empiriques viennent 2 la fois de popula-
Moyenne 1.06 1.1 1.08 111 tions et de variables trés diversifiées; elles sont différentes
I’une de P’autre et différentes également des données des
Tableau 6
Les études Americans’ Changing Lives de 1986 et de 1989 réalisées par le Survey Research Center, Ann Arbor
Catégories Eps pour Catégories Eps pour
avant/aprés P; P; Moyenne  (P; — P; avant/aprés P; P; Moyenne (P; — Py)
A. Rencontre des amis B. Fait de 'exercice physique
Une fois par semaine 1.30 1.26 1.28 1.28 Souvent 1.51 1.67 1.59 1.26
2 ou 3 fois par mois .88 1.00 .94 1.02 Jamais 1.62 1.97 1.80 1.41
Moyenne 1.09 113 INJ) 1.15 Moyenne 1.56 1.82 1.70 1.34
C. Satisfaction de soi D. Aime sa maison
Trés satisfait 1.28 1.21 1.25 1.33 Beaucoup 1.24 .90 1.07 91
Pas satisfait 1.04 1.16 1.10 1.00 Pas
Moyenne 1.16 1.19 1.18 1.17 beaucoup 1.33 .98 1.16 1.12
Moyenne 1,29 .94 1.12 1,02
E. Pratique le jardinage
Souvent 1.40 1.16 1.28 1.19 F. A une attitude positive
Rarement .91 1.11 1.1 1.18 Qui - 1.10 1.33 1.22 1.19
Jamais 1.66 1.17 1.42 1.26 Non 1.05 1.28 1.17 1.21
Moyenne 1.32 1.15 1,24 1.21 Moyenne 1.08 1.31 1.20 1.20
Maoyenne globale 1.25 1.26 1.26 1.18
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tableaux 1, 2 et 3. La figure 1 présente les données prove-
nant de trois pays (Maroc, Niger et Colombie); il y a donc
six populations puisque les eps en zone urbaine sont assez
différents de ceux observés en zone rurale. La figure 2
présente les résultats selon le sexe; on distingue deux popu-
lations passablement distinctes en ce qui concerne ’emploi,
mais la différence est moins marquée en ce qui concerne
le niveau d’éducatton.

Nous attendions les données empiriques des tableaux
des études 4, 5 et 6 avec anxiété. 1l est vrai que les cing
ensembles précédents avaient conduit 4 des conclusions
similaires, méme s’ils traitaient de onze populations diffé-
rentes, de pointages et de variables. Pourtant, les études
14 5 portaient sur des paires de catégories issues de poly-
tomies, les plans 1 et 2 du type A. Dorénavant, nous
cherchions des données pour des comparaisons de type B
provenant d’enquétes par panel, de maniére & pouvoir
explorer les conjectures des plans test-retest et avant-apres,
Du point de vue mathématique, on peut facilement
montrer une ressemblance avec les polytomies (c.-a-d.,
avec les tétratomies), mais les rapports entre ces valeurs
et les valeurs empiriques des eps ne sont pas du tout évi-
dentes. C’est ce qui explique pourquoi ces valeurs empi-
riques sont si utiles ¢t si remarquables. Nous avons ici
observé un effet du plan de sondage extrémement important
pour les tests de chi carré des comparaisons analytigues.

5. SIGNIFICATION DES RESULTATS POUR LES
RECHERCHES CONNEXES

Nos travaux antérieurs et ceux d’autres chercheurs
fournissent déja une masse considérable de données empi-
riques sur les effets du plan de sondage sur I’échantillon
total, les sous-classes et les différences, pour des variables
et des plans différents. Il serait donc utile d’examiner les
résultats décrits plus haut 4 la lumiére de ces données
antérieures.

On a déterminé que la nature des variables d’enquéte
qui font I’objet d’une estimation est un facteur important
(souvent le plus important) pour déterminer I’ampleur des
eps. On peut observer des eps extrémement différents selon
le type de variables, méme au sein d’un seul échantilion
ou avec des plans de sondage trés sermnblables. C’est Ia
raison pour laquelle nous avons toujours recommandé que
les eps soient calculés pour plusieurs variables différentes,
alors qu’il est généralement moins important de les calculer
pour plusieurs sous-classes différentes, en particulier
lorsque ces sous-classes sont définies en fonction des
mémes caractéristiques.

Nos résultats montrent que les eps peuvent également
varier énormément entre les catégories différentes de la
méme variable d’enquéte, lorsque I’échantillon total sert
de base commune 3 Pestimation. Ainsi, il convient dans
un certain sens de considérer chaque catégorie individuelle
et chaque différence entre les paires de catégories, méme
lorsqu’on a affaire aux variables d’une seule et méme
enquéte, comme s’il s’agissait de variables séparées aux
fins du calcul et de I’analyse des effets du plan de sondage.

Pour ce qui est du rapport existant entre les eps pour
les sous-classes et pour les différences entre sous-classes,
les recherches antérieures ont surtout porté sur la situation
décrite ci-aprés. Compte tenu d’un échantillon total n
réparti en sous-classes ¢ de taille n; = p;.n, les valeurs
d’eps(r;) pour les statistiques r; (comme le rapport m; /n;,
la moyenne ¥ y;/n; ou le rapport ¥ y;/ ¥ x;), calculées
sur la base des éléments de sous-classe n;, se rapportent
a la valeur eps(r) pour la méme variable, calculée sur
la base de I’échantillon total. De méme, les valeurs de
eps(r; — r;) pour les différences de sous-classes se
rapportent a I'eps(r;), & I'eps(r;) fondé sur les sous-
classes individuelles et & ’eps (#) fondé sur I’échantillon
total. De nombreux calculs confirment que ces rapports
s’accordent avec notre conjecture (2) de la section 3:

eps{r) > eps(r;); et eps(r;) >eps(r;—r;) > 1.

Ces effets des covariances sur les effets du plan de
sondage pour des échantillons par grappes sont essentiel-
lement empiriques (méme sociologiques, au sens large); ils
doivent étre vérifiés comme tels,

Ainsi en est-il du nouveau rapport que nous avons décou-
vert pour (p; — p;) pour deux catégories, lesquelles sont si
différentes de ce qui précéde. Les rapports eps{p; — p) =
[eps(p;) + eps(p;)]1/2 sont également empiriques et
approximatifs, et doivent 8tre constamment vérifiés.
Pourtant, ils semblent s’appliquer largement 4 nos données
et sont nettement préférables aux autres hypothéses, telles
que eps(p; — p;) = 1, qu'on a souvent utilisées jusqu’ici.
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Redressements alternatifs en présence de plusieurs niveaux
d’information auxiliaire

F. DUPONT!

RESUME

L’estimation par régression et sa généralisation, I’estimation par calage introduite par Deville et Sirndal en 1993
permet de réduire a posteriori la variance des estimateur, grice a I"utilisation de I’information auxiliaire. Dans les
enquétes réalisées par sondage, on dispose souvent d’'information additionnelle exploitable répartie selon un schéma
complexe notamment lorsque le sondage est réalisé en plusieurs phases. Une adaptation de 1’estimation par régression
a été proposée avec ses variantes dans le cadre du sondage 3 deux phases par Sdrndal et Swensson en 1987. Cet article
propose d*étudier les stratégies d’estimation alternatives selon deux configurations alternatives pour I'information
auxiliaire, en reliant les deux approches possibles pour aborder le probléme: modéle de régression et estimation

par calage.

MOTS CLES: Information auxiliaire; estimateur par régression; estimateur par calage; sondage en deux phases.

1. INTRODUCTION

L’estimateur par régression étudié par Fuller (1975),
Cassel, Sarndal et Wretman (1976}, Siarndal (1980),
Gourieroux (1981), Isaki et Fuller (1982), et Wright (1983)
permet d’améliorer, a posteriori, ¢’est-a3-dire une fois le
sondage réalisé, I’estimation d’un total d’une variable
d’intérét sur la base de variables auxiliaires x;, ..., X;
pour lesquelles on dispose d'information additionnelle.
On réduit en effet la variance par rapport a ’estimateur
d’Horwitz-Thompson en utilisant I’estimateur par régres-
sion A condition de connaitre la valeur sans aléa, des totaux
sur la population cible des variables auxiliaires, qui cons-
titueront I'information additionnelle appelée information
auxiliaire. Deville et Sdrndal ont proposé en 1992 une
classe d’estimateurs dérivée d’une approche par repondé-
ration qui répond & la méme problématique de réduction
de variance: les estimateurs par calage. Le calage des poids
de sondage réalisé permet en effet d’intégrer a posteriori
une information auxiliaire du type totaux X, ..., X de
k variables x;, ..., x; dans ’estimation réalisée & partir
des nouvelles pondérations et donc de I'améliorer. Cette
approche généralise I’estimation par régression qui cons-
titue I’un des €léments de la classe.

Toutefois, dans les enquétes réalisées par sondage, on
dispose souvent d’information additionnelle exploitable
répartie selon un schéma plus complexe que ce qui vient
d’étre décrit, notamment lorsque le sondage est réalisé en
plusieurs phases. Cet article étudie différentes stratégics
d'utilisation de cette information auxiliaire complexe dans
le cadre d'un sondage en deux phases, la généralisation &
plus de deux phases étant possible.

Lorsque le plan de sondage comporte deux phases,
Pinformation auxiliaire est constituée de I'information
connue pour la population toute entiére, mais aussi de
I'information connue pour I’échantitlon issu de la premiére

phase de sondage. Or, ces deux informations peuvent
porter sur des variables différentes.

Sidrndal et Swensson proposent dans leur article de
1987, un estimateur utilisant toute I’information auxiliaire
disponible pour un tirage en deux phases, avec une infor-
mation auxiliaire différente pour la population toute
entiére et la population issu du tirage de la premiére phase.
Il s’agit d’un estimateur adaptant le principe de I’estima-
teur par régression lorsque I’information connue pour les
individus issus du tirage premiére phase est considérée
comme substituable A ’information agrégée et de meilleure
qualité que I'information disponible pour la population
cible toute entiére, vis-a-vis de ’estimation de la variable
d’intérét. Or, 1l arrive en pratique que ces deux informa-
tions soient complémentaires plutdt que substituables. On
a donc cherché dans cette étude 4 développer I’estimation
par régression, dans un contexte ol les informations auxi-
liaires sont complémentaires.

Par ailleurs, dans la mesure o1 I’estimation par calage
généralise estimation par régression lorsque I’information
auxiliaire n’est constituée que d’un seul niveau, on a
cherché & adapter I’estimation par calage dans ce contexte.
On passe en revue les stratégies de calages afin de proposer
les plus adaptées, en cherchant 4 les relier aux généralisa-
tions de 'estimation par régression possibles dans ce
contexte.

On montre (section 2) que l'utilisation conjointe de
deux informations auxiliaires différentes conduit a deux
modeles de régression et trois décompositions de la variable
d’intérét associées. L'approche assistée par modele de
régression (AAMR) permet donc de dériver 3 estimateurs
alternatifs.

L’approche calage (AC) (section 3) permet quant a
elle de dériver 4 estimateurs. Chacun de ces estimateurs
peut étre relié (associé) aux trois estimateurs dérivés de
I’approche modeéle de régression.

! F. Dupont, Unité Méthodes Statistiques, Institut National de la Statistique et des Etudes Economiques, (INSEE), 18 Blvd. Adolphe Pinard,

75675 Paris Cedex.
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Ainsi (section 4), les deux approches peuvent &tre reliées
et débouchent sur trois classes d’estimateurs associées
chacune 4 une décomposition de la variable d’intérét. Les
estimateurs d’une mé&me classe ont la méme variance
asymptotique.

L’évaluation des stratégies fondée sur le seul plan de
sondage oriente le choix vers la troisieme classe d’estima-
teurs qui domine les deux autres du point de vue de la
variance.

L’évaluation des stratégies, lorsqu’elle s'appuie sur une
modélisation de la variable d’intérét conduit 4 privilégier
la classe d’estimateurs associée & la modélisation adoptée.

Dans un contexte ol I’on souhaite effectuer le redres-
sement d’une enquéte, et que I’on souhaite simultanément
corriger les biais qu’induiraient 'utilisation des pondéra-
tions brutes et réduire la variance, les conclusions doivent
étre adaptées: les modifications introduites dans les pon-
dérations pour corriger les biais sont plus importantes que
les corrections pour réduction de variance. Dés lors, on
intégrera dans le calage les variables, dés que ’on pense
qu’elles interviennent dans la probabilité de sélection et
donc participent & la création du biais.

Lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives,
Parbitrage entre utilisation a priori et a posteriori de
Pinformation auxiliaire, c’est-a-dire entre, utilisation an
niveau de I’échantillonnage ou au niveau du redressement,
repose encore sur la distinction entre les deux modélisa-
tions de la variable d’intérét.

I1 est possible d’étendre ces résultats au cas de sondages
¢n plus de deux phases.

2. NOTATIONS

Le cadre est celui d’un sondage en deux phases. On
suppose qu’on dispose d’information auxiliaire & deux
niveaux différents: population cible et population issue du
tirage 11%r¢ phase, La situation peut &tre schématisée de la
maniére suivante:

taille vecteur de variables auxiliaires
disponibles

N x|

ng XL X2

n x] X2

Ou U représente la population cible pour laquelle les
valeurs du vecteur de variable x; sont connues ou a défaut
le total X; = ¥ ;cuxXi. s, représente un niveau intermé-
diaire de sondage pour lequel les valeurs des vecteurs de
k) variables x, et &, variables x, sont connues pour tous
les individus. On note m,, la probabilité de sélection du
tirage associée 4 la premiére phase du sondage. s représente
Péchantillon final pour lequel les valeurs de la variable y

dont on cherche 4 estimer le total sont disponibles, ainsi
que les valeurs des vecteurs de variables auxiliaires x; et
X;. Onnote m; = P(i | s,).

On souhaite utiliser au mieux toute cette information
auxiliaire pour améliorer les estimations qui seront effec-
tuées a partir des données recueillies sur I’échantillon issu
de la deuxiéme phase de sondage s.

Une premiére idée naturelle consiste A chercher la géné-
ralisation de 1’estimateur par régression dans ce contexte.

3. APPROCHE ESTIMATION PAR REGRESSION

3.1 L’information contenue dans x; est jugée substituable
a I'information contenue dans x, pour estimer y
et de moins bonne qualité que x,

Sdrndal, Swensson et Wretman proposent dans leur
ouvrage |’estimateur par régression suivant pour l’estimation
du total de y:

2y (pith .y

ies €Sy i€s

s xi'l Z’ ]
(Emm-z——
i€l ies, Tai

ou le deuxieme terme est la correction pour mauvaise
estimation sur s, et le troisiéme est la correction pour
mauvaise estimation sur s.

L’estimateur peut aussi s’écrire:

(x;1 b: X2 by) 4

?]— Ex,,b1+ E

i€t i€sg af

E (yi — xi’Z Bz)
i€s TiMai

ol le deuxiéme terme est la correction pour mauvaise
approximation de y, par x;; &, et le troisiéme est la correc-
tion pour mauvaise approximation de y; par x5 b, ;

s xiaxi '\ 7! Xir Vi
avec b = ( E —Wm' ) ( E —T‘_Wai)

fEs, Ies

& b= ( ) *2"'2) ( L 2

T
jes T4l ies

L’idée sous-jacente est que I’on a deux modéles concur-
rents pour y qui sont:

D) yi=xib +uy avec E(uy) =0 et Wuy) = ol
et
(2) yi=xbby + up avec E(up) =0 et V(wg) =

[
>
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dont on pense que le second est a priori meilleur pour
prédire la valeur de y;. x, fonctionne donc dans cette
optique modéle, comme une “proxy” de x;. Une situation
de ce genre correspond par exemple au cas ou x, repré-
sente la mise 4 jour c’est-3-dire 4 la date de ’enquéte de
la variable extraite de la base de sondage x;. Autrement
dit si x, était disponible au niveau de la population toute
entiére, ’estimateur utilisé serait

E X bl + E (y, Xi3 bz)
€V ies Tiai

Imaginons maintenant le cas d’une enquéte par sondage
en deux phases effectuée auprés des ménages. Supposons
que la base de sondage soit constituée de logements pour
lesquels on dispose d’une information constituée de la
taille du logement notée x,, connue donc pour tous les
individus de 1a population cible . Si tous les individus issus
de la premiére phase de sondage sont interrogés sur la
composition du ménage notée x,, notamment sur le
nombre d’enfants du ménage, les deux informations appa-
raissent plutdt complémentaires que substituables, lorsqu’il
s’agit d’étudier le budget du ménage. Ceci est encore ren-
forcé si au lieu de la composition du ménage on recueille
I’dge du chef de ménage ou bien sa profession.

Dans une optique modele, la situation alternative ol
I'information contenue dans x; est jugée complémentaire
de celle contenue dans x, pour estimer y, apparait donc
naturellement.

3.2 L’information contenue dans x, est jugée
complémentaire de celle contenue dans x;
pour estimer y
3.2.1 Décomposition y; = X/ ja; + xpa@ +
Le modéle sous-jacent est alors:

yi=xhay + Xha, +u; avec E(u;) =0 et Vw) = of.

L'estirnateur 4 utiliser est alors:

Xty (v — X\ d — x{3d)
Yz—Ex,,a|+E +E
i€t i€sg i€s TiMai

avee!
E XnXi\ E XnXfz \ -1 E X Vi
. - -IN. ’R .W.
4 ics Tai T i€s Tai T s N
ay - E Xi2Xi) E XipXiy XnYi

TWai T Tai i Toi T
its ar i ies al ies at 1

En effet, la variable y se décompose en trois compo-
santes y; = xjd; + xhd, + ii;. Le total de y se décompose
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donc en trois composantes qui sont chacune estimée au
niveau le plus haut, c’est-3-dire avec le maximum de
précision possible:

- Upour x;,d,,

- S, pour xj5d,, et
- § pour #;.

3.2.2 Décomposition y; = xj1¢; + My (xp) "¢z + 4

Si on souhaite utiliser au maximum I’information con-
tenue dans x, disponible sur £/, il est naturel d'introduire
une autre écriture du méme modele y; = xja, + xHhar +
w; qui isole tout ce qui dans y peut &tre pris en compte a
travers x;. Elle s’écrit:

yi = xjc + M (xp)'c; + u; avec

E(u) =0 et V(g) =of,

ol M, représente la projection orthogonale, dans la
métrlque associée aux poids 1/7,, sur I'orthogonal de
I’espace vectoriel engendré dans s, (assimilé 4 ®") par le
groupe de variables x;.

M, (x;3) est définie par:

x) X -1
My, (%) = xb = ( ) ﬁ) ( ) ﬂ) Xa-

Mai : Mai
i€sy a i€sy @

L’estimateur naturel associé est alors:

Y, = E xjHé + E 262)

el i€sy

E (yi - xl!lel

. i Mai
ies iai

‘A
— My x26;)

ol & = (£!) est le coefficient de la régression y = x'c; +
(M, x3) ¢ + u cstlmée sur s avec des poids 1 /74 T; (qul
dlffere légérement de ( 1))

3.3 Les trois estimateurs dérivés de I’approche
modéles

L’approche par la modélisation nous a permis de cons-
truire 3 estimateurs que ’on peut réécrire synthétiquement
en introduisant de nouvelles notations. On écrira dans
toute la suite pour un vecteur de variable z quelconque:

N
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Avec ces notations les trois estimateurs se réécrivent:
V) = [X{b] + (Xb, — X{b\] + [¥Y - X3 b,)
associé aux modeles:

(1) yi =xqb + uy
et
@) yi=xpby + up

Y, = [X{&4) + (X&) + [Y - X{d, - X}65]
associé au modele

Yi = xjpap + xhar + u;

Yy = [X{&] + M X36,] + [¥ — X[& — M X38,]
associé au modéle

Yi = Xqpe + My (%) ‘e + u;.

De la méme fagon que I’on généralise ’estimateur par
la régression par les estimateurs par calage, on peut
aborder le probléme de I’ utilisation de I’information auxi-
liaire & plusieurs niveaux a travers la théorie du calage,
en essayant de construire des stratégies de calage adaptées
4 la configuration d’information auxiliaire étudiée dans
cette article.

4. APPROCHE PAR CALAGE

4.1 Différentes stratégies possibles

Lorsque ’on cherche & généraliser I’estimation par
calage proposée dans un contexte oii I’information auxi-
liaire est présente a un seul niveau: celui de la population
totale, plusieurs stratégies apparaissent naturellement:

Stratégie 1

a) caler la structure de I’échantillon 1#¢ phase s, sur
celle de la population totale U/ en termes de variable
X, puis,

b) caler la structure de I’échantillon 21m€ phase s sur celle
de I’échantillon 1'°™ phase s, en terme de variable x; .

NB: pour cette derniére opération, mieux vaut tenir
compte du calage précédent en x, pour déterminer
la valeur de référence dans le calage en x; sur s,. Si
P’on ne tient pas compte du calage précédent, seules
les estimations effectuées au niveau de s, profiteront
de ’amélioration apportée par I’étape a). Une bonne
facon de s’en convaincre consiste & considérer le cas
particulier extréme o x; = x5,

Cette stratégie correspond aux équations de calage
suivantes:

étape a:
F(xi8)
E %xu = E Xy = X
i€y Tai iU

qui détermine 3,, puis

étape b:
F(x} F(x} "
E ( Jlﬁl) F(xf'zﬁz)sz = E ( JIBI) Xp = Xf
Wi i Tai

i€ €5y

qui détermine §3;,

ou F désigne tout au long de I’article la fonction utilisée
dans le calage qui peut &tre linéaire, exponentielle, linéaire
tronquée, logit (¢f. Deville, Sdrndal 1993).

Stratégie 2

Caler la structure de I’échantillon 21#M€ phase s simulta-
nément en terme de variables x| et x5, c’est-a-dire:

- sur la structure de la population totale U/ en ce qui
COncerne x;
- sur la structure de s, pour x;.

Cette deuxiéme stratégie nous conduit aux équations de
calage suivantes:

Flxya + xpay)
E - Xy = E x; =X, et

: T T 4
i€s a i el

Fixjo, + XH0) X; _
E il X i2 2 Xp = i2 = X?.s

; Tai T .
i€s atti i€s,

qui déterminent «; et «;.

La premiére stratégie présente I'avantage de corriger les
pondérations 1% phase, ¢’est-a-dire d’intégrer I’infor-
mation auxiliaire au niveau le plus élevé, La deuxi¢me stra-
tégie permet quant 4 elle, de corriger les pondérations qui
seront effectivement utilisées dans P’estimation, et notam-
ment d’obtenir une estimation parfaite du total de x; .

Une troisi¢me stratégie peut étre proposée qui réunit les
avantages des deux stratégies précédentes, et semble donc
pouvoir les dominer:

Stratégie 3

a) caler la structure de ’échantillon 1¥r¢ phase s, sur
celle de la population totale I/ en termes de variables
X1, puis,

b) caler la structure de I’échantillon 2i8™¢ phase s simul-
tanément en termes de variables x; et x,, c’est-a-dire:

- sur la structure de la population totale {f en ce qui
CONCerne x,

- sur la structure de s, modifiée en tenant compte du
calage précédent pour x;.
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Cette stratégie conduit aux équations de calage suivantes:

étape a:

E F (xrlﬁi) E i

- (]
i€sg Tai €U
qui détermine 3,, puis

étape b:

F(xiiy1 + xi272)
E . . Xy = E Xjp = Xla et

Mo Wi
i€s af % el

F(x) + x5 F(xj8) N
E {11 272) Xy = E VAN
Wi Wi

i€s iESy a

qui déterminent v, et v,.

Enfin une quatrit¢me stratégie peut &tre proposée qui peut
étre vue comine une variante de la stratégie précédente:

Stratégie 4

a) caler la structure de ’échantillon 1€ phase s, sur celle
de la population totale L/ en terme de variable x; , puis,

b) caler la structure de 1’échantillon 2i€me phase s simul-
tanément en terme de variables x; et x;, en partant des
poids modifiés par le calage précédent, soit:

- sur la structure de la population totale I/ en ce qui
CONCerne Xx;

- sur la structure de s, modifiée en tenant compte du
calage précédent pour x,.

Cette stratégie conduit aux équations de calage suivantes:

étape a:

E F(xtIB] Xq = E X,

iesy ai e’

qui détermine 8, puis
étape b:

E F(x)BF(x}8, + x/26,) X
i1

= E Xp = Xl! et
Tai W

i€s el

) FlxiBF(xhd + xinbdy) X =

igs Tai Wi :

F{xiB1) -

E —_ X2 T A

i€sy Tai
qui déterminent §, ‘et §,.

Lorsque la fonction de calage est exponentielle, il est
clair que les stratégies 3 et 4 coincident.

145

Dans cette approche en termes de calage, le point de vue
adopté est celui de la réduction de variance basée sur les
caractéristiques du plan de sondage, sans considération de
modele. Deux questions se posent alors naturellement:

— Peut-on relier chacune de ces quatre stratégies 4 une
approche en terme de modele?

- Peut-on comparer ces quatre stratégies en termes de
variance?

Nous étudierons d’abord le lien entre les trois stratégies
définies par une approche calage et les stratégies définies
par une approche modeéle ou régression, puis dans un
deuxitme temps nous nous intéresserons au calcul des
variances des estimateurs associés 4 chacune des stratégies.

4.2 Lien entre les différentes stratégies possibles et
I’approche régression

Lorsque Fest linéaire, chacun des estimateurs associés
aux quatre stratégies peut se réécrire simplement.

Notations

Dans toute la suite on utilisera les notations suivantes
pour un vecteur de variable z quelconque:

5
Z i i

= E F(xi’lﬁl) z

; Tai i .
i€s arte iesy

Z“,., = E F(xr"lﬁl) z

Wai

On omettra également les indices / pour alléger la pré-
sentation lorsqu’il i’y a pas d’ambiguité.

Stratégie 1

Les pondérations sont de la forme:

F(x}y ,
wi = (x—IBI)F(xmﬁz),

Tai Ty

’estimateur associé ¥, peut se réécrire en traduisant
I’effet du deuxiéme calage en x,:

Y, - i’f] ' B, avec

. F(x{B;) ANl F(x{B)
%= (L7 m) (T 50 ),

¥+ (R

[
puis en traduisant ’effet du premier calage en x,:
Yo=Y+ (X, - X1 B + [X3 —X31" B,

soit encore:

P, = [X{B)] + [X3'B, -

5 xxj\ ! Xy
”"(E wa) (£35):
$
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Or Y, se réécrit:

Vo= [X{b] + (X3 by— X[ b)) + [Y~ X3’ bs].

On retrouve donc un estimateur semblable & I’estimateur
¥, issu de I"approche modele dans le cas ou I'information
contenue dans x; est jugée substituable 4 I'information
contenue dans x, pour estimer y et de moins bonne qualité.
Les différences entre Y, et ¥, portent sur les points
suivants:

1. B, est estim¢ en intégrant les modifications du calage
en x, contrairement a b,.

. s xxi\~! Xy
2. L’estimation B, = — de B,
=(52) (Z32) e
5y s

est effectuée en partie sur s, contrairement 1 b,.

3. Enfin on utilise les poids redressés F(x;8,)/n,« dans
les sommes en x; sur s et sur S, dans ¥, contrairement
a ce que I’on fait pour ¥;: I’estimation en x, est amé-
liorée par la connaissance de x;.

La modélisation sous-jacente est dong bien ici: (1) y; =
x1by + uy et (2} y; = xby + u;, dont on pense que le
second est a priori meilleur pour prédire la valeur de y;.

Stratégie 2
On obtient des poids

s _ Flxion + xhas)

f y
Tai Wi

Pestimateur associé se réécrit:

Ys= [X{d] + [X38,] + [Y - X{ &, — X} 4,).
On retrouve donc exactement ’estimateur ¥, proposé
dans I'approche modéle de régression dans le cas ot I'infor-
mation contenue dans x; est jugée complémentaire a I’in-
formation contenue dans x, pour estimer y. Le modéle

sous-jacent est bien ici y; = xj@ + xpd2 + u;.

Stratégie 3
On obtient des poids

w6 = Fxim + Xipv)
Moi T

I’estimateur associé se réécrit:

)‘}6 = f"l‘ [X[ _Xl]’ﬁl + {X; _&2]'62
s0it:

Ys=[X{ ) + [X3 ﬁz]"‘[Y 101 X; a,).

Or,

_ X Xoxi\ ! X1 X1
f-T (%) (%)
Sa

Sa Sa

On en déduit en remplagant dans ¥y que:

Ps= [X{C\] + M X38] + [Y - X{d — X36,],
avec
AN | ’
Tg Ta
Sa Sa

On retrouve donc un estimateur proche de Pestimateur
¥, proposé dans I’approche modele de régression dans le
cas ol I'information contenue dans x, est jugée complé-
mentaire 4 I'information contenue dans x; pour estimer y.
Le modele sous-jacent est ici y; = xjjc; + M, (x;)
¢, + u;. Les différences entre ¥, et ¥g portent sur les
cqefficients estimés: (1) differe légérement de (Cz) et
LY ~Xi & =X} &1 dlffere légérement de [¥ — X[ ¢, —

Xz &,]. En revanche ces quantités sont asymptothuement
équivalentes.

Stratégie 4
On obtient des poids
W7 = FaBOF(xid + xi28,)

i - ]
Tai Wi

I’estimateur associé se réécrit:

Y, =¥ + (X, - Xr1'a + (R — X3] a8,
En modifiant les poids initiaux en d; = F{x;8,) /7,
on obtient de la méme facon:
%= [Xiar) + [R5 a5] + (¥ - Xt ap ~ X3 ag).
En remplagant X3 par son expression trouvée plus haut
on obtient:

o= [X{ C3] + [M, R;d3] + [¥* - X{*at — X3 631,

xx\ ! X1X1\ .
H(Z2) (o)

Sa Sa

avec

é]=&i.

¥, et ¥, sont asymptotiquement équivalents.
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_ Eneffet, posons w = y — x{df — x3d5. Alors ¥; =
Ys + [W* — W). Or, asymptotiquement [W* — W]
est un infiniment petit négligeable devant ¥g:

[ - = (£ 2) (0 25) T - &,

T, T

et

{ 2 1
(E "ﬁ) tend vers zéro et [X, - X,] = O(—) .
~ Vm

On obtient finalement: ¥; = ¥;.

En conclusion, lorsque la fonction de calage est expo-
nentielle ’estimateur ¥, coincide exactement avec le pré-
cédent. Lorsque F est lindaire, ¥; est proche du précédent
et correspond dong encore a ’approche modéle de régres-
sion dans le cas o ’information contenue dans x; est
jugée complémentaire 4 I'information contenue dans
X, pour estimer y ¢t ol on utilise la décomposition y; =
xiey + My (xi) ¢ + u.

Conclusion: les trois classes d’estimateurs

On vient de voir que les quatre stratégies dérivées d’une
approche par calage pouvaient étre associées a une modé-
lisation par régression. On obtient ainsi trois classes d’esti-
mateur qui sont:

Y, = Y, associés aux modeéles
() y=x1b + uy,
et
@) yi=x2by + un
Ys = ¥, associé au modele

¥i = xha + xpay + u;

ot
!

= ¥, et ¥; = ¥; associés au modele

Yi = Xjo + My (xp) e + uy.

L’approximation = qui indique que les estimateurs
sont rattachés au méme modele de régression prend tout
son sens lorsqu’on s’intéresse au calcul de variance de ces
différents estimateurs. Les estimateurs qui sont rattachés
au méme modéle de régression ont en effet la méme
variance asymptotique.

5. ESTIMATION DE VARIANCES

Etudions les variances des différents estimateurs ¥,
..., Y, définis précédemment. VA désigne la variance
asymptotique d’un estimateur qui est obtenue lorsque N,
n et m tendent vers I’infini dans un rapport constant.
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5.1 Estimateur ¥, et ¥,: modéle
Vi = Xiiby + up et (2) y; = xpby + up.

* Estimateur ¥,

La variance de cette estimateur et son estimation sont
données dans ’ouvrage de Sirndal, Swensson et Wretman
{1991), La variance se décompose en deux termes qui
mesurent la part de variance due respectivement 3 la
premiere et 4 la deuxiéme phase du sondage.

VA(Y’])=( Y A w’) + (Esa Y a3 2L )

& W P
ijeu i hjes,  imeiTjToj

avec: A;'-"j = Ty — T},

L _
Ay = Mg = TaiTgjs
u; =y — x3by,
Uy = ¥i — Xizba,
-1
b = E xilxi'l) E xn)’f) ’
ey el
-1
b, = E xizxi'z) E xfz}'f)-
i€l ey

Ainsi Pestimateur de variance se décompose aussi en
deux termes qui estiment la part de variance relative a
chacune des phases de tirage. On retrouve que par cons-
truction de ¥,, x, permet de réduire la variance apportée
par la premigre phase et x, permet de réduire la variance
apportée par la deuxiéme phase

i PREA 2 PR
(CpoL 2y, (p 2t
¥
IUWGU TT,"JI'j ijes Taif Wf?fai‘ll'j‘quj

€5 jes

1iére phase 2ieme phase

avec: iy =¥y — xnb,

~

dy = yi — X3 03.

Une telle décomposition repose sur I’écriture V'( ) =
V(ELY, | 5,]1) + E(V[Y; ]| s,]) qui interviendra pour
tous les autres estimateurs.

* Estimateur ¥,

Les termes du développement au premier ordre en
INE de ¥, et Y, coincident exactement. On peut donc
donner un sens plus précis a Pécriture ¥, = ¥,. On en
déduit que VA(Y,) = VA(Y,). Ainsi:
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V(Y =
1 7 Al 7]
(E U u”ulj) + ( E i u2iu2j )
r
ijes jes TijTaij Ty ijes Tajf TiTWgi WjMyj
avec: i = yi — xh B\,

i = yi — X}B,.

5.2 Estimateurs ¥; = ¥5: modéle

¥i = xam + Xp@ + u;
On montre (voir Dupont 1994) facilement que:

VA(Y;) = VA(Ys) =

1Y
(EAili'") (SGEA ),
ijeu TR hies, Ti®ai WJ T
avec: Vi = ¥~ Xidy,

U=y — X4 — Xpds

Y xaxi Y xXuxh DT
( a ) fel/ el I
a= ) =
& E XiaX}) E X Xiy E Xia¥i

€U ey el

Cn en déduit que:

avec: ¥, = ¥ — x4,

On retrouve dans cette écriture que par construction de
¥, — ¥, x; réduit la variance apportée par la premiére
phase et x, et x; sont utilisés simultanément pour réduire
la variance apportée par la deuxiéme phase.

5.3 Estimateurs ¥;, ¥ et ¥;: modéle
¥i = xh0 + M (xp) ey + i

On montre que VA( ¥} = VA(¥;) = VA(¥;). Ainsi:
VA(Y;) = VA(¥) = VA(Y;) =

Wy u

[ Tl V] WU

( 2: é ) ( sa 2: !2 iy ,
;g TiT; Wi Wi W Wgj

ijeu I,JGS

i =y — xho =y — Xiby,
u =y — X0 — My xpey =y — xpap — Xpay.

On en déduit les trois estimateurs de variance qui différent
en raison de coefficients estimés différents:

V(Ys) =
AL dyih; AL g
( y Ao _u;) + ( Y _u_:)
1]
ijes 11',;,'11‘,,& 'n',~1rj ijes TI',,,-J‘ #,-Wa,-‘i'l’jﬂ'q‘,'
A ) a
uy =Y — %16,
& =y — xié ~ My x6,
ViYs) =
1 P 2 -
( E AU u”uu) + ( Z AU u,—uj )
’
ijes U May T iJes oy TiToiTj Ty
gy =3 — xh G,
4 = y; — xjpd — xj3dy,
V(Yy) =
L 7.5 2 = =
(E By M) + ( Y ﬁi_aifi___)
¥
ijes TiTay MW ijes Tai TiTaiTi Mg

©
1]

. AN x5\ .
* A
i +(L 2D (T e
a a
Sa Sa

On retrouve que par construction de ¥;, Pget ¥5, x, est
utilisée pour réduire au maximum la variance apportée par
la premiére phase et x, permet de réduire la variance
apportée par la deuxiéme phase.

6. CHOIX D’ESTIMATEURS EN PRESENCE
DE BIAIS DE SELECTION

En pratique, lorqu’on effectue le redressement d'une
enquéte, il est fréquent que I’on souhaite non seulement
améliorer 'estimation, mais aussi, et surtout corriger les
biais qu’introduisent les sélections non contrdlées d’indi-
vidus, comme la non réponse.

Etudions le cas d’un sondage en deux phases, dont la
deuxieme phase correspond 4 la non réponse totale, Les
poids x; du sondage 21¥™M¢ phase sont alors inconnus. Le
calage de 5 va permettre d’estimer ces probabilités, tout
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en apportant une réduction de variance {¢/. Deville et
Dupont 1993). Cependant, asymptotiquement, les
corrections de biais & apporter aux poids sont plus impor-
tantes que les modifications 4 apporter pour améliorer les
estimateurs. C’est donc le modéle de réponse imnplicite qui
va orienter le choix entre les différents estimateurs:

Le modele de réponse implicite de la premiére classe d’esti-
mateurs est p; = 1/F(x5B;)

Le modeéle de réponse implicite de la deuxiéme et la troisiéme
classe d’estimateurs est p; = 1/F(xhA4, + x1A4)).

¢ Quelque soit le modele de réponse, I’évaluation des trois
classes d’estimateurs sur la base du seul plan de sondage
donne encore la préférence a la troisieme puisqu’elle
convient pour tous les modeéles de réponse.

 Si on évalue les stratégies sur la base d’une modélisation
par régression, on n’utilisera la premiére classe d’esti-
mateurs que si le mécanisme de réponse est bien expliqué
par x, c’est-a-dire: p; = 1/F(x3B,). Or, on a vu que
la modélisation associée a la premiére classe d’estima-
teurs prend son sens lorsque les variables x; et x; sont
trés corrélées. It est donc assez probable dans ce con-
texte, que la variable x, suffise 4 expliquer le mécanisme
de réponse. Dans le cas contraire, il faudrait s’orienter
vers la troisiéme classe d'estimateurs.

La comparaison entre les trois stratégies peut donc étre
adaptée dans un contexte ol on souhaite corriger les biais
introduits par les sélections non contrdlées. Les conclusions
restent sensiblement les mémes.

H est bien siir possible d’établir selon le méme principe,
des comparaisons entre stratégies de redressement alter-
natives dans un contexte de sondages comportant plus de
deux phases, et une ou plusieurs sélections non contrdlées.

7. UTILISATION A PRIORI ET A POSTERIORI
DE L’INFORMATION AUXILIAIRE

L’estimateur par calage permet d’améliorer a posteriori
I’estimation, en réduisant la variance et en corrigeant le
biais, comme cela vient d’&tre mentionné. Toutefois, on
peut souhaiter intégrer I'information auxiliaire a priori,
au stade du sondage plutdt qu’a posteriori au niveau de
I’estimation. On retrouve alors, dans un contexte plus com-
plexe, I’opposition classique entre stratification ou post-
stratification, bien connue dans le cas d’un sondage en une
phase, lorsque toutes les variables auxiliaires sont qualitatives.

11 est possible de transposer les termes de I’arbitrage entre,
utilisation de I'information a priori et a posteriori, dans
la configuration de sondage et d’information auxiliaire
étudiée, lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives.
En effet, lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives,
un calage correspond exactement a une poststratification.

Nous avons vu précédemment, que pour déterminer la
procédure de redressement adéquate, il fallait distinguer
deux modélisations de la variable d’intérét possibles, selon
que les informations contenues dans x; et x;, sont jugées
substituables ou complémentaires. Chacune de ces deux
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modélisations conduisait alors & une ou des procédures de
redressement différentes. De la méme fagon, ces deux
modélisations apparaissent lorsqu’on s’interroge sur la
stratégie d’échantillonnage qui permet d'intégrer au mieux
I’information auxiliaire:

» Lorsque I'information contenue dans x,; et celle con-
tenue dans x, sont substituables, la modélisation de la
variable d’intérét y est:

D yi=xab + uy et

(2) ¥; = x3by + up ou le second modele est de meilleure
qualité pour preédire la valeur de y;.

Nous avons vu que l’utilisation de I'information auxi-
liaire a posteriori conduit a la stratégie de calage n® I,
soit 4 la premiére classe d’estimateurs. Sil’on souhaite
tenir compte de I'information auxiliaire au niveau du
sondage, il est naturel de proposer, un tirage stratifié en
x; pour la premi¢re phase et un tirage stratifi¢ en x,
pour la deuxiéme phase.

Toutefois, le paralléle entre procédure de redressement
et procédure d*échantillonnage n’est pas complet: dans
un calage, on peut n’utiliser que I'information marginale
en x; . On réalise alors une poststratification incompléte
(Sirndal et Deville 1992). En revanche, dans la procé-
dure d’échantillonnage proposée comme alternative
a priori, on est amené 4 utiliser tous les croisements des
variables x,. L’équivalent a priori d’un calage serait
alors un sondage équilibré sur les marges du vecteur de
variables x;.

¢ Lorsque I'information contenue dans x, et celle contenue
dans x, sont complémentaires, la modélisation de la
variable d’intérét y est y; = x;1b, + x;35; + u;. Nous
avons vo que dans ce cas [utilisation de 'information
auxiliaire a posteriori conduisait aux stratégies de calage
2, 3 et 4 aux classes d’estimateurs 2 et 3. Si I’on souhaite
tenir compte de ’'information auxiliaire au niveau du
sondage, il est naturel de proposer, un tirage stratifié en
x1 pour la premiére phase et un tirage stratifié en x, et
X, pour la deuxiéme phase.

De la méme facon que précédemment, il n’y a pas un
paralléle exact entre les procédures a priori et a posteriori
puisque P’utilisation de I'information a priori mobilise
tous les croisements entre les variables x; et x,.

Ainsi, il est possible d’effectuer un arbitrage entre intégrer
I’information a priori ou a posteriori, voire d’optimiser
le plan de sondage, lorsque les variables auxiliaires sont
qualitatives. Les termes de I’arbitrage sont les mémes que
dans un sondage en une phase avec un seul niveau d’infor-
mation. Il s’y ajoute la multiplicité des strates crées par
les croisements de x; et x, dans le cas ol la modélisation
utilisée est y; = x; by + X2 by + w; qui renforce les avan-
tages de 'utilisation a posteriori de ’information.

Lorsque les variables auxiliaires sont quantitatives,
'arbitrage passe par leur transformation en variables
qualitatives, I’extension correcte ne pouvant étre réalisée
qu’en utilisant le paralléle entre calage et sondage équilibré
(cf. Deville 1992).
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8. CONCLUSION

Dans un sondage en deux phases, lorsque deux infor-
mations différentes sont disponibles pour ’ensemble de
Ia population d’une part et ’échantillon issu de la premiére
phase d’autre part, plusieurs stratégies sont possibles
lorsqu’on souhaite utiliser I'information auxiliaire pour
améliorer Pestimation de totaux.

Deux approches naturelles différentes ont été utilisées
pour dériver les estimateurs: une approche assistée par
modele de régression qui cherche 2 adapter 'idée de ’esti-
mateur par régression, et une approche calage qui tente
d’adapter I'idée du calage. Les estimateurs obtenus par les
deux approches peuvent étre reliés. On a fait apparaitre
3 modeclisations sous jacentes alternatives auxquelles
peuvent se rattacher I’ensemble des estimateurs obtenus.
On obtient ainsi trois classes d’estimateurs. Quelques
stratégies de calage auxquelles on pouvait penser ont été
éliminées d’emblée comme non pertinentes.

On a montré que les estimateurs d’une méme classe,
¢’est-a-dire rattachés 4 un méme modéle sont asymptoti-
quement équivalents et on donne la forme des variances
dérivées dans le cas d’une fonction de calage linéaire, ces
résultats restent valables compte tenu des équivalences
asymptotiques pour une fonction de calage quelconque.

La forme des variances indique, conformément a
’intuition qu’une des classes d’estimateurs (estimateurs
3, 6 et 7 (stratégies de calage 3 et 4)) domine 1’autre du
point de vue de la variance, lorsque I’on se fonde unique-
ment sur le plan de sondage. Lorsqu’elle s’appuie sur une
modélisation de la variable d’intérét, I’évaluation des stra-
tégies, conduit A privilégier la classe d’estimateurs associée
4 la modélisation adoptée.

Dans un contexte ou I’on souhaite effectuer le redres-
sement d’une enquéte, et que I’on souhaite simultanément
corriger les biais qu’induiraient I’utilisation des pondéra-
tions brutes et réduire la variance, les conclusions doivent
étre adaptées. Les modifications introduites dans les
pondérations pour corriger les biais sont plus importantes
que les corrections pour réduction de variance. Des lors,
on intégrera dans le calage les variables, dés que I’on pense
qu’elles interviennent dans la probabilité de sélection et
donc participent a la création du biais.

Lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives,
I’arbitrage entre utilisation a priori et a posteriori de
I'information auxiliaire, c’¢st-a-dire entre, utilisation au
niveau de I’échantillonnage ou au niveau du redressement,
repose encore sur la distinction entre les deux modélisa-
tions de la variable d’intérét.

Ces résultats se généralisent sans difficulté au cas d’un
sondage a plus de deux phases.
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Estimation de ’inégalité du revenu d’aprés les données d’enquéte:
application de la méthode des équations d’estimation

DAVID A. BINDER et MILORAD S. KOVACEVIC!

RESUME

Les auteurs exposent brigvement quelques-uns des principaux aspects de la théorie des fonctions d’estimation pour
les populations finies. Plus précisément, ils abordent la question de I’estimation des moyennes et des totaux et étendent
la théorie pertinente aux fonctions d’estimation qu'ils appliquent ensuite au probléme de I’estimation de I’inégalité
du revenu. Les statistiques qui résultent de I’exercice expriment des fonctions non linéaires des observations, certaines
d’entre elles dépendant de I’ordre des observations ou quantiles. Par conséquent, ’erreur quadratique moyenne
des estimations ne peut étre représentée par une formule simple ni &tre estimée par les méthodes classiques d’estimation
de la variance. Les auteurs montrent que, pour les fonctions d’estimation, il est possible de résoudre ce probléme
par la méthode de linéarisation de Taylor, Enfin, ils font la démonstration de la méthode proposée en utilisant les
données relatives au revenu provenant de ’Enquéte sur les finances des consommateurs du Canada et comparent
cette méthode A celle du jackknife avec suppression d'une grappe.

MOTS CLES: Plan d’enguéte complexe; coefficient de la famille de Gini; ordonnée de la courbe de Lorenz;

mesure du faible revenu, part du quantile.

1. INTRODUCTION

Les ouvrages d’économétrie traitent abondamment des
fagons de mesurer et d’analyser I’inégalité économique,
tant sur le plan théorique gue du point de vue des applica-
tions, quoiqu’on accorde la préférence aux guestions théo-
riques. On s’est moins intéressé, par contre, 4 I’estimation
de 'inégalité et & I’incidence de la structure des enquétes
par sondage. Les ouvrages d’économétrie pertinents
mentionnent rarement 1’estimation de la variance, pourtant
inévitable dans les inférences statistiques issues de I’esti-
mation de ’inégalité. On contourne habituellement la
difficulté en formulant de trés fortes hypothéses et en
simplifiant 3 outrance la structure de 1’enquéte ou les
formules servant a4 obtenir la variance approximative.
Nous proposons ici une méthode qui se préte a I’estimation
de I’inégalité du revenu et & ’estimation de la variance des
statistiques non linéaires qui en dérivent. Cette méthode
peut s’appliquer a divers plans d’échantillonnage.

En régle générale, la répartition de la population peut
étre décrite par sa fonction de distribution cumulative
F(y) = Pr{Y = y}, ol Yest lavariable aléatoire représen-
tant la sélection d’un sujet au hasard. Nous supposerons ici
que Y n’a pas de valeur négative. Si Y représente le revenu,
nous nous intéressons a ses propriétés de distribution, ¢’est-
A-dire A la concentration du revenu, a la part du revenu
détenue par certains groupes de la population, 4 la proportion
du faible revenu, efc. La fonction de quantile £{(p) =
F~'(p) = infly | F(y} = p) suscite aussi notre intérét.

La courbe de Lorenz, par exemple, compare le revenu
cumulatif 3 1a part de la population. La définition offi-
cietle de ’ordonnée de la courbe de Lorenz correspondant
au 100p-iéme percentile de la population est

£

j pde(y)

0

L(p) = ——, (1.1}
Hy

p
S dF(y) = p, et
0

=]
E ydF(y) = py.
0
La population finie représentée par (1.1) peut aussi étre
exprimée sous une autre forme, que les statisticiens juge-
ront plus familiére:

L(p) = ) YdlY; < e,n/ IRL
u v

ol U correspond 2 la population finie et 7{.} est une fonc-
tion indicatrice.

La part du revenu (quantile} est égale au pourcentage du
revenu total que partage la population associée au quantile
de revenu [£,, £,,], 1 = p,. Cette valeur est égale a la
différence entre deux ordonnées de la courbe de Lorenz

QpL.p) = Lip)) — L(py)).

La figure | illustre graphiquement la courbe de Lorenz
pour la distribution de Weibull, avec pour paramétre de
formeoa = 1.6, par rapport & I'axe de 45°. On remarque
sur le graphique que la couche défavorisée, Qui représente

la moitié de la population, regoit au maximum 25% du
revenu total alors que la couche aisée (10% de la popula-

tion) touche 20% du revenu total disponible.

! David A. Binder, Directeur, Division des méthodes d’enquétes-entreprises, et Milorad S. Kovacevic, méthodologiste principal, Division des méthodes
d’enguétes-ménages, Statistique Canada, immeuble R.H, Coats, Par¢ Tunney, Ottawa (Ontario), Canada, K1A 0T6.
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Figure 1. Courbe de Lorenz pour la distribution de Weibull avec
a = 1.6 comme paramétre de forme.

Le coefficient de Gini détermine le degré d’inégalité de
la distribution du revenu. On le définit notamment comme
une fonction linéaire de la surface située entre la courbe
de Lorenz et ’axe de 45°, normalisée pour rester entre
O et 1. Alafigure 1, le coefficient de Gini est égal 4 0.35.
La définition formelle du coefficient de Gini (Nygard et
Sandstrém 1981) est la suivante:

1 1 o
G=1- ZS Lip)dp = ; S (2F(y) — 11ydF(y).
0 0

Nygard et Sandstrom (1981) donnent le groupe plus
général de coefficients de Gini suivant:

l an
G, = — g JIF(D) 1 ydF(y), (1.2)
ny Jo

ou Jest une fonction continue et liée. Avec le coefficient
de Gini habituel, J(p)} = 2p — 1.

Certains économistes recourent 3 une autre mesure de
I’inégalité du revenu, soit la mesure du faible revenu qui
représente la part de la population dont le revenu est infé-
rieur & la moitié du revenu médian de la population. On
PPexprime formellement comme suit:

M2
0= S dF(y), (1.3a)
0
ou M est la médiane définie par
M 1
S dF(y) = —. (1.3b)
0 2

Le¢ parametre © dont nous avons besoin pour ces
différentes mesures est la solution a 1’équation suivante:

ju(y,B)dF(y) =0,

" oll u(y,0) est le noyau de 1’équation d’estimation. Nous

reviendrons a la formulation de cette derniére a la partie 2.
Les équations d’estimation des mesures qui précédent et
la valeur approximative de leur erreur quadratique
moyenne apparaissent aux parties 3, 4 et 5. La partie 6
présente les estimateurs des mesures pour un plan d’échan-
tillonnage complexe. Enfin, la partie 7 illustre la méthode
au moyen des données de I’Enquéte sur les finances des
consommateurs du Canada.

2. APPLICATION DES EQUATIONS D’ESTIMATION
A UNE POPULATION FINIE

La théorie permettant d’estimer les moyennes et les
totaux d’une population finie est trés bien développée dans
les ouvrages de statistique contemporains. Sarndal,
Swensson et Wretman (1992) donnent une formule qui
englobe la plupart des estimateurs utilisés dans la pratique.
Nous passerons ici briévement en revue cette théorie et
montrerons comment il est possible de ’appliquer 2 des
statistiques plus complexes grice i des équations d’esti-
mation, ¢comme le décrivent Binder (1991) et Binder et
Patak (1994).

Pour exposer I’idée principale, commengons par exa-
miner I’estimation de la population totale T’y et la fonction
de distribution de la population finie F(y). L’estimation
de la population totale se trouve i la base méme de
I’approche des équations d’estimation de Binder (1991) et
de Binder et Patak (1994). Supposons que la population
totale de la variable Y soit décrite par

Ty = Njde(Y)-

Soulignons que F(y) est une fonction en escalier corres-
pondant i la fonction de distribution de la population
finie. Nous utiliserons des estimateurs semblables a

N
Ty = E wi(s)y; = E wi(s)Y;, 2.1

i€s i=1

ou w;(s) est égal 4 zéro lorsque la i~¢me unité ne fait pas
partie de ’échantillon. Par exemple, I’expression (2.1) donne
I’estimateur non biaisé d’Horvitz-Thompson (HT) si

-l fa .G +

w,(5) ={ /x;, i€s

0, igs,
ou 'estimateur de régression général si

w;(5) ={[1 + (Tx = Tx)xi/T) fw, its,
0, Igs,
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ou Ty représente la population totale de X, et ol Tyet
T2 correspondent a I'estimation HT du total des variables
X et X?, respectivement.

Pareillement, 1’équation qui suit permet d’estimer la
fonction de distribution

NF(y) = Y, wilsM{y; <y},

i€s
ol

1 si yy=y,
11y, < ¥} =[ b=y
0 si y >

Soulignons que F(y) converge de fagon uniforme et
asymptotique 3 F(y), mais n’est pas nécessairement une
fonction de distribution au véritable sens du terme, a
moins que

E w;(s) = N.
i€s

En régle générale et sous réserve de certaines conditions
de régularité pour les plans d’échantillonnage complexes
(Francisco ¢t Fuller 1991),

F(y) — F(y) —, 0 pour toutes les valeurs de ).
En d’autres termes, la fonction de distribution de la popu-
lation finie F{y) accepte un estimateur convergent Fy).
Nous nous servirons plus tard de cette propriété de F(y)
pour prouver la convergence des estimateurs de variance
linéaires 4 'égard de diverses statistiques sur le revenu.

Examinons maintenant comment la théorie des équa-

tions d’estimation s*applique 4 ’estimation du paramétre
0, d’une population finie, qui est la solution de

Su(y,ea)dF(y) = 0.

La valeur de l’éguation d’estimation pour ©, correspond
A la valeur de O, pour laquelle

gﬂ(y,é)dﬁ(y) =0, 2.2)

ou fi(y,0) est une estimation de u(y,0).
On peut écrire (2.2) de la fagon suivante:

0= Sﬁ(y,é)dﬁ(y)
2.3

= S [#(y,8) — u(y,6,)1dF{(») + Su(y,ea)dﬁ(yH R,

ou
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R =S[ﬁ(y,é) - u(y,06,)] [dF(y) ~ dF(»)].

La décomposition de (2.3) sert de point de départ a tous
les calculs de la variance dans le présent article. Nous
prouverons que le reste R est asymptotiquement négli-
geable pour tous les paramétres examinés.

Binder (1983) a étudié le cas o 3(y,0) = u(y,0) et
ol, pour les échantillons importants,

S [u(y,0) — u(y,0,) 1dF(y)

dEfu(»,9)}

= (é _eo)
8 |owo,

+ Op(lé — 6,]).

Notons que le reste R issu de 1a décomposition (2.3) devrait
avoir pour ordre de grandeur 0,(|© — 6,|) afin d’gtre
asymptotiquement négligeable.

La plupart des applications n’exigent pas I’estimation
de u (y,.0) au moyen de i (y,0). Toutefois, dans certains
cas (le coefficient de Gini par exemple), on estime la
fonction u#(y,0) pour que la formule (2.2) accepte les cas
en question, en général.

Grice aux approximations qui précédent, on obtient
-1

5o, ~ | EELO
a0

=0,

X Su(y.eo)dﬁ(y) =Su‘(y)dﬁ(y), (2.9)

ou

dEfu(y,0)) 4(3,0,)

vy = - ===

0=0,

Dés qu’on connait u* (), il est assez facile de trouver
la variance de 6. Puisque & — 6, donne une estimation
de la population totale de u*(y;), on peut en appliquer
Perreur quadratique moyenne i ’estimation pour avoir
une idée de la variance de 6.

Par exemple, quand 9, est égal au rapport Ty/ Ty, on
obtient:

u=y— Gyx,

1
u* = “— {(y — 6gx).
X
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Dans ce cas, le reste correspond 3
R = S[y - Ox — (y — ©ux) ] [dF(y) — dF(»)].

Par conséquent,

R .
5-o, = [F(y) = F(y)]x —,0,

pour toute valeur de y et valeur finie de x.

Parallélement, pour les quantiles de population,

v =1Ify = 8} — p,
2.5)

1
* - Iy = 6} — pl,
u 7(60) ({y o} — 2l

o f(Oy) correspond 2 la densité de probabilité au point
O¢. Le deuxi¢me élément de (2.5) est le prolongement
de la représentation des quantiles de 1’échantillon par
Bahadur, tel qu'il est décrit par Francisco et Fuller (1991),
On se servira des résultats de (2.5) comme ordonnées dans
la courbe de Lorenz et comme mesure du faible revenu aux
parties 4 et 5.

Aprés réduction, le reste R devient R = F(8) —
£(8,) — F(8) + F(6,). Avec un plan d’échantillon-
nage aléatoire simple, Randles (1982) a montré que R =
op(n~ Y. Lorsque le plan est plus complexe, Shao et Rao
(1994) obtiennent un résultat asymptotique analogue, sous
réserve de certaines contraintes de régularité: ils établissent
d’abord que © ~ 6, = Qp(n'%), puisque R = op(n"/’)
etenfinque R = 0,(| 6 — 6, ).

3. COEFFICIENT DE LA FAMILLE DE GINI

Pour Ie coefficient de la famille de Gini donné en (1.2),
on peut se servir de

u(y,Gy) = J[F(»)]y — G,y.

L’approche de Binder (1983) n’accepte pas ’estimation de
la variance du coefficient de Gini. Au lieu de calculer la
variance en scindant le probléme en deux - un élément
pour |'estimateur du ratio et I’autre pour la variance du
numérateur - on peut résoudre celui-¢i en une fois au
moyen des équations d’estimation.

Laissant de c6té le reste de (2.3), on obtient ’approxi-
mation suivante:

0= ju[ﬁu)]y — G 1dF(»)

~ SU[FU’)] — JIF() 1 )ydF(y)

- (6,- 6y Sde(y) + S IFO) 1y ~ G,iidﬁ<y).
Soient
Su[ﬁ(yn — JIFG)1)ydF(y)

= S[F()’) = FO) ' [F(y) 1ydF(y),

et

Sﬁ(y)l’ [F(»)1ydF(y)

= S Sy JT[F(»)1ydF(x)dF(y)
0

= E [ rr [F(x) ]xdF(x)] dF(y),

¥

il s’ensuit que
G, -G, = Su*(y)dff*(y),

ot

" 'l ! ¢ -1

ut = — J(PYF~(p)dp
by Fiym

+ JIFD) )y — Gy — ELF()J’ [F(y)])’l]- (3.1

Lorsque les observations sont indépendantes et sont distri-
buées de fagon identique, la variance correspond i celle
décrite par Glasser (1962) et Sendler (1979). Pour estimer
la variance, il est nécessaire d’estimer uy, F(y), et G,
dans Iexpression u*.

Examinons le comportement asymptotique du reste R
pour le coefficient de Gini habituel G. Le reste est égal 4

R =j(2y{ﬁ(y) - F(»)] - ¥(G - G))
x [dF(y) — dF(»)].
$i on représente la différence F(y) — F(y) par D(y),

le reste peut &tre exprimé comme la somme de deux
intégrales
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R = 52}’15()*)0'13()’) - S(G - G)ydD(y).

La premiére intégrale se raméne & zE€ro par une intégra-
tion par parties, de telle sorte qu’on peut calculer approxi-
mativement le reste par I’équation

R=— (G = G)(ay — py)
= — (G — Glo,(n~"*%), 0<b< .

Par conséquent, on peut dire que R = 0,(| G-G|).

4. ORDONNEE DE LA COURBE DE LORENZ
ET PART DU QUANTILE

L’ordonnée de la courbe de Lorenz a été définie en
(1.1). L’estimation exige les deux équations suivantes:

wLip)) =Hy = £y — Lp)y,

w(y) = Iy = &) —p.

La deuxiéme équation définit le 100p-iéme percentile de
la distribution, tandis que la premiére exprime ’ordonnée
de la courbe de Lorenz au point correspondant. Si le
reste de (2.3) est négligeable, on obtient I’approximation
suivante:

0= S[I[y s £,) — Lip)1ydF(p)
: .
= S ydF(y) — 1L(p) — L(p)] Sde(y)
&p

+ S [y < &) — L(p)Y1ydF(y).

Le premier terme de I’expression peut faire I’objet d’une
approximation plus poussée, comme suit:

£p
S YAF(y) = (£, — £)E,0(E,)-

tp

Reprenant (2.5), on constate que

t

. 1 R
-t = -\ — [y =< — pldE(y), (4.1
£, — & Sf(ip) Iy = &) — pldF(y), (4.1)

de telle sorte que
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(&p = EQ)EpS(Ep) = —Sfplﬂy < &) — pldF(y).

Par conséquent, la linéarisation nécessaire pour estimer
la variance de I’ordonnée de la courbe de Lorenz s’exprime
de la maniére suivante:

1
ur(y) = o [ = &My = &) +pE, —Lp)].
Y

Le résultat est identique A celui obtenu par Beach et
Davidson (1983) pour la variance et la covariance des
ordonnées de la courbe de Lorenz quand les variables
aléatoires sont indépendantes mais distribuées de fagon
identique. Pour estimer la variance, on doit introduire
£, et L(p) dans u*(y).

Trois équations sont nécessaires pour estimer la part du
quantile Q(py, p2):

(3,Q(p1,p2)) = HEp, < » = 5,1y ~ Qonm)y,

w(y) = Ity = £, — pi,
w(y) =y = £, — p».

En reprenant les mémes arguments qu’auparavant, on
parvient & I’¢quation suivante:

1
w(y) = — [ — £y < Epy)
by

— = Y < &)

+ Pakp, — Pikp — YQP1LP2)].

5. MESURE DU FAIBLE REVENU

Cette mesure a été définie en (1.3). Pour procéder a
I’estimation, deux équations sont nécessaires:

M
Hy= -1 -9,
b=

1
Hy = M) - -,
ly ] 3

u (}’,9)

uy(y)

ol M est la médiane de la distribution définie par la
deuxiéme équation, alors que la premiére définit 1a mesure
du faible revenu par rapport a la médiane. En laissant de
cHté le reste indiqué en (2.3}, on obtient I’approximation
suivante:
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0 =S(1{ < "—4] - é)dﬁ(y)
2
M - M)f("';) (6 - o)

+ § (I[y < %”} - S)dF"(y).

Si on remplace M — M par le résultat obtenu en (4.1)
et résoud 6 — O, on obtient

=3

1
2

6-0= Su*(y)dﬁ(y),

ol

M
G ]
w == —2 1y < - )

2f (M)

+ I{y = A{} -0. (5.1

Pour estimer la variance de la mesure estimative du faible
revenu a partir de ce résultat, il faut estimer f(M) et
S(M72). A cette fin, on pourrait se servir de

o203 H3)

pourvu gue 4 soit assez faible. Parallélement, on pourrait
procéder au calcul que voici, comme le proposent Francisco
et Fuller (1991) pour un probléme analogue. Pour une
valeur quelconque de £, on estime le percentile correspon-
dant 100p, puis on établit I'intervalle de Woodruff pour
le méme percentile en résolvant d’abord &, et &, dans

S[I(ys E—h) - pldF(y)

inf = = Z)ag2|s

fl] Y
[mse{j [y = ¢t} —p]dF(y)]]

S[I{y < ¢+ iyl — pldF(y)

inf = a2 |

hz i
I:mse[g Uy = £) —-p]dﬁ(y)}]

ol z;_,pestle 100(1 — «/2)-idme percentile de la distri-
bution normale type. Il suffit ensuite de calculer

"
22| a2 [mse{jll{y < £) —p]dF(y)}]

h1+h2

fey =
5.2)

Ce calcul utilise ’équivalent asymptotique de £ — £ et
la somme estimée de u* (¥) donnée par (2.5).

Comme on peut le constater, estimer la variance de la
mesure du faible revenu s’avére relativement compliqué.
La méthode des fonctions d’estimation nous procure
toutefois les formules appropriées.

La discussion relative au reste R de la décomposition
(2.3) pour la mesure du faible revenu est analogue i celle
de I’estimation du quantile (2.5).

6. ESTIMATION DANS LE CADRE D'UNE
ENQUETE COMPLEXE

Supposons un échantillonnage stratifié a4 plusieurs
degrés comprenant un grand nombre de strates H et
quelques unités d’échantillonnage primaires (grappes),
ny( = 2}, venant de chaque strate. Dans I’Enquéte sur les
finances des consommateurs (EFC) du Canada, qui utilise
elle-méme I'Enquéte sur la population active (EPA), par
exemple, on compte plusieurs centaines de strates et en
moyenne moins de six grappes par strate. Supposons que
W; €st le poids normalisé de la /-¢me unité ultime de la
c-iéme grappe de la #-iéme strate. L’estimateur approprié
du total et I’estimateur convergent de I’erreur quadratique
moyenne seront

p= E Whei Vi
3

n

mse(i) = )3 —"— ¥ (i — 2P (1)
h fn = ¢

ol Uy, = TiWyei(Png — A) et lly = 1/ny ¥ up. On se
sertde ¥ = ¥, ¥.¥, pour désigner la somme sur toutes
les unités ultimes de I’échantillon intégrant tous les degrés
d’échantitlonnage. On suppose que les unités primaires
d’échantillonnage sont sélectionnées avec une unité de
remplacement.

Ce n’est pas I’efficacité des estimateurs qui nous inté-
resse mais les propriétés des estimateurs couramment
utilisés. Une analyse des estimateurs plus complexes qu’on
retrouve dans les ouvrages d’économétrie déborde du
cadre de notre travail.

Voici un estimateur de la fonction de distribution dela
population finie:

ﬁ(y) = E Waei Vo = 1.

5
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Un estimateur convergent de ’erreur quadratique moyenne
approximative pour la fonction de distribution estimée en
y prendrait la forme (6.1), od uy, = Tiwpal I ¥ng < ¥1 —

F(nl.
L’estimation habituelle du quantile de la population
finie donne le quantile de I’échantillon

£, = inf{ypa€s: F(pa) = P,

¢’est-a-dire la solution de I’équation d’estimation

E whcr'[I{yhci = ép] -pl = Q.

5

Si on reprend les résultats de (2.5), I'estimateur de
I’erreur quadratique moyenne du p-iéme quantile corres-
pond & 1’équation (6.1) et

1
[F(£,)

*
Upe =

]2 E thf[I[yhcr = Ep} - pl.

Quand on utilise I’expression (5.2) pour estimer la
fonction de densité f(£), l’es}imation de Perreur quadra-
tique moyenne du quantile &, devient

E 2
mse(£,) = (‘L‘f’”) 6.2)

2-ar2

ou D (.Ep) =(h +h)/2= (Ey — £.)72 représente la
demi-longueur de Pintervalle de confiance 2 100(1 — o)%
pour Ep Dans un plan d’échantillonnage complexe, A, et
h, correspondent respectivement a la solution de

§L=£p_hl=

inf {Vhes €5:PUner) 2 P = 21— o2 vmse [F(E,)1]

Ev=E+h =
inf (Vi €5:F(Upet) 2 D + 21_ap2 smse[F(E,)]].

Francisco et Fuller (1991) ont utilisé eux aussi I’estimateur
(6.2). En régle générale, Pintervalle de confiance de Woodruff
(1952) pour les quantiles individuels explique pourquoi on
recourt a (5.2), et par conséquent 4 (6.2). Francisco et Fuller
(1986), puis Rao et Wu (1987) se sont servis de cet intervalle
pour trouver des estimateurs de la variance. Bien que Pesti-
mateur dépende du coefficient de confiance, ces auteurs
ont montré qu’il est convergent par rapport a I’asymptote
4 un seuil de signification .. Rao et Wu (1987) ont examiné
’erreur-type des quantiles pour les échantillons en grappes
estimés de cette maniére. Les résultats qu’ils ont obtenus
avec la méthode de Monte Carlo suggérent qu’un intervalle
de confiance de 95% donne de bons résultats quand vient
le moment d’établir Perreur-type. Binder et Patak (1994)
ont obtenu un estimateur de la variance analogue par
I’approche des égquations d’estimation.
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L’estimation du coefficient de Gini habituel correspond
4 la solution de 1’équation suivante

E Wiei { [2Ehei) — 11 Vnei — C¥hei} = 0

qui se transforme pour donner

=l

E Wi F()’ha)yhc: -

ou i = Y Wnei Vaci-

On peut estimer 1"erreur quadratique moyenne pour le
coefficient de Gini grice a I’expression (6.1) en remplacant
u;., défini en (3.1) par son équivalent pour une enquéte
complexe. Aprés manipulation algébrique, on parvient &
1’expression suivante:

2 -~
Upe = ;:z E Whei [A (VaeiWici + B(Vhei) —g (G + 1)]
ou
G+ 1
A(y) = F(») - .
et

B(y) = E Whei Yhei 1 Pnei = Y3

5

Pour obtenir les ordonnées de la courbe de Lorenz il
suffit de résoudre le systéme d’équations d’estimation
suivant:

E Waei (I hes < Ep3ohei — LD Phei]l = 0

Y Wieill(yne = £5) — 1 = 0.

L’estimation qui en résulte est donnée par:

E(p) = E Whei Ynei HVnei = ép}

s

B | -

Pour calculer I’estimateur de I’erreur quadratique moyenne
des ordonnées de la courbe de Lorenz, il suffit d’utiliser
les valeurs uj, définies par (6.3) dans (6.1):

E thi[(yhci - ép)ltyhci = ép]

i

.
Upe =

B | -

+ pfp = Yhei E(P)] (6-3)
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De m&me, I’erreur quadratique moyenne de la part du
quantile correspond a

Qpp) = E Whei Ynei HEpy, < Yo = €35}

5

h - N

et on en obtient la valeur approximative avec (6.1) en
appliquant

1 - u
u:;c = E E wha’[(yhci - EpZ)I[yhci = Epz]
- (yht.'t' - gp;)l{y}wi = gpll

+ ngpz - plép] = Yhei Q(Phpz)]-

La mesure du faible revenu définie par (1.3} est estimée
gréce a

é = F(M/Z) = E whci][yhci = M/Z]

s

L’erreur quadratique moyenne de la mesure du faible
revenu peut étre estimée approximativement grice a
I’expression (6.1), ou (en partant de I’équation (5.1)):

. J(M/2)

Upe = — W ; Wi [ Ypes = M} — 1/2]

+ Y3 Whel I < M/2) — 61

i

7. ILLUSTRATION

Nous illustrerons la méthode décrite auparavant au
moven des données sur le revenu familial recueillies dans
le cadre de I'Enquéte sur les finances des consommateurs
(EFC) du Canada. Nous nous servirons du fichier sur le
revenu disponible des familles économiques pour ’Ontario
en 1988. Par “‘revenu disponible’’, on entend le revenu
total aprés impdt mentionné lors du sondage. L’EFC ale
méme cadre que ’Enquéte sur la population active, qui
repose elle-méme sur un échantillonnage stratifié 4 plusieurs
degrés. Pour en apprendre davantage au sujet du plan
d’échantillonnage, voir Singh et coll. (1990).

Nous avons estimé la médiane M, le coefficient de
Gini G, la mesure du faible revenu 9, les ordonnées de la
courbe de Lorenz et la part des quantiles Q(0,.2), Q(.2,.4),
Q(.4,.6),0(.6,.8), 0(.8,.1.0). Les erreurs-types correspon-
dantes ont été obtenues avec la méthode proposée et la
meéthode du jackknife avec suppression d’une grappe.

Voici une bréve description de la derniére méthode,
citée aux fins d’illustration. Tout d’abord, on suppose que
I’estimation du parameétre inconnu O est établie par
I'expression © = £(F), on F représente la fonction de
distribution estimée. L’estimation de la fonction de dis-
tribution £{;;, obtenue de I’échantillon aprés suppression

de la j-i¢me grappe prélevée de la h-iéme strate (j = 1,
e h =1, ..., H)est

p(gj) {(y) = E Apei (8 /) Wheil {Vnei = ¥}

5

1, h g,

ou Ahr:i(g»j) = ’ h = & C ;t.f;
0, h=g c=j.
Par conséquent, 8, = £(F,;) et Iestimateur

jackknife, aprés suppression d’une grappe, de la variance
0 =8 est

o A pn—1 05 . 5.2
Varj(e) = E £ E (9(&,) - 9) .
g=1 Mg =1

On sait que ’estimateur jackknife de la variance laisse
4 désirer avec les quantiles en raison de son manque de
convergence (Kovar et coll. 1988). Des résultats plus
récents (Shao et Wu 1989; Rao, Wu et Yue 1992) suggérent
que dans certaines conditions, la méthode du jackknife
avec suppression du parametre d ou suppression d’une
grappe pourrait avoir les propriétés asymptotiques désirées
pour I’estimation de la variance des statistiques non lisses
comme les quantiles ou la mesure du faible revenu. Paral-
lelement, pour d’autres statistiques comme le coefficient
de Gini, I’estimateur jackknife de la variance asympto-
tique est convergent (Shao 1993).

A Iinverse de la méthode du jackknife, la méthode des
équations d’estimation n’exige pas d’importants calculs.
Elle est simple et explicite, et elle intégre le plan d’échan-
tillonnage. Elle engendre des formules faciles & programmer
pour la variance asymptotique, en dépit de leur apparente
complexité.

Puisque I'utilisation d'un seul échantillon restreint la
comparaison objective de deux méthodes, notre exemple
n’a d’autre but que faire ressortir la variation de ’erreur-
type telle qu’elle est obtenue avec des équations d’esti-
mation et une méthode de calcul intensif comme celle du
jackknife. Les résultats apparaissent sous forme abrégéc
dans le tableau qui suit. La tendance suivie par la variation
de I'erreur-type estimée confirme le caractére généralement
classique de la méthode du jackknife. L écart est attri-
buable au biais a la hausse introduit par cette méthode
dans le cas de¢ la médiane, bien que la méthode du jackknife
avec suppression d’une grappe semble préférable 3 la
méme méthode avec suppression de la valeur 1. En ce qui
concerne la part des quantiles, I’erreur peut s’expliquer en
partie par le fait que la part des quantiles supérieurs ne
recoupe pas toutes les unités primaires d’échantillonnage
mais fonctionne a la mani¢re de classes distinctes dont
I’effet sur la méthode du jackknife pourrait &tre plus
marqué que sur la méthode des équations d’estimation.
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Tableaun 1
Mesure de I'inégalité du revenu et de 'erreur-type

Erreur-type

Méthode du
Mesure Estimation MéctlhOde jackknife
€s avec
équations :
& quation suppression
astimation d’une grappe
Meédiane 31705 303.3 569.8
Gini 0.3482 0.005 0.005
Faible revenu 0.1980 0.00586 0.00613
Ordonnées de
1a courbe de
Lorenz
L(0.2) 0.0561 0.00137 0.00175
L{0.4) 0.1745 0.00166 0.00194
L{0.6) 0.3522 0.00246 0.00285
L(0.8) 0.5982 0.00317 0.00393
Part du quintile
Q(0, 0.2) 0.0561 0.00137 0.00167
Q(0.2, 0.4) 0.1186 0.00159 0.00221
Q(0.4, 0.6) 0.1775 0.00157 0.00282
Q(0.6, 0.8) 0.2461 0.00158 0.00337
Q(0.8, 1.0) 0.4017 0.00395 0.00451

8. SOMMAIRE

La solution au probléme consistant i estimer la variance
de statistiques complexes comme la mesure de Pinégalité
du revenu a longtemps échappé aux statisticiens. On
propose souvent une méthode de répétition comme celle
du jackknife pour procéder a I’estimation. L’avantage de
la linéarisation est qu’elle se préte a de trés nombreux plans
d’échantillonnage sans nécessiter de calculs laborieux
comme d’autres méthodes, par exemple, la méthode
bootstrap. Grice aux fonctions d’estimation et i la décom-
position décrite en (2.3), on se rend compte gue certains
problémes délicats peuvent étre résolus plus facilement.
Le présent article aborde aussi la question de I’ordre de
grandeur du reste de certaines mesures. Enfin, on peut
effectuer une démonstration plus rigoureuse de la méthode
pour un plan d’échantillonnage complexe en suivant les
recommandations de Shao et Rao {(1994).
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Un algorithme de transport a taille réduite pour maximiser
le chevauchement des enquétes

LAWRENCE R. ERNST et MICHAEL M. IKEDA!

RESUME

Lorsqu’on remanie un échantillon selon un plan stratifi¢ & plusicurs degrés, il est parfois indiqué de maximiser le
nombre d’unités primaires d’échantillonnage retenues dans le nouvel échantillon sans modifier les probabilités de
sélection inconditionnelle. 1] existe A cette fin une solution optimale qui s’appuie sur la théorie du transport pour
une classe trés générale de plans d’échantillonnage. Toutefois, & la connaissance des auteurs, cette méthode n’a
jamais été utilisée pour la refonte d’une enquéte. Cela s’expligue en partie du fait que méme pour une strate de
taille modérée, le probléeme de transport résultant pourrait &tre trop grand pour se préter a une solution pratique,
Dans le présent article, nous proposons un algorithme de transport modifié 4 taille réduite permettant de maximiser
le chevauchement, ce qui réduit sensiblement les dimensions du probléme. Cette méthode a été utilisée lors du
remaniement récent de I’enquéte sur le revenu et la participation aux programmes (Survey of Income and Program
Participation, ou SIPF). Nous décrivons brievement le rendement de I’algorithme & caille réduite, d’une part pour
le chevauchement du SIPP en conditions réelles, et d’autre part pour des simulations artificielles antérieures du
chevauchement du SIPP. Méme si cette méthode n’est pas optimale et ne risque de produire, en théorie, que des
améliorations négligeables du chevauchement attendu comparativement a la sélection indépendante, elle ouvre en
pratique la voie a4 des améliorations importantes du chevauchement par rapport 2 la sélection indépendante dans
le cas du SIPP et produit généralement un chevauchement presque optimal.

MOTS CLES: Programmation linéaire; remaniement de I’échantillon; Survey of Income and Program Participation.

1. INTRODUCTION solution optimale du probléme du chevauchement sous des

Le probléme de la maximisation du nombre prévu
d’unités primaires d’échantillonnage (UPE) retenues dans
un échantillon lors du remaniement d"une enguéte avec un
plan stratifié pour lequel les UPE sont choisies avec une
probabilité proportionnelle 4 la taille a été abordé pour la
premitre fois dans la documentation scientifique par
Keyfitz (1951). Typiquement, la maximisation du chevau-
chement des UPE est motivée par la réduction des cofits
supplémentaires tels gue ceux requis pour la formation des
intervieweurs aux fins d'une enquéte auprés des ménages,
lesquels s’additionnent 4 chaque changement d’UPE. Les
méthodes de maximisation du chevauchement n’influent
pas sur la probabilité inconditionnelle de sélection d’un
ensemble d’UPE dans une nouvelle strate, mais condition-
nent sa probabilité de sélection d’une maniére telle que la
probabilité de sélection d’une UPE dans le nouvel échan-
tillon est en régle générale plus grande que la probabilité
inconditionnelle lorsque cette UPE se trouvait dans
I’échantillon initial, et moins grande autrement.

Les méthodes de chevauchement sont applicables
lorsque i :maniement entraine soit une nouvelle strati-
fication des UPE, soit un changement de leurs probabi-
lités de sélection. Keyfitz (1951) a proposé une méthode
optimale, mais uniquement pour les plans 4 une UPE par
strate dans le cas spécial o1 1a strate initiale et la nouvelle
strate sont identiques et ot seules les probabilités de sélec-
tion changent. Causey, Cox et Ernst (1985) ont obtenu une

conditions trés générales en assimilant ce probléme 4 un
probléme de transport: une forme spéciale de probléme
de programmation linéaire. Cette méthode n’impose
aucune restriction aux changements de définitions des
strates ni au nombre d’UPE par strate. (Un résultat simi-
laire a été obtenu de facon indépendante par Arthanari et
Dodge (1981), méme si ces derniers n’ont pas abordé la
question des changements dans les définitions des strates.
Les deux groupes de chercheurs ont obtenus leurs résultats
en généralisant le travail de Raj (1968).) Toutefois, il existe
au moins deux autres difficultés avec la méthode de Causey,
Cox et Ernst qui peuvent la rendre inutilisable en pratique.
La premigre est examinée par Ernst (1986), et la seconde
fait 'objet du présent article.

La premiere difficulté découle du fait que si ’échan-
tillon initial ’UPE n’a pas été sélectionné indépendam-
ment d’une strate a I’autre, 'information nécessaire au
calcul de I’ensemble des probabilités conjointes requises
par ceite méthode risque de ne pas &tre disponible en
pratique. Ernst (1986) a mis au point une méthode de
programmation linéaire de rechange a utiliser dans de tels
cas. Le Bureau of the Census a eu recours a la program-
mation linéaire pour réaliser le chevauchement de ses
enquétes démographiques  cing reprises. A quatre de ces
occasions (sélection des plans pour les Current Population
Surveys (CPS) et pour les National Crime Victimization
Surveys (NCVS) des années 1980 et 1990}, la méthode
établie par Ernst (1986) a été retenue puisque le plan initial

! Lawrence R. Ernst, Chief, Research Group, Office of Compensation and Working Conditions, Bureau of Labor Statistics, Washington, DC 20212,
U.S.A.; Michael M. lkeda, Mathematical Statistician, Statistical Research Division, Bureau of the Census, Washington, DC 20233, U.S.A.
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n’était pas sélectionné indépendamment d’une strate a
Pautre. En particulier, comme Pavait expliqué Ernst
{1986), si I’échantillon initial est lui-mé&me sélectionné par
chevauchement avec un plan antérieur, I’hypothése d’indé-
pendance n’est en général pas valide, ce qui expliquait
principalement pourquoi elle n’était pas valide dans ces
quatre cas particuliers.

Le second probléme posé par la méthode optimale est
que le probléme du transport risque d’étre trop grand pour
pouvoir étre résolu en pratique. Le Bureau of the Census
a également utilisé la programmation linéaire pour le
chevauchement du plan du SIPP des années 1990 avec
celui des années 1980, deux plans 4 deux UPE par strate.
L’échantillon initial du SIPP a été sélectionné indépen-
damment d’une strate a I’autre. Toutefois, le probleme du
transport pour la méthode optimale aurait été trop grand
pour autoriser une solution pratique pour plusieurs des
strates. Cette difficulté se pose du fait que pour chaque
nouvelle strate constituée de # UPE, le nombre de variables
du probléme de transport pour la méthode optimale peut
atteindre 27 x (3) La valeur de n 1a plus grande pour
laquelle un probléeme de transport comportant un tel
nombre de variables peut étre résolu avec les moyens infor-
matiques que nous avions & notre disposition était approxi-
mativement n = 13.

Nous présentons ci-aprés une formule 4 taille réduite
de la méthode de chevauchement, assimilée 4 un probléme
de transport, qui réduit Ie nombre de variables du SIPP A
{((3) + n + 1} x (), une réduction surprenante pour
les valeurs de n modérées A grandes. Cette méthode part
de ’hypothése que I’échantillon initial a été sélectionné
indépendamment d’une strate 4 P’autre; elle n’aurait de ce
fait pas pu remplacer la méthode de Ernst (1986) pour le
chevauchement des plans du CPS et du NCVS. Cette
méthode a taille réduite a été utilisée avec succes pour des
strates comptant jusqu’a 68 UPE. A titre de comparaison,
pourunn = 68, le nombre possible de 2% x ( f) varia-
bles de la formule non réduite dépasse de loin la taille des
problémes qui peuvent étre résolus avec les ordinateurs
courants. En outre, méme si la réduction de la taille se fait
au détriment de I’optimalité, il semble qu’elle donne en
pratique des résultats passablement proches des valeurs
optimales, comme nous le démontrerons ci-aprés. La
méthode A taille réduite est celle que nous avons utilisée
pour le chevauchement du SIPP.

L’examen de la méthode de Causey, Cox et Ernst
(1985), présenté dans la section 2, nous sert de toile de fond
pour la présentation de la méthode 2 taille réduite.

Laméthode A taille réduite est présentée 4 la section 3.
Meéme si elle peut se préter & une application générale, nous
nous contenterons, pour simplifier la présentation, de ne
décrire en détails que le cas o le plan initial et le nouveau
plan comportent deux UPE par strate et se font sans
remise. Nous présentons également, dans la méme section,
un petit exemple artificiel de la méthode 4 taille réduite qui
servira a illustrer la méthode et 4 démontrer que I’ordon-
nancement des paires d'UPE dans la strate d’un nouveau
plan, une étape clé de ’algorithme, influe sur le chevau-
chement attendu. Nous soulignons également dans cette

section certains résultats analytiques de la comparaison de
la méthode 4 taille réduite et de la méthode optimale. Nous
précisons les limites supérieures de la perte du chevauche-
ment attendu découlant de ’utilisation de la méthode a
taille réduite au lieu de la méthode optimale. Nous expli-
quons également que dans certaines situations, cette perte
peut s’approcher de deux UPE pour les plans 4 deux UPE
par strate - le pire scénario envisageable. Cn trouvera dans
I’article de Ernst et Ikeda (1994) de plus amples détails
ainsi que les preuves des résultats présentés dans cette
section, en plus de certains résultats d’autres sections du
présent article.

Dans la section 4, nous abordons la question du rende-
ment de la méthode 4 taille réduite, tant pour le chevauche-
ment du SIPP actuel que pour des simulations artificielles
du chevauchement des SIPP antérieurs. Le chevauchement
attendu avec cette méthode est comparé a celui de la sélection
indépendante des UPE du nouvel échantillon et 3 Ia limite
supérieure du chevauchement optimal attendu. Les résultats °
montrent que pour cette application, et contrairement a
certains des résultats théoriques décrits dans la section 3,
le chevauchement attendu avec la méthode a taille réduite
est beaucoup plus grand que si on avait recouru a une sélec-
tion indépendante pour choisir les UPE du nouvel échan-
tillon. Ce chevauchement est en fait presque aussi grand
que le chevauchement optimal prévu. Nous précisons
finalement le temps machine nécessaire pour la méthode
A taille réduite en fonction de la taille des strates.

Finalement, les conclusions de notre étude sont présen-
tées & la section 5.

2. EXAMEN DE LA METHODE DE
CHEVAUCHEMENT DE
CAUSEY, COX ET ERNST (1985)

La méthode de chevauchement de Causey, Cox et Ernst
(1985), comme toutes les méthodes de chevauchement,
conditionne d’une certaine maniére la sélection des UPE
des échantillons de chague nouvelle strate au choix des
UPE de la strate qui faisaient partie de I'échantillon initial.
Cette méthode de chevauchement particuliére réalise une
optimalité réelle en faisant plein usage de cette information
et en assimilant la procédure 4 un probléme de transport.
Nous en présentons ci-apres la description,

Précisons tout d’abord certaines des notations qui nous
serviront tout au long de notre exposé. Désignons par S
une strate du nouveau plan d’échantillonnage. Chacune
de ces strates correspond & un probléme de chevauchement
séparé. Désignons par 7 le nombre d’UPE comprises dans S,
etpar Ay, ..., A,les UPE en question comprises dans S.
Désignons par I le sous-ensemble aléatoirede {1, .. ., n}
tel que & € I si et seulement si A, était présent dans
I’échantillon initial, et désignons par N I’ensemble corres-
pondant du nouvel échantillon. Par exemple, si A, et A;
étaient les UPE de S qui faisaient partie de I’échantillon
initial et A, et A, les UPE comprises dans le nouvel échan-
tillon, alors, I = {2,3} et N = (1,3}, Désignons par m*,
n* le nombre de valeurs possibles de J et Nrespectivement.
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Désignons par ailleurs par J;, § = 1, ..., m* les valeurs
possibles de /et par §;, j = 1, ..., n* les valeurs possibles
de N. L’objet de toutes les méthodes de chevauchement
est de maxitniser le nombre prévu d’'UPE dans N N [, tout
en préservant les valeurs des P(S;).

Pour illustrer plus avant certaines de ces notions,
supposons un exemple oi » = 3. Alors, n* = 3 si le
nouveau plan compte une ou deux UPE par strate, les
valeurs de N, c’est-a-dire les §;, étant {1],{2], {3} dans
le cas 4 une UPE par strate et {1,2],{1,3},{2,3} dans le
cas 4 deux UPE par strate. Supposons maintenant que les
UPE A, et A, étaient dans une strate initiale et que PUPE
Aj était dans une autre, et qu’il y avait trois UPE dans
chacune de ces strates initiales. Si le plan initial comptait
une UPE par strate, alors m* = 6, et les valeurs de 7, c’est-
a-dire les J;, étaient &, {1},{2),13},01,31,§2,3). Sile
plan initial comptait deux UPE par strate, alors m* = 6,
et les valeurs des J; étaient (1},{2},{1,2},{1,3}.{2,3},
£1,2,3].

Examinons maintenant le probléme de transport pour
la méthode de chevauchement de Causey, Cox et Ernst
(1985). Soit P(J;) la probabilité que 7 = J; et P(§;) la
probabilité que N = ;. En outre, désignons par x;; la
variable dénotant la probabilité conjointe de ces deux évé-
nements, et désignons par ¢; le nombre d’éléments dans
J; N §;. Les valeurs des P(J;), des P(S;) et des ¢;; sont
connues alors que celles des x;; sont des variables dont il
s’agit de déterminer les valeurs optimales. Ainsi, le pro-
bleme de transport 4 résoudre consiste 4 déterminer la
valeur de x;; = 0 qui maximise

+

m a*
E CUXU (21)
i=1 j=1
S0US TESETVE que
nt
Exljzp('ll)a i=l""lm‘) (2‘2)
j=1
x; = P(S;), j=1,...,n% (2.3)

1

-,
]

Noter que dans ce probléme de transport, la fonction
objective (2.1) est le nombre prévu d’UPE de § qui sont
dans N N I. Noter également que les contraintes (2.2) et
(2.3) sont requises par les définitions des P(J;), des
P(S;) et des x;;.

Une fois obtenues les valeurs optimales x;;, 1a proba-
bilité conditionnelle que ¥ = §; étant donné I = J; est
donnée par x;;/P(J;) pour tous les i,j.

Nous présentons ci-aprés un exemple de 'utilisation des
formules (2.1) 4 (2.3) dans un cas ou le plan initial et le
plan nouveau sont tous les deux & deux UPE par strate et
sans remise. Dans cet exemple comme partout ailleurs dans
le présent article, nous désignerons par p;, =; la probabi-
lité prédéterminée que i € I et i € N, respectivement.
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Supposons une strate finale S avec # = 3. Toutes les
UPE étaient dans des strates différentes. Soit p, = .6,
pr=.75,p3 =.7, 7 = .5 7 = .8 my = .7. Puisque
les UPE étaient toutes dans des strates initiales différentes,
il existe 8 possibilités différentes pour J, dont les proba-
bilités sont présentées dans le tableau 1.

Tableaun 1
Probabilités des groupes possibles d’UPE de I’échantillon initial

i 1 2 3 4 5 6 7 8

Jio (L2331 (12) (1L3) (23] {1y §2) (33 @
P(J) 315 135 105 21 .45 09 .07 .03

Puisque le nouveau plan d’échantillonnage est & deux
UPE par strate et sans remise, il existe trois possibilités
pour N: les paires 8, = {1,2}, 8; = {1,3}, 5; = {2,3).
Ainsi, P(85,) = .30, P(S,;) = .20 et P(S;) = .50.

Les valeurs c¢;; sont présentées dans le tableau 2. En
maximisant ensuite (2.1) sous réserve de (2.2) et (2.3} avec
les valeurs données des P(J;), P(S;) et c;;, on obtient le
groupe de valeurs optimales de x;; préseniées dans le
tableau 2. Finalement, en divisant chacune des entrées x;;
d'un rang i du tableau 2 par P(.J;), on obtient un groupe
optimai de probabilités conditionnelles P(S; | J;). Par
exemple, puisque x> = .025 et P{J|) = .315, il s’ensuit
que P(S, | Ji) = 5/63.

Tablean 2

Valeurs de ¢;; et de x;; qui maximisent le chevauchement
pour la méthode optimale

(‘,'j x,‘j

J J
i 1 2 3 1 2 3
1 2 2 2 000 025 290
2 2 1 1 .135 000 .000
3 1 2 1 .000 105 .000
4 1 1 2 .000 000 210
5 1 1 0 .045 000 .000
6 1 0 1 090 .000 000
7 0 1 1 000 070 .000
8 0 0 0 030 000 .000

Pour cet exemple, comme on peut le calculer a partir
de (2.1} et du tableau 2, le chevauchement attendu en vertu
de la procédure optimale est de 1.735 UPE. A titre compa-
ratif, le chevauchement attendu si les plans initial et final
sont sélectionnés indépendamment est de pym, + pymy +
DTy = 1.39 UPE.

Pour les plans d’échantillonnage sans remise a4 deux
UPE par strate, les valeurs possibles de /V sont toujours
données par les sous-ensembles ('2') de {1, ..., n} de
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taille 2, c’est-a-dire n* = (2) Toutefois, mr* peut varier
largement. m* = (2) lorsque les UPE de § comprennent
une seule strate initiale. La limite supéricure de 2" sur m*
est atteinte lorsque toutes les UPE de S étaient dans des
strates initiales différentes, comme le montre ’exemple
précédent, et comme dans certaines autres situations.
Ernst et Tkeda (1994) présentent une expression générale
exacte de m*.

En ce qui concerne le chevauchement des plans d’échan-
tillonnage sans remise 4 deux UPE par strate, le nombre
de variables du probléme de transport pour la méthode
optimale est m*n*, et peut atteindre jusqu’a 2"(3 )-
Sin = 15, 2"( ) 3,440,640, ce qui correspond & peu
prés & la capacité de résolution des ordinateurs que nous
avions a notre disposition. Toutefois, » > 15 pour prés
de la moitié des strates qui ne sont pas auto-représentatives
{¢’est-a-dire celles constituées d’UPE sélectionnées avec
probabilité) dans 1’enquéte SIPP, et il s’est donc avéré
nécessaire d’élaborer une méthode, décrite dans la pro-
chaine section, qui réduit le probléme du transport tout
en produisant en pratique un chevaucheiment attendu
presque maximal.

3. L’ALGORITHME DE LA METHODE
A TAILLE REDUITE

Dans les travaux antérieurs portant sur la réduction de
la taille du probléme de transport défini par les formules
(2.1) 2 (2.3), on s’est surtout attaché i réaliser la réduction
de la taille tout en maintenant I’optimalité. Par exemple,
Aragon et Pathak (1990) conservent 1’optimalité et réduisent
la taille du probléme de 75% lorsque m* = n*. Malheu-
reusement, lorsque m* est beaucoup plus grand que n*,
c’est-a-dire lorsque la réduction de la taille serait la plus
utile, leur méthode produit une réduction de taille négli-
geable en termes relatifs, Pathak et Fahimi (1992) proposent
une généralisation de cette méthode, mais rien n'indique
qu’elle puisse aboutir 4 coup shr 4 une réduction de taille
sensible en termes relatifs.

Dans la présente section, nous abordons le probiéme
de la réduction de la taille sous un angle différent. Nous
sacrifions I’optimalité, & tout le moins en théorie, pour
obtenir en retour une réduction du probléme de transport
qui en autorise une résolution pratique. Nous y arrivons,
dans les cas on les plans initial et nouveau comportent tous
les deux deux UPE par strate par exemple, en ordonnant
toutes les paires d’UPE dans une nouvelle strate puis en
conditionnant les nouvelles probabilités de sélection pour
tout ensemble initial d’UPE de I’échantillon de taille
supérieure 4 2 sur la premiére paire d’UPE de I’ensemble
initial plutét que sur la totalité de cet ensemble initial.
Autrement dit, chaque ensemble initial possible d’UPE de
I'échantillon comportant plus de deux UPE est combiné
4 un ensemble de taille 2. Comme nous I’expliquons a la
section 4, cette méthode peut en pratique donner un
chevauchement presque optimal, en particulier avec un
ordonnancement approprié des paires d’UPE tel qu’il est
décris a la section 3.1.2.

La méthode de réduction de 1a taille s’applique dans tous
les cas out les UPE des plans initial et nouveau sont tirées
sans remise. Toutefois, nous limiterons notre description
détaillée, dans la section 3.1, aux cas ou le plan initial et
le nouveau plan comportent tous les deux deux UPE par
strate. Nous expliquerons ensuite brigvement, dans la
section 3.2, les changements nécessaires pour appliquer
cette méthode 3 d’autres types de plans initiaux et nouveaux.
Finalement, dans la section 3.3, nous présenterons certains
résultats analytiques portant sur les rapports entre le
chevauchement attendu de la méthode 2 taille réduite, de
la méthode optimale et de la sélection indépendante. Tout
au long de la présente section, nous présumons au départ
que les UPE de ’échantillon initial ont toutes été sélection-
nées indépendamment d’une strate a ’autre.

3.1 Méthode de réduction de la taille pour deux plans
4 deux UPE par strate

La méthode que nous décrivons ci-aprés présente les
aspects clés suivants: I’ordonnancement particulier des
paires d’UPE; la refonte du probléme de transport (2.1)
4(2.3) aux fins de la méthode 2 taille réduite; le calcul des
probabilités correspondant aux résultats initiaux de la
nouvelle formulation; le calcul des coefficients de cofit
(c;;) de la fonction objective. Dans la section 3.1.1, nous
présentons une description détaillée de la méthode A taille
réduite, et une nouvelle définition du probléme de trans-
port. L’ordonnancement des paires est décrit dans la
section 3.1,2, Finalement, nous présentons dans la section
3.1.3 le calcul des probabilités des résultats initiaux et des
coefficients de coft.

3.1.1 Description générale de la méthode

Dans une premidre étape, les sous-ensembles (5) de
{1, ..., n} detaille 2 sont ordonnés selon une méthode
que nous décrirons ultérieurement. (Qu’il nous suffise pour
Pinstant de mentionner que n’importe quel ordonnancement
peut servir a réduire la taille du probléme de transport. La
méthode précise que nous retenons permet de parvenir a
ce résultat en conservant la plus grande part possible des
gains de la méthode optimale en matiére de chevauchement.)
Désignons par [, i = 1, ..., (3), le i-iéme élément
de I’ordonnancement ¢t par Ig H, .. (1-1 +na lEs
n sous-ensembles & un seul élément. Posons f glement
quef g « g +n+1 = . Ainsi, les I; constituent chacun des
sous-ensembles de {1, . . ., n) de deux éléments ou moins.
A chaque possibilit¢ de 7 correspond un ensemble /*
unique parmi ces (5’) + n + 1 sous-ensembles, et les
nouvelles probabilités de sélection sont conditionnées sur
ce I* plutdt que sur 1. Ainsi, les nouvelles probabilités de
sélection sont conditionnés sur (3) + n + 1 événements
plutdt que sur un nombre possible de 2" événements, ce
qui explique la réduction de la taille. Le paramétre /* est
le premier 7; pour lequel I; C I. C’est-a-dire que si f con-
siste en au moins deux nombres entiers, /* correspondra
a la premigre paire de I’ordonnancement contenue dans
1, tandis que si  est un ensemble & un seul élément ou un
ensemble vide, on obtiendra alors I* = I.
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Le probléme de transport & taille réduite cherche a
conserver les UPE correspondant aux éléments de ’ensemble
I* dans le nouvel échantillon, mais n’utilise pas ’infor-
mation sur les éléments dans I ~ I*. Ce probleme de
transport A taille réduite fondé sur I’ensemble de ; prend
la forme décrite ci-aprés. Désignons par p¥ la probabilité
que*=1,i=1, ..., (5‘) + n + 1, et abrégeons
=P, i=1, ..., (5_’) Pour chaque i,/, la
variable x;; correspond & la probabilité conjointe que
I* = I; et que N = §;, alors que ¢;; désigne le nombre
attendu d’éléments dans I N §; étant donné I* = [;. Le
probiéme consiste 4 déterminer le x; = 0 qui maximise

(2)anst ()
Y X ey 6.1)
i=l

i=1

sous réserve que

(%)
Ex,.j=p,.*, i=1,...,<;)+n+1, (3.2}
j=1

(g)+n+l
Y oxg=at i=1 ., (;) (3.3)
i=1

Une fois obtenues les valeurs optimales de x;;, les
probabilités conditionnelles de nouvelle sélection pour §;,
j=1,...,(3) éant donné I* = I, sont x;/p}. A noter
que le nombre de variables x; dans les formules (3.1) a
3 est((3)+n+1)x (g), comparativement 3 un
maximum de 2" x (3) dans les formules (2.1) & (2.3).

Il nous reste a exgliquer la méthode générale utilisée
pour ordonner les (3) paires ainsi que les méthodes de
calcul des valeurs de p} et de ¢;. Avant cela, nous procé-
derons 2 une démonstration de la méthode 4 taille réduite
avec I'exemple 4 deux UPE par strate utilisé dans la
section 2 afin d’illustrer la formulation du probléme de
transport pour la méthode optimale.

L’ordonnancement des paires de cet exemple, comme
il sera démontré plus tard, est {2,3}, (1,2], {1,3}. Encon-
séquence, les valeurs J; sont présentées dans le tableau 3.
Noter quesi/ = {1,2,3} oul = {2,3], '’ensemble associé
devient alors I, = {2,3}. Pour les six autres possibilités
pour f ’ensemble associé est 7 lui-méme.

Par conséquent, en utilisant les valeurs du tableau 1,
nous obtenons

pt = P =1{1,23)) + P(I = (2,3}) =.525, (3.9

pr =P, i=23,etpf =P, i=4,...,7,
donnant les valeurs présentées au tableau 3. Puisque
x} = P(S;), nous obtenons xf = .30, ¥ = .20,
wf = .50.
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Tableau 3
Probabilités des ensembles associés: méthode A taille réduite

i

1 2 3 4 5 6 7

L1231 (1,2) (1,3} (1} 21 33y @
4 525 135 105 045 .09 07 .03

Les valeurs de c;; pour cet exemple sont présentées au
tableau 4. Pour les obtenir, nous avons simplifié les calculs
en posant que

bjg-_—P(tEIlI*:Ii),

i = 1(;') +n+1, t=1,...,n 3.5

et en notant que si §; = {s,7}, alors
c; = by + by (3.6)

Ainsi, le nombre attendu d’éléments dans I N §;, sous
réserve que I* = I, est simplement la somme des proba-
bilités que chacun des deux éléments de §; soit dans 1, étant
donné I* = I, Observer en outre que si le probleme de
transport pour la méthode optimale connaft la valeur exacte
de I et connait donc avec certitude si chaque élément de
§; est également dans /, tel n’est pas le cas en ce qui con-
cerne la méthode a taille réduite puisque dans ce cas, seul
’ensemble associé J; est connu. A titre d’illustration, exa-
minocns le premier rang du tableau 4. Puisque I, = {2,3},
noussavonsque 2 € fet3 € I,etdoncque by, = b3 = 1.
Toutefois, nous ne savons pas avec certitude si 1 € /puisque
I, est Pensemble associé a la fois pour 7 = {1,2,3] et
I = {2,3}. En fait, en se reportant au tableau 1,

P{I = {1,2,3])

bu = P(I = (1,2,3}) + P = {2,3}) T

Tableau 4

Valeurs de ¢;; et de x;; qui maximisent le chevauchement
pour la méthode A taille réduite

C,;j X, i
J J
i I; 1 2 3 1 2 3

2,3 1.6 1.6 20 0000 0025 0.500
{1,2) 20 1.0 1.0 035 0000 0.000
(1,3 1.0 20 1.0 0000 0105 0.000
£1) 1.0° 1.0 00 0.045 0000 0.000
§2) 1.0 00 1.0 0.09 0.000 0.000
3] 00 1.0 1.0 0000 0.070 0.000
@ 00 00 00 0030 0000 0.000

~ o R W N -
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Ainsi, ¢y = by + by = 1.6, et ¢, et 43 se calculent
de la mé&me fagon. Pour les six autres rangs du tableau 4,
I; = I et nous savons donc avec certitude quels sont les
nombres entiers de 7. En conséquence, les ¢;; de ces six
rangs se calculent facilement.

Finalement, nous maximisons le chevauchement attendu
(3.1) sous réserve de (3.2) et (3.3), obtenant ainsi les
valeurs x; du tableau 4. Les probabilités conditionnelles
P(N = §; | I* = I;) dutableau 5 sont ensuite calculées
en divisant chacune des entrées x;; dans le i-iéme rang du
tableau 4 par p*.

Tableau 5
Probabilités conditionnelles pour la méthode A taille réduite

f
i I I 2 3
1 £2,3} 0 1721 20/21
2 £1,2) 1 0 0
3 (1,3) 0 1 0
4 {1 1 0 0
5 (2) 1 0 0
6 (3) 0 1 0
7 ] 1 0 0

Le chevauchement attendu pour la méthode 3 taille
réduite est inférieur de .01 3 la valeur optimale, c’est-a-dire
1.725 UPE. Cet écart par rapport a I'optimalité est dil
uniquement au fait que le chevauchement attendu est de
1.6 pour I'événement conjoint I* = 2,3} et N = {1,3}.
Puisque la probabilité de cet événement conjoint est .025
et que la méthode optimale pour cet exemple donne
toujours un chevauchement de 2 lorsqu’il existait au moins
2 UPE dans ’échantillon initial, I’écart par rapport a
Poptimalité est de .025(2 — 1.6) = .01,

La méthode 3 taille réduite ne permet pas de réaliser
Poptimalité parce que la paire {2,3} est assortie d’une
probabilité de sélection moindre dans le nouvel échantillon
que dans ’échantillon initial. Ainsi, tant pour la méthode
optimale que pour la méthode i taille réduite, il convient
parfois de sélectionner une autre paire (toujours [1,3]
pour les deux méthodes de cet exemple) lorsque I’échan-
tillon initial était {2,3}. Les deux méthodes se distinguent
en ce que la méthode optimale choisit uniquement {1,3}
lorsque 1 € I. Avec la méthode i taille réduite, il n’est
pas possible d’utiliser ’information concernant 1 € 7.
Ainsi, lorsque {2,3} C I, 1 € N indépendamment de
1 € 1. C’est 12 la cause de I’écart par rapport au chevau-
chement optimal,

3.1.2 Ordonnancement des paires

Nous examinons ci-aprés comment on parvient géné-
ralement a ordonner les paires. Nous désignons a cette fin
par py, my, S, ¢ = 1, ..., n, s # 1, la probabilité con-
jointe que s, ¢ € Tet s, t € N, respectivement.

Nous procédons a I'ordonnancement des paires pour
les motifs suivants. Sila /-iéme paire de I'ordonnancement
est (5,7} le probléme de transport pourra alors conserver
cette paire dans le nouvel échantillon lorsque I* = [; avec
la probabilité conditionnelle min{1,r/p¥}. (La proba-
bilité de conservation conditionnelle ne peut dépasser ce
seuil puisqu’une valeur plus élevée donnerait une proba-
bilité de sélection inconditionnelle supérieure 4 ,, pour
la paire du nouveau plan). Ainsi, I'objectif général de
I’ordonnancement est de rendre ces probabilités condition-
nelles aussi grandes que possible en moyenne pour toutes
les paires.

Pour montrer comment I’ordonnancement des paires
influe sur le chevauchement attendu, nous examinons
Pexemple du tableau 3. Notre méthode d’ordonnance-
ment, comme nous le montrerons plus tard, donne les
résultats indiqués et un chevauchement attendu de 1.725
UPE. Examinons maintenant une autre solution d’ordon-
nancement pour cet exemple. Soit { 1,3} la premiere paire
de l'ordonnancement, {1,2] la seconde et §2,3) la derniére,
on obtient * = {1,3} dans touslescasou / = {1,2,3]
ou’f = {1,3}. Ainsi, pour cet ordonnancement, p¥ est la
probabilité que 7* = (1,3}, et sa valeur est .42. En outre,
danscecas,p¥ = P(/* = {2,3]) = P(J = [2,3]) = .21,
alors que les 5 autres colonnes du tableau 3 restent inchan-
gées. L’ordonnancement de rechange donne un tableau de
probabilités conditionnelles semblable au tableau 5 sauf
dans le rang 1 ot les colonnes I;, j = 2etj = 3 devien-
nent maintenant [1,3}, 10/21 et 11/21 respectivement, et
dans le rang 3 ol les colonnes correspondantes deviennent
{2,3}, O et | respectivement.

En utilisant la méthode de ’ordonnancement original,
il est possible de calculer que le chevauchement attendu
pour I’ordonnancement de rechange est inférieur de .055
a la valeur optimale, ¢’est-a-dire qu’il est de 1.68 UPE.
La raison pour laquelle cet ordonnancement de rechange
donne un chevauchement attendu plus faible est donnée
ci-aprés. En général, I’entrée plus tardive d’une paire dans
I’ordonnancement entraine une valeur p} correspondante
plus faible et donc une probabilité de rétention condi-
tionnelle plus élevée lorsque J* = [;. Ainsi, avec {1,3)
au premier rang de I'ordonnancement, w;/p¥ = 10/21,
ce qui correspond a la probabilité conditionnelle de réten-
tion pour cette paire lorsque * = {1,3]. Par conire,
lorsque § 1,3} est au troisiéme rang de I’ordonnancement,
m3/p¥ > 1 et cette paire est retenue avec certitude. Par
ailleurs, la probabilité de rétention conditionnelle de la
paire {2,3] lorsque /* = {2,3} augmente aussi pour
atteindre 1 lorsque [2,3} passe du premier au troisiéme
rang de I’ordonnancement, mais ’augmentation n’est que
de 20/21 et ’ordonnancement original du tableau 3 produit
donc une augmentation plus grande que prévue du chevau-
chement attendu que ’ordonnancement de rechange.

Ainsi, comme le montre cet exemple, ’objectif de 'ordon-
nancement consiste a placer plus 16t dans ’ordonnance-
ment les paires assorties d’une probabilité de rétention
conditionnelle relativement élevée méme avec un placement
précoce. Pour obtenir ’ordonnancement voulu des paires
de nombres entiers, on obtiendra d’abord par récursion
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un ordonnancement f(1), ..., f(n) de {1,...,n}.
Ensuite, pourchagque &k = 1, ..., n — 1, on établira par
récursion un ordonnancement g,(1), ..., g{n — k) de
{1,...,n] ~ {f(1), ..., f(k)]. Un ordonnancement
linéaire des paires distinctes de {1, . . ., n} pourra alors étre
déterminé comme suit. Chacune de ces paires peut étre
représentée uniquement sous la forme d’une paire ordonnée
(f(k), g¢(€)) pour un certain k € {1,...,n — 1},
e {1,...,n — k). Une seconde paire pouvant étre
représentée sous la forme (f(k’), gr-(€')) précéde
(f(k), g,(D) si et seulement si k' <k, ou k' =k et
I < {. A titre d’explication pour P’exemple que nous
venons d’examiner, il sera montré plus tard que f (1} = 2,
f(2)=3,7(3)=1,g/(1) =3,g(2) =letg(l) =1,
et que I"ordonnancement des paires est donc le suivant:
12,3}, {2,1}, {3,1}. L’ordonnancement de f et I'ordonnan-
cement de g, seront tous les deux effectués pour répondre
4 I’objectif énoncé au début du présent paragraphe.

Pour obtenir I’ordonnancement f (1), ..., f(n), on
définit de facon récursive f (k), &k = 1, ..., n, en choisis-
sant un f(k) € T, qui satisfait &

Ty 125G = maxim/piii€ Ty,
ol

Ty =|1,..,nl, Tp=T_~ (flk-1)],

k=2, ...,n p*=Pliel et TCT,

k=1,...,n, ieT,. (3.7

Puisque pf{!! = p;, Pordonnancement que nous venons
de définir équivaut 4 placer d’abord une UPE dont la
valeur de ;/p¥, est la plus élevée. Pour tous les &, pf{‘k)
est 1a probabilité que f( &) faisait partie de I et que aucun
des éléments £ — 1 précédant f(k) dans 1’ordonnance-
ment f ne faisaient partie de I. Ainsi, p}fk) est la proba-
bilité qu’une tentative soit faite de retenir A4, dans le
nouvel échantillon soit comme premier membre d’une
paire ordonnée d’UPE de I’échantillon initial, soit comme
UPE unique de I’ échannl]on initial dans S. En régle géné-
rale, plus -rrf(k)/pf(,c, est grand et plus cette tentative
risque de porter fruit. Ainsi, la motivation de I’ordonnan-
cement f des UPE individuelles est ’analogue de la moti-
vation de I'ordonnancement des paires d’UPE dont nous
avons déja parlé.

Il nous reste 4 expliquer comment calculer p* pour
k = 2. A cette fin, désignons par r le nombre de strates
initiales qui ont des UPE en commun avec S, et par F,,
a=1,...,r unepartitionde {1,...,n] telleque et
font partie du méme F, si et seulement si A; et 4; faisaient
partie de la méme strate initiale. Soit

pATY =PUNF,CT), a=1,...,r,
TC{l,...,n}, (3.8

pI(Ty=P(iel et INF,CT), a=1,...,r,

TC{l,...,n}, i€eF,NT. (3.9
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On observe que
PUT) = Y i+ ¥ by G0)
i€Fy~T ijEFy~T
i<j
Pl =pi— Y, pys G.11)
JEF,~T

et finalement, tel que ’ont établi Ernst et Tkeda (1994),

r
pi = pi(T) [T i (T, k=1,...,n

=1
151

ieF,nm. (3.12)
Ensuite, pour chaquek = 1, ..., n — 1, ’ordonnan-

cement g, (f), £ =1, n — k, est défini de facon

récursive par le choix de g,(#) € T qui satisfait &

Trknee@/P Tleepn = Maxtmsy, ;1P W0 7 € Teel s

ol

Ty =1{L,....,n} ~ {/(1),...,f(K)],

Tee = Teeny = (&= 1)), £=2, ...,n—k
Th =T U FK)), E=1,....0n—k

i = Pk, jeletIC Th),

f=1...,n—k, jeTy (3.13)

Noter que p}?k), j désigne ainsi la probabilité conjointe
que f (k) soitle premier nombre entier de ’ordonnance-
ment f dans 7, qu’aucun des premiers nombres entiers
£ — 1 dans l‘ordonnancement g, ne soit dans 7 et que
J € I. En conséquence, Pf(k) extp) désigne la probabilité
que I* = { f(k).g,(0)). Par ailleurs, si J; = (f(k), 2¢(0)},
alors p! = prix), g €t 1€ choix de g, (f) donne donc la
valeur de 7y, q,n/P? 12 plus grande parmi les éléments
de T;;, conformément & I’objectif déja mentionné de
I'ordonnancement des paires d'UPE.

Pour calculer pf(}k) .j» Ernst et Ikeda (1994) établissent
que si f(k) € F,, j € Fy alors

r
Pl = Pron. H P/ (TEk) si a =4,

=1
fE

(3.14)

= Pl ThIP/R(TE) H p/(TE) si a 8.

=1
t=a,8

Nous présentons ci-aprés les calculs utilisés pour obtenir
Pordonnancement de ’exemple sur lequel nous nous



168 Ernst et lkeda: Un algorithme de transport A taille réduite pour maximiser le chevauchement des enquétes

somme penchés. Notons d’abord que f(1) = 2 puisque
la valeur de ;/p; 1a plus grande s’obtient quand i = 2.
Trouvons ensuite g, (1) qui, puisque f(1} = 2, est le
J € {1,3} qui donne la valeur maximale de 7y;/pj)’. Pour
déterminer ce j, posons d’abord F, = {«], a = 1,2,3,
et notons que TH, = §{1,2,3]. Selon (3.14) avec o = 2,
g = 1, il $’ensuit que

P = pH(1,231p11{1,231pi (1,2,3) = popy - 1 = .45,

et on peut de la méme facon obtenir que pf3’ = .525.
Ainsi, g,(1) = 3, puisque .5/.525 > .3/.45, Par consé-
quent, la premiére paire de I’ordonnancement est [£(1),
g:(1)} = {2,3). Ensuite, g,(2) = 1, puisque 1 est le
seul nombre entier qu’il nous reste a utiliser dans ’ordon-
nancement g,, et la seconde paire est de ce fait (f(1),
g:1(2)} = {2,1}. Il n’est pas vraiment nécessaire de
déterminer f(2) puisque {1,3] est la seule et donc la
derniére paire qui reste, mais a des fins d’illustration, on
peut observer que T, = (1,3], p{* = pfi{1,3}p5 (1,3}
PilL3=p(1 —p) -1 =.15selon (3.12), et que dela
méme fagon p{* = p;(1 — p;) -+ 1 = .175. Donc,
S(2) = 3 puisque .7/.175 > .5/.15. En conséquence,
©(l) =1,1(3) = L

3.1.3  Calcul de p} et de c;;

Nous expliquons ensuite le calcul des valeurs de p¥ . Si
I désigne la paire de nombre entiers I; = {f(k}, g.(f))
alors, comme noté antérieurement, p¥ = p}ul),g e En
conséquence, p¥ peut étre calculé 4 1'aide de la formule
(3.18) avec j = g, (0.

Si I; est un ensemble & un seul élément {¢} pour un
certain ¢ € F,, alors, comme I’ont établi Ernst et Tkeda

(1994),

pt = pin (1)) ] pi(2).

r=1
H T

(3.15)

Finalement, si /; = &, alors
N | WAL%)]
u=tl

Il reste simplement 3 expliquer le calcul des ¢; qui,
selon (3.5) et (3.6), revient A calculer by, i =1, ...,
By +n+1, 1=1,...,n

Pour le calcul de b;,, on observe que

b” =0 si I" @,

=1 si L={v] et t=0y,

=0 si [;=1{fv} et ¢ #£v,

tandis quesi f; = {f(k), g:(0)) et f(k) € F,, g, (f) € F,
t € F,, alors

by=1 si t=f(k) ou (=g (), (3.16)

=0 si t¢Th 3.17)

=0 si €Ty ~ (&)
et ¥y =oa= 6, (318)

— 'Pf(k).r

” si t €Ty ~ {8:(0))
Priora( T

et y=af8 (319

= __”_pgm% st t €Ty ~ [ge(}}
Perin.s(Ti)
et y=8+#a (.20

=pr”(7tf} i €T, ~ )
p_?_,; (Tt si ke ~ (8e(€)]

et yFaoy#p (3.21)

Ernst et Ikeda (1994) démontrent comment les formules
(3.16) 4 (3.21) ont été obtenues,

Lors de la mise en geuvre du SIPP en conditions réelles,
il a fallu modifier la méthode a taille réduite pour réaliser
le chevauchement du plan d’échantillonnage du SIPP des
années 1990 et de celui des années 1980, Ces modifications
se sont avérées nécessaires par suite de changements inter-
venus dans les définitions des UPE d’une décennie 2
PPautre. En effet, certaines UPE du plan des années 1990
pouvaient recouper plus d’une UPE du plan des années
1980. Ces modifications sont décrites en détails dans
P’article de Ernst et Ikeda (1994).

3.2 Madifications de la méthode A taille réduite pour
d’autres plans

En régle générale, on considére n’importe quel plan
d’échantillonnage initial sans remise de la forme m’-UPE
par strate et n’importe quel plan d’échantitlonnage final
sans remise de la forme m-UPE par strate, oum’, m sont
des nombres entiers positifs quelcongues. Méme si la
méthode A taille réduite de 1a section 3.1 n’a été présentée
que pour lecasoum = m’ = 2, ellepeut en fait s’appli-
quer pour n’imporie quelles valeurs de m, m’. Nous pré-
sentons bri¢vement ci-aprés les modifications nécessaires
lorsque m # 2oum’ # 2,

L’utilisation d’une valeur différente de m ' ne demande
le changement que d’une partie seulement des calculs. Par
exemple, si m = 2 mais m’ = 2, les calculs de p{¥,
D%, et ¢; seront différents, mais leurs définitions res-
teront les mémes.

Sim = 3, peu importe la valeur de m’, on procéde a
I’'ordonnancement de triplets de nombres entiers au lieu
de pairesdans {1, ..., n}.SiJconsiste en au moins trois
nombres enticrs, les nouvelles probabilités de sélection
sont conditionnées seulement sur le premier triplet de la
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liste ordonnée de J. Autrement, les nouvelles probabilités
de sélection sont conditionnées sur J lui-méme. Ainsi, les
nouvelles probabilités de sélection sont conditionnées sur
(3) + (3) + n + 1 événements.

Pour obtenir I’ordonnancement voulu des triplets de
nombres entiers, on établit d’abord I’ordonnancement des
FQ), ..., fin) et des g, (1), ..., ge(n — k) comme
dans le cas ou m = 2. Ensuite, pour chaquek = 1, ...,
n-2,¢=1, ..., n—k— 1, un ordonnancement
BeD), . e(n — k=D defl,....n} ~ [f(1),...,
Sk, g (1), ..., ge(£)} est établi d’une maniére semblable
a celle utilisée pour g, (1), ..., ge(n — k). Par exemple,
en définissant fi(v) pour v = 2, p}(')(,, j de la définition
de g, (f) est remplacé par

P(f(k), g(0),j €1 et IC (ThV g(0) ~
ihﬂ'(]), ...,hm(v bt l)]).

Un ordonnancement linéaire des triplets distincts de
{1, ..., n} est alors déterminé en représentant chaque
triplet par un triplet ordonné unique ayant la forme
(J(K), 8¢ (D), Bee(v)). Un deuxieme triplet (f(k'), ge-(£'),
Ay (v')) précéde le premier si et seulement sik” < &, ou
ki =ketl <fouk’ =kett = fetv' <.

Pour les valeurs de m = 4, des ordonnancements de
m-uplets seraient définis selon une procédure semblable,
et les nouvelles probabilités de sélections seraient condi-
tionnéessur () + (py 2 1) ... + n + 1événements.

Pour m = 1, les nouvelles probabilités de sélection sont
conditionnées sur le premier membre de I’ordonnancement
F(, ..., ftnydans I'sif # (J,ousur @sif = .

A noter quesim > m’, il est possible qu’au moins une
partie des m-uplets ordonnancés ne soient pas des sous-
ensembles de 7, auquel cas ces sous-ensembles seraient
exclus de "ordonnancement et de I’ensemble d’événements
sur lesquels les nouvelles probabilités de sélection sont
conditionnées. Si aucun m-uplet ne peut étre un sous-
ensemble de £, alors les nouvelles probabilités de sélection
sont conditionnées sur 7 lui-méme.

Il n’est pas nécessaire de limiter les événements initiaux
utilisés dans le probléme de transport uniquement aux
sous-ensembles de [/ de taille m ou moindre. Par exemple,
sim=2etsi(3)+ (3) +n+ 1 est suffisamment
petit, on peut alors utiliser une méthode conditionnée sur
des sous-ensembles de trois ou moins, ce qui donne un
chevauchement attendu généralement plus grand. A
Uinverse, si () + (1) ... + 1+ 1 est trop
grand, les nouvelles probabilités de sélection peuvent étre
conditionnées sur des sous-ensembles de 7 de taille m” ou
moins, o0 m” < m, en donnant par contre un chevauche-
ment attendu généralement plus petit.

3.3 Rapports entre les chevauchements atiendus de la
méthode 3 (aille réduite, de la méthode optimale
et de la sélection indépendante

Désignons par §;, Qg, Qo le chevauchement attendu
avec la sélection indépendante, la méthode 4 taille réduite
et la méthode optimale respectivement. Ernst et Ikeda
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(1994) examinent les rapports qui existent entre ces para-
metres. Nous résumons briévement ci-aprés les résultats
de leur étude.

11 est admis au départ que ; < 2z = Qg pour tout
m, m’, oum, m’ sont tels que décrit & la section 3.2. En
outre, pour le cas qui nous intéresse, m = m’ = 2, les
limites inférieures sont établies sur O, et les limites supé-
rieures sont établies sur £ et @ — .

Par exemple, désignons par u, la probabilité qu’il
existe au moins deux éléments dans 7, et désignons par g,
la probabilité que 7 soit un ensemble & un seul élément. Soit

A = min{min{m/p;:i = 1,...,n},

minfm;/py: ij =1, ....n 0= j}, 1]

Alors ﬂo = 2}1‘.2 + Ky, QR = }\(2]1.2 + }.L|/2), et Qo —
Qe < 2(1 — Aypp + (1 — N2y,

Malheureusement, ces limites ne sont pas toujours trés
strictes. Toutefois, dans certaines circonstances, elles
peuvent étre utiles. Par exemple, si 7; = py pour tous les
i,/ et s"il existe une probabilité 1 que 7 contienne au moins
deux éléments, il s’ensuit, compte tenu de ces limites, que
Qr = 1 = 2.

Finalement nous présentons un exemple du pire cas
envisageable pour £ en rapport avec Qg lorsque m,
m’ = 2. On observe que {}p peut étre égal a 2, tandis
que 0z est arbitrairement prés de 0. Ainsi, du moins en
théorie, la méthode i taille réduite peut s'avérer inefficace.
En pratique toutefois, comme nous le démontrerons dans
la prochaine section, {2 est beaucoup plus prés de Qp que
de £;, au moins en ¢e qui concerne le SIPP.

4. APPLICATION DE LA METHODE A TAILLE
REDUITE AU SIPP

Nous présentons ci-aprés les résultats des simulations
du chevauchement du SIPP réalisées avant 'enquéte, aux
fins de la recherche et des essais, ainsi que les résultats du
chevauchement du SIPP obtenus en conditions réelles.
Pour en savoir plus sur cette question, consulter Ernst et
Ikeda (1992b, 1994).

Pour la mise en oeuvre de la méthode de chevauche-
ment a taille réduite, nous avons utilisé un logiciel d’opti-
misation du flux de colit minimal (minimum cost flow ou
MCF) créé par Darwin Kingman et John Mote de la
University of Texas, @ Austin, qui nous a permis de
résoudre le probléme de transport requis. Un programme
en FORTRAN a été créé pour préparer les données d’entrée
et pour traiter les données de sortie du iogiciel MCF.

Pour tester le logiciel avant la tenue de I’enquéte, nous
avons utilisé le programme pour effectuer le chevauche-
ment de deux stratifications du SIPP de la région du
Midwest fondées sur les données du recensement de 1970
avec la stratification du plan véritable utilisé dans la méme
région pour le SIPP au cours des années 1980. (Al’époque
de la réalisation de ce test, les données du recensement de
1990 n’étaient pas encore disponibles.) Les stratifications
de 1970 ont été produites en stratifiant les UPE sélectionnées
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avec probabilité des SIPP réalisés dans la région du
Midwest au cours des années 1980, en utilisant les données
de 1970. Les deux stratification de 1970 ont donné une
répartition des UPE sélectionnées avec probabilité en
31 strates, en utilisant différents groupes de variables de
stratification. Les stratifications fondées sur les données
de 1980 et de 1970 ont été assimilées & des stratifications
‘““initiales’’ et ‘‘finales’’ aux fins de I’algorithme de
chevauchement.

Au cours de enquéte véritable, tel qu’il est mentionné
dans la section 3.1 et comme I'expliquent en détails Ernst
et lkeda (1994}, on a utilisé une modification de la méthode
i taille réduite pour le chevauchement du plan du SIPP
des années 1990 et de celui des années 1980 a cause d’une
différence dans la définition des UPE entre les deux
décennies. La méthode A taille réduite modifiée a été uti-
lisée pour le chevauchement de 103 strates non auto-
représentatives finales (plan des années 1990) du SIPP.

Le chevauchement attendu a été calculé pour Palgo-
rithme de chevauchement maximum & taille réduite, pour
la sélection indépendante des UPE finales et pour une
limite supéricure du chevauchement attendu avec la
méthode optimate. On a calculé une limite supérieure au
lieu du chevauchement optimal réel parce qu’il est impos-
sible de calculer un chevauchement optimal pour la strate
la plus grande. Aux fins de la simulation, la limite supé-
rieure utilisée & été celle mentionnée dans la section 3.3,
gy + 2, tandis qu’aux fins de I'enquéte SIPP, il a fallu
utiliser un¢ limite supérieure différente, décrite par Ernst
et Ikeda (1994), a cause de la différence des définitions des
UPE entre les années 1980 et 1990.

Les résultats des deux stratifications finales de la simu-
lation étaient généralement semblables 1’un 4 ’autre. La
combinaison des résultats des deux a donné un chevauche-
ment attendu moyen pour cet ensemble de 62 strates de
1.552, 1.569 et .480 UPFE/strate pour la méthode a taille
réduite, 1a limite supérieure du chevauchement optimal et
la sélection indépendante respectivement. Pour la mise en
oeuvre du SIPP en conditions réelles, les données corres-
pondantes ont été de 1.523, 1.647 et .582 respectivement,
alors que les chevauchements attendus correspondant
d’UPE pour les 103 strates étaient 156.9, 169.6 et 59.9
respectivement. Ainsi, tant dans les simulations que dans
I’enquéte SIPP véritable, la méthode A taille réduite a
donné des résultats raisonnablement proches de la limite
supérieure de la méthode optimale.

Tablean 6

Temps machine pour la méthode a taille
réduite

Nombre d’'UPE Temps machine

{hh:mm:ss)
18 0:36
37 5:44
49 24:03
68 2:23:43

Le temps d’exécution de 1'algorithme 3 taille réduite a
été relativement court pour la plupart des strates. Nous
présentons ci-aprés les temps machine de la simulation
pour la strate finale avec différents nombres d’UPE. Nous
avons utilisé un ordinateur Solbourne 5/605. Le nombre
médian d’UPE dans une strate, pour le groupe entier de
62 strates, était de 17, La strate la plus grande contenait
68 UPE.

Nous avons également déterminé, pour 'enquéte SIPP
en conditions réelles, que 41 des 103 strates finales du
chevauchement de la méthode modifiée 4 taille réduite
auraient été incompatibles avec 1a méthode optimale. En
effet, selon nos estimations, la taille maximale du pro-
bléeme de transport, en termes de nombre de variables,
pour Pexécution du programme, était fixée 34 x 10°. Le
nambre de variables pour la méthode optimale était infé-
rieur 4 4 X 10° pour toutes les strates (56) a n < 14,
mais dépassait la limite pour 41 des 47 strates a n = 15,
y compris deux an = 15, La taille maximale du probléme
de transport avec la méthode optimale pour les 103 strates
a été atteinte avec une strate 2 n = 46, pour laquelle
il y avait 3.61 x 102 variables. Par contre, il y avait
1.03 x 10° variables pour la méme strate avec la méthode
a taille réduite modifiée.

L’efficacité relative du chevauchement de la méthode
a taille réduite comparativement a la méthode de Ernst
(1986} présente également un intérét. On pense en général
que la méthode a taille réduite devrait produire un chevaun-
chement plus grand dans les cas ol les deux méthodes sont
utilisables, puisque la méthode a taille réduite tire profit
de I’'indépendance de strate a strate du plan initial. Tou-
tefois, méme si la méthode de Ernst (1986} s’applique aux
plans 2 deux UPE par strate, aucun logiciel n’a jamais été
créé au Census Bureau (ni ailleurs a notre connaissance)
pour e¢n permettre 1*utilisation avec ce type de plan puis-
qu'il n’y a pas encore en d’application en conditions réelles
pour un tel programme, En conséquence, il n’est pas
possible de comparer directement ces deux méthodes avec
les mémes données. On peut toutefois faire une compa-
raison sommaire a partir des résultats de la méthode de
chevauchement 4 taille réduite pour ’enquéte SIPP et des
résultats du chevauchement obtenus avec la méthode de
Ernst (1986) pour le chevauchement des plans du CPS et
du NCVS pour les années 1990 avec leurs contreparties
respectives des années 1980. (Les plans des enquétes CPS
et NCVS des années 1980 et 1990 comptent tous une UPE
par strate.)

Dans le cas du CPS, la méthode de chevauchement a
donné une augmentation moyenne du chevauchement
attendu de .26 UPE par strate comparativement au résultat
de la sélection indépendante; dans le cas du NCVS, ellea
donné une augmentation moyenne du chevaucheinent
attendu de .30 UPE par strate. A titre comparatif, on a
obtenu une augmentation de .94 UPE par strate avec Ia
méthode 2 taille réduite par rapport a la sélection indépen-
dante pour le SIPP. Si les deux méthodes de chevauche-
ment sont également efficaces, on pourrait alors s’attendre
4 une augmentation du chevauchement par strate 3 peu
pres deux fois plus importante pour le SIPP que pour le
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CPS ou le NCVS puisque le SIPP utilise un plan 4 deux
UPE par strate. Vue sous cet angle, la méthode i taille
réduite fonctionne mieux que celle proposée par Ernst
(1986). Toutefois, comme les stratifications ont été passa-
blement différentes dans ces trois enquétes, il est permis
de douter de la validité d’une telle comparaison.

Pour I’exemple considéré dans les sections 2 et 3, il est
possible de procéder 4 une comparaison valide des diffé-
rentes méthodes de chevauchement puisque la valeur du
chevauchement attendu dans Ernst (1986), soit 1.625, a été
facilement calculée 4 1a main. Les valeurs correspondantes
du chevauchement pour la méthode a taille réduite et pour
la méthode optimale sont 1.725 et 1.735 respectivement.

CONCLUSIONS

La méthode de chevauchement  taille réduite présentée
dans le présent article répond en pratique a ses deux objec-
tifs principaux. Elle réduit suffisamment la taille du
probléme de transport, comme le démontrent d’une part
la taitle du probléme de transport dans les formules (3.1)
4 (3.3), et d’autre part le fait qu’elle a effectivement été
utilisée dans le remaniement d’une enquéte importante. En
outre, cette méthode réalise la réduction de taille tout en
donnant un chevauchement presque optimal, a tout le
moins dans le cas du SIPP. Elle ne peut &tre utilisée que
lorsque les UPE du plan initial sont sélectionnées indépen-
damment d’une strate a I’autre, mais lorsque cette condi-
tion est respectée, nous croyons qu’il s’agit de la meilleure
méthode de chevauchement pour les grandes strates.
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Incidence des lettres de préavis, enveloppes-réponse affranchies
et cartes de rappel sur les taux de réponse par la poste
lors du recensement

DON A. DILLMAN, JON R. CLARK et MICHAEL D. SINCLAIR!

RESUME

Lors d'un recensement national pilote effectué en 1992, la séquence d’envoi d’une lettre de préavis, d’un formulaire
de recensement, d’une carte de rappel et d’un questionnaire de remplacement a engendré un taux de réponse global
de 63.4% . Ce taux de réponse était considérablement plus élevé que le taux de 49.2% obtenu lors du National Content
Test Census de 1986, dans le cadre duquel on avait également utilisé un questionnaire de remplacement. L'écart
a semblé principalement attribuable 4 la séquence ‘‘préavis - formulaire de recensement - rappel’’ des envois, mais
on n'a pas su dans quelle mesure chacun des principaux effets et leurs interactions avaient influé sur les résultats
globaux. Le présent article rend compte des résultats du test de mise en ocuvre du Recensement de 1992, qui vérifiait
I’influence individuelle et combinée, sur le taux de réponse, de lalettre de préavis, de ’enveloppe-réponse affranchie
ainsi que de la carte de rappel. Il s’agissait d’un échantillon national de ménages (# = 50,000) interrogés a ’automne
1992. On a utilisé un plan factoriel pour vérifier les huit combinaisons possibles des principaux effets, ainsi que
leurs interactions. On a également eu recours 4 ia régression logistique et 4 des comparaisons multiples pour analyser

les résultats du test.

MOTS CLES: Enquéte par la poste; taux de réponse; comparaisons multiples; régression logistique.

1. INTRODUCTION

Une diminution de 10 points du taux de réponse postale,
lequel a glissé de 75% a 65% pour le recensement décennal
ameéricain de 1990, a conduit 4 des recherches visant 4 amé-
liorer le taux de réponse dans ce genre d’enquéte. Chaque
point gagné peut faire économiser environ 16 millions de
dollars en coiits de dénombrement & domicile (Miskura
1992). Une démarche antéricure nous a appris que des
questions simples et quelque peu moins nombreuses gue
celles qui figuraient dans le questionnaire abrégé de 1990
s’étaient traduites par une amélioration de 8 points du taux
de réponse postale (Dillman, Clark et Sinclair 1993). En
effet, un formulaire de recensement expérimental compor-
tant ces caractéristiques a été retourné par 71.4% des
ménages, alors que 63.4% seulement des ménages d’un
groupe de contréle ayant recu le formulaire abrégé du
Recensement de 1990 1’avaient retourné. Les taux de
réponse obtenus avec ces deux formulaires étaient toutefois
beaucoup plus élevés que I'avaient été ceux enregistres a
’occasion de tests similaires effectués des années ouil n’y
avait pas de recensement. Par exemple, dans le National
Content Test de 1986, qui reposait sur un questionnaire
équivalant a la version abrégée du formulaire de recense-
ment de 1990, un taux de réponse de 49.2% a été obtenu.
On a posé 'hypothése qu'une partie du taux de réponse
élevé qu’on avait constaté dans cette récente expérience
était attribuable & une stratégie privilégiant des contacts
multiples: lettre de préavis, carte de rappel et questionnaire
de remplacement.

Notre article a pour but de rendre compte des résultats
du test de mise en oguvre de 1992, qui vise 4 déterminer
I’influence relative et combinée, sur le taux de réponse, de
la lettre de préavis et de la carte de rappel utilisés dans la
démarche exposée auparavant (Dillman et coll. 1993). Le
test cherchait également 4 déterminer I’effet produit par
I’inclusion d’une enveloppe-réponse affranchie (plutot
qu’une enveloppe-réponse d’affaires) avec le formulaire
de recensement envoyé par la poste.

Le recensement décennal américain de 1990 nous a
obligés a4 enquéter auprés de plus de 100 millions de
ménages. Les seuls coiits d’un tel recensement montrent
a quel point il est important de déterminer la mesure dans
laquelle ces trois techniques d’incitation a répondre
pourraient contribuer 4 améliorer le taux de réponse des
ménages. Si des recherches antérieures laissent deviner
I’importance de chacune de ces techniques a cet égard, on
dispose de peu de renseignements sur leurs éventuelles
interactions. L’étude nous permet de déterminer dans
quelle mesure ces trois techniques interagissent ou se
complétent lorsqu’elles sont utilisées ensemble.

1.1 Travaux de recherche antérieurs

Maintes études ont confirmé que le principal déterminant
du taux de réponse global aux enquétes postales est le
nombre de contacts (p. ex., Scott 1961; Heberlein et
Baumgartner 1978). Les préavis et les rappels se sont tous
deux révélés efficaces pour susciter une réponse (p. ex.,
Kanuke et Berenson 1975; Linsky 1975; Fox et coll. 1988).

! Don A. Dillman, Washington State University, Pullman, WA, U.S.A.; Jon R. Clark, U.S. Bureau of the Census, Washington DC 20233, U.S.A.;
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Cependant, les données de ces recherches sont fort peu
éclairantes sur I’'importance relative des préavis et des
rappels comme mesures d’incitation.

En général, les résultats des travaux de recherche anté-
rieurs portent 4 croire que I'insertion d’une enveloppe-
réponse affranchie (par comparaison avec une enveloppe-
réponse d’affaires) améliore le taux de réponse (Scott 1961,
Kanuk et Berenson 1975; Duncan 1979; Harvey 1987; Fox
et coll. 1988). Rappelons cependant ’exception digne de
mention que constitue une analyse de régression qui porte
sur des études de Heberlein et Baumgartner, et qui a
montré que I’insertion d’enveloppes-réponse affranchies
n’exercait pas d’effet significatif (1979). Une revue de la
documentation effectuée par Armstrong et Luske signale
20 études dans lesquelles des solutions de remplacement
aux enveloppes-réponse d’affaires (1987) ont été mises a
I’essai. Pour chacune des comparaisons, le taux de réponse
absolu suscité par la solution de remplacement était
beaucoup plus élevé que celui découlant de la technique
habituelle dans 15 cas sur 20, ’augmentation moyenne
étant de 9.2 points. On a signalé six études comparant
I'utilisation d’enveloppes affranchies a la machine et
d’enveloppes affranchies avec un timbre. En moyenne, le
taux de réponse découlant de ces derniéres était supérieur
de 3.4 points a celui des enveloppes afranchies 4 la machine.
Enfin, quatre études reposant sur une pléiade de mesures
d’incitation ont montré que les enveloppes affranchies
engendraient un taux de réponse supérieur de 2 4 4 points
a celui obtenu avec des enveloppes-réponse d’affaires
(Dillman 1978).

Les trois mesures d’incitation qui sont testées dans notre
enquéte font partie des huit principales techniques unifor-
mément reconnues dans les rapports de recherche comme
des déterminants de 1’amélioration du taux de réponse
postale. Parmi les autres facteurs, citons les stimulants
financiers, les services postaux spéciaux, l'identité de
’organisme enquéteur, la personnalisation de la corres-
pondance et I'intérét du répondant {ou I'importance des
questions) (Dillman 1991).

On a jugé que deux de ces huit facteurs, les stimulants
financiers et les services postaux spéciaux (p. ex., courrier
certifié ou courrier prioritaire avec délai de deux jours),
n’étaient pas pratiques dans le cadre d’un recensement
touchant plus de 100 millions de ménages. On a estimé
qu’un troisieme facteur, soit le parrainage du U.S, Bureau
of the Census, était souhaitable sur le plan de la stimulation
du taux de réponse. Un quatriéme facteur, soit intérét
du répondant ou I’importance des questions, ne se prétait
pas a une intervention, les questions de I'enquéte étant
définies & ’avance dans des lois fédérales. Un cinquiéme
facteur, la personnalisation de la correspondance, avait
une valeur limitée du fait que les formulaires de recense-
tnent s’adressent strictement aux ménages ¢t non a des
individus. En examinant les effets individuels et combinés,
sur les réponses, des préavis, des rappels et des enveloppes-
réponse affranchies, nous espérions pouvoir déterminer
si I’une ou plusieurs de ces composantes pouvaient se subs-
tituer & une autre composante, ce qui nous aurait permis
d’améliorer le taux de réponse en réduisant le coiit.

1.2 Conception et intégration des éléments d’intervention

La trousse postale renfermant le formulaire de recen-
sement présentait certaines caractéristiques nous donnant
a penser que les destinataires pourraient ne pas I’avoir repérée
ou ne pas en avoir tenu compte. Par nécessité, cette trousse
est seulement adressée 4 des ménages anonymes; on ne peut
utiliser de nom. Or, pour assurer le traitement approprié
des questionnaires retournés, il faut que 1’adresse exacte
du ménage figure sur le questionnaire proprement dit. Dans
un recensement de grande envergure, cependant, ’adressage
distinct d’une enveloppe extérieure, d’une lettre et d’un
questionnaire, et la procédure visant a s’assurer que les bons
objets sont insérés dans la bonne enveloppe, posent de sérieux
problemes en matiére de contrdle de la qualité. C’est pour-
quoi il importe d’imprimer I’adresse sur un seul des objets
devant étre rassemblés en une trousse postale. Nous utilisons
donc pour la livraison de la trousse postale une enveloppe
A fenétre laissant voir Uadresse imprimée sur le questionnaire.

L'impossibilité de recourir au nom des répondants ainsi
que la taille et ’'apparence de I’enveloppe 4 fenétre donnent
malheureusement I’impression que celle-ci ne contient rien
d’important ou renferme peut-&tre méme de la publicité-
rebut. De plus, des recherches sur les cas de non-réponse
au Recensement de 1990 ont révélé que certaines personnes
ne se rappelaient pas avoir regu un questionnaire de recen- .
sement par la poste, ou I’avaient vu, mais n’avaient pas
ouvert I'enveloppe, deux phénomenes qui peuvent &tre attri-
buables 4 I’apparence de publipostage (Kulka et coll. 1991).

Dans ce test, 1a lettre de préavis et la carte de rappel
avaient pour but d’attirer ’attention sur ’enveloppe
renfermant le formulaire de recensement. L’objectif a été
atteint de cinq maniéres. Premiérement, on a élaboré le
préavis sous forme de lettre et le rappel sous forme de carte
postale. On a pensé que les gens seraient plus susceptibles
d’examiner deux objets de correspondance s’ils paraissaient
différents I'un de ’autre. On a choisi 1a lettre en guise de
préavis, préférant conserver la carte postale pour le rappel,
en raison de la commodité de sa présentation,

Deuxiémement, le préavis consistait en une lettre du
directeur du Census Bureau, avec la mention **Aux rési-
dents du’’, suivie de ’adresse imprimée & I'’emplacement
habituel sur le papier 4 lettre. Nous voulions faire savoir
aux destinataires que le questionnaire du recensement qui
leur arriverait sous peu était spécialement destiné au
meénage résidant i cette adresse. L’adresse €tait également
visible par la fenétre de I’enveloppe, ce qui réglait I’éven-
tuel probléme de contréle de la qualité qu’aurait soulevé
I’envoi par la poste du formulaire de recensement regrou-
pant des objets de correspondance adressés séparément.

Troisiemement, le préavis était censé étre livré quelques
jours avant ’enveloppe contenant le formulaire de recen-
sement proprement dit, et le rappel devait suivre a peine
quelques jours plus tard. Les dates fixées pour ces envois
étaient les 21, 24 et 29 septembre respectivement. On avait
pensé que, pour étre efficace, un rappel (sans question-
naire de remplacement) devait arriver dans les quelques
jours suivant la réception du questionnaire, avant que I’on
ait jeté a la poubelle le courrier non décacheté dans le cadre
des travaux normaux d’entretien ménager.
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Quatriémement, le libellé du préavis, “‘D’ici quelques
jours, vous devriez recevoir...” et du rappel, “*Vous
auriez di recevoir ces jours derniers...’’ avait pour
objectif d’encourager les destinataires a étre & 1'affiit
du formulaire de recensement. Cinquiémement, 1’utilisa-
tion du papier 4 en-téte du directeur du Census Bureau et
de la carte postale blanche affichant le sceau du Depart-
ment of Commerce au-dessus du message de rappel avait
pour but d’informer le destinataire que le questionnaire
provenait du gouvernement et non d’un quelcongue
groupe tentant de s¢ faire passer pour un organisme gou-
vernemental, comme cela se fait parfois au moyen d’une
mention du genre ‘““Nous vous informons officiellement
que...”’.

L’influence favorable -~ 4 supposer qu’il y en ait eu
une - de I’enveloppe-réponse affranchie sur le taux de
réponse pourrait étre attribuable au fait qu’on réussit &
persuader le destinataire de la légitimité et de I'importance
de la demande qui lui est faite. (Autrement, pourquoi
IPexpéditeur *‘gaspillerait-il”> un timbre qu’on peut faci-
lement retirer de I’enveloppe et utiliser ailleurs? Le desti-
nataire hésiterait peut-étre i jeter un objet qui a de la
valeur (p. ex., un timbre non oblitéré)). Le préavis et, dans
une certaine mesure, le rappel, peuvent accroitre 1’effet du
timbre en incitant le destinataire 4 ouvrir ’enveloppe
contenant le formulaire de recensement. De plus, le fait
de s’apercevoir, une fois qu’on a ouvert ’enveloppe,
qu’elle renferme un timbre non utilisé peut inciter a en
conserver le contenu, ce qui renforce Peffet du rappel.

Pour que le préavis, ’enveloppe-réponse affranchie et
le rappel s’appuient réciproquement, on a jugé important
d’utiliser le courrier de premiére classe. Si I’on avait eu
recours a des envois en nombre au tarif réduit et si ces
envois avaient été étroitement espacés, il est probable que,
dans certains cas, ces derniers ne seraient pas parvenus 3
destination dans le bon ordre.

En somme, notre test comportait plus que la simple jux-
taposition de trois composantes distinctes dont il est fait
mention dans la documentation. Ces cornposantes ont été
opérationnalisées de fagon & accroitre la probabilité que
chacune renforce ’effet des autres et a ce qu’elles s’appli-
quent aux envois postaux 4 grande échelle. En réalité, nous
espérions apprendre si l’une ou plus d’une de ces compo-
santes pouvaient étre éliminées sans que le taux de réponse
diminue exagérément, ce qui nous montrerait comment
réduire le cofit des envois postaux liés au recensement.

2. PLAN EXPERIMENTAL

Un plan factoriel, formé des huit combinaisons possibles
des trois principaux effets, a été utilisé pour I’expérience.
Les types d’intervention ont été les suivants:

1) Néant (groupe de contrdle),

2) lettre de préavis seulement,

3) enveloppe-réponse affranchie seulement,
4) carte de rappel seulement,

5) lettre et enveloppe-réponse affranchie,
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6) enveloppe-réponse affranchie et rappel,
7) lettre et rappel, et _
8) lettre, enveloppe-réponse affranchie et rappel.

2.1 Plan d’échantillonnage

L’univers d’échantillonnage correspondait 4 ’ensemble
des unités de logement situées dans les régions visées par
les questionnaires postaux et établies & partir du fichier
d’adresses du Census Bureau. Les 449 régions correspon-
dant aux bureaux de district (BD) du Recensement de 1990
ont été assimilées aux unités géographiques devant servir
4 définir les strates aux fins du test. Deux strates ont été
définies. Compte tenu de la forte corrélation entre le taux
relatif aux minorités (on entend par “‘minorités’’ toutes
les classifications relatives aux populations de race noire
et d’origine hispanique) et le taux de réponse par la poste
au Recensement de 1990, on a pu réaliser la stratification
en classant les BD selon le pourcentage de membres des
minorités que ’on y trouvait. Les BD dont une forte
proportion de la population se composait de minorités
{noire ou d’origine hispanique) et dont le taux de réponse
au Recensement de 1990 était faible ont été deéfinis comme
des “‘régions 4 taux de réponse faible’’ (RTRF) et formaient
la premiére strate. Les BD restants ont été classés comme
des ““régions a taux de réponse élevé” (RTRE) et consti-
tuaient la seconde strate.

La premiére strate se composait de 67 BD, correspondait
a une population dont environ 64% des membres appar-
tenaient 4 une minorité, et englobait approximativement
11% des unités de logement situées dans les régions
soumises au recensement par la poste. La seconde strate
se composait de 382 BD et correspondait 4 une population
dont environ 15% des membres appartenaient 4 une mino-
rité. La strate des RTRE affichait un taux de réponse
cumulatif au Recensement de 1990 supérieur de prés de
dix points a celui de la strate des RTRF.

Un échantillon de 50,000 unités de logement a €té sélec-
tionné, puis divisé en deux strates de 25,000 unités chacune.
On a suréchantillonné la strate des RTRF afin d’étudier
simultanément divers facteurs liés au sous-dénombrement
différentiel, théme que nous n’abordons pas dans le présent
article. Chaque strate a été divisée en huit panels de méme
taille afin de mettre 4 1’essat les huit types d’intervention.
Un échantillon systématique de 3,125 unités de logement
a été sélectionné dans chaque combinaison panel-strate.
Une fois qu’une unité de logement était sélectionnée, les
sept unités suivantes I’étaient également. Les ménages de
chacun des huit groupes ont été assignés au hasard a un
panel. Par conséquent, les huit voisins ont été soumis 4 un
type d’intervention différent. L’échantillon a été regroupé,
ce qui a permis de réduire la variance d’échantillonnage
lors de la comparaison des panels.

La taille de 1’échantillon sélectionné pour celte étude
a été définie grace a une vaste opération de simulation de
données, laquelle a indiqué que 1’échantillon de 50,000
unités était suffisant pour qu’on décéle un écart d'un
minimum de 3% dans I’ensemble des comparaisons par
paire des types d’intervention.



176 Dillman, Clark et Sinclair: Eiéments affectant le taux de réponse par la poste lors du recensement

Tableau 1
Taux finals - Test de mise en oeuvre - Estimations & 1’échelle nationale et des strates

Taux de réponse (%) -~ Estimations et erreurs-types (%)

. Régions A taux de Régions 4 taux de
Type d’intervention Echelle nationale réponse élevé réponse faible
(RTRE) - 1990 (RTRF) - 1990

Estimation Erreur-type Estimation Erreur-type Estimation Erreur-type

1. Groupe de contrdle 50.0 0.8 519 0.9 36,3 0.9
2. Lettre de préavis seulement 56.4 0.8 38.6 0.9 40.5 0.9
3. Enveloppe-réponse affranchie seulement 52,6 0.8 54.5 0.9 37.9 0.9
4, Carte de rappel seulement 58.0 0.8 60.2 0.9 42.0 0.9
5. Lettre et enveloppe-réponse affranchie 59.8 0.8 62.1 0.9 43.0 0.9
6. Enveloppe-réponse affranchie et carte de rappel 59.5 0.8 61.8 0.5 42.6 0.9
7. Lettre de préavis et carte de rappel 62,7 0.8 65.0 0.9 45.4 0.9
8. Lettre de préavis, enveloppe-réponse affranchie
et carte de rappel 64.3 0.8 66.5 0.9 47.8 0.9
Tableau 2
Ecarts dans les taux de réponse - Chaque composante en présence d’une autre composante
Ecarts dans les taux de réponse (%) et intervalles de confiance (i.c.) de 90%
Comparaisons . . Régions a taux de réponse Régions a taux de réponse
expérimentales Echelle nationale faible (RTRE) - 1990 €lové (RTRE) - 1990
Ecart 1.C. de 50% Ecart 1.C. de 90% Ecart I.C. de 90%
I.L-C 6.4 3.3a29.5% 4.2 0.947.5* 6.7 3.2410.2#%
2.8-C 2.5 —-0545.6 1.7 -~1,745.0 2.7 —-0.846.1
3. R-C 8.0 49all.1* 5.7 2439.1% 8.3 49a11.7*
4. LS-C 5.8 6.7 412.9* 6.8 3.4410.1* 10.2 6.7413.7*
5. 8SR-C 9.5 6.4312.5% 6.4 3.049.7* 9.9 6.5 13.3*
6. LR -C 12.7 9.6415.7* 9.2 5.8412,5* 13.2 9.7 4 16.6*
7. LSR -C 14,2 11.23417.2* 11.5 8.2414.8% 14.6 11.3418.0*
8. L-S§ 38 0.8 46.9* 2.5 —-09a59 4.1 0.647.5*
9.R-L 1.6 —1.5448 1.5 -1.945.0 1.6 —1.9645.10
10. R-8§ 5.5 2.4 48.5* 4.1 0.747.5% 5.6 2.249.0*
11.LS-L 34 0.346.5* 2.6 -0.946.0 3.5 0.0347.0%
12. SR-L 31 0.03 4 6.2* 2.2 -1.3a5.6 iz -0346.6
13. LR-L 6.3 3.2493% 5.0 1.548.4* 6.4 3.0499*
14. LS~ 8§ 7.3 4,23 10.3* 5.1 1.7a8.5* 7.6 4.1411,0*
15. SR - 8§ 6.9 3.8410.1* 4.7 1.2 8.2* 7.2 3.8a10.7*
16. LR -8 10.1 T.14a13.2* 7.5 4.1a11.0% 10.5 7.0413.9*
17. LS -R 1.8 —-1.32149 1.1 —-2.4245 1.9 —-1.6454
18. SR-R 1.5 —1.6445 0.7 -2.8a4.1 1.6 —1.845.0
19. LR-R 4.7 1.647.7* 35 -0.0226.9 4.9 1.528.3+
20. LSRR - L 7.9 4.8410.9* 7.3 31.92a10.7* 7.9 4.5411.4%
21. LSR - § 11,7 8.7414.7* 9.8 6.4413.3* 12.0 8.6a4154*
22. LSR-R 6.2 3.249.3¢ 5.8 2.349.3* 6.3 2.9a9.7*
23. LSR - LS 4.4 1.437.5* 4.7 1.248.2% 4.4 1.047.8*
24. LSR - SR 4.8 1.747.8% 5.1 1.7a8.6" 4.7 134282+
25, LSR - LR 1.6 —1.4445 2.3 —1.145.38 1.5 —1.834.8
26. SR - LS -03 -33a27 -04 -3.84a3.1 -03 -3.7a1l.l
27. LR-LS 2.9 -0.2a6.0 2.4 —1.1a59 2.9 -0.6a6.4
28. LR - SR 3.2 0.23262* 2.8 —-0.62a6.2 33 -0.126.6

Un intervalle de confiance marqué d’un astérisque (*) indique que ’écart est statistiquement significatif 4 o = 0.10(9 chances sur 10 que I’i.c. comprenne
Pécart actuel).
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3. RESULTATS

Deux méthodes analytiques servent A présenter les prin-
cipales constatations de cette étude. La premiére fait appel
4 des comparaisons multiples, par paire, des moyennes des
types d’intervention; la deuxiéme recourt 4 la régression
logistique. Les méthodes d’estimation sont précisées en
annexe. Les deux méthodes donnent des résultats cohérents.
Les taux de réponse globaux et les erreurs-types globales
pour chacun des types d’intervention a 1’échelle nationale
et des strates sont présentés au tableau 1. Ils varient entre
50.0% pour le groupe de contrdle et 64.3% lorsque les
trois principaux effets sont combinés.

3.1 Comparaisons multiples des taux de réponse
par la poste

Le tableau 2 présente 28 comparaisons correspondant
A tous les appariements possibles des huit types d’inter-
vention. Compte tenu du peu d’espace qu’offre le tableau,
nous avons utilisé les abréviations suivantes: C = contréle,
L = lettre de préavis, E = Enveloppe-réponse affranchie,
R = Carte de rappel.

Les trois premiéres comparaisons figurant au tableau 2
indiquent une amélioration du taux de réponse attribuable
4 chacune des trois principales composantes s’ajoutant au
groupe de contrdle, prises séparément. L’amélioration
estimée du taux de réponse attribuable 4 1a lettre de préavis
s'établissait 2 4.2% dans la strate des RTRF, 2 6.7% dans
la strate des RTRE, et 2 6.4% 4 I'échelle nationale. L’amé-
lioration estimée attribuable i la carte de rappel était de
5.7% dans la strate des RTRF, de 8.3% dans la strate des
RTRE, et de 8.0% a I’échelle nationale. Toutes ces amé-
liorations sont significatives. Par conséquent, la principale
constatation de cette étude est que tant la lettre de préavis
que la carte de rappel ont accru le taux de réponse 4
I’échelle nationale et des strates. On n’a enregistré aucune
amélioration significative avec ’enveloppe-réponse
affranchie, ni 4 ’échelle nationale ni dans les strates.

3.2 Analyse de régression logistique

Nous avons évalué un modéle comportant une compo-
sante pour les strates, la lettre de préavis, I’enveloppe-
réponse affranchie et la carte de rappel, y compris tous les
termes de Pinteraction. Il y a également eu modélisation
a ’échelle des strates, avec pour seuls paramétres les effets
des composantes et leurs interactions.

Les résultats de ’analyse du modéle global indiquent
que seuls les principaux effets de la lettre et de la carte de
rappel, ainsi que I’élément stratification et les coordonnées
i Iorigine sont statistiquement significatifs. Compte tenu
de ces résultats, une autre modélisation & 1’échelle natio-
nale a été effectuée au moyen d*un mod¢le réduit compor-
tant seulement les principaux effets de la stratification,
des composantes individuelles et des interactions entre
ces derniéres. Les résultats sont présentés au tableau 3
ci-aprés.
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Tableau 3

Analyse de régression logistique des moindres carrés pondérés,
modele interaction réduit, sans strate composante

Estimations et intervalles
de confiance (i.c.) de

Parametres du modéle Bonferroni de 90%

Estimation  1.C. de 90%

Coordonnées i ’origine, 8 — .61 —.686 4 —.545*
Stratification, £, .738 689 4 789*
Lettre de préavis, 53 227 1304 .324*
Enveloppe-réponse

affranchie, 3, .090 - .006 4 .186
Carte de rappel, 84 .201 .194 a4 387+
Lettre de préavis - enveloppe-

réponse affranchie, 85 036 —-.1014.173
Lettre de préavis - carte de

rappel, B¢ —.054 —.192 4 .083
Carte de rappel - enveloppe-

réponse affranchie, 37 —.043 —.179 4 .093
Lettre de préavis — carte

de rappel - enveloppe

affranchie, 8g —.003 —.197 4 151

Uni.c. marqué d’un astérisque (*) indique que I'écart est statistiquement
significatif 8 o = .10,

Les deux modélisations montrent, tant pour le modele
national que pour le modele des strates, une amélioration
significative du taux de réponse résultant de la lettre et du
rappel, mais non de ’enveloppe-réponse affranchie. Ces
résultats correspondent & ceux qui ont été obtenus pour
les comparaisons multiples présentées ci-dessus, Aucune
interaction n’était statistiquement significative, signe que
les effets des composantes sont essentiellement additifs.

4. DISCUSSION ET CONCLUSIONS

La lettre de préavis, ’enveloppe-réponse affranchie et
la carte de rappel ont chacune amélioré le taux de réponse
de 6.4, 2.5 et 8.0 points respectivement. L’accroissement
de 2.5 points n’est pas statistiquement significatif. On a
également établi que les effets des composantes étaient essen-
tiellement additifs ou indépendants les uns des autres. Par
rapport au groupe de contrdle, la combinaison lettre de
préavis-enveloppe affranchie a amélioré le taux de réponse
de 9.8%, tandis que la combinaison enveloppe affranchie-
rappel a accru le taux de réponse de 9.5%, et la combinaison
lettre-rappel I’a accru de 12.7%. Ensemble, les trois compo-
santes ont amélioré le taux de réponse de 14.3% . Chaque
utilisation de la lettre et du rappel a amélioré considéra-
blement le taux de réponse; quant i I’enveloppe-réponse
affranchie, elle n’a eu d’effet significatif que lorsqu’elle
&tait utilisée avec une lettre de préavis, sans rappel. La
conclusion la plus importante & tirer de cette expérience
est que la lettre de préavis et la carte de rappel sont essen-
tielles & I’atteinte d’un taux de réponse élevé et qu’aucune
de ces composantes n’élimine I’effet de I’autre.
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Bien que Peffet individuel (2.5% globalement) de
I’enveloppe-réponse affranchie soit légérement inférieur
au taux nécessaire pour présenter une valeur significative,
son ordre de grandeur concorde avec la valeur jugée signifi-
cative dans des recherches antérieures (Armstrong et Luske
1987; Dillman 1978 et 1991). Face aux nombreux résultats
de recherche qui ont démontré son utilité, cette technique
ne devrait probablement pas étre complétement écartée
pour raison d’inefficacité. Il semble aussi que I’on puisse
établir un lien d’une autre nature entre, d’une part, I’enve-
loppe affranchie et, d’autre part, la lettre de préavis et le
rappel. Lorsque ’enveloppe affranchie est utilisée seule
avec la lettre de préavis, son effet est significatif (3.4 points),
mais & 1"évidence il ne I’est pas (1.6 point) lorsqu’un rappel
est inclus dans ’envoi. Le rappel compense I’absence
d’enveloppe affranchie, alors que le préavis semble accroitre
I'effet de ’enveloppe lorsqu’elle y est. C’est peut-étre
qu'un préavis signale aux gens d’&tre a I’affiit de 1a trousse
postale sur le recensement et que, une fois celle-ci ouverte,
la présence de I’enveloppe-réponse affranchie incite les
gens A répondre. Ce lien différentiel avec les envois qui
préceédent et ceux qui suivent ne semble pas avoir été
examiné dans les recherches antérieures. Il en découle
qu’en cas de réception d*une lettre de préavis sans rappel
ultérieur, la présence d’une enveloppe-réponse affranchie
pourrait augmenter le taux de réponse de maniére statis-
tiquement significative, mais revétir une importance
moindre lorsque I'expéditeur utilise aussi une carte de
rappel, comme c¢’était le cas lors du dernier recensement.

I1 existe au moins deux obstacles importants 3 1’appli-
cation directe des résultats de notre recherche au recense-
ment de1'an 2000. D’abord, il faut reconnaitre que les tests
actuels sont effectués hors d’une période de recensement.
Par le passé, le Census Bureau a obtenu des taux de
réponse beaucoup plus faibles dans les années de non-
recensement que dans les années de recensemeni. Par
exemple, le National Content Test de 1986 a obtenu
seulement un taux de réponse de 49.2% avec un question-
naire de remplacement, tandis que le Recensement de
1990, sans questionnaire de remplacement, a obtenu un
taux de réponse de 65%. Un écart aussi prononcé tiendrait
4 un climat dit “*favorable au recensement”’, explication
succincte de D’association de divers éléments, comme
Pattention médiatique, la publicité et le sens culturel de
la participation qui semblent faire surface chaque décennie
au cours de ’année du recensement.

Les taux de réponse obtenus dans nos tests au moyen des
cing composantes qui augmentent le taux de réponse sont
beaucoup plus élevés que ceux qu’on obtient généralement
en période de non-recensement; ils sont néanmoins i peu
pres égaux ou peut-étre micux légérement inférieurs aux
résultats obtenus au cours du dernier recensement décennal,
ol aucune de ces composantes n’a été utilisée, Nous ignorons
si 'existence d’un ‘“climat favorable au recensement’’ peut
remplacer les effets de ces composantes ou améliorer le
taux de réponse susceptible d’étre aticint I’année d’un
recensement. Nous ne pensons certainement pas qu’une
augmentation de 30 points du taux de réponse au Recen-
sement de I’an 2000 soit possible, car cela signifierait qu’a

peu prés 100% du public-cible a répondu. Par conséquent,
il reste passablement d’incertitude quant aux répercussions
exactes des résultats actuels sur le Recensement de I’an
2000.

ANNEXE
Méthodes d’estimation

Les résultats de I’analyse découlent de deux méthodes
distinctes: les comparaisons multiples réalisées entre les
taux de réponse postale selon le type d’intervention, et la
régression logistique. Chaque méthode a ses avantages
pour ce qui est de I'interprétation des données dans un
cas, et del’inférence statistique dans I’autre; ¢’est pourquoi
nous avons utilisé une approche combinée, recourant
aux deux.

Dans notre étude, nous avons calculé le taux de réponse
national estimé d’un panel donné en divisant le total pon-
déré du nombre de questionnaires retournés par le total
pondéré des formulaires de recensement postés, moins le
total pondéré des envois retournés par le mattre de poste
{généralement des unités vacantes).

Nous avons examiné les résultats des comparaisons mul-
tiples des taux de réponse relatifs aux huit types d’inter-
vention afin de déterminer Pimportance de I’augmentation
du taux de réponse pour chacun d’eux. Ces comparaisons
comportaient I’évaluation par paire de tous les types
d’intervention, les uns avec les autres ainsi qu’avec le
groupe de conirdle.

La méthode de régression-logistique est un moyen
rapide et efficace de déterminer si I’augmentation du taux
de réponse attribuable & chaque composante (mais surtout
a leur interaction) résulte d’une variation de ’échantillon-
nage ou est bien réelle, et si ’augmentation observée est
influencée par la présence d’autres variables. Toutefois,
les paramétres estimés ne peuvent étre facilement assimilés
aux taux de réponse postale. Pour plus de précisions, voir
la méthode de régression logistique dans Thompson 1993,

Les taux de réponse ont été calculés pour chaque type
d’intervention A Pintérieur de chacune des strates et a
I’échelle nationale (strate 1 et strate 2 réunies). Les erreurs-
types relatives aux estimations nationales ont été obtenues
au moyen de la méthode jackknife du calcul de 1a variance
pour un ¢chantillonnage stratifié {(Wolter 1985). Nos
estimations ont été produites au moyen du progiciel
statistique VPLX. Les erreurs-types pour les estimations
relatives aux strates ont été obtenues avec la méthode
jackknife de calcul de la variance pour un échantillonnage
aléatoire simple,

L’analyse principale a fait appel 4 la comparaison par
paire des écarts observés entre les taux de réponse obtenus
pour huit types d’intervention, tant 4 I’échelle nationale
qu’a I’échelle des strates (RTRF et RTRE).

En raison de la diversité des hypothéses testées, ’analyse
porte sur la comparaison de toutes les combinaisons
possibles (28 au total) entre les huit types d’intervention.
Au moyen de la régression logistique, nous avons testé huit
paramétres de modele ou plus afin de déterminer si les
résultats étaient statistiquement significatifs. Plusily ade
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comparaisons, plus il y a de chances que certaines d’entre
elles soient déclarées a tort statistiquement significatives.
Dans ce cas, nous employons d’autres mesures statistiques
pour contrdler le taux global d’erreur du processus
décisionnel.

Nous avons procédé a ’analyse de maniére a ce que les
constatations sur la ‘“‘famille’’ compléte des 28 combi-
naisons ou sur les parameétres de régression logistique
maintiennent 'intervalle de confiance de 90% (une norme
du Census Bureau) dans tous les cas. L’intervalle de con-
fiance de 90% des comparaisons par paire a ét€ ajusté au
moyen de la méthode C de Dunnett permettant la compa-
raison par paire contrastante des estimations du panel
(Hockberg et Tamhane 1987). La méthode d’inférence
simultanée de Bonferroni a servi 4 évaluer la signification
statistique des paramétres de régression logistique.
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Concordance des données censitaires et des registres de 1’état civil

concernant les ainés aux Etats-Unis: 1970-1990

LAURA B. SHRESTHA et SAMUEL H. PRESTON!

RESUME

Les lacunes et les erreurs relevées dans les données censitaires et les registres de 1’état civil aux Etats-Unis laissent
planer un doute sérieux sur la qualité des données concernant les ainés et le recensement des décés dans ce pays.
Dans le présent article, nous évaluons la concordance des données provenant de ces deux sources pour les populations
blanche et afro-américaine. Nous étudions en particulier les ainés (60 ans et plus), ou les tendances de la mortalité
ont la plus grande incidence sur les programmes sociaux et ol les problémes de données sont les plus graves, Au
moven de I’analyse intercensitaire des cohortes, nous déterminons les discordances en fonction de ’dge entre les
deux sources pour deux périodes: 1970-1980 et 1980-1990. Les anomalies relevées quant a la nature de la couverture
et aux erreurs de contenu sont analysées 4 la lumitre des données de la documentation spécialisée. Les données sur
la population afrg-américaine montrent de trés nombreuses discordances pour la période 1970-1990, qui sont vraisem-
blablement attribuables 4 une exagération de I"age déclaré lors des recensements, par rapport aux données des registres
de I’état civil. On releve également des anomalies pour la population blanche dans la période intercensitaire 1970-1980.
Selon nous, ces anomalies sont principalement dues 4 un sous-dénombrement dans le recensement de 1970, par rapport
3 celui de 1980 et au recensement des décés. Par contre, les données de 1980-1990 concernant les blancs, et en particulier
les femimes, sont trés cohérentes, beaucoup plus méme que dans la plupart des pays européens.

MOTS CLES; Frreurs de déclaration au sujet de 1’dge; couverture; mortalité; évaluation des recensements;

recensement des décés; qualité des données; croisement des courbes du taux de mortalité, Etats-Unis.

1. INTRODUCTION

Les méthodes classiques d’estimation de I’ampleur de
la mortalité dans les pays développés utilisent des données
provenant de deux sources distinctes. Les données sur les
déces tirées des registres de I'état civil servent habituellement
de numérateurs des taux de mortalité. Les dénominateurs
correspondent pour leur part habituellement au dénom-
brement des personnes vivantes réalisé lors des recense-
ments. L’exactitude des taux ainsi calculés dépend donc
de la qualité des données provenant de ces deux sources.

Nous présentons ci-aprés les résultats d’un test de la
qualité des données américaines correspondant 4 deux
périodes intercensitaires: 1970-1980 et 1980-1990, Nous
étudions en particulier la concordance des changements
relevés dans la taille d’une cohorte d’un recensement a
I'autre et du nombre de décés recensés pendant cette
période, en procédant aux ajustements voulus pour tenir
compte des migrations. Toutes les données sont exprimées
en années d’age, et des tests séparés sont réalisés pour les
populations blanche et noire.

Nous nous intéressons essentiellement aux ainés (60 ans
et plus), ot les tendances de la mortalité ont la plus grande
incidence sur les programmes sociaux (Preston 1993) et ol
les problémes de données sont. les plus graves. La popula-
tion blanche des Etats-Unis semble afficher des taux de
mortalité plus bas, chez les plus de 80 ans, que dans tous
les autres pays industrialisés (Vaupel 1993). Si elle s’avérait
valide, cette comparaison pourrait avoir une grande incidence

sur I’évaluation de la qualité relative des services de santé.
Cependant, la population afro-américaine présente des
taux de mortalité encore plus bas que ceux de la population
blanche chez les plus de 80 ans, reflétant ainsi le phéno-
meéne bien connu du croisement des courbes du taux de
mortalité des deux races qui s’observe entre 75 et 85 ans.
La fiabilité de ces deux ensembles de données sur la morta-
lité dépend bien siir de la qualité des données. Or, on a déja
émis des doutes trés sérieux sur la qualité des données
concernant la population de race noire {voir  ce propos
Zelnik 1969; Coale et Kisker 1990), méme si la plupart des
observateurs semblent admettre d’emblée la validité du
croisement des tendances (Manton et coll. 1986; McCord
et Freeman 1990).

Dans le cadre de leurs travaux de détermination de
nouveaux profils modeles du taux de mortalité dans les
pays a faible mortalité, Condran, Himes et Preston (1991)
ont fait état de tests semblables de la qualité des données
pour 68 périodes intercensitaires dans 18 pays industria-
lisés. En général, la concordance des données s’est avérée
trés bonne pour les cohortes de 65 ans au deuxiéme recen-
sement (66 des 68 ensembles de données ont passé le test
de cohérence). La concordance a cependant diminué avec
I’age: la moitié sculement des ensembles de données
montraient une concordance 4 85 ans et la proportion des
données concordantes passait 4 15%, 4 95 ans (Condran
et coll. 1991: tableau 7). Les Etats-Unis ne faisaient pas
partie des pays qui ont fait I’objet de ces tests parce que
leurs données publiées sur la mortalité ne sont pas classées

| Laura B. Shrestha, The World Bank, Human Development Department, 1818 H Street, N.W., Washington, DC 20433, U.5.A.; Samuel H. Preston,
Population Studies Center, University of Pennsylvania, 3718 Locust Walk, Philadelphia, PA 19104, U.S.A,
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par années d’dge. Nous sommes maintenant en mesure de
combler cette grave lacune puisque nous avons traité les
bandes de données pour chacun des décés enregistrés aux
Etats-Unis de 1970 4 1988. (Les chiffres pour 1989 (année
compléte) et pour 1990 (janvier & mars seulement) ont été
estimés & partir des données par groupes d’4ge publiées par
le National Center for Health Statistics et des données de
I’année 1988. Voir 'anncxe A pour plus de détails.) Ces
bandes sont produiies par le National Center for Health
Statistics (NCHS) et sont diffusées par le Inter-University
Consortium for Political and Social Research (ICPSR).
Pour les années que nous avons examinées, elles portent
sur un nombre approximatif de 50 millions de déces.

2. POPULATIONS ET DONNEES

2.1 Contexte général

Trois sources principales de données ont été utilisées:
1) recensements nationaux du U.S. Bureau of the Census
pour les années 1970, 1980 et 1990; 2) données annuelles
sur les décés compilées par le NCHS; 3) estimations iné-
dites sur I'immigration nette obtenues auprés du U.S.
Bureau of the Census. La description détaillée de nos
sources de données est jointe au présent article dont elle
constitue ’annexe A. Il nous parait cependant utile de
décrire ci-aprés brievement ces données et les ajustements
importants que nous leur avons apportés.

2.2 Recensements

Nous utilisons des données censitaires classées en fonc-
tion de la race (noire/blanche) et du sexe, et par années
d’4ge (avec une classe ouverte pour les 100 ans et plus).
Les compilations englobent 1’ensemble des résidents des
30 états et du district de Columbia; elles comprennent les
personnes placées en établissements, les Américains en
déplacemment temporaire 4 1’étranger et les étrangers dont
la résidence habituelle (Iégale ou non) est située aux Etats-
Unis (sauf les militaires et le personnel diplomatique). Sont
par contre exclus les Américains qui résident a I’étranger
pour une période prolongée et les ressortissants étrangers
en visite temporaire aux Etats-Unis. Les statistiques offi-
cielles ne sont pas ajustées pour tenir compte du sous-
dénombrement (p. ex., résidents légaux et immigrants sans
document non recensés).

Le choix de I’expression ‘‘population résidente’’ signifie
que les tableaux de recensement comprennent 2 la fois les
résidents légaux et les immigrants sans document. Sur
I’ensemble des personnes sans document qui résidaient aux
Etats-Unis a ’époque du recensement de 1970, il semble
qu’une proportion négligeable ait été dénombrée. Ainsi,
la population des résidents légaux était approximativement
comparable a 1a population résidente totale lors du recen-
sement de 1970. Par contre, lors du recensement de 1980,
le U.S. Bureau of the Census a estimé que, pour la toute
premiére fois, un nombre significatif de personnes sans
document avaient été dénoinbrées. Cette population a
été évaluée A 2.06 millions de personnes. De ce nombre,

dans le groupe d’age des 60 ans et plus, on a compté
10,000 hommes et 19,000 femmes de race blanche, et
3,000 hommes et 6,000 femmes de race noire (U.S. Bureau
of the Census 1988).

On reconnaft que les tableaux officiels du recensement
de 1970 contiennent des erreurs parmi lesquelles la plus
évidente est le surdénombrement marqué du nombre de
personnes dgées de 100 ans ou plus. Méme si le recense-
ment & dénombré 106,000 personnes appartenant 3 ce
groupe d’dge, les estimations démographiques indirectes
laisseraient plutét conclure 4 un nombre oscillant entre
3,000 et 8,000 personnes, le chiffre estimatif le plus plau-
sible étant fixé & 4,800 (Siegel 1974; Siegel et Passel 1976;
U.S. Bureau of the Census 1974). Nous utilisons les
donnéges inédites du U.S. Bureau of the Census pour le
recensement de 1970, ol cette surestimation des centenaires
a été corrigée. Cette utilisation des estimations corrigées
est motivée par deux raisons: premitrement, a défaut
d’une correction, ’excédent serait suffisamment impor-
tant pour biaiser les résuitats pour les groupes plus dgés.
Deuxi¢mement, il semble gue cette surestimation n’ait pas
¢été due a des déclarations erronées de I’age par les inté-
ressés, mais plutét 4 un malentendu qui a porté certaines
personnes 4 confondre les colonnes destinées 4 Pinscription
du mois et de I’année de la naissance (Siegel et Passel 1976).

Au cours des recensements de 1980 et de 1990, un grand
nombre de personnes ont choisi de fournir une réponse de
leur cru 4 la question concernant la race, au lieu de choisir
une des catégories préétablies. Sur la population totale,
6.8 millions de personnes, en majeure partie d’origine
hispanique, ont choisi cette option en 1980, et 9.3 millions
on fait de méme en 1990, Les tableaux officiels de ces
recensements ne sont donc pas directement comparables
a d’autres sources de données puisqu’ils sont seuls &
prévoir une catégorie raciale résiduelle. Pour autoriser une
comparaison avec d’autres sources de données, le Census
Bureau a modifié les données censitaires de 1980 et de 1990
pour qu’elles soient conformes aux catégories historiques
de groupes raciaux. Le Bureau a en outre procédé, en 1990,
4 une ““correction”” du probléme lié 4 I’4ge (pour plus de
détails, voir Word et Spencer 1991). Nous avons décidé
d’utiliser les statistiques du Bureau de 1980 et de 1990
modifiées pour la race aux fins de notre étude. Ce choix
a été motivé par le nombre considérable de personnes qui
auraient été exclues autrement, en particulier dans la
population blanche.

2.3 Registres des décés

Les registres américains des décés portent sur ’ensemble
des déceés recensés dans les S0 états et dans le district de
Columbia, classés selon la race et le sexe et par années
d’dge (jusqu’a 125+ ). Pour permettre une comparaison
avece les données des recensements, les décés des non rési-
dents (ressortissants étrangers et citoyens américains rési-
dant A I’étranger) ont été exclus.

Aucune correction n’est faite pour tenir compte du
sous-dénombrement des décés ou des déces dont la des-
cription sur le certificat comporte des erreurs. Nous avons
relevé deux problémes qui influent sur I’ utilisation de notre
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méthode d"analyse intercensitaire. La période intercensi-
taire s’étale du 17 avril au 31 mars, alors que les registres
des déces utilisent ’année civile. En outre, les registres des
déces et les recensements américains utilisent 1’age au
dernier anniversaire au lieu de I'année de la naissance.
Nous avons corrigé les deux problémes en répartissant les
déces sur des graphes triangulés du temps et de 1’dge cor-
respondant aux ‘‘années de recensement’’ débutant le
1¢f avril. Par exemple, les décés déclarés dans I’intervalle
d*un an compris entre la date de recensement du 1% avril
1970 et celle du 17 avril 1971 et concernant des personnes
Agées de 60 ans (4 leur dernier anniversaire) au moment
du recensement peuvent &tre répartis en quatre catégories:
1) personnes de 60 ans décédées au cours de I’année civile
1970; 2} personnes de 60 ans décédées au cours de1’année
civile 1971; 3) personnes de 61 ans décédées au cours de
I’année civile 1970; 4) personnes de 61 ans décédées au
cours de I’année civile 1971. A ’aide des données sur les
dates des déces tirées des bandes du NCHS, nous avons
répartis les décés sur des triangles du temps et de I"dge cor-
respondant 4 I’année de recensement débutant le 17 avril
1970. Ce faisant, nous avons présumé que les déces
compris dans chaque triangle étaient répartis uniformé-
ment. Cette supposition est rendue nécessaire par ’absence
de données fiables sur la naissance pour la plupart des
cohortes visées par notre étude, données grice auxquelles
il nous aurait été possible de répartir les décés plus préci-
sément entre les cohortes de naissance adjacentes. Pour
une description plus détaillée de cette méthode, voir
Shrestha (1993).

2.4 Statistiques sur I'immigration nette

Nous avons utilisé des statistiques inédites sur I’immi-
gration nette obtenues auprés du U.S. Bureau of the
Census. Si la qualité des statistiques américaines sur
’immigration est généralement mise en doute (Hill 1985),
I’estimation de la taille de la population des ainés est
passablement indépendante des variations dans les esti-
mations de la migration intercensitaire. Cette robustesse
découle i la fois du nombre moindre de migrants nets chez
les personnes plus dgées, comparativement aux plus jeunes,
et du rdle plus important de la mortalité dans la diminu-
tion du nombre de personnes dgées, comparativement a
la migration nette. Par exemple, les données sur I'immi-
gration nette font état d’un apport de 64 hommes de¢ race
noire pour la cohorte des personnes agées de 75 ans et plus
(en 1970) pendant la décennie de 1970 & 1980. A titre de
comparaison, plus de 141,000 décés ont été cnregistrés
dans cette cohorte au cours de la méme période.

Les estimations concernant les migrations des résidents
sans document sont exclues des ensembles de données sur
I’immigration nette, mais elles seront prises en compte
dans l’interprétation des résultats. Cette exclusion a été
motivée par un certain nombre de facteurs. Les estima-
tions de la taille et de la répartition selon ’dge et le sexe
des immigrants illégaux (illegal aliens) varient largement
par suite de I’insuffisance d’instruments de collecte de
données aux Etats-Unis. Cependant, méme les estimations
les plus exagérées du nombre de migrants sans document
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sont négligeables par rapport aux décés en ce qui concerne
les ainés.

Nous avons décrit un certain nombre d’ajustements
apportés aux données de base: utilisation de compilations
de données censitaires inédites de 1970 & cause d’un sur-
dénombrement marqué de la population des centenaires
dans les statistiques officielles; utilisation de compilations
modifiées pour la race des recensements de 1980 et de 1990
et exclusion des estimations concernant les populations
d’étrangers sans document. Pour juger des effets de ces
ajustements sur nos résultats, nous avons procédé a
plusieurs analyses de sensibilité utilisant des données non
corrigées. M&me si nous n’avons observé que de légéres
différences entre les résultats obtenus avec les données
officielles et les données corrigées (sauf pour les 100 ans
et plus), les analyses intercensitaires de cohortes utilisant
des données non corrigées ont généralement laissé voir des
écarts plus grands dans les résultats définitifs, confirmant
dans I’ensembile la pertinence des corrections apportées.

3. SOURCES D’ERREURS DANS LES
RECENSEMENTS ET LES
REGISTRES DE DECES

Les erreurs dans les données démographiques ont été
classées en deux catégories: erreurs de couverture et erreurs
de contenu. La couverture s’entend de la mesure dans
laquelle les personnes ou les événements faisant partie d’un
ensemble défini dans un systéme de données particulieres
sont pris en compte. Le contenu s’entend de la qualité de
I'information effectivement compilée sur les personnes ou
les événements. L’un ou ’autre de ces deux types d’erreurs
peut créer des discordances entre I’évolution intercensitaire
de la taille d’une cohorte et les déceés intercensitaires.
Toutefois, si les deux sources de données sont marquées
par le méme taux net d’omissions, la concordance entre
les deux sera maintenue. En outre, dans ¢es conditions,
les taux de mortalité resteront également exacts.

Maéme si les cas d’erreurs dans la déclaration de I’dge
suivent la méme tendance dans les recensements et dans
les certificats de déces, cela ne permettra pas, en régle
générale, de maintenir la concordance des changements de
taille des cohortes entre les deux sources de données. En
effet, comme les taux de mortalité augmentent avec I’dge,
la distribution par 4ge des décés chez les ainés est “‘plus
vieille’’ que la distribution par dge de la population. Par
exemple, si on place par erreur 10% des personnes et des
déces du groupe d’age 75-79 dans le groupe d’4ge 80-84,
I’incidence proportionnelle de cette erreur sur les données
démographiques sera plus grande que I’'incidence propor-
tionnelle sur les taux de mortalité, Cette tendance & déclarer
un age erroné aurait pour effet de biaiser les taux de morta-
lité et influerait également sur la cohérence des tests que
nous utilisons.

Le Census Bureau a utilisé des méthodes démographi-
ques et siatistiques pour estimer la qualité de la couver-
ture des recensements. Les méthodes démographiques
comparent les estimations du nombre réel de naissances,
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diminuées des nombres estimés de décés dans la cohorte
et des migrations, aux données censitaires (voir 4 ce propos
le résumé dans Robinson et coll. 1993, et Himes et Clogg
1992). Les méthodes statistiques comparent un groupe de
personnes tiré d’une source de données de rechange (p. ex.,
le Current Population Survey) aux données individuelles
du recensement. Une troisiéme méthode consiste 4 comparer
les données censitaires concernant les ainés aux dénom-
brements des personnes inscrites dans les dossiers du pro-
gramme fédéral d’assurance-matadie (Medicare),

Les évaluations du recensement de 1970 réalisées par
le U.S. Bureau of the Census (1973, 1974, 1975) ont
conduit & un certain nombre de conclusions générales con-
cernant la population des ainés. Premiérement, Perreur
nette (combinaison des erreurs de couverture et de contenu)
est plus importante dans le cas des ainés que des personnes
plus jeunes. Deuxiémement, les taux d’erreur nets ont été
plus élevés dans le cas des femmes que dans celui des
hommes, par suite du plus grand nombre d’erreurs commises
dans la déclaration de 1'dge. Cependant, les taux bruts
d’omission (qui ne constituent qu’un élément de 1’erreur
nette) étaient plus élevés dans le cas des hommes. Troisié-
mement, les taux d’erreur nets, d’omission bruts et
d’erreur dans la déclaration des caractéristiques démogra-
phiques sont beaucoup plus élevés dans le cas des américains
de race noire que de ceux derace blanche. Quatriémement,
il semble que les statistiques officielles contiennent une trés
grande quantité ¢’erreurs dans la déclaration de I’dge. Par
exemple, il est intéressant de noter que pour les quatre
groupes de race-sexe des personnes dgées de 65 4 69 ans
en 1970, les estimations tirées de 1’analyse démographique
laissent conclure 4 une surestimation nette dans les données
censitaires tandis que I’étude fondée sur les données du
Medicare laisse transparaitre d’importantes omissions
dans les données censitaires (de 2.1% dans le cas des
femmes blanches 4 12.6% dans le cas des hommes noirs
et de ceux des autres catégories raciales). Cette comparaison
donne a conclure qu’en plus des taux d’omission bruts
dans le dénombrement des personnes dgées de 65 4 69 ans,
d’autres erreurs encore plus grandes (surtout, semble-t-il,
une exagération de I’4ge chez les personnes de moins de
65 ans) agissent dans le sens contraire pour augmenter les
estimations du dénombrement net des personnes appar-
tenant 4 ces groupes d’dge. Il découle notamment de cette
situation que les caractéristiques d’une portion substan-
tielle de la population classée dans le groupe des 65 ans et
plus lors du recensement se rapportent en fait a des
personnes &gées de moins de 65 ans (U.S. Bureau of the
Census 1976).

Comparativement aux données censitaires de 1970, les
taux d’erreurs nets observés en 1980 dans la plupart des
groupes d’4ge-race-sexe ont été sensiblement moins élevés,
Toutefois, comme le faisait observer le Bureau of the
Census (1988), les résultats du programme postcensitaire
(Post Enumeration Program, ou PEP) et de la Housing
Unit Enumeration Duplication study de 1980 donnent a
conclure qu’une part considérable du total des dénombre-
ments censitaires, soit plus de 1.1% selon toute vraisem-
blance, contient des personnes déja recensées. Les données

laissent supposer que le taux de duplication était beaucoup
moindre au cours des recensements antérieurs. Ainsi, les
améliorations relevées dans la couverture nette du recen-
sement de 1980 semble malheurcusement en partie attri-
buables a un probléme de duplication des données (U.S.
Bureau of the Census 1988:10).

Le Census Bureau compte procéder a des évaluations
complétes de la qualité du recensement de 1990, mais la
diffusion des résultats obtenus est demeurée jusqu’a main-
tenant fragmentaire. Il semble que le probléme de sous-
dénombrement des données brutes ait été moins grave en
1980 qu’en 1990 (Robinson et coll. 1993}, mais cette dif-
férence pourrait &tre due 4 un taux de duplication plus
élevé dans le recensement de 1980, On peut formuler un
certain nombre de généralisations concernant la tendance
au sous-dénombrement net dans l¢ recensement de 1990,
dans le cas des ainés. Premiérement, confirmant la ten-
dance historique, les estimations de I’erreur nette pour les
Afro-américains dépassent largement celles des blancs. La
différence la plus importante s’observe dans le cas des
hommes 4gés de 60 4 64 ans. Le taux de sous-dénombrement
net pour les hommes de race noire atteint 10.3%, alors
qu’il n’est que de 2.6% chez les hommes de race blanche
(différence de 7.7 points). Deuxiémement, alors qu’on
observe un sous-dénombrement pour tous les groupes
d’age chez les hommes, il existe des problémes de surdé-
nombrement dans plusieurs des groupes de femmes. Fina-
lement, comme le soulignent Robinson et coll. (ibid), les
tendances de la couverture nette sont généralement compa-
rables dans les trois derniers recensements pour chaque
groupe de race-sexe.

Les statistiques officielles sur les décés produites par le
National Center for Health Statistics constituent la source
de base de données sur la mortalité annuelle aux Etats-Unis.
Ces chiffres sont généralement utilisés sans ajustement
pour tenir compte du sous-dénombrement et des erreurs
de déclaration qui se glissent dans les certificats de décés.
Toutefois, on présume en général que le systéme de recen-
sement des décés est pratiquement complet (Wilkin 1981;
U.S. Bureau of the Census 1984a; National Center for
Health Statistics 1968) méme si aucun test national n’a été
fait pour confirmer ce diagnostic depuis la mise en place
de la Death Registration Area en 1933, Cette supposition
s’appuie sur les exigences légales strictes en vigueur con-
cernant le recensement des déces ainsi que sur la nécessité,
pour les survivants, de prouver le décés aux fins des arran-
gements funéraires, du réglement des droits successoraux
et de la collecte des prestations d’assurance (U.S. Bureau
of the Census 1984a; Wilkin 1981). Les calculs réalisés par
Coale et Kisker (1990) donnent toutefois 4 penser qu'’il
existe un probléeme de sous-dénombrement des décés, en
particulier chez les ainés. Dans le cas des personnes de
couleur, par exemple, le total des décés portés aux registres
de I’état civil est inférieur de 7% i celui des déces inscrits
aux dossiers du Medicare dans le cas des hommes &gés de
plus de 80 ans en 1980, et de 10% dans le cas des femmes.
Toutefois, il est possible que I’écart relevé soit dii 4 des
différences dans 1’age déclaré entre les deux sources plutot
qu’a un probléme de sous-dénombrement.



Techniques d’enquéte, decembre 1995

Une étude au cours de laguelle on a comparé un échan-
tillon de certificats de déces datant de mai a ao@it 1960 aux
données du recensement de 1960 constitue la meilleure €va-
luation de la concordance des données sur I’dge déclaré
contenues dans les tableaux de recensements et dans les
registres de I’état civil - sans doute une des sources les plus
importantes d’erreurs de contenu influant sur notre test
de cohérence (NCHS 1968; Hambright 1969). M&me si les
données ont été recueillies avant la période visée par notre
projet, les résultats de cette étude mettent en lumiére un
probléme qui risque d’exister encore aujourd’hui. Les
auteurs de I’¢tude ont constaté ce qui suit: 1) dans le cas
des blancs, les données des deux sources concordent assez
bien méme lorsque I’age augmente, mais pour les personnes
de couleur, la concordance est moins nette; 2) lorsqu’il y
a discordance entre les deux sources de données, la diffé-
rence d’age dans le cas des blancs est généralement infé-
rieure 4 un an, mais cette différence est typiquement
supérieure 4 un an dans le cas des personnes de couleur,
en particulier pour celles Agées de 45 ans et plus; 3) pour
les blancs de tous dges et pour les personnes de couleur
dgées de moins de 45 ans, I’Age indiqué sur le certificat de
décés est Lypiquement plus avancé que celui déclaré au
moment du recensement. Par contre, pour les personnes
de couleur dgées de 45 ans ¢t plus, 1'dge indiqué sur le
certificat de décés est en moyenne moins avancé que celui
déclaré lors du recensement.

Les auteurs de cette étude n’ont pas été en mesure de
déterminer laquelle des deux sources donnait I’age “‘réel’’.
Rosenwaike et Logue (1983) ont cherché & vérifier les
données sur 1"age indiqué dans les certificats de décés des
personnes agées de 85 ans et plus pour la période de 1968
41972, Ils ont 4 cette fin tiré un échantillon de certificats
de personnes décédées 2 un age trés avancé en Pennsylvanie
et aux New Jersey. Ils ont ensuite comparé ces données &
celles du recensement manusctit de I’année 1900. Au total,
1,429 comparaisons ont été établies: 960 concernant des
personnes de race blanche et 496 concernant des personnes
de couleur.

IIs ont constaté que la concordance des renseignements
sur I’4ge entre les deux sources diminuait 4 mesure que
P’age augmentait pour les deux groupes raciaux. Des
différences frappantes ont été observées entre les groupes
raciaux. La concordance était élevée dans le cas des blancs,
sauf pour les personnes Agées de 100 ans et plus. Toutefois,
pour les personnes de couleur, la concordance était sensi-
blement moins bonne. Les auteurs ont par ailleurs relevé
qu’a Pintérieur de chaque groupe racial, le sexe avait peu
d’incidence sur la concordance des données.

4. METHODE INTERCENSITAIRE D’EVALUATION
DE LA QUALITE DES STATISTIQUES
SUR LES AINES

La présente analyse permet de déterminer ’ampleur de
la discordance des sources de données sur les ainés 4 'aide
d’une méthode intercensitaire fondée sur les cohortes. La
taille prévisible d’une cohorte d’age ouverte dans le second
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recensement peut &tre estimée a partir de sa taille dans le
premier recensement et des décés survenus au sein de cette
cohorte au cours de la période intercensitaire, aprés I’ajus-
tement tenant compte des migrations (Condran, Himes et
Preston 1991). Le recours 4 une catégorie ouverte permet
1'observation de la tendance du rapport tout en atténuant
P’effet des valeurs extrémes dues & des erreurs dans des
groupes d’age particuliers. Cette méthode est insensible
aux erreurs commises dans la déclaration de 1'dge des
personnes décédées ou des personnes recensées dont I’age
est supérieur a celui qui marque le début de la catégorie
ouverte.

En utilisant les données censitaires et celles portant sur
les déces et les migrations pour une période intercensitaire
donnée, I’analyse intercensitaire des cohortes nous permet
d’estimer la taille prévisible de chaque cohorte d’age ouverte
du recensement suivant. Les statistiues susmentionnées,
classées par années d’4ge, par sexe et par race {blanche et
noire), ont servi a calculer 1’équation suivante pour la
population prévue 2 I’époque du second recensement:

Ne(2) = Ne_ip(1) = Dy_yo(1) + My_yo(1) (1)

ou

N(2) = la population prévue d’age x et plus, lors du
second recensement, réalisé 10 ans aprés le
premier;

N,_1o(1) = lapopulation recensée d’dge x — 10 et plus

au temps 1, soit au premier recensement;

D,_19(1) = les décés survenus pendant la période inter-
censitaire dans la cohorte des personnes
d*age x — 10 et plus {au moment du premier
recensement);

M,_,0(1) = Pimmigration légale nette intercensitaire dans
la cohorte des personnes d’dge x — 10 et
plus (au moment du premier recensement).

On peut également calculer 4 ’aide d’une méthode ana-
logue la population prévue d’un dge donné (par opposition
a celle d’4ge x et plus). Dans I'un ou I’autre de ces cas, il
est ensuite possible de calculer le rapport de la population
observée, dénombrée lors du recensement suivant, sur la
population prévue (aprés simplification et en présumant
que la migration nette est nulle) a aide de la formule
suivante:

N, (2)

_— 2
N, _p(l}y = D @

x =

Le changement de taille de 1a cohorte mesuré entre deux
recensements successifs ne peut &tre dii qu’aux décés et aux
migrations. Un rapport de 1.00 indiquerait donc une
concordance compléte entre les sources de données. (Noter
toutefois qu’un tel rapport n’est pas nécessairement un
signe d’exactitude des données. Ainsi, si 1’dge d’une
personne donnée a systématiquement été augmente de n
années, la méthode ne permetira pas de relever cette décla-
ration erronée). Dans les faits, toutefois, le dénombrement
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indiqué pourra également subir I'influence: 1) des erreurs
de couverture dans I'un ou I’autre ou les deux recensements;
2) des erreurs (en plus ou en moins) dans les registres des
décés ou les statistiques de 'immigration; 3) des déclara-
tions erronées (concernant I’age, la race, ete.) dans 'une
ou I'autre ou I’ensemble des sources de données (Ewbank
1981; Shryock et Siegel 1976; Condran et coll. 1991). Le
rapport des populations observées sur les populations
prévues est un outil de diagnostic utile lorsqu’il est possible
d’attribuer les écarts par rapport 4 1.00 A I’effet de ces
erreurs sous-jacentes. Toutefois, il ne constitue pas un
outil trés précis puisque différents types d’erreurs peuvent
produire le méme genre d’¢carts. Il peut néanmoins
permettre un choix plus facile entre diverses solutions
concurrentes.

5. EFFETS DES ERREURS SUR LES RAPPORTS
DES POPULATIONS OBSERVEES SUR
LES POPULATIONS PREVUES

Certains types d’erreurs ont un effet direct visible sur
la formule du rapport lui-méme (effets qui ont été con-
firmés par les simulations que nous avons réalisées). Pour
simplifier la démonstration, désignons par R, dans
I’équation (2} le rapport de la population observée sur la
population prévue pour P’dge x et plus au deuxiéme recen-
sement. On peut distinguer les possibilités principales
suivantes d’erreurs de couverture et leurs répercussions sur
la configuration des rapports en fonction de I'dge:

1) 8i N,_1p{1} et D sont également complets et que
N,(2) est assorti d’un degré de complétude relative de
C(2}, alors la configuration des rapports en fonction
de I’dge sera constante et son niveau sera C(2).

2) SiN,(2) et D sont également complets et que N,_o(1)
est assorti d'un degré de complétude relative de C(1),
alors la configuration des rapports en fonction de I’ge
sera:

a} supérieure a 1,00 et augmentera en fonction de I’age
5i C(1) < 1.00;

b) inférieure a 1.00 et diminuera en fonction de 1’Age
si C(1) > 1.00.

La raison pour laquelle ces erreurs induisent un effet
relatif 4 I’age sur le rapport R, est qu’une erreur propor-
tionnelle donnée dans N,_4(1) engendre des erreurs
proportionnelles de plus en plus grandes dans le dénomi-
nateur a mesure que les deux termes compensatoires du
dénominateur (I’'un positif et ’autre négatif) tendent I’un
vers ’autre en valeur absolue. Cette égalisation est due au
fait qu’une proportion plus grande des membres de chaque
cohorte meurent pendant la période intercensitaire 2
mesure que 1’4ge avance,

3) SiN,_ (1) et N,.(2) sont également complets et que
D est assorti d’un degré de complétude relative de
C(D), alors la configuration des rapports en fonction
de I’4ge sera;

a} supérieure & 1.00 et augmentera en fonction de I’4ge
si C(D) > 1.00 (c.-a-d., si les certificats de décas
sont plus complets que les dénombrements des deux
recensements);

b) inférieure 4 1.00 ¢t diminuera en fonction de I’age
si C(D) < 1.00.

Ici encore, on observe une tendance relative 4 I’'age
puisqu’une erreur proportionnelle égale dans D engendrera
des erreurs proportionnelles plus grandes dans le dénomi-
nateur & mesure que les deux éléments de ce dernier tendent
Pun vers ’autre en termes absolus.

On peut mieux comprendre les effets des déclarations
erronées de 1’4ge en examinant les éléments qui composent
cette formule. Shrestha (1993) et Condran et coll. (1991)
ont introduit diverses erreurs dans des ensembles simulés,
dépourvus d’erreurs, typiques des conditions démographi-
ques actuelles existant aux Etats-Unis et aux Pays-Bas
respectivement. Ils ont démontré qu’une tendance nette
a exagérer 1’4ge qui se limiterait 4 deux recensements pro-
duirait des rapports oscillant aux alentours de 1.00 jusqu’a
un ige avancé, pour chuter ensuite 3 des valeurs trés
faibles. La diminution du rapport a des valeurs inférieures
4 1.00 s’explique ici encore par le fait qu'une erreur dans
un des éléments du dénominateur {dans ce cas, ’inflation
de N, _4(1) par une exagération de I’ige) engendre des
effets disproportionnés dans le dénominateur. Méme si la
chute rapide de la distribution par dge peut entrainer une
inflation plus grande de N,(2) par rapport a N,_ (1),
'inflation du dénominateur finira td1 ou tard par excéder
celle du numérateur et les rapports diminueront. {A titre
d’exemple, voir la figure 1 de Condran et coll. 1991).

Un probléme d’exagération de I'age limité aux recen-
sements des décés donnera un rapport supérieur a 1,00 et
qui augmentera avec 1’age. Dans ce cas, le dénominateur
est trop petit (sa composante négative est trop grande) et
le déficit proportionnel augmente avec I’age.

L’existence d’un¢ tendance identique 4 exagérer I'age
dans les certificats de décés et les recensements donnera
également des rapports qui finiront par augmenter avec
1’age. Ce résultat important est robuste dans la mesure de
Perreur introduite (Condran et coll. 1991). Il découle du fait
que les distributions par age chutent de plus en plus rapide-
ment & mesure que 1*dge avance, de sorte qu’un pourcentage
identique de personnes qui exagérent leur dge véritable entrai-
nera un pourcentage plus grand d’erreurs dans les distribu-
tions par dge aux dges trés avancés. Autrement dit, N, (2)
est assorti d’un facteur d’inflation plus grand que N, _ ,5(1).
Dans ce cas, une certaine inflation de N, _,4(1) verra ses
effets sur le dénominateur compensés par 'inflation de D.

6. RESULTATS

L’analyse intercensitaire des cohortes a porté sur quatre
groupes de sexe-race des Etats-Unis, au cours des périodes
1970-1980 et 1980-1990. Les figures 1 et 2 illustrent les
rapports calculés de la population observée sur la population
prévue pour des groupes d’age précis en fonction de la
race, du sexe et de la période intercensitaire.
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Figure 1A, Rapports intercensitaires de la population observée
sur la population prévue: blancs, 1970-1980.
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Figure 1B. Rapports intercensitaires de la population observée
sur la population prévue: blancs, 1980-1990.
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Figure 2A. Rapports intercensitaires de 1a population observée
sur la population prévue: noirs, 1970-1980.
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Figure 2B. Rapports intercensitaires de la population observée
sur la population prévue: noirs, 1980-1990.
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Pour toutes les combinaisons de races et de périodes,
I’effet des tendances relatives a ’4ge sur les rapports est
pratiquement le méme pour les hommes et pour les femmes.
Dans tous les cas, le degré de discordance augmente avec
I'4ge, m&me si on ne commence a observer un écart systé-
matique et significatif par rapport a 1.00 qu’a partir de
95 ans dans le cas des blancs en 1980-1990. On observe une
discontinuité nette dans beaucoup de ces séries a ’dge de
100 ans, ce qui reflete le caractére idiosyncratique de la
déclaration de 1’age et les méthodes d’ajustement utilisées
par le Census Bureau dans le cas des centenaires.

6.1 Résultats pour les blancs
6.1.1 Période intercensitaire 1970-1980

Comme I’indique la figure 1A, les rapports de la popu-
lation blanche ont tendance 4 se maintenir au-dessus de
1.00 au cours de cette période et ils augmentent avec |'dge
(jusqu’a 100 ans). Cette configuration pourrait éire le
résultat de divers types d’erreurs de données dont les deux
plus plausibles sont:

1) un sous-dénombrement dans le recensement de 1970
par rapport au recensement de 1980 et au recensement
des décés;

2) des probabilités & peu prés égales d’exagération de 'age
dans les certificats de déces et lors des deux recensements.

Nous croyons que la premiére explication risque davan-
tage d’étre la bonne. Si ’évolution des rapports en fonction
du vieillissement découlait de tendances semblables 4 I’exa-
gération de 1’age déclaré dans les certificats de déces et les
recensements, on pourrait s’attendre A une situation com-
parable au cours de la décennie 1980-1990, notamment du
fait que le recensement de 1980 figure dans les deux com-
paraisons. On ne s’attendrait pas non plus & voir les pro-
pensions culturelles a4 déclarer un dge erroné disparaitre
soudainement. Pourtant, le graphique de I’évolution des
rapports pour les blancs au cours de la décennie 1980-1990
(figure 1B) laisse constater une remarquable concordance,
bien meilleure que dans la plupart des pays européens et
équivalant 4 celle observée en Suéde et dans les Pays-Bas,
deux pays dotés de registres de la population extrémement
efficaces (Condran et coll. 1991). La concordance des
données observée pour la décennie 1980-1990 est également
beaucoup plus grande que celle obtenue dans d’autres pays
de langue anglaise: Angleterre et pays de Galles, Canada,
Australie et Nouvelle-Zélande.

Notre préférence pour la premiére explication est éga-
lement motivée par le ait que le Census Bureau a conclu
que le recensement de 1980 était plus complet que celui de
1970 (U.S. Bureau of the Census 1988; Robinson et coll.
1993). Cette conclusion est fondée en partie sur ’analyse
démographique et n’est donc pas entiérement indépendante
du genre de preuve que nous examinons. Toutefois, ’analyse
démographique du Bureau fait grand usage de groupes
d’4age plus jeunes que ceux auxquels nous nous intéressons
ici. En outre, la conclusion selon laquelle la couverture des
recensements a été améliorée est également confirmée par
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le programme postcensitaire au cours duquel des données
individuelles du recensement sont comparées 4 des données
provenant d’autres systémes.

6.1.2 Période intercensitaire 1980-1990

Comme mentionné précédemment, I’évolution des
rapports dans le cas des blancs {en particulier les femmes)
laisse constater une trés grande concordance des données,
de loin meilleure que dans la plupart des pays européens.
Notre étude semble confirmer ’hypothése de Vaupel
(1993) selon laquelle la population blanche des Etats-Unis
présenterait des taux de mortalité plus bas, au-dela de ’4ge
de 80 ans, que dans tous les autres pays industrialisés.,
Toutefois, la prudence est de mise. Si nos méthodes laissent
voir une grande concordance des données entre les recen-
sements et les certificats de décés pour la période 1980-1990,
rien n’indique que ces données soient nécessairement
exactes. Condran et coll. (1991) décrit une situation dans
laquelle une tendance a déclarer des dges erronés donne
une série de rapports de 1.00 pour tous les dges. Par
ailleurs, la méthode intercensitaire ne permet pas de dépister
les sujets qui font systématiquement des déclarations
erronées de leur 4ge. Comme le soulignait Horiuchi (1993),
une personne qui exagére une premiére fois son dge - pour
étre admise 4 une école ou &tre autorisée a travailler plus
jeune, pour éviter le service militaire lorsqu’elle approche
de I’dge limite supérieur ou pour bénéficier plus t6t de
la sécurité sociale, du programme Medicare ou d’une
pension - pourra avoir tendance 4 continuer d’exagérer
son dge par la suite. Une telle possibilité ne peut étre
ignorée, méme si nous sommes incapables de la mesurer
directement.

6.2 Résultats pour les noirs

L’évolution des rapports en fonction de ’dge est
beaucoup plus réguli¢re dans le cas des Afro-américains
{voir les figures 2A et 2B). Ils commencent A diminuer vers
70 ans pour les deux sexes dans les deux périodes et pour-
suivent cette chute jusqu'aux dges avancés (jusqu’a 100 ans
en 1970-1980). Avant 70 ans, les rapports se maintiennent
typiquement au-dessus de 1.00 en 1970-1980, et 1égérement
au-dessus de 1.00 pour les homnmes en 1980-1990.

L’écart observé entre les rapports pour des groupes
d’4ge donnés entre les résultats de 1970-1980 et de 1980-1990
n’est pas étranger au sous-dénombrement relatif qui a
caractérisé le recensement de 1970, Comme nous ’avons
déja mentionné, il est vraisemblable qu’un tel sous-
dénombrement se soit produit également dans le cas des
blancs. Ce sous-dénombrement ne suffit pas toutefois 4
expliquer la tendance 4 la baisse persistanie des rapports
au-deld de 70 ans pour les deux périodes. Deux raisons
principales peuvent permettre d’expliquer ce déclin des
séries de rapports pour les Afro-américains:

1) L’inscription des décés aux registres d’état civil n’est
pas faite avec la méme efficacité que les recensements;

2) L’exagération de I’age est plus importante dans les
recensements que dans les certificats de décés.

Coale et Kisker (1990) préferent la premiére explication.
Ils relévent que les populations reconstituées a partir des
données sur les déceés 4 I'aide de méthodes a 7 variables
(Preston et Coale 1982) sont trop petites par rapport aux
données censitaires de 1980 pour les plus de 65 ans, ce
qui porte 4 conclure que les décés n’ont pas tous été portés
aux registres. Ils relévent également que chez les Afro-
américains d’4ge avancé, on observe un déficit dans les
décés déclarés par rapport aux dossiers Medicare.

Toutefois, ces deux observations pourraient également
s’expliquer par une exagération de I'dge lors des recense-
ments (et dans les dossiers Medicare) par rapport aux
données des certificats de décés. Une comparaison directe
des certificats de déceés de 1960 et des données se rapportant
aux mémes sujets dans le recensement de 1960 (NCHS
1968; Hambright 1969) tend a confirmer ’existence d’une
telle tendance. Pour les hommes comme pour les femmes,
le total des déces chez les plus de 50 ans, lorsque ces décés
sont classés selon I’ge déclaré av recensement, ne s*écarte
pas de plus de 1% du total des décés classés selon 1'age
inscrit dans les certificats de décés. Toutefois, pour ’en-
semble des personnes de 65 ans et plus, le total des déces
classés selon I'Age au recensement dépasse de 15.4% celui
des déces classés selon I'Age inscrit dans le certificat de
déces dans le cas des femmes, et de 7.1% dans le cas des
hommes. Pour les personnes de 75 ans et plus, les écarts
atteignent 23.3 et 17.8% respectivemnent et pour le groupe
des 85 ans et plus, ils sont de 39.2 et 17.6% respectivement.

Ces écarts importants de I’ige déclaré entre les recen-
sements et les certificats de déces peuvent expliquer la
tendance 4 la baisse des rapports observée dans les graphi-
ques des figures 2A et 2B. Elo et Preston (1994) ont calculé
que les valeurs de R, pour les Afro-américains, entre les
périodes 1950-1960 et 1960-1970, périodes qui encadrent
la comparaison des données censitaires et celles des certi-
ficats de 1960. Ils démontrent que si les Ages au décés sont
‘‘corrigés” pour correspondre 4 ceux déclarés lors des
recensements, la tendance A la baisse des rapports est
éliminée,

Les raisons qui poussent les Afro-américains 4 déclarer
un age plus avancé lors des recensements, comparativement
4 I’age inscrit dans le certificat de décés, ne sont pas claires.
Cette tendance n’apparait pas avant le recensement de
1940, c’est--dire le premier réalisé aprés ’adoption de la
Loi sur la sécurité sociale, Ce recensement laisse constater
un large excédent d’Afro-américains appartenant aux
groupes d’dge 65-69 ans et 70-74 ans, et un déficit des
personnes du groupe d’age 50-64 ans (Elo et Preston 1994),
Comme le rappelle Wolfenden (1954:56), ““Les distorsions
dans les données sur les noirs étaient si marquées qu’il a
fallu procéder 4 une nouvelle répartition préliminaire de
ces populations (et de ces décés) entre 55 et 69 ans, aux fins
de la préparation des tables de survie.”’ Cet excédent
persiste, méme s’il s’atténue graduellement, jusque dans
les recensements les plus récents (comme le montre la
figure 2). Quelle qu’en soit la raison, nous croyons que
I’explication principale des écaris importants observés
entre les données censitaires et les données des certificats
de déces pour la population noire américaine s’expliquent
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principalement par une tendance, chez les personnes de ce
groupe, a exagérer leur dge au moment des recensements
par rapport aux données inscrites dans les certificats de
déces. 11 s’ensuit de cette tendance que les taux de morta-
lité des groupes d’dge supérieurs a 65 ans pour les Afro-
américains donneront vraisemblablement lieu a de graves
sous-estimations. 1l est effectivement possible que les
courbes des taux de mortalité des blancs et des noirs se
croisent & un dge avancé, mais il serait dangereux de fonder
une telle conclusion uniquement sur les données des recen-
sements et des registres de 1’état civil. La discordance entre
ces deux sources de données est tout simplement trop
grande pour nous permettre de faire une estimation fiable
des taux de mortalité pour les groupes d’4ge avancé.

7. CONCLUSION

Les erreurs de couverture et de contenu relevées dans
les systémes de recensement des personnes et des décés aux
Etats-Unis laissént planer un doute sérieux sur la qualité
de ces données en ce qui concerne les ainés. Nous avons
évalué la concordance des données provenant de ces deux
sources pour les populations blanche et afro-américaine,
en concentrant notre attention sur les personnes dgées de
60 ans et plus, ou les tendances affichées par les taux de
mortalité ont la plus grande incidence sur les programmes
sociaux et ol les données sont les plus problématiques.
’analyse intercensitaire des cohortes laisse constater des
discordances li¢es 4 1'ige entre les deux sources de données
pour les deux périodes: 1970-1980 et 1980-1990.

Afin de déterminer quelles combinaisons de degré de
couverture et de tendance 4 la déclaration d’un dge erroné
produirait les résultats empiriques, nous avons réalisé une
série de simulations. Les discordances observées dans les
données américaines sont examinées 4 la lumiére des résul-
tats de ces simulations et des données de la documentation
spécialisée concernant la nature des erreurs de couverture
et de contenu dans les sources de données.

Les données concernant les blancs pour la période inter-
censitaire 1980-1990 laissent constater une concordance
remarquable. Leur qualité, jusqu’a 95 ans, s’approche de
celle des données de la Suide et des Pays-Bas, deux pays
dotés de registres de la population extrémement efficaces.
Les données portant sur les blancs pour la décennie 1970-1980
laissent voir plus de discordances. L’explication la plus
plausible de cette différence est le sous-dénombrement
relatif net du recensement de 1970 combiné 2 la tenue de
statistiques plus completes sur les déceés. En conséquence,
les estimations de la mortalité chez les ainés qui utilisent
des numérateurs tirés des certificats de décés et des déno-
minateurs tirés du recensement de 1970 risquent de sur-
estimer la mortalité.

Les données concernant les Afro-américains laissent
voir une tendance différente. Au-dela de 70 ans, la popu-
lation recensée diminue graduellement comparativement
2 la population prévisible tant en 1980 qu’en 1990. Il
semble que cette discordance soit principalement due 4 une
tendance & exagérer I’ge lors des recensements, par
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rapport aux données portées aux certificats de décés. 11
s’ensuit de cette tendance que les taux de mortalité des
Afro-américains plus dgés risquent d’étre sérieusement
sous-estimés. Il est possible que les courbes des taux de
mortalité des noirs et des blancs se croisent & un &ge
avancé, mais il serait imprudent de fonder une telle con-
clusion uniquement sur les données des recensements et
des registres de 1’état civil.
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ANNEXE A
Source: Shrestha (1993)

Trois sources principales de données ont été utilisées
dans notre étude: 1) recensements de 1970, 1980 et 1990,
2) regisires officiels des décés; 3) statistiques sur I'immi-
gration nette. Nous décrivons ci-aprés ces sources et les
ajustements que nous avons apportés aux données.

1.A Recensement de 1970

Les tableaux officiels des caractéristiques démographi-
ques de base de 1a population en 1970 sont présentés dans
le document Series B - U.S. Summary of the 1970 Census
{U.S. Bureau of the Census 1972). Nous savons que ces
données officielles contiennent des erreurs importantes qui
risquent de biaiser notre enquéte sur le recensement des
ainés aux Etats-Unis. La premiére est un surdénombrement
évident des personnes centenaires, Alors que 106,000 per-
sonnes ont été classées dans cette catégorie ouverte, des
analyses démographiques indirectes donnent plutdt 4 con-
clure que le nombre correct oscillerait plutét entre 3,000
et 8,000 (Siegel 1974; Siegel et Passel 1976). Ce surdénom-
brement semble avoir été causé par une interprétation
erronée d’une des questions du formulaire plutdt que par
une tendance systématique a se déclarer faussement dans
la catégorie des centenaires. Le deuxiéme probléeme découle
d’une erreur de classification de la population en groupes
raciaux dans les tableaux du recensement total qui touche
21,000 personnes dgées de 65 ans et plus. Finalement, le
recensement officiel a omis plus de 23,000 personnes {de
tous dges) dont les données ont été retrouvées apres la
publication des tableaux officiels.
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A cause des erreurs contenues dans les tableaux officiels,
nous avons utilisé des tableaux corrigés inédits obtenus
auprés du U.S. Bureau of the Census. Ces données statis-
tiques modifiées étaient exemptes des trois types d’erreurs
susmentionnés. Les données sont classées selon la race
(blanche ou noire), le sexe, les années d’ige (de 0 2 94 ans)
et les groupes d’age (95-99 ans et 100 et plus). Pour répartir
les données du groupe des 95-99 ans en années d’4ge, nous
avons utilisé des distributions de ’Age moyen par sexe et
par race des recensements de 1960 et de 1980 pour les
blancs, et des recensements de 1950 et 1980 pour les noirs
(les données en années d’4ge ne sont pas disponibles pour
ce groupe d’age chez les noirs dans le recensement de 1960).

1.B Recensement de 1980

Les tableaux officiels du recensement de 1980 sont
présentés dans le document Series B - U.S. Summary of
the 1980 Census (U.S. Bureau of the Census 1983), Au
cours de ce recensement, un grand nombre de gens
(environ 6.8 millions) ont choisi de fournir une réponse
de leur cru 4 la question concernant leur race au lieu de
choisir une des catégories préétablies. Comme le recense-
ment de 1980 est le seul 4 contenir une catégorie raciale
résiduelle, il n’est pas directement comparable aux autres
sources de données (registres de Pétat civil, recensements
antérieurs, efc.). le Census Bureau a produit un dossier
modifi¢ conforme aux catégories raciales historiques (U.S.
Bureau of the Census 1984b). La méthode d’adaptation
des données comportait une redistribution des macro-
données sur la race fondée sur un tableau détaillé croisant
la race et I'origine hispanique et découlant des données
échantillons et des données intégrales du recensement.
Nous décrivons en détails ci-apres les modifications appor-
tées par le Census Bureau.

Pour ies 219.8 millions de personnes qui ont choisi 1'une
des 14 catégories raciales préétablies, aucun ajustement n’a
été fait. Deux catégories de personnes (6.7 millions au
total) ont choisi de fournir une description de leur cru: les
personnes d’origine hispanique (5.8 millions) et celles
d’une autre origine (0.9 million). Des méthodes d’ajuste-
ment différentes ont été élaborées pour ces deux groupes.

Les personnes d’origine hispanique ont été réparties
entre les catégories blanche et noire (et non dans celles
des autochtones ni des asiatiques ou des insulaires du
Pacifique). Toutes les personnes d’origine mexicaine ont
été replacées dans la catégorie blanche. Les personnes
d’origine porto-ricaine et cubaine et toutes les autres
personnes d’origine hispanique ont été replacées dans des
groupes modifiés, blancs ou noirs, dans des proportions
identiques au choix des Hispaniques de méme origine qui
avaient précisé la race blanche ou noire dans leur formulaire.
Les calculs ont ¢té effectués par cellules d*age-sexe-comté.

Les personnes d’unc autre origine ont été répartics entre
trois groupes raciaux modifiés (blancs, noirs et autres)
dans des proportions correspondant a celles observées
dans les cellules d’4ge-sexe-comté de leur Etat de résidence.
Ces proportions étaient fondées sur un échantillon de
données tirées du recensement de 1980. Pour de plus amples

détails sur ces modifications, voir U.S. Bureau of the
Census (1984b).

Les données des tableaux modifiés sont classées selon
la race, le sexe, les années d’4ge (04 99) et le groupe d’dge
(100 ans et plus). Aux fins de notre recherche, nous avons
utilisé les groupes raciaux modifiés, compie tenu du nombre
considérable de personnes qui ont été transférées du
groupe racial résiduel aux catégories blanche ou noire,

1.C Recensement de 1990

La publication des tableaux du recensement de 1990 par
le U.S. Bureau of the Census n'est pas encore terminée,
Les statistiques déja publiées présentent toutefois un certain
nombre de problémes qui compliquent leur comparaison
avec les recensements antérieurs et les autres sources de
données. Trois problémes sont évidents: classification des
9.3 millions de personnes placées dans une catégorie raciale
résiduelle non spécifiée; incohérences dans la déclaration
de I’ge et modification des méthodes d’attribution de I’4ge
pour les personnes qui ont omis de fournir ce renseignement.

Un dossier modifié intitulé MARS (Modified Age and
Race Statistics) a été préparé par le Census Bureau pour
régler les deux premiers problémes (Word et Spencer
1991). Les modifications du recensement de 1990 ont porté
sur les micro-données, Des méthodes d’imputation spé-
ciales (hot-deck) ont servi & attribuer une race particuliére
aux personnes qui avaient choisi la catégorie ‘‘autre non
précisé’’. Cette redistribution est appliquée aux dossiers
individuels des tableaux détaillés entiérement révisés du
recensement de 1990 (Robinson, Word et Spencer 1991).

Nous avons encore une fois choisi d’utiliser les statis-
tiques modifiées, classées selon la race, le sexe et les années
d’age. Notre décision d’utiliser les statistiques modifiées
des recensements de 1980 et de 1990 n’atlait pas de soi;
pour un examen plus détaillé de la question, voir Shrestha
(1993).

2. Le systéme d’enregistrement des décés

Les statistiques annuelles nationales sur les décés que
nous avons utilisées pour notre étude sont venues du
National Center for Health Statistics (NCHS). Les données
de 1970 a 1988 ont été tirées des bandes de données du
NCHS obtenues auprés du ICPSR (NCHS 1970-1988).
Elles sont classées selon la race (noire ou blanche), le sexe
et les années d’dge (0 & 124 ans; catégorie ouverte pour les
125 ans et plus). Comme les bandes de données de ’année
civile 1989 et des trois premiers mois de 1990 n’ont pas
encore €té diffusées, nous avons élaboré une méthode pour
en estimer la distribution. Les statistiques finales sur la
mortalité pour 1989 classées selon la race et le sexe ont été
publiées par le NCHS en 1992, Les données présentées par
groupes d’Age ont été réparties en années d’ige en fonction
de la répartition des données de 1988. La répartition selon
le mois du déces s’est fondée sur les données des registres
de Pétat civil (NCHS 1989). Les estimations de la distri-
bution des décés en 1990 sont fondées sur les rapports
provisoires mensuels sur la mortalité du NCHS (1990), Ces
données provisoires ont été classées en années d’age en
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fonction de la répartition des données du groupe d’4ge
correspondant en 1988.

Tel que mentionné dans le texte, nous avons ajusté les
données disponibles pour corriger deux problémes. Premig-
rement, les périodes intercensitaires s’étendent du 17 avril
au 31 mars tandis que les registres des déces utilisent I'année
civile. Deuxiémement, les deux sources de données indiquent
I’4ge au dernier anniversaire au lieu de donner I’année de
la naissance. Comme la date des recensements est fixée au
1¢1 avril, nous préférons la deuxitéme méthode qui identifie
la cohorte de naissance utilisée dans notre analyse des
cohortes. Pour corriger ces deux problémes, nous présumons
que la surface tridimensionnelle du nombre de décés en
fonction de 1’4ge et du temps est égale sur tout 'intervalle.
Nous ne tenons pas compte du sous-dénombrement ni des
déclarations erronées dans les certificats de décés.

3. Statistiques sur I'immigration nette

Nous utilisons des statistiques inédites sur I'immigration
nette obtenues auprés du U.S. Bureau of the Census. Les
données sont classées par catégories de ‘‘facteurs de
changement’’ pour chacune des deux décennies.

L’immigration nette en fonction de I’4ge, de la race et
du sexe a été calculée par cohortes a [’aide de 1'équation
suivante:

Immigration nette = immigration internationale légale
+ réfugiés et admissions conditionnelles + immigration
nette de civils américains + immigration nette de
Porto-ricains + immigration nette d’étudiants étrangers
+ déplacements nets des membres des Forces armées
américaines outre-mer — émigration légale.

Compte tenu de I'imprécision des données brutes
fournies par le U.S. Census Bureau, un certain nombre
d’ajustements ont dfi &tre apportés. Premiérement, la
classe d’age terminale des données fournies était trop
précoce (75 ans et plus au début de la décennic). Pour
répartir ces données en groupes quinquennaux (75-79, . . .,
95-99; 100 et plus), nous avons présumé que les taux
d’immigration nette en fonction de I’4ge, de la race et du
sexe demeuraient constants pendant toute la période
ouverte débutant 4 75 ans. Cette estimation plutdt impré-
cise est adéquate A cause du petit nombre d’immigrants
appartenant 4 ce groupe d’age. Deuxiemement, pour
convertir les groupes quinquennaux en années d’age, nous
avons cu recours aux multiplicateurs ou 4 l'interpolation
osculatrice de Sprague (Sprague, 1880-81).
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Evaluation de D’utilisation des ordinateurs de poche pour la réalisation

d’enquétes démographiques dans les pays en développement

D. FORSTER et R.W. SNOW!

RESUME

Les enquétes a grande échelle réalisées dans les pays en développement peuvent fournir un instantané extrémement
utile de I’état de santé d’une collectivité, mais les résultats produits reflétent rarement la réalité actuelle puisqu’ils
ne sont souvent diffusés que plusieurs mois ou méme des années aprés la collecte des données. Ces retards sont en
partie attribuables au temps nécessaire 4 la saisie, au codage et au traitement des données. Or, il est désormais possible
de faire la saisie sur les lieux mémes de V’enquéte, grace aux ordinateurs de poche. Les erreurs sont également moins
nombreuses puisqu’une vérification automatique permet de rejeter les entrées illogiques ou incohérentes dés I'étape
de I’administratiott du questionnaire, Le présent articte porte sur I'utilisation d’une telle méthode d’enquéte assistée
par ordinateur pour la collecte de données démographiques au Kenya, M@me si les colts initiaux de la mise sur pied
d’un tel systéme sont élevés, ses avantages sont évidents: les erreurs qui peuvent se glisser dans les données recueillies,
malgré 'expérience du personnel technique, peuvent &tre réduites 3 des niveaux négligeables. Dans les situations
ot la rapidité d’exécution est essentielle, ot les employés sont nombreux et ol on a recours au précodage des réponses
pour la collecte systématique de données sur une période de temps prolongée, 1’entrevue assistée par ordinateur
pourrait s’avérer économique i long terme, tout en améliorant radicalement la qualité des données 4 court terme.

MOTS CLES: Ordinateurs de poche; enquétes démographiques; Psion.

1. INTRODUCTION

On procéde réguliérement dans les pays en développement
4 des enquétes a grande échelle qui peuvent rejoindre des
dizaines de milliers de répondants (p. ex., recensements

Tableau 1

Résumé chronologique des enquétes mondiales sur la
fécondité réalisées dans 12 pays africains
(source: EMF 1986)

nationaux, enquétes démographiques et sondages sur I’état 1:: 22::

de santé des populations). Ces études ont pour objectif de écoulés du

fournir rapidement des informations & jour sur les popula- Nf’mbre Datedu  Datedu "o g

tions et leur état de santé, aux fins de ’évaluation et de Pays d’entre- ?Ebuc fie premicr I'enquéte
. . . C .. vues I'enquéte  rapport

la planification. Leur trés grande portée exige la participation ala

d’un grand nombre de formateurs, d’intervieweurs, de sur- publication

veillants, de préposés 4 la saisie et de gestionnaires. L’Enquéte du rapport

mondiale sur la fécondité (EMF 1986) et les enquétes natio-

nales sur la démographie et la santé (DHS Kenya 1989) sont Bénin 4,018  12/1981  06/1984 30

des exemples de telles enquétes fondées sur des question-

naires. La comparaison des dates publiées du début des -~ Cameroun 8219  01/1978  04/1983 63

enquétes EMF dans 12 pays africains et des dates de publi- Ghana 6,125  02/1979  06/1983 52

cation des premiers rapports nationaux (tableau 1) montre .

le temps qui peut s’écouler avant que les données ne devien- Cote d’lvoire 6,270 08/1980  12/1984 52

nent accessibles aux planificateurs intéressés (EMF 1986). Kenya 8,100  08/1977  06/1980 34

En moyenne, il faut patienter pendant 45.6 mois avant qu’un

rapport final ne soit diffusé. Les retards accusés sont sans Lesotho 3,603 08/1977  12/1981 32

doute dus en partie a des problémes logistiques inhérents Mauritanie 3,500 01/198F  06/1934 41

aux pays en développement, mais la mécanique du traitement

des données a aussi sa part de responsabilités. L’enquéte Maroc 3,800 04/1980  05/1984 49

sur la démographie et la santé récemment réalisée au Kenya Nigéria 9,727  10/1981 09/1984 35

a employé cing préposés a la saisie, deux surveillants et un .

commis au contrble pour traiter les données de 8,343 entre- Sénégal 3,985 05/1978  07/1981 38

vues dans les ménages. La collecte des données a commencé Soudan (Nord) 3,115  12/1978  04/1982 40

en février 1989 et la premiére ébauche du rapport final a Tunisie 4,123 05/1978  06/1983 61

été diffusée sept mois plus tard (DHS Kenya 1989).

! D. Forster, Department of Tropical Medicine, University of Oxford, John Radcliffe Hospital, Headington OX3 9DU, England; R.W. Snow,
CRC - Research Unit, Kenyan Medical Research Institute, P.Q. Box 230, Kilifi, Kenya.
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Les enquétes de cette ampleur comportent de nombreuses
étapes de vérification et de codage des données brutes, qui
constituent une autre source de retards. Or, comme la rapi-
dité d’exécution est essentielle 4 I’évaluation de 1'état de
santé des populations (Anker 1991; Vlassoff et Tanner
1992), la réduction du temps consacré a ces activités de
vérification et de codage peut constituer un avantage
important pour les enquétes. Les progrés réalisés dans le
domaine du matériel informatique ont conduit 4 la mise
au point de micro-ordinateurs utilisables sur le terrain.
Par ailleurs, grace aux nouveaux logiciels améliorés
spécialement congus pour I’administration des question-
naires, 1’entrevue assistée par ordinateur est maintenant
devenue une option envisageable. Les bureaux nationaux
des statistiques de certains pays industrialisés ont évalué
le recours a cette technique et certaing l'utilisent régulié-

rement (Nicholls et Groves 1986; Lyberg 1985; Denteneer

et coll. 1987; Bench et coll. 1994), Ces systémes présentent
I’avantage de réduire les risques d’erreurs en simplifiant
le cheminement et en rejetant les entrées inexactes, illo-
giques ou incohérentes. En outre, ils permettent de stocker
les données de trés nombreuses entrevues et de les trans-
férer ensuite simplement dans un ordinateur central 3 la
fin de chaque période de travail, éliminant ainsi I’étape de
la saisie.

Malgré les avantages apparents de cette technologie,
son adoption se buite 4 des réticences surprenantes dans
les pays en développement. Plusieurs raisons peuvent étre
invoquées pour expliquer ce probléme. Premiérement, le
coiit initial peut paraitre prohibitif pour des pays aux
ressources limitées. Deuxiémement, il n'y a eu jusqu’a
maintenant que peu de tentatives de validation de cette
méthode en conditions réelles, et les données quantitatives
SUT ses avantages et ses inconvénients, gui pourraient en
permettre la comparaison avec les méthodes de collecte
classiques, sont donc encore limitées (Reitmaier 1985;
Ferry et Cantrelle 1988; Forster et coll. 1991), Nous pré-
sentons ci-apres les résultats d’une étude comparative des
deux méthodes de collecte et de traitement des données
utilisées au cours d’une étude démographique réalisée sur
la cote kényane.

2. ENQUETE SUR LA MORTALITE
DES ADULTES

Cette enquéte a été réalisée dans le cadre d’une série
d’études démographiques et épidémiologiques portant sur
60,000 habitants de la cote du Kenya. La population
étudiée et les méthodes d’enquéte démographique utilisées
ont été décrites ailleurs (Snow et coll. 1994). En résumé,
un recensement initial de la population est suivi d’un con-
trole des données de I’état civil réalisé au moyen de visites
des ménages individuels effectuées aux six semaines et de
recensements semestriels de la population entidre. Au
cours d’un nouveau recensement de la population effectué
en novembre 1993, on a procédé A une estimation de la
mortalité des adultes 4 'aide de méthodes démographiques
indirectes (Timaeus 1991). Toutes les femmes agées de 25 4

44 ans ont été interviewées 4 Paide du questionnaire
structuré reproduit 3 la figure 1. Les questions posées
étaient fermées et précodées; le questionnaire comportait
des branchements par sauts logiques ainsi qu’une question
de vérification de la cohérence.

Vingt-quatre enquéteurs, tous dipldmés du niveau
secondaire, ont participé 4 I’étude, Tls étaient tous familiers
avec les méthodes d’enquéte et de recensement, ayant déja
recu une formation officielle aux techniques d’enquéte sur
le terrain et justifiant tous de une A cing années d’expé-
rience pratique. Ils ont en plus regu deux jours supplémen-
taires de formation 4 ’administration du questionnaire sur
la mortalité des adultes. Pendant I’étude, les enquéteurs
ont été répartis en deux équipes, chacune placée sous la
direction d’un enquéteur principal. Les questionnaires
remplis étaient vérifiés a la fin de chaque journée par les
chefs d’équipe, puis transmis aux préposés i la saisie. On
utilisait un logiciel FoxPro (version 2.0) qui reproduisait
a I’écran le questionnaire utilisé. Les données ont été -
entrées deux fois par deux préposés différents et les
dossiers ainsi complétés ont été comparés pour dépister les
erreurs de saisie qui ont par la suite été corrigées. Les
dossiers ont ensuite été soumnis 4 une vérification logique
et a des contrdles de vraisemblance et de cohérence; il
s’agissait par exemple de relever les omissions, les codes
erronés (p. ex., emploi de lettres autres que ““Y”’ ou “N’")
et les discordances entre les dates indigquées, I’dge des
répondantes et la date de I’enquéte (figure 1; questions 5
et 6), et de s’assurer que la somme des réponses aux
questions 7, 9, 11 et 13 concordait avec la réponse 2 la
question 15.

3. TESTDE COLLECTE DES DONNEES ASSISTEE
PAR ORDINATEUR

3.1 Matériel et logiciel

Une version antérieure du logiciel d’enquéte avait été
élaborée pour le Psion Crganiser II (Forster et coll. 1991).
Ce modele comportait un écran aux dimensions limitées
4 16 caractéres sur deux lignes, mais utilisait un clavier
complet. L’ordinateur Psion Series 3 utilisé pour la
présente étude offre de nouvelles possibilités: I’écran est
beaucoup plus grand (40 caractéres sur 8 lignes) et autorise
’affichage graphique. L’appareil reste tout de méme petit
(165 x B5 x 22 mm) et ne pése que 265 g, piles comprises
(2 piles AA). Les dispositifs de stockage peuvent contenir
jusqu’a un mégaoctet. Le clavier QWERTY comporte
58 touches. Le transfert des données entre le Psion Series 3
et un ordinateur personnel classique s’effectue a ’aide
d’une simple opération de copie.

Le logiciel a été mis au point 4 ’aide du langage de
programmation intégré du Psion: OPL. Le questionnaire-
papier est reproduit sous une forme structurée, dans un
fichier texte. La définition du questionnaire comprend un
mélange de questions et de commandes (p. ex., pour le
branchement par saut et le controle de vraisemblance). Les
controles internes de vraisemblance comprennent ceux mis
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Figure 1. Questionnaire sur la mortalité des adultes

Questionnaire sur la survie des parents
(pour toutes les femmes agées de 25 4 44 ans)
Noms
Dates 102 I T TN N A S [
J'aimerais vous poser quelques questions sur vos parents naturels ainsi que sur vos fréres et soeurs qui ont la
méme meére que vous.
1, Votre mére est-elle vivante? (1 = oui, 2 = non) LJ
2.  Votre pére est-il vivant? {1 = oui, 2 = non) -
INTERVIEWEUR: Si les deux parents sont vivants, (Q1 et Q2 = 1), passer a la question 7.
3.  Avez-vous déja accouché? (1 = oui, 2 = non) L
INTERVIEWEUR: Si la répondante n'a jamais accouché, (Q3 = 2), passer a la question 6.
4. Est-ce que (MENTIONNER TOUS LES PARENTS QUI NE SONT PLUS VIVANTS)
était toujours vivant lors de la naissance de votre premier enfant?
Qui Non Ne sais pas
Mére de la répondante 1 2 g
Pére de la répondante 1 2 9
5. En quelle année votre premier enfant est-il né? L1 |
6. En quelle année (MENTIONNER TOUS LES PARENTS QUI NE SONT PLUS VIVANTS)
est-il mort?
Mére de la répondante 1L
Pére de la répondante L1
7. Combien avez-vous de soeurs nées de votre mére?
(TOUJOURS VIVANTES) L1
INTERVIEWEUR: S'il n'y a pas de soeur vivante, (Q7 = 0), passer & la question 9.
8. Combien de ces soeurs toujours vivantes ont moins de 15 ans? Ll J
9. Combien de vos soeurs, nées de votre mére, sont maintenant décédées? L L |
INTERVIEWEUR: Si aucune soeur n'est décédée, (Q9 = 0), passer a la question 11.
10. Combien de ces soeurs aujourd’hui décédées sont mortes avant d'aveir 15 ans? I
11. Combien avez-vous de fréres nés de votre mére? (TOUJOURS VIVANTS) 11
INTERVIEWEUR: 8'il n’y a pas de frére vivant, (Q11 = 0}, passer & la question 13.
12.  Combien de ces fréres toujours vivants ont moins de 15 ans? I
13. Combien de vos fréres, nés de votre mére, sont maintenant décédés? Lt 1
INTERVIEWEUR: Si aucun frére n'est décédé, (Q13 = 0), passer & la question 15.
14. Combien de ces fréres aujourd’hui décedés sont morts avant d’aveir 15 ans? Lt |
INTERVIEWEUR: Faire la somme des questions 7, 9, 11 et 13: Q7 L1
Q9 = 1|
Q11 = L1 |
Q13 = L1 1
15. Je veux m'assurer que j'ai bien compris. Exception faite de vous-méme, votre méreaeu. .. . .. I —
enfants au total. Est-ce bien exact?
INTERVIEWEUR: En cas de discordance, reprendre les questions 7 & 14 et corriger
e cas échéant.
INTERVIEWELUR: Priére de remercier la répondante de sa coopération.
Code de l'intervieweur L1 J
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au point pour la vérification de la concordance des données
entrées 4 aide du logiciel FoxPro décris plus haut. Les
données entrées sur le Psion sont stockées dans un fichier
séparé, 4 raison d’une ligne par entrevue.

Pour étre indiquée correctement, la question doit
inclure un numeéro, le texte de la question et la réponse
(choix d’options, caractére ou numéro). La définition
devrait en outre préciser a quelle position sur la ligne
Pentrée correspondante doit &tre stockée et quelle est sa
longueur. Les réponses numériques peuvent également
inclure un nombre préétabli de signes décimaux. La gamme
d’entrées accepiables est une caractéristique optionnelle
pour les réponses utilisant des chiffres ou des lettres; elle
précisera un minimum, un maximum ou les deux a la fois.
Les listes d’options peuvent servir a préciser les codes et
leurs valeurs.

Les commandes peuvent &tre intégrées dans le texte des
questions afin de permettre 1’évaluation au moment de
’administration du questionnaire. Par exemple, la ques-
tion de contre-vérification finale de la figure 1 requiert
une addition. La syntaxe permet d’inclure cette instruc-
tion dans le corps du texte de la question. D’autres
commandes peuvent contenir des instructions pour sauter
une question, effectuer une contre-vérification entre deux
réponses ou passer a une question différente.

Le logiciel utilise ainsi une méthode souple et d’appli-
cation générale de définition du questionnaire, Il incor-
pore la manipulation des informations saisies et intégre les
fonctions arithmétiques dans les questions ou les lignes de
commande. La prochaine étape consisterait 4 élaborer une
interface pour la détermination des caractéristiques du
questionnaire qui nous éviterait d’avoir 4 élaborer une
définition du questionnaire correcte au plan syntactique.
On peut se procurer ce logiciel auprés des auteurs.

3.2 Conception du test

On a organisé une journée supplémentaire de forma-
tion 4 I'utilisation du Psion pour les deux chefs d’équipe.
Cette formation comportait une explication du matériel
et du logiciel ainsi que des séances d’exercice en conditions
réelles. Ni 'un ni Pautre des deux chefs d’équipe ne
possédait une expérience préalable en informatique. Les
deux ont effectué des entrevues en alternant, chaque jour,
I'utilisation du Psion et des questionnaires-papier. Ces
entrevues ont servi de base 4 la comparaison des deux
méthodes.

Les erreurs commises par les 22 intervieweurs utilisant
le questionnaire-papier ont été comptées et totalisées aux
fins de I’estimation du taux d’erreurs inhérent i cette
méthode de collecte des données. Le temps consacré 4 la
vérification des formulaires remplis, & la saisie, 2 la véri-
fication et a la correction des données aprés les contrdles
de vraisemblance et de concordance a été mesuré tout au
long de I’enquéte. Une évaluation semblable du temps
d’exécution a été faite dans le cas de la collecte assistée par
’ordinateur Psion.

4. RESULTATS DES TESTS

4.1 Temps

Les entrevues effectuées avec les questionnaires-papier
ont duré en moyenne 5.1 minutes, comparativement a
5.0 minutes pour celles réalisées a I’aide de I’ordinateur
de poche; les deux méthodes n’étaient donc pas différentes
sur ce plan (tableau 2; noter que 215 des 234 entrevues ont
été chronométrées). La durée des entrevues variait consi-
dérablement (de 1 4 18 minutes); elle dépendait non seule-
ment du nombre de questions sautées, mais également de
la clarté et de la cohérence des réponses fournies.

Tableau 2

Comparaison de la méthode d’enquéte classique
(questionnaire-papier) et de la méthode d’enquéte assistée
par ordinateur (Psion Series 3)

Durée de I'entrevue en minutes

Minimum Maximum Moyenne Moyenne Moyenne

général  pénéral  générale Equipe A Equipe B
Papier 1 16 5.1(215* 52(128) 4.9(8D
Ordinateur 1 18 5.0(363) 5.5(190)y 4.5(173)

* Nombre d’entrevues chronométrées,

Les chefs d’équipe ont pour leur part consacré 2 4
3 heures par jour 4 la vérification des questionnaires. Par
ailleurs, ii a fallu en moyenne a chaque préposé 3 heures
et 40 minutes pour saisir les données de 500 dossiers
(nombre approximatif d’entrevues réalisées par semaine);
I’entrée des données en doubie a donc demandé 7 heures
et 20 minutes (tableau 3). La vérification de ces question-
naires a demandé 2 heures et 23 minutes de plus. Les
dossiers complétés ont été révisés deux fois pour entrer les
corrections, puis vérifiés 3 nouveau; cette derniére opéra-
tion a demandé en moyenne 2 heures et 30 minutes pour
500 dossters.

Tablean 3

Temps nécessaire au traitement des données
de 500 questionnaires

Activité Temps moyen

Vérification des données 4 heures 8 minutes

Premiére saisie des données 3 heures 40 minutes

Seconde saisie des données 3 heures 40 minutes

Vérification 2 heures 23 minutes
Révision 2 heures 33 minutes
Total 18 heures 24 minutes
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4.2 FErreurs

Les erreurs comimnises ont été comptabilisées sur deux
périodes de deux semaines chacune, pour évaluer 1’inci-
dence de la familiarisation graduelle des employés avec
leur travail. Les 22 intervieweurs (& I’exclusion des deux
chefs d’équipe) ont commis 1,704 erreurs sur 1,427 ques-
tionnaires au cours de la premitre période, et 1,049 erreurs
sur 1,158 questionnaires au cours de la seconde période.
Le taux moyen d’erreurs par questionnaire a donc atteint
1.19 au cours de la premiére quinzaine, et 0.90 au cours
de la seconde. En outre, sur I’ensemble de la période, il
a fallu retourner 37 questionnaires (1.2% de toutes les
entrevues) pour les faire reprendre parce que les erreurs
qu’ils contenaient ne pouvaient étre corrigées au bureau.
Ces questionnaires contenaient entre 1 et 6 erreurs chacun,
pour un total de 61. C’est la question 5 qui a donn¢ lieu
au plus grand nombre d’erreurs (17), suivie par la ques-
tion 6b (15). La compilation des erreurs commises a
chaque question est présentée au tableau 4. Quatorze des
22 intervieweurs ont dii reprendre au moins un question-
naire. L'un d’eux a dii en reprendre 8.

Tableau 4

Compilation des erreurs commises par les 22 intervieweurs
utilisant des questionnaires-papier
(pour le libellé des question, voir figure 1)

Période 1 Période 2

(premiére (seconde

quinzaine) quinzaine)
Identification 163 48
Question 1 6 1
Question 2 8 2
Question 3 125 92
Question 4a 201 138
Question 4b 151 93
Question 5 105 61
Question 6a 94 57
Question 6b 65 4]
Question 7 14 0
Question 8 109 63
Question 9 51 10
Question 10 178 134
Question 11 13 1
Question 12 108 "
Question 13 53 3
Question 14 204 149
Question 15 19 76
Code de lintervieweur 37 9
Total des erreurs 1,704 1,049
Total des questionnaires 1,427 1,158
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Les erreurs ont été détectées manucllement, lors de
la vérification finale effectuée par un des enquéteurs
(D. Forster), ou par le biais des contrdles de vraisemblance
et de cohérence effectuées dans FoxPro sur les données
saisies. Le chef de 1’équipe A a commis 8 erreurs sur
144 questionnaires (0.06 erreur par questionnaire), et
celui de I’équipe B en a commis 18 sur 90 questionnaires
(0.20 erreur par questionnaire). La plupart de ces erreurs
ont été commises a la question 10 (4 erreurs) et 4 la ques-
tion 15 (5 erreurs). Les seules erreurs trouvées dans les
données entrées sur ordinateur étaient des erreurs d’iden-
tification des répondants. On en arelevé 7 : 2 pour le chef
de I’équipe A et 5 pour le chef de I'équipe B (taux d’erreurs
de 0.01 et 0.03 par questionnaire respectivement). Ces
erreurs auraient pu étre évitées en entrant a I’avance, dans
I*ordinateur de poche, la liste des personnes & interviewer.

4.3 Coit

Nous présentons au tableau S les cofits comparatifs
d’une enquéte de cette envergure effectuée a 1’aide de
I’ordinateur Psion et de questionnaires-papier. Les prix
indiqués pour les ordinateurs de poche sont les prix de
détail recommandés. Le jeu de la concurrence entre les
détaillants pourrait entrainer une réduction des prix de
ces ordinateurs atteignant 20% des prix indiqués dans ce
tablean. Les prix du matériel informatique sont aussi en
baisse. Compte tenu des prix en vigueur actuellement, le
coit d*achat d’un systéme Psion pourrait étre amorti apreés
12 4 15 enquétes portant sur environ 7,000 répondants.

Tableau 5

Etude comparative de ’enquéte assistée par ordinateur
et de la méthode classique avec questionnaire-papier
{coiits en £ sterling du Royaume-Uni)

Equipement requis Cofit
20 ordinateurs Psion Series 3 2,53%.00
20 dispositifs de stockage de 1 Mo 2,039.00
Enquéte 1 dispositif de communication
assistée par  en série 59.45
ordinateur 80 piles rechargeables 146.20
1 chargeur a piles 15.95
Caoiit total 4,799.59
14 rames de papier pour 7,000
entrevues 42.00
Reproduction de 7,000 questionnaires 70.00
20 stylos, gommes et liquide
Enquéte correcteur . 27.40
classique 20 planchettes a pince 100,00
2 préposés a la saisie des données
(2 semaines) 70.00
2 surveillants* (un mois plus
surtemps) 85.00
Coit total 394.40

* Nécessaires pour la vérification manuelle des formulaires 4 la fin de
chaque journée d'entrevues.



198 Forster et Snow: Evaluation de I'utilisation des ordinateurs pour la réalisation d'enquétes démographiques

3. DISCUSSION

Le taux d’erreurs le plus bas enregistré avec un ques-
tionnaire classique utilisé par des intervieweurs expéri-
mentés justifiant de 5 années d’expérience dans la collecte
des données était en moyenne de 00.11 erreur par question-
naire comportant 17 champs. Ces erreurs ont été pratique-
ment éliminées a ’aide du logiciel d’enquéte mis au point
pour un ordinateur de poche Psion Series 3. Cette méthode
a élimin¢ la plupart des erreurs de cheminement commises
par les intervieweurs dans I’administration du question-
naire (tableau 4) grice a des modules préétablis de bran-
chement par saut qui ont réduit le taux d’erreurs d’au
moins 90%. Si on ajoutait une liste préétablie de répon-
dants dans le logiciel, on pourrait par surcroit réduire le
taux d’erreurs d’identification des répondants.

Les chefs d’équipe étaient heureux d’utiliser I’ordina-
teur; ils ont maitrisé le clavier QWERTY et appris le
fonctionnement du logiciel assez rapidement pour étre en
mesure de se débrouiller seuls an bout de deux jours.
Méme si aucune enquéte officielle n’a été réalisée pour
évaluer et guantifier les réactions des personnes inter-
viewées a I’utilisation du Psion, le nombre de commentaires
recueillis a été remarquablement faible et personne n’a
refusé d’&tre interviewé,

Le traitement des données de ’enquéte compléte a
employé deux préposés  la saisie qui ont travaillé 4 temps
plein sur deux ordinateurs IBM pendant 92 heures. Un
gestionnaire était sur place pour offrir son aide au besoin
et déterminer le format de saisie des données. Il convient
de souligner que les deux préposés 4 la saisie connaissaient
bien les procédures de saisie des données ainsi que le
matériel et le logiciel utilisés. Dans d’auires situations, il
faudrait prévoir une surveillance plus étroite et les services
d’un gestionnaire des données, ce qui augmenterait les
coiits de I’opération. Un systéme informatisé de collecte
des données Psion permettrait au gestionnaire de passer
beaucoup moins de temps & transférer les données recueillies
chaque jour, ce qui réduirait cet élément du codt du
personnel. Néanmoins, le cofit initial des ordinateurs
Psion Series 3 risque d’étre prohibitif, comparativement
au coiit previsible du papier et de la reproduction des
questionnaires, si on n’envisage pas de les utiliser dans le
cadre d’activités futures de collecte des données.

QUESTOR (Ferry et Cantrelle 1988) offre un logiciel
propice a la réalisation d’entrevues assistées par ordi-
nateur. Toutefois, ce logiciel nécessite un ordinateur
personnel beaucoup plus cher que I’ordinateur de poche
Psion. Nous avons ét¢ 4 méme de confirmer qu’il sera
profitable de poursuivre la mise au point d*un ensemble
d’outils appropriés intégrant la technologie des ordinateurs
de poche compatibles avec les ordinateurs personnels et
qui seront a la fois plus faciles & utiliser sur le terrain, plus
robustes et moins énergivores.

I1 faut toujours chercher un compromis entre la réduc-
tion des taux d’erreurs, ke temps et le coilt d’une enquéte.
Le recours aux entrevucs assistées par ordinateur peut
permettre de réduire  1a fois les taux d’erreurs et le temps
consacré 4 la préparation des données et ce, par une marge

considérable. Le recours a un tel systéme de collecte
devrait réduire les retards inacceptables dans la présen-
tation des données observés lors d’enquétes telles que
I’Enquéte mondiale sur la fécondité (tableau 1). La pré-
sente étude comparative s’est déroulée dans un contexte
qui différait de celui de beaucoup des vastes enquétes
démographiques ol le personnel recruté n’est pas familier
avec 'administration des questionnaires. Nous croyons
done que les résultats dont nous faisons état représentent
I’amélioration minimale & faquelle il est permis de s’attendre
dans la qualité des données. Le cofit initial de la mise en
place d’un tel systéme d’enquétes est peut-étre impression-
nant, mais il pourra &tre amorti si on peut I’utiliser pour
des enquétes répétées ou pour une série d’enquétes de
diverses natures.
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Controle statistique du processus relatif aux bases de sondage

A.W. SPISAK!

RESUME

Le contrdle statistique du processus est un instrument qui peut servir 4 vérifier I'exactitude des bases de sondage
construites périodiquement. La taille des bases de sondage est reportée sur un graphique de contrdle afin de déceler
les causes spéciales de variation, On décrit les méthodes qui permettent de choisir le modeéle chronologique (ARMMTI)
approprié pour des observations liées. On examine aussi les applications de I'analyse des séries chronologiques a
la construction de graphiques de contrdle. Les données du programme de contrdle de la qualité des prestations
d’assurance-chdmage du United States Depariment of Labor servent 2 illustrer la méthode.

MOTS CLES: Autocorrélation; modéles ARMMI; graphiques de contrdle; contrdle de la qualité.

1. INTRODUCTION

L’intégrité de la base de sondage est d’une importance
capitale dans le domaine de la recherche par sondage. Les
imperfections de la base de sondage incluent les éléments
manquants (base incompléte), les agrégats d’éléments
(plus d’un élément sur une seule liste), les blancs ou les
éléments étrangers, et les listes répétées. Ces imperfections
peuvent causer plusieurs difficultés, car elles contribuent
a Perreur non due 4 I’échantillonnage, limitent le nombre
d’unités d’échantillonnage tirées des sous-classes de la
population, et obligent 2 utiliser des coefficients de pondé-
ration complexes pour estimer les caractéristiques de la
population. Les méthodes qui visent & réduire au minimum
les problemes liés aux bases de sondage, ou 4 limiter leurs
répercussions sur I’enquéte, sont exposées en détail dans
la plupart des traités sur les enquétes statistiques.

Le présent article met I’accent sur le contrdle statistique
du processus relatif aux bases de sondage construites pério-
diquement (quotidiennement, hebdomadairement ou men-
suellement, par exemple) et constituées d’éléments générés
selon un processus continu. Etant donné les fluctuations
inhérentes A tout processus dynamique, la taille des bases
de sondage varie inévitablement. Or, comment sait-on si
les modifications de la taille des bases de sondage reflétent
les variations aléatoires du processus, plutdt que des erreurs
de construction? Le contrdle statistique du processus permet
aux chargés d’enquéte de faire la distinction entre les varia-
tions inhérentes au processus (causes ordinaires) et celles
qui sont indicatrices d’un probléme éventuel de construction
de la base de sondage (causes spéciales).

2. VARIATIONS DU PROCESSUS ET CONTROLE
STATISTIQUE DU PROCESSUS

Ces derniéres années, les gestionnaires des secteurs privés
de la fabrication et des services et ceux du secteur public
de I’économie ont été de plus en plus nombreux a adopter
les théories sur le contrdle de la qualité proposées par

W. Edwards Deming, J.M. Juran, Philip B. Crosby, Kaoru
Ishikawa et d’autres. La gestion de la qualité englobe tout
un éventail d’instruments et de méthodes, dont le recours
aux graphiques de contrdle pour déterminer si un processus
est sous controle statistique. Selon Deming (1982), on arrive
A ce dernier en éliminant les causes spéciales de variation,
de sorte que seules subsistent les variations aléatoires d'un
processus stable. L’évolution d’un processus sous contrdle
statistique est prévisible.

Distinguer entre les causes ordinaires et spéciales de varia-
tion est un principe essentiel du contrdle statistique des pro-
cessus. Deming (1982) attribue 2 Walter A, Shewhart, qui
a défini nombre des principes du controle statistique durant
les années 20 et 30, I’énoncication du concept des causes
spéciales ou assignables. Les causes spéciales sont ordinai-
rement attribuables 4 un élément du processus, comme un
travailleur, une machine ou un bureau, et se manifestent
répétitivement & moins d’étre repérées et éliminées. Elles
sont signalées par des points de données qui tombent en
dehors des limites de contrdle, par des points consécutifs
situés au-dessus ou au-dessous de la moyenne, ou par des
séries d’observations de valeurs croissantes ou décroissantes.

Les causes ordinaires de variation, quant 4 elles, sont
inhérentes au processus. Présentes en tout temps, elles ont
une incidence sur I’ensemble du processus. On les limite
ou on les élimine grice A des mesures de gestion visant &
modifier ce dernier.

3. APPLICATION DU CONTROLE STATISTIQUE
DU PROCESSUS A LA CONSTRUCTION
DE BASES DE SONDAGE
POUR LES ENQUETES PERIODIQUES

3.1 Programme américain de contrdle de la qualité
des prestations d’assurance-chdmage

Le programme de contrdle de la qualité des prestations
d’assurance-chomage du United States Department of
Labor est un exemple de I’ utilisation du contrdle statistique

! AW, Spisak, Mathematical Statistician, Unemployment Insurance Service, U.S. Department of Labor, Washington, DC 20210, U.S.A.
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du processus comme instrument de gestion de la qualité
des bases de sondage. Depuis 1987, les 50 Etats, le district
de Columbia et Porto Rico ont mis en oeuvre le programme
de contrdle de la qualité des prestations d’assurance-
chémage en collaboration avec le United States Depart-
ment of Labor. L’ objectif du programme consiste i limniter
les paiements excédentaires ou insuffisants de prestations
d’assurance-chdmage, grice 4 la détermination des causes
d’erreur de paiement et 4 la prise de mesures visant a
améliorer le processus de paiement des prestations.
Quand une personne présente une demande de presta-
tion, le personnel de I’assurance-chdmage détermine si elle
satisfait tous les critéres d’admissibilité ~ par exemple, le
requérant a tiré de son emploi précédent des gains suffisants
pour avoir droit A des prestations; le requérant est au
chdmage contre son gré; et, enfin, le requérant est capable
et libre de travailler, et cherche activement un emploi. Si
tous les critéres d’admissibilité sont satisfaits, le Burean
d’assurance-chdmage de I’Etat émet un chéque de prestation
pour la semaine de chdmage faisant I’objet de la demande.

3.2 Méthodes d’échantillonnage relatives au contréle
de la qualité des prestations et sources d’erreur

Chaque Etat tire hebdomadairement des échantillons
aléatoires de versements au titre de 1'assurance-chdmage
qu’on examine afin de déterminer si le requérant a regu
le bon montant. Si ce dernier est incorrect, ’enquéteur
détermine les types d’erreurs et leurs causes, afin que les
gestionnaires du programme puissent prendre des mesures
correctives. Les bases de sondage sont construites chaque
semaine en se fondant sur ensemble des prestations
d’assurance-chdmage versées entre le dimanche 4 12h et
le samedi suivant a 23h 59. Un programme informatique
permet de vérifier la base de données de I’Etat pour s’assurer
que seuls les versements conformes 4 la définition opéra-
tionnelle de la population cible du programme soient inclus
dans la base de sondage. Par exemple, on exclut de celle-ci
les paiements effectués au titre de certains programmes
d’assurance-chdmage temporaires ou peu importants.

Le nombre de chéques d’assurance-chdmage émis
chaque semaine (et, par conséquent, la taille de la base de
sondage) varie selon le nombre de personnes qui demandent
des prestations et regoivent ces derniéres durant ia semaine
en question. Cependant, il existe plusieurs sources d’erreurs
potentielles, susceptibles d’avoir une incidence sur I’inté-
grité de la base de sondage. Voici quelques-unes des erreurs
les plus graves.

® Les paiements faits par certains bureaux locaux d’assurance-
chomage risquent de ne pas tre repris dans la base de
données centrale de I’Etat, en raison de problémes de télé-
communication ou de TAD.

» Si I’Etat crée un fichier distinct pour chaque journée de
transaction, les transactions d’un ou de plusieurs jours
peuvent étre omises par erreur dans le fichier cumulatif
final.

* Le codage incorrect des transactions peut entrainer soit
I'inclusion d’éléments étrangers i la base de sondage, ou
I’élimination de transactions qui devraient y &tre incluses.

4. ANALYSE DES DONNEES ET DEVELOPPEMENT
DU MODELE

La figure 1 représente un graphique chronologique de
la taille des bases de sondage pendant une période de
52 semaines. La base de sondage de chaque semaine
comprend les bénéficiaires de I’assurance-chdmage de la
semaine précédente qui continuent a recevoir une presta-
tion, moins les bénéficiaires de I’assurance-chdmage de la
semaine précédente qui sont retournés au travail, n’ont
plus droit & une prestation ou ont omis de présenter une
demande, plus les requérants nouvellement admissibles
ainsi que les requérants admissibles qui n’ont pas présenté
de demande ou regu de prestation pour une demande la
semaine précédente,

Prestations d'assurance-chdmage payées en milliers
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Figure 1. Nombre de prestations d’assurance-chdmage
payées par semaine.

On établit les graphiques de contrdle pour les observa-
tions individuelles en supposant que les données sont indé-
pendantes et identiquement distribuées (i.i.d.). Toutefois,
I’existence d’une corrélation sériale des données risque de
fausser considérablement les estimations de la variance du
processus (et, donc, les limites de contrdle). Aussi doit-on
déterminer si les observations sont liées avant de pouvoir
construire les graphiques de contréle relatifs aux bases de
sondage de ’assurance-chdmage.

Le graphique de la série chronologique présenté a la
figure 1 fournit une preuve visuelle que les observations
ne sont pas indépendantes, Les données sur les bases de
sondage affichent des tendances distinctes, caractérisées
par Paugmentation des valeurs durant les 13 semaines du
premier trimestre, puis leur diminution auw cours des deux
trimestres suivants, et enfin leur augmentation durant les
13 semaines du dernier trimestre. On peut tester I’existence
de la corrélation sériale évoquée par la représentation
graphique de la figure 1 au moyen des méthodes établies
pour analyser les séries chronologiques. Bien qu’une
discussion approfondie de 1’analyse des séries chronolo-
giques dépasse le cadre du présent article, on examinera
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les concepts de stationnarité et d’autocorrélation, afin
d’expliquer les méthodes utilisées pour choisir le modéle
approprié. Les lecteurs qui connaissent mal les principes
fondamentaux de 'analyse des séries chronologiques
devraient consulter un des nombreux traités sur le sujet,
en particulier Box et Jenkins (1976).

4.1 Stationnarité

On peut imaginer les observations individuelles qui cons-
tituent une série chronologique comme une collection de
variables aléatoires & plusieurs dimensions - p(zy, ..., 2,) -
ol p est une densité de probabilité et ou z, ..., z, sont
des variables aléatoires. Si la distribution conjointe des
variables aléatoires ne varie pas en fonction du temps,
c’est-a-dire si p(zZ;, - - s Zewn) = DZigms «ovr Ltntm)s
le processus est dit stricrement stationnaire. En pratique,
il est difficite d’établir une stationnarité stricte. Dans le cas
de la présente application, on présume que la série chro-
nologique est faiblement stationnaire. On parle aussi
de stationnarité d’ordre 2, car les premier et deuxiéme
moments du processus sont invariants en fonction du
temps - E(z;) = E(2r+m), VAR(Z)) = VAR(Z/4p), et
COV(z,,zr44) = COVI(ZimiZishsm)

Jusqu’a la fin du présent article, les termes sfationnaire
ou stationnarité feront allusion 4 un processus qui répond
aux critéres de faible stationnarité.

4.2 Autocorrélation

Dans le cas d’une série chronologique stationnaire,
la covariance entre deux observations dépend uniquement
du nombre de périodes (décalages) qui les séparent -
COV(z,,2i04) = COV(Ziymsliskem)- La corrélation
de z, et de z,,, est égale a COV(z,,z,+4)/VAR(z,} et
est représentée par la notation p;, ol k£ correspond au
nombre de périodes entre les observations. Par exemple,
p) représente la corrélation des observations de la série
chronologique séparées par une période, et est égal &
COV(z,,z,4+1)/VAR(z,}. Une corrélation pour la période
k recoit le nom d'autocorrélation, parce qu’il s’agit de la
corrélation entre des observations qui forment une série
chronologique. Les autocorrélations pour les divers déca-
lages peuvent étre représentées sur un graphique, appelé
corrélogramme, qui facilite le choix du modéle approprié
pour une série chronologique.

4.3 Choix du modéle chronologique

La figure 2 représente le corrélogramme de la série
chronologique, couvrant 52 semaines, du nombre de¢ pres-
tations hebdomadaires d’assurance-chémage payées dans
les bases de sondage. Les autocorrélations diminuent ou
““disparaissent’” trés lentement, phénomeéne qui est carac-
téristique d’un processus non stationnaire. (A nouveau,
le lecteur trouvera dans Box (1976) et dans d’autres traités
sur les séries chronologiques une discussion approfondie
du choix du modéle.)

Le calcul de différences est une méthode qui permet
de transformer une série non stationnaire en une série

203

stationnaire. Le symbole B est I’opérateur de décalage qui,
appliqué a z,, fait reculer I’indice inférieur d’une période.
Donc, la différence d’ordre 1 de g, est (1 — B)z, =
B = ZLy—1

Déca- Auto- Ezreur-

lags corr. type -1 Box-Ljung Prob.
. -

1 a1s 135 46,086 D00
2 900 .13 §1.592 000
3 §30 -132 131.116 000
L 778 121 166.570 oo
S €55 .12% 185.749 000
[ €31 L1268 120.036 000
? 557 L1279 219375 ono
8 468 L1258 253.366 oo0
1 iel 12 162.822 000
10 298 122 268.7T714 ano

15 -.012 115 274.464 Qo0
16 -.040 113 374.586 aoo
17 -.084 112 175,158 Qoo
18 -.099 110 275,967 000
19 - 277.7137 Q0o
20 -.174 .107 280.516 ong
21 -.221 105 284.959 ano
22 -.263 $103 291.419% 000
2} -.297 .102 299.936 ango
24 -.328 .100 110,739 000
25 «.365 .098 324,658 000
26 ~.37 . 096 339.530 oo

Symboles du Lracd: Autocorrélations * Limires fixdes a deux arrsurs-type.

Wopbres total de casy 52 Décalages ds pranier ordrs celculablas: 351

Figure 2. Autocorrélations de la série chronologique des
prestations hebdomadaires d'assurance-chdmage
payées.
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Figure 3. Différences de premier ordre des prestations
d’assurance-chdmage payées.

La figure 3 représente la série chronologique des diffé-
rences z, — Z,_; pour les données sur les bases de sondage
de P’assurance-chomage. Cette série parait stationnaire,
autour d’une moyenne égale a zéro. (L’estimation de la
moyenne d’échantillon pour les différences est 150.8,
avec une erreur-type de 2,064.0. La variable a tester
t = (130.8 — 0)/2,064 est égale a .07, et on ne peut donc
rejeter ’hypothése selon laquelle p = 0). Pour d’autres
séries chronologiques, le calcul de différences d’ordre 1
pourrait ne pas permettre d’atteindre la stationnarité. Le
cas échéant, il est nécessaire de recourir a des transfor-
mations telles que le calcul de différences d’ordre 2 -
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(1 — Bz, = (2 — %-1) — (Z-1 = Z_3), le calcul
de différences saisonniéres, ou encore, a des transforma-
tions logarithmiques ou 4 d’autres procédés de stabilisation
de la variance.

Les autocorrélations des différences d’ordre 1 de la série
chronologique, que I’on trouve ala figure 4, sont compa-
tibles avec un processus stationnaire. Les autocorrélations
diminuvent rapidement, tandis que les autocorrélations
partielles (non représentées) disparaissent aprés le premier
décalage. Ces observations donnent a penser qu’on peut
maodéliser les données au moyen d’un processus autoré-
gressif intégré d’ordre 1, ARI(1,1). Le terme d’autorégres-
sion AR indique qu’on n’estimera qu’un seul paramétre
autorégressif, et le caractére d’intégration (I) montre qu’on
a tranformé la série chronologique originale en calculant
les différences d’ordre 1.

Déca- Autoc- Erreur-
lags corr. type -1

+
1 -.357 -1356 LA . 7.2%3 -007
2 314 -135 . were. e 12.711 -oo2
3 -.080 .133 .o . 13.089 -004
4 L1958 .132 . e 15.234 - 004
5 -.082 130 .o . 15,685 .008
a 027 129 . - . 15.71¢ 015
7 074 128 - 16.065 035
3 022 126 16.085 041
9 -.025 125 . 16,135 064
16 -.005 123 " 16.137 096

- . Lo . 17.254 i
1 oes 0 S 17507 15
13 -.280 .119 Pl . 23.401 .037
14 .204 117 . i 26.442 022
15 -.222 .115 LFEE. . 30,133 -011
16 . 089 114 . - 30.742 L0158
17 -9 -112 il . 33.588 008
139 .189 -110 . i 36.5%7 .006
19 -.090 ~109 - . 37.297 007
20 -979 L1907 - .. IT.718 008
21 -.048 .108 . . 37.983 .013

- . . - -007 .
3t o TR 3034 oae
24 .Qez2 .100 . .. 3a.415 .013
5 -.211 058 e . 43,481 L9012
i6 <184 056 - men 47.147 .G07

Symbelea du tracé: Autocorrédlations * Limltes fixdes A4 deux arreurs-type.

Roabres totml da case 52 Décalages da prapier ordrs calculables

apréds ls calcul da dAifférsncam: 350

Figure 4. Autocorrélations des différences de premier ordre
des prestations hebdomadaires d’assurance-chdmage
payées.

4.4 Estimation du modéle

On a estimé le modele grice 4 la procédure ARMMI du
logiciel SPSS Trends (version 4.0), qui est basée sur les
travaux de Box et Jenkins.

Le modéle provisoire est:

=+ ¢1)z-1 — $12-2 + ¢, ou

L= %) = 01(%oy — Za) o,

ou ¢, est e paramétre autorégressif d’ordre 1, et e est le
terme d’erreur, qu’on suppose distribué normalement,
avec une moyenne égale a 0 et une variance o2, L’estima-
tion du paramétre autorégressif, ¢/, est égale & — 4045,
et 'estimation de la variance résiduelle, o2, est 184,275,853
(avec 50 degrés de liberté). Le signe négatif du paramétre
AR est compatible avec les signes alternants des auto-
corrélations 4 la figure 4, Le modéle n’inclut pas de

constante, car I’estimation de la moyenne du processus ne
différe pas de zéro de fagon significative.

4.5 Vérifications du modéle

On peut déterminer si le modéle estimé convient aux
données observées en examinant les résidus. Si le modéle
est bien ajusté aux données, les résidus (e, ) devraient étre
des “‘bruits blancs’®, c’est-a-dire non corrélés. La figure 3
montre les autocorrélations des résidus du modéle. Bien
que Pautocorrélation pour le décalage 13 soit significative,
la valeur de la variable statistique @ de Box-Ljung n’est
pas significative jusqu’au décalage 13. (La variable statis-
tique O teste la signification des autocorrélations pour les
décalages 1 4 k. Pour une discussion approfondie, consulter
Box et Pierce (1970)). En outre, aucune autocorrélation
partieile (non représentée dans la figure) n’est significative.
Ces résultats indiquent qu’il n’existe pas de corrélation
sériale des résidus.

Déca- Auto- Erxeur-
lagz corr. type -1 -.75 -.5 -.25 Q .25 .5 .75 1 Box-Ljung Prob.
- .

et hmmm—dm e mmmdmmmmhmm

1 113 2136 . L L7572 .33
2 .218 +135 f 3.382 -184
3 130 <133 4,331 .228
4 205 2132 6.751 -150
5 -.007 2130 6.753 .22%
5 041 .129 . E.853 33
7 123 L1248 wen T.85%3 .348
a 056 .128 " 6.054 .428
9 -.025 +125 - €.095 -525
10 -.077 .123 .o 6.491 .581
11 -.132 .122 P 5.675 L5580
12 -.089 L1206 . - 10.009 615
13 -.2482 .119 bl 14.175 JE2
14 -042 .117 . * 14.303 427
15 -.164 .115 L. 16.331 .60
15 -.071 114 . * 16.721 404
17 -.133 112 b . 18.129 JJE1
13 .119 .110 . ., 19.233 375
19 -.009 .109 19.29¢ .438
20 030 -177 . 19.370 458
21 -.029 .105 * 19.447 556
22 -.061 -104 * - 19.799 596
23 -.057 -102 * . 20.11) +615
24 ~.066 -100 * . 20.5439 665
25 -.191 .093 e . 14.352 -49%
26 L09€ -095 - .-, 25.35¢6 .49%

Symboles du bracéd: Autocorrélations * Limites Elxéea A deux erreurs-cype.

Nombras total de cam) 51 Dicalagss de pramisr ordrs calculablea: 30

Figure 5. Autocorrélations des résidus du modéle chrono-
logique.

Pour tester I’hypothése selon laquelle la distribution des
résidus du modele est normale, N{0,02), on a effectué le
test de validité de ’ajustement de Kolmogorov-Smirnov
{K-S). Pour I’estimation de la variance égale 4 184,275,853,
la variable A tester est égale 4 .591 (p = .876) et on ne
peut donc rejeter ’hypothése selon laquelle la distribution
des différences est normale.

Pour que le processus AR (1) soit stationnaire, la valeur
absolue du parametre autorégressif doit &tre inférieure 4
un. Afin de tester I’hypothése que | ¢, | = 1 pour le
modele, on calcule: £ = (| ¢{ | — 1)/SE(${), 00 ¢f |
est la valeur absolue de ’estimation du paramétre auto-
régressif, et SE(¢( ), erreur-type de ¢, . Le modéle statis-
tigue donne t = (.4045 — 1)/.1295, out = —4.6. La
probabiliteé que la valeur absolue de ¢ soit aussi petite
que .4045, si la valeur absolue réelle de ¢; = 1, est trés
faible (< 0.00001). On rejette donc ’hypothése que
| &y | = 1, et on conclut que la série des différences
d’ordre 1 est stationnaire.
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5. UTILISATION DU MODELE ARMMI DANS
UN GRAPHIQUE DE CONTROLE

5.1 Graphiques de contréle pour des observations
individuelles

On fixe les limites de contrdle pour le graphique d’obser-
vations individuelles A ¥ + 3¢’, ol X représente la moyenne
des observations et ¢, I’écart-type estimé du processus.
Ryan (1989) examine d’autres méthodes d’estimation de
1'écart-type du processus en calculant soit la moyenne des
étendues mobiles (la moyenne des écarts absolus entre des
observations successives) ou I’écart-type (s) des observa-
tions d’échantillon, ¢’ = s/¢, ol ¢ est une constante
d’ajustement qui dépend de la taille de ’échantillon.

Quand il existe une corrélation sériale des données, I'uti-
lisation de I'écart-type de I’échantillon ou de V'étendue mobile
moyenne aboutit parfois 4 de mauvaises estimations de o.
Les limites de contréle construites pour ces estimations
peuvent donner des résultats trés trompeurs, soit parce
qu’elles produisent des signaux erronés donnant a penser
que le processus est hors de contrdle, ou qu’elles empéchent
de déceler certaines causes spéciales de la variation du pro-
cessus. Le calcul de I’étendue moyenne risque de donner
une sous-estimation de o, car les écarts entre les observations
successives sont généralement faibles quand ces derniéres
sont fortement corrélées. La sous-estimation de o se traduira
par des limites de contréle trop rapprochées et par une aug-
mentation de 1a fréquence des signaux indicateurs de causes
spéciales. Selon Ryan, quand les données sont corrélées,
le calcul de I’écart-1ype de I’échantillon pour estimer I'écart-
type du processus fournit une meilleure estimation de o que
celui de I'étendue mobile moyenne, 4 condition que ’échan-
tillon comprenne au moins 50 observations. Cependant,
I’écart-type de I’échantillon n’est un estimateur non biaisé
de o que quand les observations sont indépendantes.

Vasilopoulos et Stamboulis (1978} ont analys¢ I'effet
de la corrélation sériale des données sur les limites de contrdle
des graphiques de ¥ et s (écart-type), et développé des équa-
tions définissant certains facteurs qui permettent d’ajuster
les limites de contrdle des données produites par un processus
autorégressif. Autrement, on peut définir un modéle chrono-
logique pour les données corrélées et construire un graphique
de contrdle en se servant des résidus du modele pour surveiller
le processus. Cette méthode est décrite par Berthouex, Hunter
et Pallesen (1978) pour des sous-groupes de mesures de
variables environnementales collectées par des stations
d’épuration de I’eau. Alwan et Roberts (1988) se servent
des résidus de modeles 3 moyenne mobile pondérée expo-
nentiellement (MMPE) pour les séries chronologiques tant
stationnaires que non stationnaires. Montgomery et
Mastrangelo (1991) utilisent les résidus d’un modéle auto-
régressif dans un graphique MMPE et prétendent que ce
type de graphique peut servir d’approximation 4 bon nombre
de modéles autocorrélés, particulierement si la corrélation
des observations est positive et que la moyenne ne dévie
pas trop rapidement. En outre, le lecteur trouvera dans
Maragah et Woodall (1992) et dans Woodall et Faltin (1993)
une discussion supplémentaire des effets de I’autocorré-
lation sur les méthodes de contrdle statistique des processus.
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5.2 Graphiques de contrile des données sur
I’assurance-chomage

La figure 6 représente un graphique de contrdle des
résidus (¢, = z, — z/) du modéle ARI (1,1) choisi pour les
données sur les bases de sondage relatives a I’assurance-
chémage. Puisque les vérifications du modele confirment
que les résidus sont indépendants et identiquement dis-
tribués (i.i.d.) N(0,02), on a normalisé ces derniers, de
sorte que la ligne centrale du graphique corresponde a la
valeur 0, et fixé les limites de contrdle a + 3. Le graphique
inclut les résidus du modele pour les tailles de la base
de sondage observées durant la période de référence
de 52 semaines et durant le trimestre suivant. Pour la
semaine 56, la différence entre la taille de la base de
sondage et la valeur prédite par le modgle tombe au-dela
de 1a limite de contrdle supérieure, ce qui indique I’exis-
tence d’une cause spéciale de variation,

Résidus normalisés

-4.0 TTII T T T T T T T AT I VT T I T T TR T T T T T I T T T T T TR I T T T VT T e T OT

1 5§ 9 13 17 21 25 20 33 37 41 45 49 53 57 61 65
Semaine

Figure 6. Graphique de contrdle des résidus du modele
(données de référence + trimestre suivant).

Au lieu de représenter graphiquement les résidus du
modéle, on peut construire un graphique de contrdle de
la taille des bases de sondage. Au besoin, on doit trans-
former les observations originales pour atteindre la station-
narité. On se sert des estimations des paramétres du
modele chronologique pour déterminer la moyenne et les
limites de contrdle du graphique. La variance d’un pro-
cessus AR(1) est 0% = o2/(1 — $?). Pour le modele
chronologique des différences d’ordre 1, ¢ est égal &4
— .4045, et ’estimation de la variance résiduelle, o, 2, est
184,275,853, L’estimation de la variance du processus est
184,275,853/(1 — .1636), ou 220,325,579.4, et I’écart-
type du processus est égal a 14,843.4. On fixe les limites
de contrdle inféricure et supérieure & + 30, soil £44,530.2,
par rapport a la différence moyenne estimée, égale & zéro.
Le graphique de contrdle (figure 7) indique qu'il existe une
cause spéciale de variation pour I'observation 56, tout
comme le graphique de controle des résidus présenté a la
figure 6.
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Figure 7. Graphique de contrdle des prestations d’assurance-
chomage payées (différences de premier ordre —
données de référence + trimestre suivant).

6. CONCLUSIONS

Le contréle statistique du processus est un instrument
de contrdle de la qualité utile pour les enquétes dont les
€chantillons sont tirés de bases de sondage construites
pour des périodes particuliéres, par un procédé continu.
Comme les tailles des bases de sondage constituent une
série chronologique, les données sont parfois lices et
doivent alors &tre transformées pour atteindre la station-
narité. Si les observations sont corrélées, il convient de
choisir le modele chronologique (ARMMI) approprié pour
estimer la variance du processus utilisée pour fixer les
limites de contrdle. Dans le cas de ’exemple mentionné
plus haut, la série chronologique s’accorde avec un modeéle
autorégressif intégré (a calcul de différences) d’ordre 1 -
ARI(1,1). De fagon plus générale, on peut décrire les séries
chronologiques au moyen d’autres modéles ARMMI
{p.d,q), ou p est le nombre de termes autorégressifs dans
le modele, d est le degré de calcul de différences nécessaire
pour atteindre la stationnarité, et g est le nombre de
termes 4 moyenne mobile dans le modale. Les modeles
chronologiques saisonniers incluent des parameétres AR,
MM et de calcul de différences pour le ou les décalage(s)
approprié(s).

Une fois le modele déterminé a partir des données de
référence, on peut reporter sur le graphique de contréle
les observations faites pour les périodes subséquentes. Les
graphiques de contréle des figures 6 et 7 comportent les
observations de la période de référence de 52 semaines, et
celles faites durant le trimestre suivant (13 semaines). Le
modele chronologique devrait étre vérifié périodiquement,
en fonction de I'intervalle de collecte des données, afin de
s’assurer que les paramétres n’ont pas changé.

Quand les procédures de contréle statistique du processus
signalent I'existence d’une cause spéciale de variation, les
chargés d’enquéte doivent se servir d’autres instruments

de gestion de la qualité pour déterminer la cause originelle
des problémes liés 4 la base de sondage, puis appliquer des
mesures correctives pour améliorer les procédures d'en-
quéte. L’élimination systématique des causes assignables
de variation mises en évidence grice au contréle statistique
du processus permettent aux chargés d’enquéte de passer
du diagnostic des anomalies et de la correction des erreurs
4 amélioration continue du processus d’enquéte.

Dans le cas des données sur les bases de sondage rela-
tives 4 I’assurance-chdmage, la cause spéciale de variation
était inévitable: la semaine ot le nombre de versements au
titre de I’assurance-chdmage a augmenté brusquement
suivait une semaine de travail écourtée en raison d’un
congé et coincidait avec une mise 4 pied dans un grand
établissement. La grande base de sondage observée cette
semaine-1a n’était donc pas le résuttat d’un probléme
technique de construction. Dans d’autres Etats, & d’autres
périodes, le contrdle statistique du processus a permis de
déceler des erreurs trés diverses, dont une erreur de saisie
de données (déclaration d’une base de sondage égale a
558,432 au lieu de 5,558,432), ’omission des transactions
effectuées au titre de ’assurance-chdmage durant une des
cing journées de travail, ce qui a réduit d’environ 20% la
taille de la base de sondage, et, enfin, I’oubli d’entrer les
révisions dans le logiciel de sélection de 1’échantillon, avec
pour conséquence l'insertion d’éléments étrangers dans la -
base de sondage.

Outre la vérification de I'intégrité des bases de sondage,
la méthode décrite dans le présent article s’applique a
d’autres domaines de la gestion des enquétes et de I'infor-
mation. On peut I'utiliser pour diminuer I’erreur non due
a I’échantillonnage attribuable 4 I'enregistrement ou 4 la
saisie des données dans le cas des enquétes effectuées
quotidiennement, mensuellement, efc. De fagon plus géné-
rale, le contrdle statistique du processus permet de con-
firmer P'intégrité des bases de données ou des systémes de
gestion de I’information, dans toutes les situations on
I'information est collectée ou enregistrée en sous-groupes,
notamment quand les données sont collectées & des sites
multiples ou par plusieurs chercheurs ou vérificateurs.
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seulement, a double interligne partout et avec des marges d’au moins 1% pouce tout autour.

Les textes doivent &tre divisés en sections numérotées portant des titres appropriés.

Le nom et I’adresse de chaque auteur doivent figurer dans une note au bas de la premiére page du texte.
Les remerciements doivent paraitre a la fin du texte.

Toute annexe doit suivre les remerc1ements mais précéder la blbhographle

Résumé -

Le texte doit commencer par un résumé.compose d’ un paragraphe suivi de trois & six mots.clés. Eviter les expressions
mathemauques dans le resume ‘

Rédaction

. Bviter les notes au bas des pages, les abréviations et les sigles.

Les symboles mathématiques seront imprimes en 1tallque a moins d’une mdlcanon 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 dowent
correspondre 4 un espace simple. Les équations longues et importantes doivent étre séparées du texte principal
et numérotées en ordre consécutif par un chiffre arabe a la droite si I’auteur y fait référence plus loin.
Ecrire les fractions dans le texte a I’aide d’une barre oblique. ,

Distinguer clairement les caractéres ambigus (comme w, w; 0, O, 0; 1, ).

Les caractéres italiques,sont utilisés pour faire ressortir des mots. Indiquer ce qui doit &tre imprimé en italique
en le soulignant dans le texte, ‘

Figures el tableaux:

Les figures et les tableaux doivent tous &lre numérotés en ordre consécutif avec des chiffres arabes et porter
un titre aussi explicatif que possﬂ)le (au bas des figures et en haut des tableaux).

ls doivent paraitre sur des pages séparées et porter une indication de ’endroit ol ils doivent figurer dans le
texte. (Normalement, ils doivent étre insérés prés du passage qui y fait référence pour la premiére fois.)

Blhlmgraphle

Les références a d’autres travaux faites dans le texte doivent préciser le nom des auteurs et la date de publication.
Si une partie d’un document est citée, indiquer laquelle aprés la référence.

Exemple: Cochran (1977, p. 164).

La bibliographie 4 la fin d’un texte doit &tre 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, ¢, etc. a Pannée de publication. Les titres de revues dowent étre écrits au long. Suivre le modele utilisé
dans les numéros recents '






