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Dans ce numéro

| Le numéro de Techniques d’enquéte que voici renferme des articles sur des sujets variés. Kott
et Stukel étudient I'estimation de la variance jackknife pour un plan d’échantillonnage 3 deux degrés
particulier, mais d’un vaste usage. En un premier temps, on sélectionne des grappes dans les strates
par échantillonnage aléatoire simple avec remise et on retient tous les sujets des grappes
sélectionnées. A la deuxieme étape, les sujets échantillonnés font I’objet d’une nouvelle
stratification et un échantillonnage aléatoire simple permet d’obtenir les unités du deuxieéme degré.
Les auteurs examinent deux estimateurs ponctuels: «l’estimateur d’expansion repondéré» et
«I’estimateur d’expansion double», plus courant. Avec un tel plan d’échantillonnage, on constate
que I'estimateur de la variance jackknife se comporte étonnamment mieux avec le premier
estimateur ponctuel qu’avec le second. Une étude de Monte Carlo confirme cette constatation.

Decaudin et Labat présentent un systéme d’estimation de population «multi-sources» visant &
. produire des estimations locales de population durant les périodes intercensitaires en France. Le
; systeme présenté est robuste et souple en ce qu’il fonctionne avec un nombre variable de sources.
5 It repose sur une synthése robuste d’estimations provenant de différentes sources, en combinant un
raisonnement démographique et des techniques statistiques. ,

Ravalet applique les GM-estimateurs avec une procédure adaptative A I’enquéte sur I'investis-

sement industriel de I'INSEE, afin de produire un estimateur robuste. Les fonctions examinées sont
la fonction bicarrée de Tukey et la fonction de Cauchy. Chacune de ces deux fonctions dépend
d’une constante de réglage qui est choisie en fonction de I’épaisseur de queue de la distribution des
observations et de la concentration des résidus. Les constantes de réglage qui minimisent la variance
5 de I'estimateur sont trouvées pour huit distibutions particulitres présentant diverses situations quant
a I’épaisseur de queue et la concentration des résidus supposés symétriques.
Cotton et Hesse examinent les caractéristiques de plusieurs méthodes de sélection d’un panel
| stratifié de taille fixe, et leur impact sur la sélection intitiale, la rotation, le retirage ainsi que le
5 recouvrement de I'échantillon. Les auteurs proposent un type d’algorithme basé sur des
transformations des numéros aléatoires permanents servant aux tirages qui prolonge aprés retirage
la rotation avant retirage. Ces transformations peuvent étre effectuées sur les numéros aléatoires
rendus équidistants, ainsi que sur les numéros aléatoires provenant d’une loi uniforme.

Dans son article, Farrell étudie I’estimation empirique de Bayes pour des proportions de petites
régions. Les données du recensement américain lui permettent de comparer les estimations
bayésiennes de petites régions de la proportion de personnes se retrouvant dans telle ou tellé tranche
de revenu obtenues de fagon empirique au moyen de modzeles logistiques multinomiaux et ordinaux
. avec effets aléatoires. Les inférences issues du modgle ordinal sont légérement préférables i celles
du modele muitinomial. L’auteur compare aussi les estimations rajustées de la variance venant des
| modeles naif et «bootstrap», de méme que la probabilité de couverture des intervalles de confiance

qui s’y associent. La correction obtenue par la méthode «bootstrap» améliore sensiblement la
couverture.

Gelman et Little décrivent un nouveau prolongement de 1’analyse des données d’enquéte
stratifiées a posteriori faisant appel & une modélisation bayésienne par régression logistigue
hiérarchique. Cette technique engendre beaucoup plus de catégories de stratification qu’on en

E obtient typiquement avec les méthodes habituelles de stratification a posteriori et de pondération,
| si bien que le modele peut englober une somme beaucoup plus grande d’informations au niveau de
f la population. Les auteurs appliquent la méthode qu’ils proposent et d’autres méthodes plus
| classiques aux données des sondages d’opinion précédant les élections aux Etats-Unis avant de
| procéder & une évaluation graphique des divers modles en comparant leurs résultats a I’issue
véritable des élections.




88

Dans ce numéro

Singh, Tsui, Suchindran et Narayana expliquent le plan d’enquéte et les techniques d’estimation
auxquels on a recouru dans le cadre de PERFORM (examen de I’évaluation des projets en vue de
la gestion des ressources organisationnelles), enquéte de grande envergure qui s’est déroulée dans
I’Etat d’ Uttar Pradesh, en Inde, qui devait servir & estimer les caractéristiques des installations de
santé et de la population desservie, de manidre a établir les valeurs repéres essentielles a un
important projet de planification familiale. PERFORM fait appel & un plan d’échantillonnage
stratifié 2 degrés multiples avec pour unités d’échantillonnage les ménages et les femmes
admissibles qui en sont membres. On estime toutefois aussi les services de santé qui ne se retrouvent
pas explicitement dans le plan d’échantillonnage en procédant 2 une correction qui tient compte de
la multiplicité des unités d’échantillonnage secondaires sélectionnées, auxquelles les installations
de santé procurent leurs services.

Dufour, Kaushal et Michaud passent en revue les tests et les études qui ont précédé I’application
de l'interview assistée par ordinateur 2 la plupart des enquétes-ménages, a Statistique Canada.
L’interview se donne en personne, au domicile du répondant, ou au téléphone, du domicile de
I’intervieweur, grice & un ordinateur portatif. Les auteurs parlent des difficultés qu’a soulevées
I'implantation de cette nouvelle technologie au niveau des enquétes permanentes et des nouvelles
possibilités qu’elle laisse entrevoir quant au contrdle de la collecte des données.

Scheuren et Winkler proposent une méthode autorisant 1’emploi de variables quantitatives peu
courantes mais corrélées en vue d’améliorer le couplage des enregistrements. L’idée fondamentale
consiste A recourir aux couplages dont I’exactitude est presque assurée pour estimer le lien entre les
variables peu courantes par régression et utiliser les valeurs prévues des mémes variables lors d’un
second couplage des enregistrements. On peut reprendre cette méthode par itération jusqu’a ce qu’il
y ait convergence. La régression fait appel & une technique ol les valeurs de régression sont
corrigées des erreurs que pourrait présenter le couplage, ainsi qu’on a déja pu le lire dans un article
des mémes auteurs, publié dans le numéro de juin 1993 de Technigues d’enquéte. Aprés illustration
empirique, on montre que cette méthode peut déboucher sur de bons résultats dans des situations qui
paraissaient jusqu’alors sans issue.

Le rédacteur en chef

Cher(&re) lecteur(trice) de Techniques d’enquéte,

J’aimerais profiter de cette occasion pour vous remercier de I'intérét et de I’appui manifesté a la
publication Techniques d’enquéte. Depuis sa création, cette revue publie des articles qui intéressent
les organismes statistiques et les checheurs(euses) en accordant une attention particulidre a
I’élaboration et 4 I’évaluation de techniques précises appliquées a la collecte des données ou aux
données elles-mémes.

La revue Techniques d enquéte célébrera bientdt son 25°™ anniversaire. Depuis son début en tant
que revue interne des développements de méthodologie d’enquéte a Statistique Canada, elle a évolué
en une revue statistique largement consultée avec un comité de rédaction de statisticiens reconnus
A travers le monde. Bien que de nombreuses modifications y aient été apportées en vue d’en
améliorer le contenu et la présentation, il y a toujours matiere 2 amélioration. Ainsi, je vous invite
a nous faire part de tous commentaires, suggestions ou recommandations susceptibles de nous aider
a continuer de faire de Techniques d'enguéte une plate-forme fiable du développement des
statistiques dua prochain millénaire.

Si vous désirez qu'un exemplaire de Techniques d’enquéte soit envoyé A titre gracieux a un
collégue, n’hésitez pas & communiquer avec nous.

En terminant, j’aimerais 3 nouveau vous remercier de votre intérét et appui a notre revue
Technigues d'enquéte.

Je vous prie d’agréer, Monsieur, Madame, I’expression de mes sentiments les meilleurs.

M.P. Singh
singhmp@statcan.ca
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La méthode du jackknife convient-elle 2 un échantillon
a deux phases?

PHILLIP S. KOTT et DIANA M. STUKEL!

RESUME

L’estimateur de variance jackknife présente des propriétés intéressantes quand on s'en sert avec les estimatenrs lisses tirds
d’échantillens stratifiés 3 plusieurs degrés. L.’ article que voici porte sur I’ application de cet estimateur & un plan particulier
d’échantillonnage 4 deux phases: on commence par constituer un échantillon aléatoire stratifié en grappes par tirage non
exhaustif, puis on restratific les €léments des grappes échantillonnées et on préldve des sous-échantillons aléatoires simples
de chaque strate de la deuxiéme phase. Apparemment, 1'estimateur jackknife donne des résultats raisonnables pour ce qui
est d’estimer la variance d’un estimateur de «développement» commun, mais pas celle d’un autre. Les auteurs parlent de
I"application de leurs résultats 3 des stratégies d’estimation plus complexes. Une étude de Monte Carlo étaye leurs

principales constatations,

MOTS CLES: Stratifié; estimateur de développemnent repondéré; estimateur de développement double; asymptotique.

1. INTRODUCTION

Krewski et Rao (1981) et, aprés eux, Rao et Wu (1985)
se sont penchés sur les propriétés de plan de sondage de
I'estimateur de variance jackknife dans le cas d’une
stratification & plusieurs degrés intégrant un échantil-
lonnage non exhaustif au premier degré. Bien qu’assez
généraux en soi, les résultats obtenus par ces chercheurs ne
peuvent directenent étre appliqués 4 bon nombre de plans
d’échantillonnage 4 plusieurs phases. On lira & ce sujet
Wolter (1985; chapitre 4.5).

Nous examinerons ici un simple exemple d’échantillon-
nage a deux phases. Dans un premier temps, on préléve un
échantillon aléatoire stratifié en grappes, par tirage non
exhaustif. Les éléments des grappes échantillonnées
subissent ensuite une nouvelle stratification, peut-&tre au
moyen de renseignements recueillis 4 la premigre phase, et
on construit de facon aléatoire un nouveau sous-échantillon
simple stratifié, par tirage exhaustif.

It est possible d’estimer un total sans information auxi-
liaire de deux fagons. La premigre consiste 2 multiplier la
valeur de chaque €lément sous-échantillonné par le produit
de ses facteurs de pondération a chaque phase (4 savoir,
I'inverse de la probabilité de sélection a la premigre et 2 la
deuxieme phase), puis d’en faire la somme. C'est /’esti-
mateur de développement double que Sirndal, Swensson et
Wretman (1992, p. 347) appellent «estimateur 7° ».

Sion parle beaucoup de I'estimateur de développement
double dans les traités de statistique, dans la pratique, il est
plus courant de recourir & l'estimateur de développement
repondéré, surtout si on traite la non-réponse des comme
une deuxiéme phase de 1'échantillonnage, comme Oh et
Scheuren (1983, p. 150) le font avec ’estimateur de la
classe de pondération. Pour obtenir un estimateur de la
taille de la population applicable aux strates de la deuxiéme

! Phillip 8. Kott, National Agricultural Statistics Service, 3251 Old Lee Hi

phase d’échantilfonnage, on additionne les facteurs de
pondération de la premiére phase pour tous les éléments de
la strate avant le sous-échantillonnage. Ensuite, on multiplie
le résultat par la moyenne estimée de la strate de la
deuxiéme phase a partir du sous-échantillon, ce qui donne
le total estimé de la strate. Enfin, on fait la somme des
totaux estimés pour les strates de la deuxiéme phase de
I’échantillonnage, ce qui produit 1'estimateur de développe-
ment repondéré de la population totale,

Dans le cas présent, nous nous intéresserons plus 2 un
véritable échantillonnage a deux phases qu’a I'usage de la
non-réponse comme phase d’échantillonnage artificielle
supplémentaire. Le National Agricultural Statistics Service
(NASS) recourt actuellement a I’estimateur de développe-
ment double dans ses enquétes trimestrielles sur 1'agri-
culture (ETA). On obtient un échantillon stratifié, ariolaire
en grappe est de nombre en juin, Les exploitations agricoles
identifiées en juin sont restratifiées d’apres les réponses
données le méme mois, puis rééchantillonnées en vue d'un
nouveau dénombrement en septembre, en décembre et en
mars,

Le NASS se sert d’un plan d’échantillonnage 2 deux
phases et de I'estimateur de développement repondéré dans
le cadre de son enquéte sur 'usage des produits agro-
chimiques 2 la ferme. On commence par identifier les
exploitations qui produisent certaines cultures, puis on
quantifie I’emploi de pesticides avec ces cultures.

Le présent article montre que si on peut utiliser
I’estimateur jackknife pour estimer la variance de 1’estima-
teur de développement repondéré dans certaines conditions,
cette méthode ne s’avere pas trés efficace, en général, pour
estimer la variance de I'estimateur de développement
double. A la partie 2, il est question de I’estimateur de
développement repondéré et son erreur quadratique
moyenne. A la partie 3, on verra que l'estimateur de

ghway, Room 305, Fairfax, VA 22030; Diana M. Stukel, Division des ruéthodes
6

d’enquéte des ménages, Statistique Canada, Ottawa, (Ontario), Canada, K1A OT6.
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variance jackknife ne présente presque aucun biais 4 1’égard
de |'estimateur de variance repondéré, tandis que la partie 4
expose les lacunes de l’estimateur jackknife en tant
qu’estimateur de la variance de I'estimateur de dévelop-
pement double. A la partie 5, on trouvera une étude de
simulation qui semble confirmer les grandes hypotheses des
parties antérieures. La partie 6 aborde les applications de
I’estimateur de développement repondéré et la partie 7 sert
de conclusion. L’annexe résume le cadre asymptotique
hypothétique utilisé comme point de départ et fournit des
éléments de preuve.

2. L’ESTIMATEUR DE DEV]E;LOPPEMENT
REPONDERE

2.1 L’estimateur

Soit A(=1, ..., H), les strates de la premiére phase d’un
échantillon aléatoire en grappes stratifi€, obtenu par tirage
non exhaustif; n, le nombre de grappes de la strate s
échantillonnées et F, ’ensemble des grappes. Soit
g(=1,..,G), la strate de la deuxieme phase d’ol on
préléve par tirage exhaustif un sous-échantillon aléatoire
simple stratifié. Un élément de la grappe prélevé p fois lors
de la premitre phase donne p éléments distincts pour le
sous-échantillon. Soit M, le nombre d’éléments dans g
avant le sous-échantillonnage et m_ le nombre d’éléments
sous-échantillonnés dans g. Dans la pratique, les strates de
la deuxidme phase G sont rarement définies avant
prélevement de I’échantillon de la premigre phase.

Soit S_ I'ensemble des éléments dans g avant le sous-
échantillonnage; s, le jeu d’éléments sous-échantillonnés
dans g; s, I'’ensemble complet d’éléments sous-€chantil-
lonnés et m = Xgmg la taille du sous-échantillon. Enfin,
soit y, la valeur a laquelle on s’intéresse pour I'élément et w;
le facteur de développement 2 la premitre phase de 7 (c’est-
a-dire, la valeur inverse de la probabilité de sélection de la
grappe renfermant i).

En supposant le dénombrement de tous les é1éments de
I’échantillon de la premigre phase, pour estimer la popu-
lation totale 7, on recourrait  1’estimateur

G

H=2 2 W, 1)

g=1 Jes,
Soit l'estimateur de développement repondéré de T,

"

2 (M Imw;y,

G .
g8
t, = w,—=£
2 ; <:ezsg "y (M, /m)w,

I'E.!s

5 3}) R @

Une autre fagon d’écrire f, est

[¢]
L= Y ay, =) ay, 3)

g=1 ies, ies

a,=

Yy wk/z wk]w,. pour i €5,

keS, kes,

correspond au poids pondéré de I'élément i. L’équation (3)
explique le nom donné i Pestimateur (estimateur de
développement repondéré).

2.2 Erreur quadratique moyenne de Pestimateur
{un peu de théorie)

En général, £, donne une estimation biaisée de T.
Toutefois, sous de légeres conditions, précisées en annexe,
I’estimateur de T est cohérent avec le plan d’échantil-
lonnage. En d’autres termes, plim__, (¢, - T )T = 0 (Isaki
et Fuller 1982). Dans notre article, on supposera simple-
ment que m,, est élevé.

Notons que

E[(t, - T = E[({t, - T} + {#,- ,)’]

= Var, (1,) + E, {E, [, - 1’1},

ol les indices de Var et de E indiquent la phase de 1"échan-
tillonnage. Etant donné la valeur €levée de my,
E,[t,(t,- t)1 =, E,(t, - 1)) = 0. En outre, E{t,-T)=
E [Et, - D] =0, et 'erreur quadratique moyenne de ¢,
correspond en réalité A sa variance (asymptotique).

Puisqu’on a procédé A un échantillonnage non exhaustif
a la premiére phase, Var, (t,) peut en principe &tre estimé
au moyen de |’estimateur suivant:

H
v =hz=; (n,/[n,- 1D

%EP%WWEZ%%

JEFy, |ieUy, JeF,, Uy,

2;th RN C)

ol U, correspond 4 I’ensemble des éléments de la grappe

j tirée de la strate A 2 la premigre phase. L’indice L est

utilisé pour des raisons historiques, pour indiquer qu’il y a
«linéarisation», méme s’il n’y a rien 2 linéariser dans le cas
actuel. Notons que quand on effectue un deuxiéme échan-
tillonnage, il s’avére généralement impossible de calculer v,
dans la pratique.
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Par conséquent,
G YWy, ES w5y,

IES i€
t,=t = 2 ES l - £

Ew wa

JES rES‘

olt
=y - E wkyk/z w, pour ieSg.
keS, kes,

Dans I’argumentation subséquente, il est capital de se

rappeler que r, a ét€ défini afin que E:es =0 pour
toutes les valeurs de -8
Si on poursuit,
G
172 (M mywr, (5)

g=1 ies,

puisque E,es w, }:m (M_/m Yw, (voir I'équation (A1) de
I’annexe). I1's *ensuit que

E,(t, - )1 ~Varz{z Y M, Im )w, }

g=1 ies,

G
E(M M- 1)y m ) (1-m M)

g=l
* Y (w‘,r,.)z-( y w,.rr.) leg}
S, i€3,

_["JQ

(M) - 1){2 w, ,,)2} ©)

Précisons que I’équation (6) tient compte des corrections
pour la population finie qui résultent de I’échantillonnage
de la deuxiéme phase.

3. L’ESTIMATEUR DE VARIANCE JACKKNIFE

3.1 L’estimateur de variance

Le moment est venu de parler de I’estimateur jackknife.

Pour j € F,, soit la répétition ) de I’estimateur jackknife

E Whi¥s

G .
IEs
Y = PIEIY Wy ——* 7
g=1 J‘ES‘ E whjl'
iESg

a1
ol
wn,/(n, - 1) quand ieU,y.. et j'#j
Wy = 0 quand iU,
w, quand iEUh.J., et A'+h

De méme, on peut dire que

Lo E E L4t

g=1 ieS .

Selon Rust (1985), I’estimateur de variance jackknife
v, (f=10r2), se définit simplement par

H
V)= ; (= Vi, X (g 1% ®)
= JeF,

Krewski et Rac (1981, équation (2.4)) dénotent cette forme
v{¥. On peut démontrer aisément que v, =v, .

3.2 Pourquoi ’estimateur fonctionne
(un peu plus de théorie)

Nous verrons bientdt que v,, estime presque sans biais
la variance de I’estimateur de développement repondéré de
I’équation (2). Rao et Shao (1992} parviennent indirec-
tement i la méme conclusion (notre équation (2) correspond
a l'espérance de l'estimateur qu’ils présentent & la
partie 3.3, pp. 818-819). Dans leurs travaux cependant, ces
auteurs considérent la non-réponse comme une phase
d’échantillonnage supplémentaire ol on recourt & I’échan-
tillonnage de Poisson {Sirndal et coll. 1992, p. 85) plut&t
qu’a un échantillonnage aléatoire simple stratifié. Dans la
démonstration de Rao et Shao, chaque €lément prélevé a la
premigre phase constitue en réalité une strate de deuxiéme
phase. La quasi-absence de biais pour v,, se résume donc
an cas particulier d’un résultat signalé par Krewski et Rao
(1981), (Rao et Shao (1992), p. §21).

Par «strate de deuxieéme phaser, nous entendons les
classes de repondération de Rao et Shao (1992). On
présume que les éléments d’une classe donnée présentent la
méme probabilité inconnue de réponse ou de sélection.
L’échantillonnage de Poisson équivaut & un échantillonnage
aléatoire simple stratifié, conditionnellement a la taille du
sous-échantillon obtenu & l'intérieur de la classe de
repondération. Dans leurs travaux, Rao et Shao (1992)
utilisent une approche inconditionnelle.

Revenantau probléme quinous intéresse, on remarque que

G [E wh_;.'y i E whjry i

i€s JE

tupz ™ Y E E Wml E W, E W,
Jl JH

IES
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Py = Vi~ > Whjkyk/z\: Wy Pour I€s.
kes, ks,

Sous réserve de légéres conditions (voir les équations
(A2) et (A3) de I’annexe), on obtient I’équation que voici,
analogue & !'équation {5):

G
{2 = T * Z M,/ mg); Wi i
iES
&g

= Z E Wi

+ M g/m g] ¢;r, ﬂ.), (9)
g=1 ieS;
ol ¢; est une variable indicatrice égale a 1 quand / fait
partie du sous-échantillon et a 1a valeur nulle dans les autres
cas.
Poursuivons,

L E E W}y;

g' i€

+ {[Mglmg]cr.— l]rhﬁ)

(10)

ol z,, =y, + {[M,/m ]c, - 1}r,,. Unefoisencore, puisque
la valeur de m, fest toujours elevee on peut raisonna-
blement supposer que P = 1 (voir I’équation (A4) de
I’annexe). Par conséquent,

(h,u)z E E whjl P

g=1 ieS

ol z; = y, + {[Mg/mg]c, - 1}r,. Pour les mémes raisons,

= g 1 duies WiZi Puisque t est linéaire dans z,,

H
Vi ® le(E E w.z) = ; (n,/[n, - 11
*(E E wizfr' Z E wr‘zi]zlnh)' (11)

JeFy |ieUy, JEFy, iely,

Soit ¢, = M, /m,, le facteur de pondération i la deuxidme
phase pour i€, On constate que c; est une variable
aléatoire, E(c)=m,/M, et que E(c;c,)=(m g;"Mg)
(mg - I)I(M -1} pour i, keS ,iae k.

Tl s’ensuit’ que

E1[( > sziJ 2]: ( > wiyi}2 + 2 (e;- Dwry
felly; iet)y, €Uy,

G
- E E [(1- mglMg)/mg]w‘.riwkrk. (12)

g=1 i keS,n U,

Pareillement, en appelant F, 1'ensemble des éléments
venant des grappes tir€es de la strate 7 du premier degré
avant le sous-échantillonnage, on obtient

Ez{(z E wizr')2 =Ez‘( Z wr'zi]2
jEF,, iEka J'EF',:
= (3 wyP+ Y (e~ Diwr)?

ieF, rEF‘h
> ¥
g8l i kes,nF,
ok
Dans 1’annexe, on suppose que le dernier terme des

équations (12) et (13) est négligeable, sous réserve de
légéres conditions. Par conséquent,

[(1- mglMg)/mg]wl.rf.wkrk. (13)

H
Ev)=v, +3. % (e,- D(wr)

h=1 ieFy,

-vJI+E E([M/m]-l)(wr)2

glJES

=y, +E,[{t,~ )], (14)

qui, & son tour, implique que v,; donne une estimation
presque non biaisée de E[(t, - T)?].

4. L’ESTIMATEUR DE DEVELOPPEMENT
DOUBLE

L’estimateur de développement double est une solution
de rechange a ¢, et se présente comme suit;

t, _EE M, Im)wy,

g=1 JG.?

La répétition jackknife de ¢, ne se définit pas clairement.
Une simple possibilité serait

G
s = 20 22 Wiy (MIm )y,
g=1 ies,

(15)

(16)

Une autre, qui se rapproche peut-&tre davantage d’une
véritable «répétition», est

t(hf)’.’o E E w}y: (Mgfy/mgfy)y i? (17)

g=1 ies,

ol M ,. représente le nombre d’éléments de 1'échantillon
de la premiére phase (plus exactement d’une grappe de
’échantillon de la premiére phase) qu’on trouve dans S
mais pas dans U,.. Parallglement, m .. correspond an
nombre d’éléments de I'échantillon de [a " deuxieme phase
qu’on trouve dans S, mais pas dans U, .. A partir de
contre-exemples, nous verrons I’annexe, qu’aucune variante
de la répétition ne donne d’estimateur de variance jackknife
(v; dePéquation (8)) non biaisé de fagon asymptotique, en
général.
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5. ETUDE DE SIMULATION DE
MONTE CARLO

5.1 Conception de I’étude

Les résultats qu'on a pu examiner jusqu’ici sont
asymptotiques. Nous avons effectué une étude de
simulation de Monte Carlo afin d’évaluer la précision de
I’estimateur jackknife en tant qu’estimateur de la variance
de I'estimateur de développement repondéré dans un
univers fini. Parallélement, nous avons évalué la précision
des deux estimateurs jackknife proposés pour Iestimateur
de développement double 2 1a partie 4.

Nous nous sommes servis des données de I’Enquéte sur
la population active (EPA) canadienne de décembre 1990
pour la province de Terre-Neuve. De cette population finie,
nous avons tiré des échantillons répétitifs. L'EPA est Ia
plus vaste enquéte-ménage par sondage poursuivie en
permanence par Statistique Canada. Les données sur le
marché du travail sont recueillies mensuellement grice A un
plan d’échantillonnage complexe & degrés multiples,
comportant plusieurs niveaux de stratification. On trouvera
plus de précisions sur ce plan d’échantillonnage avant la
modification qu’il a subie en 1991 dans Singh, Drew,
Gambino et Mayda (1990), ainsi que dans Stukel et Boyer
(1992}. En bref, les provinces sont stratifiées en «régions
économiques», vastes régions i structure économigue
analogue Terre-Neuve en compte quatre. Les régions
économiques sont subdivisées en strates de niveau inférieur.
A Terre-Neuve, le niveau de stratification le plus bas
donnait 45 strates comprenant chacune moins de six
grappes ou unités primaires d’échantillonnage (UPE), ce
qui était insuffisant pour 1'échantillonnage dans le cadre de
la simulation. On a donc regroupé les 45 strates en 18,
comprenant chacune 6 4 18 UPE. Les régions économiques
ont été préservées lors du regroupement des strates, tout
comme on a maintenu les régions métropolitaines de
recensement de St. John’s et de Cornerbrook.

Dans le cadre de I'étude de Monte Carlo, on a prélevé
R = 4 000 échantillons de la «population» de Terre-Neuve
{composée de 9 152 individus}, selon le plan d’échantil-
lonnage i deux phases que voici: on a d’abord tiré deux
UPE de chaque strate de la premiére phase par échantil-
lonnage aléatoire simple (EAS) non exhaustif (NE). On a
ainsi obtenu au total 36 UPE. Tous les ménages des UPE
sélectionnées a la premitre phase (et les personnes
composant ces ménages) ont €té retenus, ce qui a donné un
échantillon en grappes exhaustif 4 1a premiére phase. A la
deuxiéme phase, tous les éléments précédemment
sélectionnés (les sujets, en comptant chaque personne
choisie deux fois dans une UPE comme deux sujets
distincts) ont été restratifiés en cinq groupes d’4ge (< = 14,
15-24,25-44, 45-64, > = 65) et les éléments de I’échantillon
de la deuxigme phase (lire les sujets) ont été prélevées par
EAS exhaustif dans chacune des cing strates de Ja deuxigme
phase.

Nous avons varié la taille de ’échantillon des strates 4 la
deuxiéme phase en prenant m_= 35, 10, 20, et 50, de
maniére & obtenir des échantillons au deuxi¢me degré de

a3

taille m = 25, 50, 100 et 250. Quand le nombre de sujets
échantillonnés a la premiére phase faisant partie d’une
strate 4 la deuxiéme phase était inférieur & la valeur m
désirée, notre intention était d’établir m A M mais le cas
ne s'est jamais présenté,

Une populaire regle heuristique applicable 4 «/’estima-
teur par le quotient distinct» comme 1’estimateur de déve-
loppement repondéré de 1’équation (2) est que chaque strate
de la deuxiéme phase comporte au moins 20 éléments (lire,
a ce sujet, Sirndal, Swensson et Wretman 1992, p. 270).
Notre but, en attribuant les valeurs 5 et 10 2 m, , €tait de
vérifier I’utilité d’une telle régle.

Nous avons envisagé deux paramétres intéressants: 7,
soit le nombre total de personnes occupées, et T /T le taux
d’emploi. Dans le cas présent, Ty }:‘Euy,, ouy, = 1 quand
le sujet / a un emploi et a la valeur nulle dans les autres cas.
De méme, T, =Y .z, onz =1 quand le sujet i fait partie
de la population active (c. -3-d. travaille ou chdme) et a la
valeur nulle dans les autres cas. Pour chacun des
R =4 000 échantillons, nous avons calculé I’estimateur de
développement repondéré (EER) ¢, de P’équation (2),
I'estimateur de développement double (EED) ¢, de
I’équation {15) et I’estimateur de développement intégral de
la premiére phase (EEIPD) #, del’équation (1). Quoique ces
estimateurs soient définis en fonction d’un total (nombre de
personnes occupées), il est facile d’en étendre I’application
aun rapport de totaux (au taux d’emploi, par exemple).

Pour chacun des R = 4 000 échantillons de la deuxiéme
phase, nous avons calculé la variance jackknife qui
correspondait & 1'estimateur de développement repondéré
et 4 ’estimateur de développement double de I’équation (8),
pour f=2 et f=3 respectivement. En ce qui concerne
I’estimateur de développement double, nous avons testé les
répétitions décrites aux équations (16) et (17), que nous
appellerons respectivement variantes 1 et 2.

Nous avons aussi é&tabli Pestimateur de variance
jackknife qui correspondait a I'estimateur intégral de la
premigre phase pour chacun des R = 4 000 échantillons de
1a premiére phase, aux fins de comparaison. On obtient cet
estimateur avec 1’équation (8), quand f=1.

Nous avons étudi€ diverses propriétés de fréquence des
estimateurs précités et de I’estimateur de variance jackknife
qui y correspond. Ces propriétés apparaissent ci-dessous.
Pour plus de simplicité, elles ne sont exprimées qu’'en
fonction du nombre total estimatif de personnes occupées.

Le biais relatif en pour cent du nombre estimé de
personnes occupées par rapport a 1a population globale est
estimé par

BRP(t") = {[EM(I‘)IT)] -1} %100, (18)

ol

4 000
E,(t)y=(1/4 000) ¥ ¢

r=1

représente ’espérance de Monte Carlo de Pestimateur
ponctuel ¢° applicable aux 4 000 échantillons. La valeur
t* peut correspondre a f,, £, ou f,, alors que ¢, estla
valeur ¢* de I’échantillon r.
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Le biais relatif en pour cent de I’estimateur de variance
jackknife par rapport & I’erreur quadratique moyenne réelle
est estimé par

BRP[v,(t")] =

({Ep v, (e D] - EQM, ., }/EQM,, ) x 100, (19)

4 000
E\ v, (t )] = (1/4 000) 3~ v,.(t"),
r=1

4 000
EQM,,, = (1/4 000) 3 (' - T)%,
r=1

et v, (¢ *) est la valeur de v Jf(t *y de I’échantillon r.

Le coefficient de variation (en pour cent) de 1’estimateur
de variance jackknife par rapport 4 I'EQM/réelle est estimé
par:

CV, )] =

({(1/4 000)Y [v,,(t ") - EQM, .. P P/EQM, ;. )x100; (20)

bref, la racine de I’erreur quadratique moyenne estimée de
I’estimateur de variance, divisée par 'EQM réelle estimée
et exprimée en pourcentage.

5.2 Résultats de I’étude

Le tableau 1A indique le biais relatif estimé en pour cent
des trois estimations ponctuelles du nombre total de
personnes occupées selon I’équation (18). Le tableau 1B en
fait autant mais pour le taux d’emploi. Tous les biais ont
une valeur absolue inférieure 3 1 %.

Tablean 1A
Biais relatif en pour cent des estimations ponctuelles
du nombre total de personnes occupées

Estimateur m_ =M m_=50 m_ =20 m, =10 m =5

& I4 g g & g
EER - 0,14 -0,3 -0,29 -0,56
EED - 0,16 -0,01 0,03 0,115
EIPD 0,04 - - - -
Tableau 1B

Biais relatif en pour cent des estimations ponctuelles
du taux d’emploi

Estimateur m_=M m_ =50 m3=20 m =10 m =5

Ni 'estimation de Monte Carlo de I’erreur quadratique
moyenne (c.-a-d. 1a valeur EQM,__.. ni les coefficients de
variation correspondants, obtenus grice a 1'estimateur de
développement double on 4 sa version repondérée, n’appa-
raissent dans les tableaux car I’article porte principalement
sur !'estimation de I’erreur quadratique moyenne. L’erreur
quadratique moyenne (et les coefficients de variation) qui
dérive de I’application des deux estimateurs est comparable,
peu importe la taille de 1’échantillon (I’écart relatif entre les
coefficients de variation correspond a peu prés a la meitié
de I’écart relatif entre les erreurs quadratiques moyennes).
L’estimateur de développement repondéré s’avere légere-
ment plus efficace lorsqu’il s’agit d’estimer le nombre total
de personnes occupées (a savoir, quand mg =5, Ierreur
quadratique moyenne de I'estimateur de développement
double augmente de 17 %). Quand on estime le taux
d’emploi, I’écart entre I’erreur quadratique moyenne des
deux méthodes est inférieur 2 1 %. On ne sera guére surpris
d’apprendre que I’erreur quadratique moyenne des esti-
mateurs augmente A mesure que la taille de I'échantillon de
la deuxiéme phase diminue.

Tableau 2A
Biais relatif en pour cent de I'estimateur de variance jackknife
du nombre total de personnes occupées

Estimateur m_ =M m_=50 m_ =20 mg=10 mg=5

g 2 g 8
EER - -0,99 -2,51 -5,81 ~5,13
EED
\ 24 78,18 86,22

(Variante 1) 46,35 68 8

E_ED 101,59 278,44 654,99 1997,51
(Variante 2)

EIPD 0,94 - - - -

Tableau 2B
Biais relatif en pour cent de 1’estimateur de variance jackknife
du taux d’emploi

Estimateur mg=M m_=50 m =20 m =10 m=5

g g 8 g g
EER - -3,53 -345 -7.09 -6,55
E,ED -2,46 -1,53 =521 -741
{Variante 1)
EED
- -Q, 4,91 9,09 30,46
(Variante 2) 0,36 ?
EIPD 2,08 - - - -

g 2 & & £
EER - -0,09 -0,31 -0,19  -0,26
EED - -0,08 -0.27 -012  -0,13
EIPD -0,09 - - - _

EER - Estimation de développement repondéré (2,}
EED - Estimateur de développement double (¢;)
EIPD - Estimateur intégral du premier degré (1,)

EER - Estimateur de développement repondéré (t,)

EED - Estimateur de développement double (#,)

EIPD - Estimateur intégral du premier degré (f,)

La variante 1 utilise la répétition de I'estimateur jackknife de 1'équation (16).
La variante 2 utilise la répétition de 1'estimateur jackknife de 1'équation (17).

Le tableau 2A présente le biais relatif estimé en pour
cent de ’estimateur de variance jackknife pour le nombre
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total de personnes occupées selon 1'équation (19), tandis
que le tableau 2B en fait autant pour le taux d’emploi.
Commengons par exarminer le premier. On se rend compte
que la variance de I’estimateur intégral de la premiére phase
est presque totalement dépourvue de biais (0,94 %).
L’estimateur jackknife donne de bons résultats avec 1’esti-
mateur de développement repondéré alors que la variance
ne présente qu’un léger biais négatif, toujours inférieur A
-6 %. Ce biais a tendance a devenir plus négatif (méme si
ce n’est pas de fagon uniforme) & mesure que la taille de
I’échantillon de la deuxiéme phase diminue.

Les deux variantes de 1’estimateur jackknife de I’estima-
teur de développement double, en revanche, donnent de
pietres résultats, avec un fort biais positif pour la variance,
allant de 46,35 % 4 1997,51 %! La deuxiéme variante est
pire que la premiére, mais les deux, se comportent d’une
maniére absolument inacceptable.

Le tableau 2B reprend I’analyse pour I’estimation par
quotient du taux d’emploi. Les résultats ont de quoi
surprendre. En effet, tous les estimateurs de variance se
comportent raisonnablement bien, sauf la variante 2 de
Pestimateur de développement double quand m_ =5.
Outre ce cas, ot il atteint 30,46 %, le biais est inférieur 4
10 % en valeur absolue.

Dans I'ensemble, les tableaux 2A et 2B appuient
fortement I’'usage de I’estimateur de variance jackknife avec
I’estimateur de développement repondéré, méme avec un
trés petit échantillon de la deuxiéme phase. Par contre, cet
estimateur échoue lamentablement avec I'estimateur de
développement double quand on estime les totaux. Il arrive
cependant que la variante 1 donne des résultats acceptables,
selon I’estimateur et les données,

Bien que la majorité des études insistent sur le biais des
estimateurs de variance, il vaut la peine d’examiner le
coefficient de variation des estimateurs de variance pour
établir la stabilité des estimations de la variance. Le
coefficient de variation estimé (en pour cent) se rapportant
au nombre total de personnes occupées et au taux d’emploi
apparait respectivement aux tableaux 3A et 3B. L’expres-
sion sous la racine carrée du numérateur A 1’équation (20)
donne PEQM de la variance, composée de la valeur
quadratique du biais de la variance et de la variance de la
variance. Les tableaux 3A et 3B ne présentent pas les
valeurs correspondantes des entrées des tableaux 2A et 2B
(signalées par un *) pour lesquelles le biais de la variance
est trop élevé (supérieur 2 20 %, par exemple), car il est
clair que ces valeurs seront elles aussi trop élevées. Au
tableau 3A, les coefficients de variation estimés associés 2
I'estimateur de développement repondéré fluctuent entre
46,86 % et 53,42 %, ce qui est caractéristique aux estima-
teurs de la variance. Des coefficients de variation aussi
importants ont été relevés dans d’ autres études de simula-
tion sur la variance, notamment celle de Kova&evié et Yung
(1997). En ¥ occurrence, on remarquera que les coefficients
de variation estimés des estimateurs intégraux de la
premigre phase se situent dans la méme fourchette de
valeurs. En réalité, ils dépassent légérement ceux des
estimateurs de la deuxiéme phase.
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Tableau 3A
Coefficient de variation de la variance jackknife du nombre total
de personnes occupées

Estimateur m, =Mg mg=50 mg=20 mx=10 mg=5

EER - 51,33 49,3 46,86 5342

EED - * * * *
{Vanante 1)
EED _ * * * *

(Variante 2)

EIPD 56,71 - - - -

Tableau 3B
Coefficient de variation de la variance jackknife
du taux ¢’emploi

Estimateur J'n“;:!’ld"g mg=50 mx=20 m8=10 mg=5
EER - 59,28 65,66 74,26 103,06
EED - 59,24 66,16 72,89 99,1

{Variant 1)

EED - 60,94 73,2 92,71 *

(Variant 2)

EIPD 78,42 - - - -

EER - Estimateur de développement repondéré (1,)

EED - Estimateur de développement double (1,)

EIPD - Estimateur intégral du premier degré (1,)

La variante 1 utilise la répétition de 1'estimateur jackknife de 1"équation (16).
La variante 2 utilise la répétition de I'estimateur jackknife de 1"équation (17).

Si on les examine un & un, on se rend compte que les
coefficients de variation de la variance du taux d’emploi
estimé qui apparaissent au tableau 3B sont plus élevés que
les coefficients correspondants du tableau 3A. D’autre part,
tous les estimateurs se remarquent par une hausse appré-
ciable du coefficient de variation correspondant quand la
taille de I'échantillon de la deuxi2dme phase diminue.
L’effet est plus prononcé pour les estimateurs par quotient
que pour les estimateurs du total. Les coefficients de
variation trés importants de la colonne m_ =5 aux deux
tableaux ne surprendra personne puisque la faille globale de
I’échantillon de la deuxiéme phase (25) est en fait inférieure
an nombre d’UPE prélevées 2 la premitre phase de
’échantillonnage (36). Le nombre de membres de la
population active échantillonnés (c.-a-d. au dénominateur)
constitue d’aillears un meilleur dénombrement de
I’échantillon pour I’estimateur par quotient. Cette valeur
varie d’un €chantillon & I'autre et est souvent considé-
rablement inférieure 4 25.

6. EXTENSION DE L’ESTIMATEUR DE
DEVELOPPEMENT REPONDERE

6.1 L’estimateur de développement repondéré

Elaborer un estimateur de variance linéarisé pour
I'estimateur de développement repondéré de 1'équation (2)
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ne s’avere pas trés difficile. Supposons cependant que le
plan d’échantillonnage compte plus de deux phases ou
qu’on désire estimer le quotient de deux totaux. Quoi
qu’elle demeure réalisable en pareil cas, la linéarisation
gagne de plos en plus en difficulté. Il n’en va pas autant
avec I’estimateur jackknife.

On peut aisément généraliser les résultats de la partie 3
pour un échantillonnage 4 p-phases par induction. La lettre
h désigne toujours les strates de la premiére phase, mais la
lettre g correspond désormais & celles de la phase p-iéme
représente le jeu d’éléments de 1'échantillon de 1a S phase
delastrate g, alors que s est le sous-échantillon de la
p-ieme phase de g. On remplace la valeur w, de I'équation
(2) par a, de (3), pour I'estimateur de la (p-1)-iéme phase.
De méme, on calcule la valeur ¢,.. de I’estimateur
jackknife avec a,; de la (p-1)-ieme phase, au lieu de w, .

Remplacer I’échantillon en grappes stratifié prélevé a'la
premigre phase par un échantillon stratifié 2 plusieurs
phases s’avere aussi assez simple (nous laissons au lecteur
le soin de le faire). On obtient encore les résultats de la
partie 3 pourvu que I’échantillon & plusieurs phases soit
toujours prélevé par tirage non exhaustif 4 la premiére
phase.

Enfin, il n’est pas difficile d’étendre les résultats de la
partie 3 & des estimateurs plus complexes. Soit U, un
vecteur des estimateurs de [’équation (2) adoptant la
forme #,. L'erreur quadratique moyenne d’un estimateur
quelcongue @ = g(U,), ol g est une fonction continue, peut
8tre estimée presque sans biais grice A 1’estimateur
jackknife, chaque fois qu’on peut en faire autant pour les
éléments de U,. Cette remarque respecte les preuves
données dans les ouvrages. Ainsi, Rao et Wu (1985)
examinent le plan asymptotique ol toutes les valeurs n,
sont bornées, tandis que Wolter (1985; chapitre 4.5) analyse
le cas od n, augmente considérablement de fagon arbitraire.

6.2 Régression a la deuxiéme phase

On peut généraliser 'estimateur £, par P'estimateur de
régression:

! -1 r
Lyeg ’Z; ij;'( Y wedx xl) (E wed.xiy r') + (21)
1€,

ies fcs

o Sreprésente |'échantillon original; x,, un vecteur ligne; d,,
une grandeur scalaire et oil il existe un vecteur ligne 7y tel
que d;yx,/ =1 pour toutes les valeurs de /. Dans la
pratique, d, est habituellement égal & 1 pour toutes les
valeurs de 7. Une exception survient fréquemment quand
x; =x, et d, = 1/x,. Dans |'équation (2}, 4, = 1 pour toutes
les valeurs de /, et x; correspond & un vecteur G de valeur 1
4 la g-itme position mais de valeur nulle ailleurs, pour
€S,
Soit

' -1 '
=Y~ xf[ b)) widixixi) [E wid;xiyi] :
€S ies

Larépétition ¢, ..., aune forme identique a £, , mais w,
est remplacé par w,. De méme, r, . a la méme forme que
r, sicen’estque w, . se substitue 2 w,. Remarquons que e,
ne change pas dans’z,,, et t, .

Puisqu’il n’y a pas eu moditication du plan d’échan-
tillonnage, 1’équation (6) ne change pas, si ce n’est que
désormais (Y es w,.r,.)2 est non négatif au lieu d'étre
strictement égal ¥'zéro. L.'intéressé pourra s’ assurer que les
éguations (10) 4 (13) gardent leur forme actuelle. Dans
I’équation (14}, on note que, si biais de I’estimateur
jackknife il y a, celui-ci tend (approximativement) a la
hausse. Bref, il s’agit d’un estimateur conservateur de la
variance. Encore une fois, le lecteur est prié de se reporter
4 I'annexe (équations (A6) a (A9)) pour se faire une
meilleure idée des hypothéses asymptotiques.

Le biais de D’estimateur jackknife disparait quand
Y5 W,;¥; = 0 pour toutes les valeurs de g. Pareille situation
survfent lorsqu’il existe G vecteurs de rangée v, ..., ¥ de
sorte que .y x;" = 1 quand i€§, et 0 prend la valeur nulle
dans les  autres cas  (puisque
Liesd Yo X, W7, =_l?§Zieswr‘dixi’ 7y =Yg A X, WA %, ;-
x,[Y . wdx/'x]"' Y wdx/'y}}=0). L'existence de v,
quand d, = 1, signifie qu'un membre de x, est une variable
indicatrice égale & 1 lorsque i€ S_ et a la valeur nulle dans
les autres cas, ou qu’un memfBre de la transformation
linéaire de x, est cette variable indicatrice.

7. CONCLUSION

Notre article avait principalement pour but de montrer
qu’un simple estimateur de variance jackknife peut étre
presque dépourvu de biais lorsque la méthode d’estimation
s’articule sur un échantillonnage 3 deux phases, pourvu
qu’on recoure i un estimateur de développement repondéré
plutét gu’a un estimateur de développement double.
L’application pratique des résultats théoriques de l’esti-
mateur de développement repondéré dépendra du contexte
puisque ces résultats reposent sur une argumentation
asymptotique. L’étude de simulation de Monte Carlo que
nous avons effectuée donne néanmoins & penser que
I’estimateur jackknife a son utilité pour estimer la variance
de I'estimateur de développement repondéré, méme en
présence de strates étonnamment peu importantes 2
Péchantillonnage de la deuxidme phase, c¢’est-d-dire de
strates qui ne comptent que 5 ou 10 éléments.

ANNEXE

Cohérence de I’estimateur de développement repondéreé
au niveau du plan d’échantillonnage

Pour vérifier la cohérence théorique de 1, dans
I’équation (2), on suppose simplement que le plan
d’échantillonnage et la population de y, sont tels que

G
; (M Im )Y wy /Tt - 1=0,(1m),

IE&"g
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et que, pour fout échantillon de premigre phase,

(Z w,/ ¥ wk) (m M)~ 1=0,(0Wm)  (Al)
keS, kes,

pour toutes les valeurs de g. Ces hypoth&ses justifient
1’équation (5) dans le corps du texte.

L’analyse présume que G est borné et que chaque valeur
de m, présente le méme degré asymptotique que m. La
chose n’est réalisable que lorsqu’on définit S, aprés
prélevement de 1’échantillon de la premiére phase. Sans
cela, M e équivaudrait & une variable aléatoire, si bien qu’on
ne pourrait garantir une valeur minimale pour m_, pour tous
les échantillons envisageables de la premiére phase. En
principe, on suppose qu’un mécanisme permet de
déterminer S, et les fractions de 1’échantillonnage de la
deuxieme phase, compte tenu d’un échantillon quelconque
de la premiére phase. Les valeurs exactes de Getde m_, en
revanche, peuvent &tre arrétées avant le prélevement de
P’échantillon de la premiére phase, sans que cela soit
toutefois une obligation,

Remarque au sujet du cadre asymptotique

Nous avons montré que 1’estimateur jackknife intégre
une composante permettant d’estimer la variance 2 la
deuxiéme phase E,[(z, - t1)2]) sans introduire de biais
asymptotique, quel que soit ’échantillon de la premidre
phase (voir I’équation (14)). Par voie de conséquence, cette
composante permet d’estimer la variance moyenne i la
deuxieéme phase (donc non conditionnelle) de tous les
€chantillons  possibles de la premidre phase
E{E,[(z, - ¢,)*]}, sans introduire de biais asymptotique.

Nous nous sommes €loignés du cadre décrit ci-dessus
dans le travail empirique afin que les résultats soient plus
faciles & résumer. Plus précisément, nous avons défini S
au préalable et laissé M varier. Advenant le cas ol
I’échantillon de 12 premigre phase donnerait une valeur M,
inférieure & la valeur m, désirée (50, par exemple) 2 la
strate de la deuxigme phase, nous avions 1'intention de
retenir tous les sujets de S pour constituer I’échantillon de

. B,

la deuxiéme phase. La présence de cette strate g de la
deuxieme phase n’augmenterait donc pas ’erreur quadra-
tique moyenne (ou biais) de £, et les hypothéses asymp-
totiques sur m_ s’avéreraient superflues. Ainsi qu’on a pu
le voir, M, n’a jamais obtenu une valeur inférieure 4 50
dans la simulation. Quoi qu’il en soit, on disposait d’une
régle applicable aux fractions de 1’échantillonnage de la
deuxieme phase, pour tous les échantillons de la premidre
phase.

Répétitions de I’estimateur jackknife

Deux cadres asymptotiques distincts (au moins)
s’appliquent & I'échantillon de la premidre phase. Le
premier comprend un nombre arbitrairement élevé de
strates 4 la premigre phase, la taille de chacune étant
limitée; bref, pour chacune d’¢lles, 1/n, = O(1) tandis que
1/H = O(1/m). Dans le deuxiéme cas, toutes les strates de
la premieére phase sont arbitrairement importantes, soit
I/n, = O(1/m). On suppose que chaque grappe renferme
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O(1) éléments dans les deux cas, bref que chaque grappe est
bornée.

Puisque m_ est du méme ordre asymptotique que m, il
est raisormable de penser que dans 1’un ou ' autre cas, pour
un échantillon donné de la premiére phase,

> wy/ X w,- 1= 0,m), (A2)
J't':'S‘g ieSx
E whﬂ/z w;- 1= 0,(1/m), (A3)

l&'.fg lEsx

ce dont on peut se servir pour dériver I'équation (9). De
méme, on présume que pour tout échantillon de la premire
phase

> w2 wy,- 1= 0 (Um), (Ad)
r'ESg I’ESS

ce qui donne i~ F = 0, (1/m).

Equations (12), (13) et (14)

Le nombre d’éléments dans chaque grappe étant limité,
par B par exemple, ie troisitme terme de I’équation (12)
compte au plus GB? termes, un nombre fini.

Chaque terme est d’ordre llmg {plus exactement, la
probabilité qu’un terme soit asymptotiquement d’ordre
supérieur & 1/m_ est égale i z€ro). Par conséquent, on peut
négliger la deuxieéme ligne de I’équation (12), sur le plan
asymptotique.

L’équation (14) se vérifie chaque fois que 1/n, = O(1),
car si n, est inférieur & C (par exemple), le troisieéme terme
de droite de I’équation (13) correspond 2 la somme d’un
maximum de G(BC)? termes, un nombre fini. Cette fois
encore, chaque terme est d’ordre 1/m_. On peut donc
ignorer la deuxidme ligne de 1’équation (13) sur un plan
asymptotique.

Supposons d’autre part, que chaque rapport 1/n, soit
égal & O(1/m). On présumera que le plan d’échan-
tillonnage et la population sont tels que, pour un échantillon
quelconque & la premiére phase,

4,=Y wiec,~ l)ri/z wy, =0,(1Wm)  (AS5)
JEF, ieF,

pour toutes les valeurs de 4. 1l s’agit d’une hypothese
raisonnable puisque, conditionnellement 4 I'échantillon de
la premigre phase, le dénominateur de 4, représente le total
d’un domaine —soit la somme de w y, pour les éléments
de F,. Par conséquent, il correspond A O(m) (sans perte de
généralité, on peut supposer que chaque w, est égal
O(1)). Le numérateur de 4, indique I’écart entre Iesti-
mateur de développement (somme des élémentsw,e.c,r,
dans F, ) d’un échantillon aléatoire simple stratifié et sa
cible (la somme des éléments w,r, dans F, ). L’équation
(A.5) repose sur Ia modeste hypotheése que le plan d’échan-
tillonnage et la population donnent une différence de
0 P(\/m) pour tous les échantillons envisageables de la
premiére phase.

En vertt de Thypothese (AS), Yirwz, =
):Fh.w,.y,.(l +A,) €quivauta peu prés a }er; w,y,, sibien
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que Eg[(EIEF,: W, z;)z]/n;, = (ZEEF',: ny;)zfn;,- L’équation (14)
provient de cette quasi-égalité et sur les équations (11) et
(12) n, étant €élevé, n,/(n, - 1) = 1).

Contre-exemples de Pestimateur jackknife de I’estima-
teur de développement double

Comme contre-exemple de la forme répétée de
'équation (16}, prenons le cas oll chaque grappe ne
renferme qu’un élément, # = G =1, et on y, est toujours
égal & 1. Dans ce cas, ¢, =T, et ¢, n’a pas de variance.
Malheureusement, tq;); = T'[n,/(n, = 1)](m - 1)/m quand
jes et Tni(n - 1) dans les autres cas. Donc,
(taps = TVT = O,(1/m). Le rapport v »/T? qui dérive de
oy serait lui aussi égal & O(1/m), guisqu’il §’agit de la
somme des termes »; d’ordre O(1/m~)

Bien que v,,/T? corresponde 2 O(l/m),v,, ne se
rapproche pas assez de zéro pour nous &tre utile. En effet,
si y, était toujours égal & N(1,1), la variance relative de
serait 1/m, qui correspond aussi & O(1/m). Pour que v,
soit presque égal a zéro, v, /T? devrait donc &tre inférieur
A O{1/m). Celan’étant pas le cas, I'estimateur de variance
jackknife est loin de ne pas étre biaisé.

Comme contre-exemple de la forme répétée de
I'équation (17), examinons le cas ou chaque grappe
renferme de nouveau un seul élément et ol y; est égal & un,
mais ol H =m, G = 1, la population de 4 est toujours égale
a Ny, n, =2 pour toutes les valeurs de A, et M, =2m. 1
s'ensuit que T = #, = mN,;, si bien que #; ne présente pas de
variance. La répétition #uys peut donc prendre quatre
valeurs. Si hjes et A'es(j#j"), alors, fy;=
[(m/2)(2m - 1)/(m - 1)IN,. Si hjes et hj'¢s, alors,
tagys = [({m - 112)(2m - 1)i(m - DIN,. Sihj¢s et hj'€s,
alors, gy = [(m/2)2m - 1)/m]N,. Si hj s et bj" ¢, alors,
tips = [({m - 1}/2X2m - 1)/m]N,. Dans aucun de ces cas,
(tips - THT =0 (1/m), de sorte que l'estimateur de
variance jackknit% ne peut étre presque dépourvu de biais.

Estimateur de régression de la deuxiéme phase

Pour étayer I’argumentation sur [’estimateur de régres-
sion de 1'équation (21), supposons que le plan d’échan-
tillonnage et la population soient tels qu'on obtient
confirmation des relations asymptotiques que voici. En
premier lieu,

Y wx (Y wiedx; x) ' dx; - 1=0,(1Wm), (A6)
i€S ies

qui est une généralisation de I’équation (Al). De méme, les
équations (A2) et (A3) peuvent étre généralisées pour
donner

E wkjidiqi/z wr'dqu_ 1= Op(llm), (AT
r'ESg :‘eSx

et

lE.i'x

Y weda,/ :2 wedg,-1=0,(Um)  (A8)

pour toutes les valeurs de g,, ol g, est un élément de la
matrice x,'x;. Enfin, I'équation (A4) se généralise pour
devenir

> w,dp,/Y wdp,-1=0,1/m) (A9)
ies‘g iESg

our toutes les valeurs de p;, olt p, représente un élément
s ' p] p; P
de la matrice x,’y,.
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Une méthode synthétique, robuste et efficace, pour réaliser
des estimations locales de population en France

GEORGES DECAUDIN et JEAN-CLAUDE LABAT!

RESUME

La France ne disposant pas de registres de population, les recensements de la population y constituent la base du systéme
d’informations socio-démographiques. Cependant, entre deux recensements, I’actualisation de certaines données est
nécessaire, notamment & un niveau géographique fin, d’autant plus que les recensements ont, pour diverses raisons, tendance
a s'espacer. Une mission, dont I'objectif était de proposer un systéme améliorant substantiellement le dispositif
d’estimations locales de population en vigueur, a &€ créée en 1993 au sein de I'Institut National de la Statistique et des
Etudes Economiques. Elle s’est consacrée A une double thche: réaliser une synthése efficace et robuste des informations
apportées par différentes sources administratives et mobiliser un nombre suffisant de «bonnes» sources. Le systdme «multi-
sources» qu'elle a congu et qui est présenté ici est souple et fiable, sans &tre trop complexe.

MOTS CLES:  Estimations de population; fichiers administratifs; estimation robuste.

1. INTRODUCTION

En France, comme dans tous les pays ne disposant pas de
registres de population, les recensements de la population
sont la base du systeme d’informations socio-démographi-
ques. Cependant, ce sont des opérations trés lourdes qui, &
I’heure actuelle, ne peuvent étre réalisées plus fréquemment
que tous les sept ou huit ans. Dans 1’intervalle, 1’actualisa-
tion de certaines données est donc nécessaire, notamment
4 un niveau géographique fin, d’autant plus que les
recensements ont, pour diverses raisons, lendance 2
s’espacer. Ainsi les estimations locales de population
constituent un enjeu important pour I'Institut National de la
Statistique et des Etudes Economiques (INSEE).

Malgré les progrés accomplis dans ce domaine, la situa-
tion, en 1993, pouvait paraftre encore assez peu satisfai-
sante. Par rapport au recensement de la population de 1990,
les estimations de population réalisées, sur la base du
recensement précédent (1982), pour les départements métro-
politains avaient présenté des écarts parfois importants.

L’INSEE a donc créé une mission & caractere métho-
dologique, chargée de proposer un systtme améliorant
substantiellement le dispositif en vigueur. Initialement, le
prochain recensement devait avoir lieu en 1997, Tl semblait
donc raisonnable de faire fonctionner le nouveau systeme
de fagon expérimentale jusqu’au recensement, afin de
vérifier ses performances, avant de 1"utiliser en production.
Le report du recensement 4 1999 a renforcé 1a nécessité
d’aboutir vite, afin de pouvoir utiliser le nouveau systéme
dés 1996.

Pour atteindre son objectif, 1a mission s’est consacrée,
avec le maximum de pragmatisme, A une double tiche:
réaliser une synthése efficace et robuste des informations
apportées par différentes sources administratives et
mobiliser un nombre suffisant de «bonnes» sources. Le
systéme «multi-sources» qu’elle a congu, et qui est présenté

ici, n’est pas trop complexe et semble efficace. On en
trouvera une présentation plus détaillée dans Decaudin et
Labat (1996).

2. PRINCIPALES CONCLUSIONS

Les principales conclusions de la mission sont les
suivantes:

(1) Tl est impossible d’améliorer les estimations de
population totale au moyen d’enquétes par sondage, 2
moins d’imaginer une enquéte d’une taille telle qu’elle
$’apparenterait 4 un recensement.

(2} Aucune source de données administratives ne refléte
suffisamment bien les évolutions de population. Toutes
{es sources peuvent présenter localement des dérives,
des ruptures, des a-coups..., qui ne sont pas toujours
faciles a déceler. En outre, il est souvent trés difficile,
voire impossible, d’ obtenir de I’organisme responsable,
méme & F’échelon local, des éléments d’explication et
surtout, lorsqu’il s’agit d’une erreur, les éléments de
correction. De toute fagon, il est imprudent de se
fonder sur une seule source administrative, aussi bonne
soit-¢lle, car sa pérennité n’est jamais assurée.

(3) En revanche, il est possible d’améliorer substan-
ticllement les estimations de population totale en
utilisant simultanément plusieurs sources. Un systéme
«multi-sources», analogue a celui présenté ici mais plus
rudimentaire, a été testé rétrospectivement, sur la
période intercensitaire 1982-1990, pour les 96 départe-
ments métropolitains. L’emreur moyenne (moyenne des
écarts relatifs en valeur absolue avec les résultats du
recensement de mars 1990) est descendue au-dessous
de 0,9 %, alors que I'erreur moyenne commise 2
I'époque, avec le systéme d’estimation en vigueur, &tait
de 1,4 %.

! Georges Decaudin et fean-Claude Labat, Institut National de la Statistique et des Etudes Economiques, 18, Boulevard Adolphe-Pinard, 75675 Paris, CEDEX 14,
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3. UTILISATION SIMULTANEE DE
PLUSIEURS SOURCES

Pour utiliser conjointement plusieurs sources, différentes
méthodes sont envisageables.

Une méthode universelle — et simple & mettre en ceuvre -
est la régression multiple. Sous forme simplifiée, cela
revient 4 utiliser, pour toute zone z, la relation suivante:

P(n +1,2)/P(n,2) =c + ¥ (kg Ng(n + 1,2)INg(n, 2),
b

ol P(n,z) est la population de la zone z au 1* janvier de
I’an n, les Ng(n, z) sont les effectifs provenant de chaque
source S a la méme date et les kg des coefficients, qu’on
estime par régression multiple sur une période passée. ¢ est
ici un terme constant qui ne sert qu’a la régression, le
calage sur la population nationale permettant de corriger la
dérive éventuelle.

Cette méthode est utilisée dans certains pays, le Canada
et les Etats-Unis notamment (voir par exemple Statistique
Canada 1987 et Long 1993). Néanmoins, elle n’a pas été
retenue car elle présente de nombreux inconvénients:

— il faut pouvoir estimer les coefficients; ¢’est-a-dire
disposer des données de chaque source sur une période
passée assez longue;

— les coefficients peuvent évoluer avec le temps, sans
qu’on puisse maitriser cette évolution;

— comme on 1’a déja dit, les sources administratives sont,
pour des raisons diverses (changements de réglemen-
tation, a-coups de gestion, ermeurs...), snjettes 4 ce
qu’on peut appeler des «anomaliess. Pour chaque
source S, I'importance de ces «anomalies» se refléte en
partie dans le coefficient £, plus ou moins selon que
leur effet & moyen terme a €té plus ou moins grand sur
la période d’étalonnage; mais les anomalies inter-
viennent néanmeins dans les estimations avec le méme
poids que les «bonnes» données de la méme source. Les
estimations sont alors fortement perturbées.

Une autre méthode est celle dite «compositer. Chaque
source sert A estimer la population d’une ou plusieurs
classes d’age: la classe d’4ge X bien couverte par la source,
mais aussi parfois une autre classe présentant & coup sir
une évolution trés voisine de celle de la classe X (par
exemple les «30-45 ans», si X représente les «moins de
18 ans»}. Il faut alors disposer d’indicateurs appropriés pour
les autres composantes de la population et gérer correcte-
ment la consolidation de ces estimations «par parties».

Ce genre de méthode, utilisé aux Etats-Unis (Long
1993), nous a paru problématique, notamment i cause de la
difficulté i traiter convenablement les «anomalies».

Le systéme e«multi-sources» proposé repose sur une
synthése robuste d’estimations provenant des différentes
sources. Il combine un raisonnement démographique et des
techniques purement statistiques. Il s’inspire des expé-
riences menées a la Direction régionale de Bretagne de
I’INSEE, au début des années 1970 (Laurent et Guéguen
1971, Guéguen 1972). La défaillance de I'une des sources

n’empéche pas un tel systéme de fonctionner, méme si ses
performances sont un peu dégradées.

4. UNE BASE DEMOGRAPHIQUE

Le raisonnement démographique qui est & la base du
systeme est élémentaire: en supposant connue la population
totale P(») d’une zone au 1* janvier de I’an n, la population
P(n + 1) de la zone au 1¥ janvier de I'an » + 1 s’en déduit
par ajout des deux composantes de la variation au cours de
I’année #: ’excédent naturel (naissances moins décés)
d’une part, et le solde migratoire (immigrants moins
émigrants} d’autre part.

P(n + 1) = P(n) + N(n) - D(n) + I{n) - E(n).

En France, I’excédent naturel est fourni annuellement au
niveau communal par les statistiques de 1’état civil. Si ces
dernigres ne sont pas encore disponibles sous forme
définitive, ce qui est souvent le cas au troisiéme trimestre de
I’année n + 1, il est facile de les estimer avec une faible
marge d’incertitude.

La seule inconnue est donc le solde migratoire sur
Iannée n: SM(n) = Kn) - E(n) ou, ce qui est équivalent, le
taux de solde migratoire T(n) = SM(n)/FP(n). En d’autres
termes, estimer la population revient a estimer le solde
migratoire depuis la derniere date ol cette population est
connue (ou supposée telle), et réciproquement.

En France, les soldes migratoires ont une importance non
négligeable mais néanmoins modeste par rapport a d’autres
pays, comme le Canada ou les Etats-Unis par exemple. En
outre, ils présentent en général une certaine inertie, du
moins & des niveaux géographiques relativement agrégés.
Une fagon d’apprécier I'influence de leurs variations, d’une
période intercensitaire 2 la suivante, consiste & mesurer les
erreurs qu’on aurait commises sur chaque période, si on
avait estimé les populations en reconduisant les taux de
solde migratoire annuels moyens de la période précédente.
Sur la période 1982-1990, pour les départements (sans la
Corse), I'erreur moyenne en fin de période (en 1990, au
bout de huit ans) n’ aurait été que de 1,3 %. Il n’était pas sfr,
au démarrage de la mission, qu'on puisse atteindre une
précision nettement meilleure. Toutefois, en 1975 comme
en 1982, I'erreur moyenne qu’on aurait commise, avec la
méthode tendancielle, aurait été beaucoup plus forte: 2,8 %
et 2,7 % respectivement (sur sept ans). On peut donc penser
que la période 1982-1990 a &€ exceptionnelle et qu’a
I’avenir les inflexions redeviendront plus marquées.

5. DES ESTIMATIONS ISSUES DES
DIFFERENTES SOURCES

On tire de chaque source, par une méthode appropriée,
une estimation du taux de solde migratoire annuel de
I’ensemble de la population. Les méthodes qui peuvent &tre
utilisées dépendent des données disponibles.
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Pour chacune des sources expérimentées el jugées
«bonnes», au moins au niveau départemental, une méthode
est proposée. Les cing sources retenues sont les suivantes:
taxe d’habitation; abonnés électriques; enfants bénéficiatres
d’allocations familiales; statistiques scolaires; fichier
électoral.

Les données relatives 3 la composition des foyers
fiscaux, figurant dans les fichiers de I'impét sur le revenu,
constituent une sixiéme source qui devrait fournir de trés
bons résultats. Cependant, jusqu’a présent, ces données
n’ont été analysées que pour quelques départements et la
méthode d’utilisation n’est pas encore complétement définie.

Il est proposé en outre d’intégrer au systdme une
estimation tendancielle du taux de solde migratoire.

Deux catégories de méthodes sont utilisées. La premigre
concerne les sources relatives aux ménages; la deuxidme
celles portant sur des individus.

5.1 Sources relatives aux ménages

Certaines sources fournissent une information sur I’évo-
lution du nombre de ménages. C’est le cas des sources «faxe
d’habitations (TH) et «abonnés électrigues». La taxe
d’habitation est un des quatre principaux impéts directs
locaux. Comme son nem l'indique, elle s’applique aux
logements occupés, selon des modalités différentes pour les
résidences principales et les résidences secondaires. C'est
la situation au 1* janvier de 1’année d’imposition qui est
prise en compte. Depuis les années 1980, la source TH est
a la base des estimations départementales de population
réalisées par I'INSEE (Descours 1992); la source «abonnés
électriques» lui a été substituée au début des années 1990,
en raison des perturbations provoquées par une modifi-
cation du systéme de gestion qui s’est généralisée progres-
sivement i tous les départements.

La méthode retenue pour utiliser ces sources est
classique dans son principe. Elle conduit directement & une
estimation de la population totale et comporte trois étapes
principales:

(1) estimation du nombre de ménages;

(2) estimation de la taille moyenne des ménages et passage
a I’estimation de la population des ménages;

(3) ajout de la population «hors ménages».

Dans la premiére étape, on suppose que le nombre de
ménages évelue comme les données fournies par la source
{nombre de résidences principales TH ou nombre d’abon-
nés électriques). La seconde étape est la plus délicate. Elle
repose & la fois sur I'utilisation des statistiques de personnes
& charge contenues dans les fichiers TH et sur une estima-
tion, de nature tendancielle, delataille moyenne des ménages.

Dans le systéme «multi-sources» proposé, on passe au
taux de solde migratoire, pour confrontation avec les autres
sources, a l'aide des statistiques de I'état civil (cf.
section 4).

5.2 Sources relatives a des individus

Les autres sources utilisées portent sur des individus.
Seule une certaine tranche d’ige X de la population est en

1M

général couverte convenablement. La méthode comporte
alors deux étapes principales:

(1) estimation, a partir de la source, du taux de solde
migratoire de la population d’4ge JX;

(2) passage au taux de solde migratoire de I’ensemble de
Ia population.

La deuxidme étape repose sur la relation statistique
suivante, observée dans le passé, entre la variation, d’une
période & I’autre, du taux de solde migratoire global (7) et
celle du taux de solde migratoire pour la population d’age

X(TX):
T, - T, =§,(TX, - TX)),

ol 8  est un coefficient voisin de 1, dépendant de la tranche
d’dge X. Cette relation est voisine de celle utilisée par
de Guibert-Lantoine (1987) pour estimer la population
partir des statistiques scolaires.

Pour les tranches d’4ge correspondant aux différentes
sources utilisées, les valeurs, estimées par régression
linéaire, du coefficient &,(+/-2 écarts-types) sont
présentées dans les tableaux 1 et 2.

Tableau 1
Estimation de 8, sur les départements, hors Corse,
soldes internes

Age en fin de période

Période 1 | Période 2

0-19 ans 10-14 ans |35 ans ou plus

1962-1968 | 1968-1975 | 0,76 (+/- 0,04) | 0,69 (+/-0,06) | 1,24 (+/-0,09)
1968-1975|1975-1982 (0,77 {+/-0,03) | 0,88 (+/-0,06) | 1,56 (+/-0,08)

1975-1982{1982-1990 10,70 (+/-0,11) | 0,49 (+/-0,10) | 1,26 (+/-0,17)

Tableau 2
Estimations de 8,, sur le couple de périodes 1975-1982 et

1982-1990, hors Corse, soldes totaux
Age en fin de période
0-18 ans 9-15 ans 35 ans ou plus
Départements 0,65 (+/-0,11y 0,57 (+/-0,10) §,22 (+/-0,16)
Dépantement —
zone d'emploi 0.65 (+/-0,04) 0,59 (+/-0,04) 1,17 (+/-0,06)

Quant 2 la premiére étape, elle dépend de la source:

Fichier électoral

Les migrations électorales annuelles pour la tranche
d’age retenue (les «30 ans ou plus») sont fournies directe-
ment par le fichier électoral géré par I'INSEE. On passe du
taux de solde migratoire électoral au taux de solde
migratoire résidentie] en divisant le premier par un
coefficient reflétant I’ampleur de la révision électorale.

Statistiques scolaires

Le solde migratoire des «5-9 ans» est obtenu en
soustrayant leur effectif I'année » de celui des mémes
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générations I’année d’aprés (c’est-a-dire de 1'effectif des
«6-10 ans» I’année n + 1) et en défalquant les déces.

Enfants bénéficiaires d’allocations familiales

L’effectif des «(0-17 ans» est estimé en supposant qu’il
évolue comme le nombre d’enfants bénéficiaires
d’allocations familiales. On en déduit un solde migratoire
de «jeunes» en comparant cette estimation a I'effectif
résultant d’une évolution sans migrations, ¢’est-3-dire sous
le seul effet du mouvement naturel.

6. SYNTHESE

6.1 Principes

Les différentes estimations élémentaires du taux de solde
migratoire annuel font 1’objet d’un traitement statistique,
afin d’en tirer un «aux synthétique», reteno comme
estimation finale. Le traitement permet d’éliminer les
valeurs aberrantes, de sous-pondérer les valeurs suspectes
et, plus généralement, d’attribuer 4 chaque source un poids
adapté a ses performances.

Plus précisément, chague source pouvant «dériver», les
différentes estimations €lémentaires sont en général
biaisées; on les corrige d’abord du biais national de la
source correspondante pour 1'année considérée, biais qu’on
estime au préalable. En procédant ainsi, on suppose
implicitement que 1’écart entre le biais local et le biais
national est de faible importance par rapport an flou
irréductible. Lorsqu’on disposera d’estimations pour
plusieurs années, on devrait pouvoir tester cette hypothese,
et, le cas échéant, la remplacer par une hypothése mieux
adaptée a la réalité, afin d’améliorer la correction des biais
au niveau local.

Notons qu’une opération en apparence aussi simple que
la correction du biais national nécessite néanmoins
quelgues précautions. La solution consistant & opérer un
calage brutal sur le taux de solde migratoire national,
considéré par définition comme la bonne référence, est peu
satisfaisante, en raison des anomalies qui peuvent venir
perturber le calage. Il est donc préférable d’estimer les biais
au cours d'un processus ol 1’on élimine aussi les anomalies.
Le processus est analogue a celui qui est utilisé pour la
synthése et qui est décrit ci-aprés. Cependant, la
détermination des biais, supposés nationaux et donc
calculés sur 96 départements, est moins sensible aux
anomalies que celle des taux synthétiques, calculés sur un
petit nombre de sources. Seules les anomalies importantes
sont susceptibles de fausser sensiblement le calage des taux
et doivent donc étre corrigées.

Le taux de solde migratoire esynthétique» est une
moyenne pondérée des estimations élémentaires ainsi
«calées». On attribue A chaque source §un poids «a priori» W
censé refléter sa précision & moyen terme. Mais de plus,
pour une année et une zone données, ce poids est modulé
pour prendre en compte le caractdére plus ou moins
vraisemblable du taux comespondant. Ainsi, un taux
«anormalement éloigné» des taux issus des autres sources

— en pratique d’une valeur centrale de I’ensemble des taux
de la zone — voit son poids annulé ou réduit. Pour cela, on
examine ['écart entre le taux provenant de chaque source et
la valeur centrale retenue et on le compare & une «norme»
d’écart NO, propre 4 la source, déterminée empiriquement
i partir des données disponibles: si 1'écart est inférieur &
«a fois» 1a norme, on ne modifie pas le poids a priori; s’il est
supérieur & «b fois» la norme, on met le poids 4 0; entre les
deux, on multiplie le poids par un coefficient, compris entre
0 et 1, calculé par interpolation.

Notons que I’estimation tendancielle est formellement
traitée comme celles provenant des sources exogenes; son
poids est annulé lorsqu’elle est considérée comme non
vraisemblable, parce que trop éloignée des autres
estimations.

La synth&se est réalisée de maniére automatique, ce qui
assure une homogénéité et une logique explicite aux
traitements mis en ceuvre. Cela ne supprime pas, pour
autant, la nécessité de contrbler les résultats obtenus.

6.2 Présentation théorique

Sur le plan théorique, on a cherché & utiliser les
raisonnements et les techniques de I’estimation robuste,
exposées par exemple dans Hoaglin, Mosteller et Tukey
(1983). La méthode retenue s’inscrit dans le cadre des
M-estimateurs de tendance centrale et plus précisément
dans la catégorie des F-estimateurs, qui mettent en ceuvre
’algorithme des moindres carrés repondérés.

Les taux de solde migratoire pour I’année » et la zone z
issus des différentes sources S (et corrigés de leurs biais
nationaux) étant notés TC.(n,z), le taux synthétique
T{n, z} est solution de 1’équation implicite:

TC,(n, 2) - Tln, 9,

NO,

Y W, . NOg . ¥( 0,
N

ot la fonction ¥ est de type redescendant a point de rejet
fini: '

Y(r)y=r pour |#|< a,

‘{’(r)=rb_|r| pour a< |r|< b,
b-a

Y({ry=0 sinon.

Un processus itératif permet d’affiner progressivement
le traitement automatique des données suspectes,

6.3 Premiére analyse des distances de chaque taux
a la valeur centrale des taux

(1) Pour chaque zone z, on calcule une premiére valeur
centrale des taux «calés» TC{n, z). La valeur centrale
retenue doit étre peu sensible & Pexistence éventuelle
de valeurs trés éloignées pour certaines sources, mais
aussi &tre d’autant plus influencée par une source que
cette source est en moyenne plus précise. Dans ces
conditions, plutdt que de choisir la médiane — qui
répondrait & la premigre condition — on retient une
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statistique de rang un peu plus élaborée, mais
néanmoins simple, compte tenu du petit nombre de
valeurs; cette statistique est la moyenne, pondérée
respectivement par 1/2, 1/4, 1/4, des trois quartiles:

— la médiane des taux TC(n, z) pondérés par les poids
a priori W,

— le quartile inférieur (Q1) des taux pondérés,

— le quartile supérieur (O3} des taux pondérés.

(2) Lestanx T1(n, ) ainsi obtenus sont calés sur le taux de
solde migratoire du niveau supérieur, par simple
translation:

ICl(n,z) =T1(n,z) +
TREF(n) - Y. (T1(n,2)P (n,2)) / Y P(n,z)

ol P(n, z) est la population de la zone z au 1* janvier
de I’'an n et TREF(n) le taux de solde migratoire du
niveau supérieur (le taux national pour la synthése
départementale).

(3} On calcule, dans chaque zone, les écarts de chaque
taux a cette valeur centrale calée;

ECly(n,z} = | TCy(n,2) - ICl(n, 2) |

(4) Pour chaque source et chaque zone, 1’ampleur de cet
écart est appréciée par rapport 4 la «norme»
d’éloignement NOg propre a la source. Cette «norme»
est déterminée empiriquement 2 partir des données
disponibles: ¢’est en principe la moyenne des €carts
constatés dans le passé, anomalies exclues. Il en résulte
une premiére modulation du poids affecté a priori a
cette source:

—s1 EClg(n,2z) < al NOg, ob al est un parametre 3
choisir (voisin de 2), on ne modifie pas W, poids
a priori de S. Autrement dit, si WM (n,z) est le
coefficient de modulation de W (coefficient
compris entre O et 1), on prend WMl (n,z) = 1;

-si ECli(n,z)>bl NO;, ou bl est un autre
paramétre (voisin de 3), on met W, 4 0, c’est-a-dire
qu’on élimine la source S: WMls(n, z) = 0;

-si alNOg<EClg(n, z) s b1NO;, on interpole
WM]1 ;(n, z) en fonction de la valeur de EC1g(n, z):

WM (n, z) = ()1 NOs - ECl(n, 2))/((b1 - al)NO,).

(5) Alissue de cette premidre phase, on dispose donc de
nouveaux poids propres A chaque source et A chaque
zone, qui permettent d’éliminer ou de sous-pondérer
localement les taux suspects: Wig(n,z) =
W WMl (n, z).

6.4 Itérations
(1) ATaide des poids ainsi modifiés 1 5{1, 2), on estime

pour chaque zone une nouvelle valeur centrale, en
prenant cette fois la moyenne pondérée des taux:
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T2(n,z) = Y (TCy(n, 2)W14(n, 2)) / Y wign,2).
S S

(2) On cale chaque taux T2(n,z) sur le taux de solde
migratoire du niveau supérieur, par translation. On
obtient TC2(n, z).

(3) On calcule, dans chaque zone, les écarts de chaque
taux au taux moyen calé: EC2(n,z) = | TCy(n,z) -
TC2(n,z)|. A partir de ces écarts, on calcule de
nouveaux coefficients de modulation des poids a priori,
en utilisant des paramtres a2 et 52, pouvant étre
différents de al et b1 (inférieurs en principe). On
obtient ainsi de nouveaux poids W2,(n,z) prenant
mieux en compte les anomalies, car celles-ci ont été
appréciées par rapport a4 une meilleure tendance
centrale. Avec ces poids, on estime un nouveau taux
synthétique 73(nm, z), que I'on cale sur le niveau
supérieur pour obtenir TC 3(n, z).

(4) On répete les opérations du point 3) avec les mémes
parametres a2 et b2. Les tests menés au niveau
départemental sur 1982-1990 montrent que la conver-
gence est en général rapide; les taux sont trés souvent
stabilisés a partir de la quatrieme itération.

7. MISE EN (EUVRE AU NIVEAU
DEPARTEMENTAL

Le systéme d’estimation qui vient d’étre présenté dans
ses grandes lignes — et qui est destiné 2 &tre utilisé de fagon
opérationnelle pour les années 1990 et suivantes — a été mis
en ceuvre par la mission pour I’année 1990 au niveau
départemental, avec les cing sources suivantes: taxe d’habi-
tation (TH), abonnés électriques (EDF), allocations
familiales (AF), statistiques scolaires (EN), fichier électoral
(FE), plus |’estimation tendancielle (TEND).

La figure 1 illustre les résultats obtenus pour quelques
départements. Le tableau 3 présente les valeurs des poids et
des normes retenues pour faire fonctionner le systeme. Ce
tableau présente également certaines statistiques provenant
de la synthese des taux de solde migratoire et portant
notamment sur les écarts entre les taux issus de chaque
source et les taux synthétiques.

Tableau 3
Mise en ceuvre pour I’année 1990 au niveau départemental
Parameétres et statistiques

TH EDF AF EN FE TEND
Poids 115 100 g8 70 B0 100
Norme 0,15 017 0,19 020 0,1% 0,12
Nombre de taux 9 96 89 96 94 96
Moyenne des écarts 055 0,14 030 019 0,14 0,13
Nombre de taux «aberrantss 37 2 17 3 1 6
Moyenne des écarts sans les
taux «aberrants» 015 013 016 016 013 0,11

Nota: - Coefficients (a; &) appliqués aux normes: (2,5; 3,5) A 1a premitre

itération, puis (2; 3).

- Les valeurs des écarts et des normes comespondent 3 des taux
exprimés en %.

- Les écarts sont calculés par rapport aux taux synthétiques aprés trois
itérations.

- Les taux «aberrants» sont ceux dont le poids est annulé apas trois
itérations.
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Figure 1. Synthdse des taux de solde migratoire de I'année 1990 pour douze départements, repérés par leur numéro (49, 62...).
N.B.: TC4 est le taux synthétique obtenu apres trois itérations. Lorsque le poids d'une source est annulé ou réduit,
la valeur du coefficient de modulation (WM3) est indiquée.

Les résultats conduisent & penser que le systéme est Tableau 4 .
encore plus efficace que ce qu’a indiqué le test rétrospectif Moyenne des €carts dans le test rétrospectif
sommaire réalisé sur la période intercensitaire 1982-1990 TH EDF _ AF EN FE

avec les mémes sources. En effet, en dehors de la source

" . . 1982 0,26 034 050 047 034
TH, encore perturbée, les estimations provemant des
différentes sources sont plus convergentes gu’elles ne 1983 028 033 048 047 032
I’étaient en moyenne dans le test rétrospectif (cf. tableau 4). 1984 023 028 040 045 034
Cela n'a d’ailleurs rien d’étonnant, compte tenu du 1985 024 031 048 044 032
caractére rudimentaire du systéme testé sur la période 1986 023 033 040 033
intercensitaire 1982-1990. En effet les données utilisées 1987 040 028 041 027
étaient sommaires, voire fragmentaires, en raison de la 1988 084 0290 030 037 024
difficulté & mobiliser en 1993 des données de gestion pour 1989 097 021 030 033 035

des années anciennes (1982, ...); en outre, les relations M 5 043 030 0 )
utilisées pour tirer de chaque source une estimation du taux oyenne générale d i 41 039 03
de solde migratoire étaient simplistes; enfin, la méthode de Nota: - Le nombre de taux par année est généralement de 96, sauf pour AF
synthése était moins élaborée. (89) et FE (94). ] .
Notons que I'intégration d'autres sources, des données - ll..gss:]ource «fichier €lectorals n’a pas fourni de taux pour 1986 ni
de I'impét sur lq revenu notamment, ne peut que renforcer - La source «Taxe d'habitation» a commencé 3 étre perturbée en 1987.
encore ’efficacité du systéme. - Les valeurs des écarts correspondent a des taux exprimés en %.
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8, COMPLEMENTS

8.1 Niveaux infradépartementaux

L'utilisation de certaines sources peut devenir hasar-
deuse i un niveau géographique plus fin que le départe-
ment, et cela pour différentes raisons: parce que les
hypothéses sur lesquelles repose la méthode deviennent
fragiles, parce que les effectifs sont faibles... Les
statistiques scolaires sont notamment dans ce cas.

Cependant, on ne devrait pas courir trop de risques en
faisant fonctionner le systéme pour les zones d’emploi; plus
précisément pour les croisements «département * zone
d’emploi» (environ 420 zones) permettant d’assurer la
cohérence avec le niveau départemental.

En effet:

— on peut accepter une certaine dégradation des perfor-
mances par rapport aux estimations départementales,
d’autant que ces derniéres devraient étre de bonne
qualité;

— les données tirées des fichiers de I'imp6t sur le revenu
devraient étre d’un apport précieux;

— I'estimation tendancielle et le calage sur les estimations

"~ de niveau géographique supérieur (départementales en
1’occurrence) jouent, I'une et I’ autre, un rdle de garde-
fou.

Notons que rien n'interdit, bien entendu, d’utiliser le
syst¢tme pour produire des estimations dans d’autres
zonages infradépartementaux.

Au niveau départemental, il ne semble pas utile
d’adapter les parametres (poids «a priori» et normes) a la
taille de la population; en revanche, pour les niveaux
infradépartementaux, cette adaptation semble indispen-
sable. Sinon on risque d’étre beaucoup trop rigoureux pour
les petites zones. Il semble qu'une fonction de norme du
type suivant puisse convenir:

NOg = o PP,

ol NOjy est Ia norme de la source S, P la population de la
zone et o et P deux parameétres dépendant a priori de la
source S. Le paramétre B est évidemment négatif. Si p vaut
-0,25, la norme double lorsque la population est divisée par
16. I semble aussi que le type de zone intervienne: ainsi le
flou serait en moyenne plus important pour une commune
de 50,000 habitants que pour une zone d’emploi de méme
taille. Les parametres o et f sont & définir pour chaque
source infradépartementale et, le cas échéant, pour chaque
type de zone.

8.2 Calendrier

Le systéme fonctionne d’autant mieux que le nombre de
sources est plus important. Toutefois, les sources relatives
4 une méme année sont disponibles de fagon échelonnée
dans le temps. Le systéme étant capable de fonctionner avec
un nombre variable de sources, on peut élaborer, au moins
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au niveau départemental, plusieurs ensembles d’estimations
au 1% janvier de l'an n: par exemple, des estimations
provisoires au troisieme trimestre de 1'année »,  partir des
premiéres sources disponibles, puis des estimations semi-
définitives au troisieme trimestre de I'année n + 1, assises
sur davantage de sources et enfin des estimations définitives
au troisiéme trimestre de I’année n + 2. Différents éléments
sont 4 prendre en compte: la lourdeur d’une campagne,
I’ampleur des modifications dues i ’ajout d’une source,
ampleur qui pourra étre appréciée par des simulations sur
les premiéres années de mise en ceuvre du systéme.

8.3 Intégration d’une source supplémentaire

Le systéme est souple et modulaire. L’intégration d’une
nouvelle source ne pose donc pas de probléme particulier.
Il suffit de définir la méthode permettant d’en tirer une
bonne estimation du taux de solde migratoire de chaque
zone. La panoplie des méthodes envisagées par la mission
est assez fournie pour que, dans la plupart des cas, on
puisse y trouver un type de méthode adapté 2 la source.

Pour déterminer les paramétres (poids «a priori» et
norme) a lui attribuer dans la synthése, on suggére de faire
fonctionner le systéme «A blanc» avec des parametres fixés
arbitrairement, mais de facon raisonnable; il est évidem-
ment prudent de démarrer avec une norme plut6t forte et un
poids plutdt faible. L’analyse des écarts obtenus entre les
taux de solde migratoire issus de cette source et les taux
synthétiques permet de déterminer une meilleure norme. On
peut alors adapter le poids en conséquence, en se servant,
faute de mieux, d’'une relation supposée de quasi-
proportionnalité entre le poids et I'inverse du carré de la
norme. On peut évidemment itérer ce processus, en
modifiant également, le cas échéant, les parameires des
autres sources. Toutefois, les tests réalisés au niveau
départemental sur la période 1982-1990 semblent montrer
que les performances globales du syst2me sont assez peu
sensibles & des variations, méme assez importantes, des
poids «a priori»; il n’est donc pas nécessaire de déterminer
ces poids avec une grande précision, ce qu’on ne pourra pas
faire, de toute fagon, avant le prochain recensement.

9. CONCLUSION

Le systéme d’estimation de population «multi-sources»
présenté ici est robuste et souple, sans 8tre trop complexe.
It fonctionne avec un nombre variable de sources. On peut
y intégrer une nouvelle source sans qu’il soit nécessaire de
disposer d’une longue période d’observation rétrospective.
Les données aberrantes sont décelées automatiquement et
corrigées, de fagon a ne pas perturber les estimations. Les
expérimentations, encore peu nombreuses, qui ont &té
réalisées conduisent & penser que ce systéme est efficace.
Apres une phase de mise an point et de rodage, il devrait
pouvoir étre utilisé en production sans trop de risques, en
attendant les résultats du prochain recensement de la
population, prévu pour 1999,
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Une procédure adaptative d’estimation robuste du taux
d’évolution de ’investissement

PHILIPPE RAVALET'

RESUME

La présence d’observations extrémes dans les données d’enquéte est un probleme récurrent de la statistique appliquée
auquel I’enquéte de I'INSEE sur I’investissement industriel est aussi confrontée. La prévision du taux de croissance des
dépenses d’équipement dans I’industrie se ramene, de ce fait, 2 1’estimation robuste d’un total dans une population finie.
Dans une premigre partie, cet article analyse I’ estimateur actuellement utilisé dans 1'enquéte Investissement. Nous montrons
qu’il suit une stratégie de repondération de I’estimateur linéaire. Mais la dichotomie stricte imposée entre les points
extrémes, tous supposés non représentatifs, et les autres points n’est pas entitrement satisfaisante d’un point de vue 2 la fois
théorique et pratique. L’ adoption d’une approche modélisée et 1’estimation par les GM-estimateurs, appliqués au cas d’une
population finie, permet de pallier ces défauts. Nous construisons ensuite une procédure adaptative robuste qui détermine
I’estimateur approprié en fonction des résidus observés sur I’échantillon lorsque ceux-ci peuvent étre supposés symétriques.
Enfin, cette méthode est appliquée aux données de 1'enquéte Investissement sur la période 1990-1995.

MOTS CLES: Enquétes de conjoncture; valeurs extrémes; estimation robuste; GM-estimateur; procédure adaptative.

1. INTRODUCTION

. Depuis 1952, I'Institut National de la Statistique et des
Etudes Economiques (INSEE) réalise une enquéte sur
1’investissernent qui fournit des estimations prévisionnelles
de I’évolution des dépenses d’équipement dans I’industrie,
bien avant la publication des Comptes Nationaux et des
résultats d’enquétes exhaustives. L’estimation du taux de
croissance de I’investissernent s’appuie sur les déclarations
d’environ 2 500 chefs d’entreprise concemant leurs
dépenses et intentions de commande en biens d’équipement.

La présence quasi systématique de valeurs extrémes dans
ces données constitue une difficulté majeure. Celles-ci
peuvent en effet perturber gravement 1’estimation du taux
de croissance moyen et conduire & des résultats inaccep-
tables. Selon Chambers (1986), on peut distinguer deux
types de points extrémes. Les points non représentatifs
correspondent soit 4 des erreurs de mesure, que 1'on
s’efforce de corriger lors de 1a collecte des données, soit &
des individus uniques dans la population. A contrario, les
points extrémes représentatifs désignent des individus
curieux mais qui ne peuvent étre considérés comme
exceptionnels. Il en existe certainement de semblables dans
la population non interrogée et l'information qu’ils
contiennent doit étre intégrée dans 1’ estimation.

Le probléme posé ici s’identifie 4 celui de 1’estimation
robuste d’un total dans une population finie avec infor-
mation auxiliaire, probléme auquel la théorie n’apporte pas
de réponse définitive. Néanmoins diverses techniques,
revues dans Lee (1995), peuvent étre appliquées. La
méthode d’estimation actuellement utilisée dans 1'enquéte
Investissement suit la logique de repondération de
I’estimateur linéaire selon Hidiroglou et Srinath (1981).
Toutefois, I'identification et le traitement des points

extrémes ne sont pas entiérement satisfaisants. En
particulier, tous les points extrémes sont supposés non
représentatifs et la dichotomie entre points «normaux» et
points extrémes rend 1’estimation trés sensible au choix de
ces derniers.

L’introduction d’un modgle linéaire de superpopulation,
qui décrit I’évolution individuelle de l'investissement,
permet de mieux apprécier le caractere singulier d’une
observation et de définir son niveau de représentativité.
Son estimation par les GM-estimateurs constitue alors une
alternative séduisante & la méthode des moindres carrés
dont la propriété d’absence de biais est trés cofiteuse en
termes de variance. Le réglage de la fonction de poids
dépend a priori des caractéristiques de la population selon
des critéres maintenant bien décrits dans la littérature, Ces
caractéristiques pouvant changer d’une strate 3 1’autre, mais
aussi au cours du temps, 1'intérét d'une procédure adap-
tative est évident. A partir d’une premidre estimation
robuste, on détermine 1’allure de la distribution des résidus,
puis on choisit I'estimateur & utiliser selon une régle
prédéfinie. Suivant Hogg, Bril, Han et Yul {1988), on
construit une procédure adaptative s'appuyant sur des
indicateurs d’épaisseur de queue et de concentration
estimés sur I’échantillon, I'asymétrie des résidus n’étant pas
envisagée. Cette procédure est appliquée sur les données de
I’enquéte Investissement pour la période 1990-1995.

2. L’ESTIMATEUR DE L’ENQUETE
INVESTISSEMENT

2.1 Principe de Iestimation

Dans une population finie I/ = {1, ..., N}, correspondant
ici & une strate de I'enquéte, on tire un échantillon

! Philippe Ravalet, Division des enquétes de conjoncture, INSEE, 15 Bd G. Péri, BP 100, 92244 MALAKOFF CEDEX.
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s={l,..,n} detaillen, et 5§ ={n+1,..,N} désigne la
population non interrogée. Chaque entreprise est interrogée
sur ses dépenses d’investissement pour deux années con-
sécutives ¢ - 1 et t, notées respectivement x et y.

Connaissant le montant total X’ des investissements de
I’année ¢-1 dans la population, on peut déduire de
I’estimation ¥ du total des investissements pour I’année ¢,
le taux d’évolution moyen des dépenses d’équipement entre
i-1lett:

r-x
ra
Pour simplifier les notations, on définit le paramétre
® =1 +8 = Y/X, estimé par © = ¥/X.
L’estimateur actuellement utilisé dans 'enquéte de

I'INSEE s’inspire de la méthode du ratio, avec pour
information auxiliaire I'investissement réalisé en ¢ - 1:

Ex?x

b=

Cet estimateur peut s’écrire comme un estimateur
linéaire pondéré:

?ratio = E Wz, (1)
5

Dans cette expression, w, = Xx,/Y x; est le poids de
l'individuiet z, =y /x, I évolution annueﬁe de son investis-
sement. Un tel estimateur sera sensible 2 la présence de
points extrémes 4 la fois sur z et w. Un point atypique
présentera une évolution z trés différente de celle des autres,
tandis qu’un point influent aura un poids w suffisamment
important pour attirer, par effet levier, le taux d’évolution
moyen de la strate vers son propre taux d’évolution. Le
critere décisif pour qualifier une observation de point
extréme étant que le produit wz soit assez grand pour
perturber 1’estimation Ymuo, la distinction entre points
atypiques et points influents est bien entendu arbitraire. Le
terme générique grands investisseurs (ou GI en abrégé)
désignera I’ensemble de ces points extrémes tandis que le
terme extrapolables fera référence aux autres individus de
1’échantillon.

Ayant réalisé une partition a posteriori de I’échantitlon
s = {GI} v {extrapolables}, on estime le total des investis-
sements du reste de la population 5 2 partir du comporte-
ment des seuls individus extrapolables selon la méthode du
ratio:

?G]=Eyi+(2x,_) dexwa) 2

Dans (2), le poids des extrapolables 1+ Y-x/¥ .. %,
est bien strictement plus grand que celui des grands
investisseurs qui vaut 1.

2.2 Sélection des Grands Investisseurs

Les grands investisseurs sont choisis, au nivean de
chaque strate, en fonction de leur influence sur 1’estimation
de ©® selon une procédure itérative. Pour commencer, les
individus sont tous supposés extrapolables et on calcule
pour chacun d’eux un indice de non prise en compte,
mesurant 1’1mpact sur © de son, exclusion de Péchantillon,
NPEC = (¥ Gx)/X oll Y est le total estimé sans
I’individu i.

L’entreprise ayant le plus grand indice NPEC en valeur
absolue est déclarée grand investisseur. On réestime alors 7, Gl
avec cette nouvelle partition de U, puis on identifie le grand
investisseur suivant. La sélection s’interrompt d&s que tous
les individus extrapolables ont une influence sur 1’estima-
tion inférieure & un seuil donné. Cette condition est d’autant
plus facilement vérifiée que le nombre et la masse des
observations sont importants. Inversement, elle se révélera
impossible a réaliser si le nombre d’individus est trop
faible; dans ce cas, le gestionnaire d’enquéte veille simple-
ment & ce gu’aucun individu n’ait une influence beaucoup
plus grande que les autres, introduisant ainsi une dose de
subjectivité dans la procédure.

Par ce mécanisme itératif, les phases habituelles de
détection et de traitement des points extrémes sont réalisées
de fagon simultanée. La principale difficulté tient dans le
fait que le statut d’un individu n’est pas une qualité
intrinséque, mais dépend de la comnposition de 1'échantillon.
Celui-ci peut changer d'une enquéte & 1’autre. En outre,
cette procédure peut conduire dans certains cas de figure
(Ravalet 1996) i exclure inutilement certains individus car,
& aucun moment, le statut de grand investisseur n’est remts
en question.

2.3 La stratégie de repondération de I’estimateur
linéaire

L’estimateur GI suit en fait de la stratégie de repon-
dération de !’estimateur linéaire (1) présentée par
Hidiroglou et Srinath (1981) sur I'exemple de I’estimation
d’un total sans information auxiliaire. Ayant réalisé a priori
une partition s =s, us, de I’échantilion distinguant les
points extrémes s, (en nombre »,) des autres observations s,,
les auteurs proposent de rédulre dans ¥ = (Nim)Y, Yo le
poids N/n des points extrémes 2 une valeur plus faible A en
posant

N-An
lZy. —3y

R-n 5

oy n-n s
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La valeur optimale de A qui minimise 1’écart quadratique
moyen de cet estimateur, conditionnellement ou non au
nombre de valeurs extrémes dans 1’échantillon, est fonction
de plusieurs paramétres de la population. Sans information
a priori, le choix de A est délicat.

Appliqué au cas de I'estimateur du ratio avec variable
auxiliaire x, cela s’ écrit:

R P (3)
( ) Exi x.l gl:x'
51 52

Les deux premiers termes du second membre de (3)
forment une estimation du total ¥, sous I’hypothése
implicite que tous les points extrémes sont dans 1'échan-
tillon, et le troisi&éme est une correction tenant compte de la
présence éventuelle de tels points dans la population non
interrogée. Cette correction est fonction du A retenu et de la
différence des comportements moyens entre les deux types
d’individus estimés sur I’échantillon,

En rapprochant (2) et (3), on s’apergoit que 1’estimateur
GI est formellement équivalent au cas A = 1. L’utilisation
de Y, suppose donc implicitement que les points extrémes
ont €té correctement identifiés et sont tous non repré-
sentatifs. Dans Ravalet (1996), on a montré que ces deux
hypothéses étaient malheureusement rarement vérifiées
dans le contexte de 1’enquéte Investissement.

La procédure d’identification étant manuelle et le critére
retenu relativement ad Aoc en 1’absence de toute hypothése
sur la population, il n’est pas exclu que certains points
extrémes échappent 4 la sélection. L’ utilisation du ratio sur
les extrapolables pose alors le probléme de la robustesse de
Pestimation vis a vis du choix des grands investisseurs. En
outre, tous ces points ne sont vraisemblablement pas
uniques. Les points atypiques, particuli®rement nombreux
chez les petites et moyennes entreprises, devraient plutdt
étre considérés comme représentatifs. Toutefois, choisir
A>1 introduirait immanquablement la question de la
robustesse du troisi®éme terme de (3).

Des modifications de 1’estimateur YGI sont envisa-
geables pour tenter de pallier ces défauts. La moyenne sur
les extrapolables peut étre par exemple remplacée par un
estimateur plus robuste et seuls les points non représentatifs
sont déclarés grands investisseurs. Cette technique s*inscrit
dans le cadre plus général des M-estimateurs oil la donnée
d’un modgle facilite a la fois le repérage et le traitement des
points extrémes (Lee 1995). Il ne s’agit pius alors de
procéder a une dichotomie stricte entre points extrémes et
autres points mais de définir des zones de plus ou moins
grande représentativité.
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3. ESTIMATION ROBUSTE PAR LES
GM-ESTIMATEURS

3.1 Le modéle linéaire et les GM-estimateurs

On suppose 'existence d’un modele liné€aire & reliant
pour I’ensemble de la population U les investissements x et
yaux dates t- 1 ett.

&y, =Px; + €
avec
E(€,) =0
E(e,.ej.) =0 Vi#j

V(e,) = o*n(x,)

La pente B de la droite de régression passant par 1’origine
dans le modéle de superpopulation s’interpréte comme le
taux d’'évolution © dans la population. La variance de y est
supposée fonction crmssante de x et 1) est en général une
fonction puissance:n(x,) = x

Sous le modele, le mellleur estlmateur linéaire sans biais
{Brewer 1963 et Royall 1970) du total est }’ }:sy,. +
Bue 2 %o O B = (T xymGe M x m(x)) T est
I’estimateur des moindres carrés.

Dans le cas particulier n(x) =x, cette expression se
réduita B, =¥ /¥ x,, estimateur du ratio. Cet estima-
teur sans biais n’est efficace que sous I’hypothese de
normalité des résidus et se montre peu robuste.

Les M-estimateurs (Huber 1981) permettent de définir
une version robuste des moindres carrés en substituant 2 la
fonction carré, dans le programme de minimisation, une
fonction p croissant moins rapidement:

.= X.
MIDE p yr—ﬁR' .
s oyn(x;)

Le M-estimateur f, est la solution de 1’équation implicite:

Vi~ Brx; *;

v =0
s synlx) ) ynix)
ol s
- 9p(t)
v (?) P

La fonction y, comme la fonction de Huber w(f) =
Max(- ¢, Min(¢, ¢)), dépend d’une (ou plusicurs) constante
de réglage ¢ contr8lant la part des observations qui doivent
étre considérées comme points extrémes. Cet estimateur
sera encore sensible 2 la présence de valeurs extrémes sur
la variable explicative x. On définit alors une classe plus
générale d’estimateurs appelés GM-estimateurs (Hampel,
Ronchetti, Rousseeuw et Stahel 1986) par I’équation
implicite;
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\/n(x,-) -

Un choix habituellement retenu est 1a forme de Mallows:
v(#) =1 et w(f) = I/t. Un estimateur robuste P, vérifiera
donc 1’équation implicite

z v Yi~ Bin
g 6,/n(x,-)

En général, le paramétre ¢ est inconnu et doit étre
remplacé dans cette expression par une estimation robuste &
de la dispersion des résidus

T
\p — =
[ 8

L’estimateur du total sera finalement:

?ﬁkzzyf+BRZ X (5)

=0. G

T BR'=z,_:

n(x

Cet estimateur est étudi€ par Gwet et Rivest (1992). En
général, il n’gst pas sans biais par rapport au plan de
sondage. Chambers (1986) propose de corriger ce biais en
introduisant dans {3) un troisidme terme qui l'estime de
facon robuste:

Glambers Eya + BRE X +

IGJ‘

x,./q/q(x,.) v ¥, - Bex,
E

ies ze:x12/6'2“(xj) 8 ﬂ(x,-) ieF
JES

Choisir une fonction y. bornée semble un bon
compromis entre biais et variance de 1'estimatenr. Par
exemple, Welsh et Ronchetti (1994} optent pour une
fonction de Huber avec une constante de réglage grande
¢ = 15. Mais le réglage de y,., sans information préalable
sur la densité des points extrémes, est toujours délicat.

3.2 Choix de Pestimateur

Les propriétés souhaitables des fonctions y sont
désormais bien connues par référence au probleme de
I’estimation d'une tendance centrale. Celles-ci doivent étre

bornées, continues, équivalentes 2 I'identité an voisinage de
zéro. On distingue habituellement les fonctions strictement
monotones (Huber) des fonctions redescendantes comme la
fonction bicarrée de Tukey, le sinus d’Andrew et la
fonction de Hampel ou de Cauchy. Parce que leur fonction
d’influence tend vers zéro, ces estimateurs seront moins
sensibles i la présence de points extrémes que la fonction
de Huber. La vitesse de convergence vers zéro est une
caractéristique essentielle des fonctions redescendantes.
Celles, nulles & distance finie (Hampel, Tukey ou Andrew)
excluent les points extrémes de I’estimation de f3 alors que
les autres leur accordent une faible représentativité.

Le choix et le réglage de la fonction y sont délicats. Tls
dépendent beaucoup de la nature des données et plus
précisément de la distribution des résidus (Hoaglin,
Mosteller et Tukey 1983, chap. 11). Une idée, ne serait-ce
qu’approximative, de 1’allure de la distribution des résidus
devrait permettre de mieux cibler le choix et le réglage de
I'estimateur, donc de rendre 1’estimation plus efficace.
Cette remarque intuitive est a ’origine des procédures
adaptatives, présentées notamment par Hogg (1974) et
(1982). L’idée est d’apprécier la nature de la distribution
des résidus, calculés & partir d’une premiére estimation
robuste (du type norme L, par exemple), i l'aide
d’indicateurs robustes bien choisis (épaisseur de queue,
asymétrie, concentration efc.). La donnée de ces indicateurs
permet alors de choisir, selon une régle de décision
prédéfinie, I'estimateur adapté a cette situation et on résout
1"équation implicite (4) en prenant comme valeur initiale la
premi&re estimation robuste de p.

Le principe d’une procédure adaptative apparait d’autant
plus séduisant qu’il systématise I'étude préalable nécessaire
au choix et au réglage d’un estimateur. Celle-ci peut en
effet s’avérer extrémement coliteuse si elle doit &tre réalisée
manuellement pour chaque strate de 1’échantillon et
renouvelée A chaque enquéte.

4. CONSTRUCTION D’UNE PROCEDURE
ADAPTATIVE

On décrit ici 1a construction d’une procédure adaptative
pour le calcul du taux d’évolution moyen de I'investis-
sement a partir des données de 1’enquéte de conjoncture.
Aussi certains choix ont-ils été effectués sachant la nature
et les caractéristiques propres de ces données et ne sont pas
nécessairement transposables & d’autres modeles de
régression, En particulier, on a retenu, aprés vérification sur
les données, I’hypothése de symétrie de la distribution des
résidus et exclu le cas de distributions a queue fine.

La construction d’une procédure adaptative, qui s’inspire
des travaux de Moberg, Ramberg et Randles (1980),
s’effectue en plusieurs étapes. On choisit la fonction {ou
famille de fonctions) y i utiliser, puis on sélectionne
I’ensemble des critéres servant & qualifier la distribution des
résidus. La donnée de ces critéres permet la construction
d’une régle de classification. Enfin, & chaque classe est
associé le réglage de 1’estimateur a utiliser.
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4.1 Choix de la fonction y

Les fonctions monotones du type Huber n’assurant pas
une protection suffisante contre les points extrémes, seules
les fonctions redescendantes ont été prises en considération.
Parmi celles-ci, on a retenu les fonctions de Cauchy généra-
lisée (utilisées notamment par Moberg et coll. 1980 pour
approximer les fonctions lambda généralisées) et bicarrée
de Tukey:

cr

., ¥r
B+ri+c

Yy () =

et

2\2
v, (r) =£[1 - r_] ,Y|r|se.
c c 2

Ces deux estimateurs se différentient nettement dans le
traitement des points extrémes (voir figure 1). La fonction
bicarrée suit I’identité plus longternps que la fonction de
Cauchy mais présente en revanche un point de rejet fini: les
résidus au-deld de c¢“o n’interviennent pas dans
I’estimation alors que la fonction de Cauchy leur accorde
une certaine représentativité. Le paramétre b permet, en
principe, de contréler I’asymétrie de y en fonction de celle
des résidus.

PN

2 p——
Tukey (c=d) / \
' Causchy (cxs, bull)

Figure 1. Fonction de Cauchy et de Tukey

4.2 Paramétre d’échelle, algorithme de calcul et
critéres de sélection

De fagon générale un estimateur 8 de dispersion est
défini par une équation implicite } % (r,/8) = 0, od y est une
fonction paire. I s’agit donc de résoudre le systtme
d’équations non linéaires en (B, &) suivant:

{ )

Yi~ ﬁxi
v =0
! ka' T](x;)j
‘ p O 6
Yi~ er.
o 2P| Lo
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Rivest (1989) montre sur quelques exemples que la
résolution du systeéme (6) peut poser des difficultés en
raison d'une éventuelle multiplicité des solutions, méme
dans le cas d’une fonction y monotone. Suivant ses
recommandations, nous procédons en deux étapes. Dans un
premier temps, le parametre de dispersion o est estimé 2
I'aide de la médiane des valeurs absolues (MAD) des
résidus définis a partir de la médiane des taux d’évolution
individuels. Ensuite B est calculé par (4) en utilisant la
valeur de o trouvée précédemment.

Pour la résolution de (4), nous avons préféré I' algorithme
de repondération & I’algorithme de Newton-Raphson, car il
semble converger plus facilement, notamment lorsque la
constante de réglage est petite.

L’efficacité d’une procédure adaptative reposant sur
celle du processus décisionnel, la plus grande attention doit
étre portée sur la nature, la qualité et la robustesse des
informations commandant le choix de I’estimateur.

L’épaisseur de queue est un indicateur indispensable car
elle renseigne sur I'importance relative des points extrémes
dans I’échantillon, donc dans la population (voir Hoaglin
et coll. 1983, chap. 10). On a retenu comme indicateur
d’épaisseur de queue la proposition de Hogg (1974):

__Uw»y-Lp)
*®) " 0.5 - L0.5

U(p} (resp. L(p)) est la moyenne des np plus grandes
(resp plus petites) statistiques d’ordre, en utilisant une
interpolation linéaire lorsque np n’est pas entier. On a
choisi p =0,03; pour la loi normale ©(,05) vaut 2,59,

De plus, il nous a semblé important, comme Hogg et coll.
(1988), de tester 1a présence éventuelle d’une distribution
du type double exponentielle, en mesurant la concentration
des résidus par 'indicateur pk suivant:

p- X(1-B1-0)-X@p)
X5 1-B)~-X(B. 0,5

ol X (a, b) est la moyenne des statistiques d’ordre entre Ia
ra-ieme ¢t la nb-itme, avec des grandeurs interpolées si na
ou nb nie sont pas entiers. On aretenu a = 0,05 et § = 0,15,
soit pk = 2,7 pour une distribution normale,

Enfin, des études (Moberg et coll. 1980, Hogg et coll.
1988) ont souligné l'importance de la dissymétrie des
distributions. En effet, en présence de résidus asymétriques,
le biais des estimateurs robustes peut &tre important,
rendant ainsi leur utilisation délicate (Chambers et Kokic
1993). Dans I'enquéte Investissement de I'INSEE, les
résidus sont théoriquement asymétriques puisque minorés
(r=y-Pxz-Px). Toutefois, nous avons constaté
empiriquement que cette asymétrie était trés légdre et
qu’elle pouvait étre négligée sans dommages. L’échec de la
correction d’un éventuel biais par la fonction vy, dans



112 Ravalet: Une procédure pour lestimation du taux d’évelution de linvestissement

Pestimateur de Chambers, de plus, confirme cette observa-
tion. Seul le cas symétrique est considéré ici; le biais des
estimateurs définis par (5) est nul par conséquent.

4.3 Classification des distributions et réglage de
Pestimateur

La définition de 1a régle de décision s’est appuyée sur
I’étude de huit distributions symétriques particuliéres
illustrant diverses situations d’épaisseur de queue et de
concentration (voir tableau 1). La famille des distributions
contaminées CN(u, X), de fonction de répartition
Fix)=(1-a)®P(x) + a®(x/K) ol D est la fonction cumo-
lative de la loi N(0, 1), nous a paru intéressante car ces lois
donnent une bonne représentation de données réelles
(Hoaglin et coll. 1983 chap. 10) et notamment celles de
I’enquéte investissement (Ravalet 1996). Gaussienne en
leur milieu, elles contiennent néanmoins plus d’obser-
vations extrémes que la loi normale N(0,1).

Tableau 1
Huit distributions particuligres

z(,05) Pk
1  loinormale 2,59 2,76
2  loicontaminée CN(.03,3) 2,94 2,83
3 loi double exponenticlle 3,28 341
4 loi contaminée CN(.05,10) 4,47 2,85
53 loi contaminée CN{.10,10) 5,42 3,05
6 loi contaminée CN(.20,10) 5,64 4,44
7  loi Slash 7,65 4,19
8 loi de Cauchy 7,82 4,78

Les deux indicateurs t(0,5) et pk, ont &t€ simulés sur ces
huit lois, et ce, pour plusieurs tailles d’échantillon. Le
graphe de (1(0,5), pk) permet de distinguer quatre groupes
de distributions: les distributions & queue peu épaisse et peu
concentrée du type loi normale ou CN{(,05, 3), les dis-
tributions a queue épaisse du type CN(,05,10), CN(,10,10),
et CN(,20,10), puis les distributions & queue trés épaisse du
type Slash et Cauchy, et enfin les distributions concentrées
comme la loi double exponentielle. Ces quatre classes sont
définies (voir figure 2) par les frontieres d’équation:

Classe I 1(0,5)< 3,6~ 22 et pk<320
n
Classe II: 3.6- 14 <1(0,5)<58- E2]
n H
Classe III: 5.8- E2) <1(0,5)
n
ClasseIV:  1(0,5)<3,6- % et pk>320.
n

]
x
Cauchy
5] x
s Classe IV a0
2
z Stk
§ 4
H Classe 11
J
i Classe 111
x
Double exp.
x
1 Classel CN(10,10)
% avees, i)
Ry 05,
28 v T T T T T
2 3 4+ L L] T ]

Epaisseur de queve

Figure 2, Quatre classes de distributions

L’ultime étape consiste a fixer le réglage des deux esti-
mateurs dans chaque classe, Puisque 1’on ne s’intéresse
qu’au cas symétrique, le parametre 5 de la fonction de
Cauchy est nul. Par simulations, on a déterminé pour les
huit lois de référence les constantes ¢ optimales des
fonctions de Tukey et de Cauchy (ie., minimisant la
variance de ces estimateurs ou, ce qui revient au méme ici,
leur écart quadratique moyen). Celles-ci diminuent bien
avec |'épaisseur de queue, si I’on excepte naturellement le
cas de la loi double exponentielle qui requiert un réglage
voisin de ceux utilisés pour les lois Slash et Cauchy.

L’estimateur de Tukey est plus efficace sur les lois
normale ou contaminées, mais il nécessite en général un
réglage plus fin. La figure 3 montre ’exemple de la loi
contaminée CN(,10, 10). Enfin, si le choix de la constante
apparait relativement critique pour les lois & queue épaisse
ou concentrées, une large bande de valeur est envisageable
pour les lois proches de la normale.

Variance estim éo
S
—
e

I

Constante de réglage

Figure 3. Variance des estimateurs de Tukey et de Cauchy pour la

loi CN(,10, 10) (n=100)
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La synthése de ces résultats permet de définir les
réglages A employer sur chaque classe de distribution. Ces
réglages, établis pour des échantillons de taille 100
(tableau 2), restent tout a fait acceptables pour des
échantillons dont la taille est comprise entre 50 et 150.

Tableau 2
Réglage des estimateurs selon la classe des
distributions des résidus (n = 100)

Classe Tukey Cauchy
1 7 7
I 4,5 4
11 3 1
v 3 1

5. APPLICATION A L'ENQURTE
INVESTISSEMENT

5.1 Le probléme de la stratification

Les strates utilisées pour I’estimateur GI sont définies
par le croisement d’une activité (18 secteurs manufac-
turiers) et d’une tranche de taille d’entreprise (petites,
moyennes et grandes). Parmi ces 54 strates, une vingtaine
environ ne regroupent jamais plus de vingt observations.
Cette stratification est donc trop fine pour I'utilisation
correcte de la procédure adaptative qui suppose un nombre
minimal d’ observations.

Comme les petites entreprises se distinguent assez
nettement des moyennes et des grandes, en termes de
dispersion et d’épaisseur de queue des résidus, on conserve
la différentiation par taille. Des secteurs doivent donc &tre
regroupés. La méthode, utilisée par Sohre (1995), qui
consiste & regrouper aprés la collecte des données les
secteurs ayant des parametres (ici I’évolution moyenne de
I'investissement} les plus proches, n’a pas été retenue. La
proximité est en effet impossible 2 apprécier sur de petites
strates et les regroupements obtenus sont susceptibles de
changer d’une enquéte a 1'autre, rendant les comparaisons
difficiles. Nous avons préféré redéfinir 15 nouvelles strates
a partir d’un niveau de nomenclature supérieur distinguant
quatre secteurs seulement: biens intermédiaires, biens
d’équipement professionnel, automobile et biens de
consommation.

5.2 Caractéristiques des strates

L’hypothése d’une variance des résidus indépendante de
x dans le modele & ne peut étre acceptée. Le choix de y dans
la fonction n s’effectue de fagon a ce que la courbe des
résidus (en valeur absolue) en fonction du régresseur, lissée
par la méthode du LOESS, ne présente pas de tendance
(Cleveland 1979). Pour la strate — biens intermédiaires,
taille moyenne — & I’enquéte d’avril 1995 (voir figure 4),
v =1,3 est un compromis acceptable entre I’apparition
d’une tendance  la baisse pour les x petits et I’annulation
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de la tendance a la hausse pour les plus grandes valeurs de
x. Un examen similaire sur les autres strates a confirmé ce
choix pour I’ensemble de I’industrie manufacturiére.

Dans chaque strate, la distribution des résidus apparait
systématiquemnent & queue plus épaisse que la loi normale,
sans €ire & queue trés épaisse. Dans un méme secteur
d’activité, I'indice d’épaisseur de queue décroit avec la
taille des entreprises. La grande majorité des strates
représentant les petites et moyennes entreprises ont été
affectées dans la classe 2. Les grandes entreprises
présentent plus souvent des distributions de résidus a queue
peu €paisse, proches soit de 1a loi normale (classe 1), soit de
la loi double exponentielle (classe 4). La classe 2 est
largement majoritaire et représente 75 % des cas. Seulement
20 % des distributions sont reconnues 2 queue peu épaisse
et affectées en proportions égales dans les classes 1 et 4, En
revanche, les distributions A queue trés épaisse (classe 3)
sont exceptionnelles (moins de 5 % des cas). §’il semble
exister une certaine rémanence de la classification, celle-ci
n’est pas parfaite. Et les changements sont bien réels
puisqu’ils résistent 4 une légére modification des frontiéres
entre les classes. Ceci justifie donc parfaitement I' utilisation
d’une procédure adaptative.

120

100

Figure 4. Valeur absolue des résidus (y = 1,3, biens intermédiaires
taille 2, Avril 95)

5.3 Les estimations réalisées

La procédure d’estimation basée sur (5), appliquée aux
six enquétes couvrant la période 1990-1995, a donné les
résultats portés sur la figure 5. On y trouvera aussi les
estimations de la Comptabilité Nationale, celles obtenues
par I'estimateur GI ainsi que celles calculées issues de
I'Enquéte Annuelle d’Entreprise (E.A.E) qui est exhaustive.

Sur I'ensemble de I'industric manufacturidre, les
résultats de la procédure adaptative sont comparables 2
ceux de I'estimatenr GI. La fonction bicarrée conduit 4 des
estimations toujours inférieures a celles obtenues avec la
fonction de Cauchy. Avec un point de rejet fini, la fonction
de Tukey est en effet moins influencée par la légere
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asymétrie vers la droite de la distribution des résidus. Par
ailleurs, ces nouvelles estimations se rapprochent plus de
celles de ’E.A.E que des Comptes Nationaux. Ceci n’est
guere trés surprenant vu 1’excellente corrélation entre les
données individuelles de I'E.A.E et les réponses obtenues
a I'enquéte. Les écarts en 1991 et 1994 par rapport aux
comptes demeurent pour I'instant inexplicables. En dehors
de ’année 1994, les estimations obtenues avec la fonction
de-Cauchy sont tout 2 fait acceptables dans les secteurs des
biens intermédiaires, de 1’automobile, et dans une moindre
mesure des biens d’équipement professionnel. En revanche,
dans les biens de consommation, les résultats sont assez
éloignés des Comptes Nationaux. On se heurte ici vraisem-
blablement & un probléme de qualité de 1’échantillon. Ce
secteur est trés hétérogene et quelques activités comme
I'imprimerie sont mal couvertes par 1’enquéte.

-30 T T g v T
1690 1691 1992 1893 1994 1945

Figure 5. Taux de croissance de I’investissement en valeur
dans I’industrie manufacturigre

6. CONCLUSIONS

Cet article présente une justification théorique de la
procédure actuellement utilisée pour dépouiller enquéte
Investissement, et notamment du principe d’exclusion des
points extrémes ou grands investisseurs. Toutefois la
stratégie de repondération de 1'estimateur linéaire 2 la
Hidiroglou et Srinath (1981) présente ici des insuffisances,
liées pour I’essentiel 2 I'identification et au traitement des
points extrémes représentatifs. La dichotomie entre indivi-
dus extrapolables et grands investisseurs apparait trop
radicale et conduit & un mangque de robustesse, puisque la
courbe d’influence de cet estimateur n’est pas continue.

En revanche, ' hypoth&se d’un modele linéaire de super-
population et son estimation par les GM-estimateurs nous
ont semblé é&tre d’un grand intérét méthodologique et
pratique. L’insertion de ces techniques au sein d’une procé-
dure adaptative permet, de plus, de disposer d’un estimateur
robuste pour un ensemble varié de situations. Suivant les

principes décrits dans la littérature, la procédure proposée
ici utilise des indicateurs d’épaisseur de queue et de
concentration des résidus du modele linéaire calculés sur
I’échantillon, pour décider du réglage de la fonction de
poids 2 utiliser, les résidus étant supposés par ailleurs
symétriques. Les estimations réalisées avec la fonction de
Cauchy ont donné des résultats satisfaisants sur 1’industrie
manufacturiere et valident largement celles déja publiées.
Les avantages de cette méthode par rapport  celle utilisée
actuellement s’expriment pour I’essentiel en termes de
coilts de mise en oenvre et d’une plus grande maitrise de la
méthodologie employée.

La procédure adaptative a €t€ construite indépen-
damment de Penquéte. Aussi I’optimalité de la classifi-
cation par rapport au contenu des strates n’est pas garantie.
Par ailleurs, nous n’avons pas étudié la robustesse de la
régle d’affectation 2 une classe. Cette question est impor-
tante lorsque 1’on effectue plusieurs mesures successives et
I'on désire en interpréter les révisions. A 1'évidence,
d’autres recherches sur ces méthodes de classification sont
nécessaires, pour intégrer, par exemple, I'information livrée
par les estimations précédentes ou les enquétes exhaustives
sur la population étudiée.
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Tirage et maintenance d’un panel stratifié de taille fixe

F. COTTON et C. HESSE!'

RESUME

Les offices statistiques constituent souvent leurs panels d’entreprises par tirages de Poisson, ou par tirages stratifiés de taille
fixe et & probabilités uniformes dans chaque strate. A ces tirages correspondent des algorithmes utilisant des numéros
permanents suivant une loi uniforme. Comme les caractéristiques des unités évoluent, il est nécessaire d’effectuer
périediquement des retirages tout en cherchant & conserver le maximum d’unités. La solution par tirage de Poisson est la
plus simple et donne le recouvrement théorique raximal, mais avec I'inconvénient d'une taille aléatoire de 1'échantillon.
Par contre, dans le cas du tirage stratifié de taille fixe, les changements de strates occasionnent des difficultés venant
justement de ces contraintes de taille fixe. Une premiére difficulté est qu’on diminue le recouvrement, d’autant plus que
Ia stratification est fine. Or ¢’est ce qui risque de se produire si les naissances constituent des strates & part. On montre
comment le fait de rendre équidistants les numéros avant les retirages peut servir A corriger cet effet. L’inconvénient, assez
faible, est que dans chaque strate le tirage n'est plus un tirage aléatoire simple ce qui rend moins rigoureuse 1’ estimation
de la variance. Une autre difficulté est de concilier le retirage avec une rotation éventuelle des unités dans 1’échantillon,
On présente un type d’algerithme qui prolonge aprés retirage la rotation avant retirage. 11 est basé sur des transformations
des numéros aléatoires servant aux tirages, de fagon 3 se ramener au retirage sans rotation. Ces transformations sont
particuligrement simples quand elles portent sur les numéros équidistants, mais penvent aussi se faire avec les numéros
suivant une loi uniforme.

MOTS CLES: Panel; tirage stratifié de taille fixe; tirage aléatoire simple stratifié; recouvrement maximal; rotation de

1’échantillon; numéros équidistants.

1. INTRODUCTION

On considére les tirages successifs d’échantillons
destinés a suivre dans le temps I’évolution de sommes de
variables, plus généralement de fonctions de sommes, dans
une population. Par exemple, il s’agit d’une population
d’entreprises ou d’établissements dont on veut suivre
I’évolution mensuelle des ventes. 1’idéal serait de pouvoir
conserver un échantillon constant, mais des mouvements
démographiques I'empéchent et on peut ne pas le souhaiter,
compte tenu de la charge que supportent les enquétés.

Les méthodes de sélection des unités présentées dans cet
article sont soumises aux trois contraintes suivantes,

Premigrement, il est nécessaire d’introduire régulitre-
ment les naissances et de tenir compte des morts.

Deuxiémement, le tirage fait intervenir des caractéris-
tiques évolutives d’unités, comme la taille ou 1’activité
principale d’entreprises. Ces caractéristiques peuvent servir
A moduler les probabilités d'inclusion. Notamment, il est
souvent judicieux de faire croitre ces probabilités avec la
taille des unités si ’on estime des sommes de variables
corrélées avec cette taille. De plus, ces caractéristiques
peuvent intervenir comme critéres €ventuels de stratifi-
cation. Dans cet article, une strate signifiera un sous-
ensemble de la population 4 I'intérieur duguel le tirage est
A taille fixe, & un arrondi prés. Or les criteres ayant servi A
la stratification du premier tirage deviennent «inexacts»
comme l’activité principale de 1'unité, ou de moins en
moins corrélés avec les variables d’intérét comme la taille.

Il s’ensuit une augmentation progressive de la variance des
estimations. Pour y remédier, il convient de faire de temps
en temps un retirage de 1’échantillon aprés avoir mis a jour
la stratification et calculé de nouvelles probabilités
d’inclusion. Ceci doit étre fait en essayant de conserver un
maximum d’unités. Mais, fatalement, des unités seront
écartées et d'autres seront introduites, principalement 2
cause des changements de probabilités d’inclusion. Mais
cela arriverait aussi du fait des changements de strates,
méme si les probabilités d’inclusion restaient constantes.

Troisitmement, on souhaite répartir les charges d’en-
quétes sur un plus grand nombre d’unités. On se fixe une
durée limite d’inclusion dans le panel. Au-dela ’unité est
remplacée par une autre choisie parmi celles qui n'y ont
jamais été, ou qui sont les plus anciennes 2 en étre sorties.
On appelle rotation cette évolution de 1'échantillon. Elle est
généralement lente et réguliere. Les différentes méthodes
pour effectuer cette rotation sont bien connues dans les
offices statistiques. Elles consistent principalement 2
attribuer, dés le départ, un numéro aléatoire permanent a
chaque unité de la population. Les échantillons successifs
sont définis par des intervalles sur ces numéros ou sur les
rangs induits par ces numéros.

On appelle spanei»1a suite chronologique des échantillons
résultant de ces opérations de mise a jour, et mainterance du
panel I'’ensemble des opérations de mise 2 jour.

Le schéma de maintenance présenté dans cet article est
analogue & celui de Hidiroglou, Choudhry et Lavallée
(1991). 1l correspond a une fréquence de mise i jour de la

' F Coton, Institut National de la Statistique et des Etudes Economiques, Département de I’ Informatique et C. Hesse, Institut National de la Statistique et des
Etudes Economiques, Département «Systéme Statistique d’Entreprisess, 18 boulevard Adolphe-Pinard, 75675, Paris, Cedex 14.
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stratification et des probabilités beaucoup plus faible que la
fréquence d’interrogation. Cela est généralement le cas
pour des enquétes 4 périodicité infra-annuelle. La vitesse
des mouvements démographiques n’est pas jugée assez
grande pour qu’il soit opportun de retirer 1’échantillon
chaque occasion. La rotation se fait sans changement des
probabilités d’inclusion et des strates entre deux retirages et
elle est étalée régulierement dans le temps pour garder une
certaine continuité a la qualité des estimateurs d’évolution.
Cela correspond aussi & une durée d'inclusion dont
I’espérance est constante. Dans certains algorithmes, on
pourra se fixer une durée constante entre deux retirages;
sinon. on pourra la borner supérieurement. La vitesse de
rotation traduit un compromis entre 1'efficacité des esti-
mateurs d’évolution, d’autant plus grande que le taux de
renouvellement est faible, et le souci de ne pas garder une
unité trop longtemps dans le panel. Notons que la recherche
d’un recouvrement maximal au retirage garde un sens avec
la rotation: on retranche d’abord Ia fraction a renouveler
comme s'il n’y avait pas retirage, puis on cherche le
recouvrement maximal avec la partie résiduelle.

Nous examinerons plusieurs méthodes de maintenance
de panel en privilégiant la maximisation du recouvrement
des échantillons lors des retirages. Nous distinguerons plus
particelierement un procéd€ qui assigne des numéros
équidistants aux unités avant chaque changement de strate.

L’article est divisé comme suit:

Apres avoir rappelé des définitions et posé quelques nota-
tions a la section 2, on indique brievement a la section 3
comment le tirage de Peisson permet de réaliser simplement
et parfaitement le schéma précédent de maintenance. Ce
tirage a I'inconvénient d’étre de taille aléatoire, mais il sert
de référence pour les tirages stratifiés de taille fixe que I’on
considére ensuite.

Le plus souvent, dans ces tirages, on se fixe au départ
des probabilités d’inclusion et on procéde & un arrondi pour
déterminer une taille entidre de 1'échantillon dans chaque
strate. Ce probleme, traité & la section 4, n'est pas négli-
geable quand les strates sont petites, ce qui peut arriver
pour des strates de naissances. De plus 1’arrondi intervient
dans la méthode qu’on propose pour maxirniser le recou-
vrement apres retirage.

La section 3 traite du recouvrement maximat d’échan-
tillons de taille fixe. On rappelle d’abord deux méthodes
connues: celle de Kish et Scott (1971) et une autre basée
sur 'attribution de nombres permanents indépendants
suivant la loi uniforme & chaque unité. La méthode de Kish
et Scott (1971) ne parait guére adaptée & une rotation
intermédiaire entre retirages. L’autre méthode qui reproduit
des tirages aléatoires simples dans chaque strate n’a pas cet
inconvénient, mais le recouvrement est plus faible qu’avec
la méthode de Kish et Scott (1971). Finalement on propose
que les numéros soient équidistants avant retirage. On
cbtient alors le méme recouvrement qu’avec la méthode de
Kish et Scott (1971) au moins dans le cas de la répartition
proportionnelle, tout en facilitant les rotations intermé-
diaires. Cependant le recouvrement reste inférieur au

recouviement théorique maximum que 1’on obtient, par
exemple, avec le tirage de Poisson.

Dans les sections 6 et 7 on présente les phases intermé-
diaires de mise & jour des naissances et des morts et de
rotation.

Pour en terminer avec la maintenance, on montre 2 la
section 8§ comment le retirage peut s’insérer entre deux
phases de rotation. On présente un type d’algorithme qui
prolonge apres retirage la rotation avant retirage. Il est basé
sur des transformations des numéros aléatoires servant aux
tirages, de facon A se ramener au retirage sans rotation. Ces
transformations sont particulierement simples quand elles
portent sur les numéros équidistants, mais peuvent aussi se
faire avec les numéros uniformes de départ si on veut
continuer avec des tirages aléatoires simples.

2. RAPPELS, DEFINITIONS ET NOTATIONS

Soit une population, ou ensemble fini d’unités
ieU=1{1,..., N} oll Vest lataille de la population.

On ne considére que des échantillons sans remise. Un
échantillon est alors simplement un sous-ensemble s de U.
On appelle taille de I’échantillon le nombre # d’unités qu’il
contient.

Un plan de sondage ou tirage est une probabilité discrate
p(s) sur 'ensemble des échantillons.

On peut généraliser 2 des tirages conjoints de plusieurs
échantillons. En se limitant 2 deux échantillons s, s,, le
tirage conjoint est la probabilité p(s,, 5,) sur I'ensemble des
couples (s, 5,).

La probabilité d’inclusion du premier ordre d’un individu
i est définie par:

T = Z p{s).

53

E()étant I’espérance eu égard au sondage, on a:

Emy=) =,
ield
Dans le cas de deux échantillons avec les probabilités
d’inclusion du premier ordre T ), 7,4, ON peut définir la
probabilité d’inclusion conjointe:

M2 ™= E P8, 8y).

5,30,8,3i

On a la contrainte:
Wy S TN(T, ), 7T ). (2.1}

Si i€s,, la probabilité de reprise dans s, est
T, 2Ir:,_] < min(1, "f,zm:,l)-

Dans le tirage de Poisson, les tirages des unités sont
indépendants et la taille de I’échantillon est aléatoire. Sauf
a la section 3, on va plutSt considérer des tirages dont la
taille est fixe & un arrondi prés.

Le tirage aléatoire simple (TAS) est un tirage de taille
fixe ot les échantillons sont équiprobables. Cela entraine
n, = n/N.
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On effectue une partition de la population en strates
U, h=1,.., H detailles N,. Dans cet article, on appellera
tirage stratifié de taille fixe un ensemble de H tirages
indépendants de taille fixe n, dans chaque strate et on se
limitera & des tirages a probabilité d’inclusion du premier
ordre uniforme dans chaque strate. On utilisera alors la
notation f, =mw. On appellera tirage aléatoire simple
stratifié¢ (TASST) un tirage stratifié de taille fixe avec des
tirages aléatoires simples dans chaque strate.

On appelle durée d’inclusion d’une unité le nombre
d’enquétes consécutives ol elle figure dans le panel. On la
notera D,, ou D, dans le cas particulier ol elle est la méme
pour toutes les unités d’une strate 4. Quand =, > 0,5, cette
durée ne peut pas étre inférieure & x./(1 - x,). Par exemple,
si 7,=0,7, la durée d’inclusion est d’an moins 3. En
pratique on ne ferait pas subir de rotation aux unités dont le 7,
dépasse un certain seuil.

Les variables précédentes sont en plus indicées par la
vague d’enquéte £ La population U, de taille N, et
I'échantillon s, de taille n, varient & cause des naissances
et des morts, et 1'échantillon varie aussi par la rotation
qu'on s’impose. D’autre part, on va considérer les
échantillons aux époques particuliéres ¢ =, du premier
tirage et ¢ = ¢, du premier retirage. Pour alléger, ils seront
notés s,, s, au lieu de s, , s, . Les algorithmes décrits pour
le couple (s,, s,) seront Valables pour les couples suivants
de retirage.

3. LA SOLUTION PAR LE TIRAGE DE POISSON

11 est éclairant d’examiner comment on peut observer le
schéma de maintenance du panel par tirage de Poisson.
C’est le modele dont on va chercher 2 se rapprocher afin de
choisir une méthode de sélection.

On attribue A chaque unité #, d&s sa naissance, un numéro
qui est un nombre aléatoire w, tiré selon la loi uniforme
dans [0,1). I est sous entendu dans les formules ob
apparaissent ces nombres que les résultats des opérations
sont modulo 1.

Au premier tirage, 2 la date ¢ =,, on sélectionne les
unités telles que , appartienne 2 I’intervalle [0, T, ) ol
7, , sont les probabilités d’inclusion que 1’on se donne. En
I'absence de rotation, on conserve cet intervalle aux dates
suivantes jusqu’au retirage. Les naissances ainsi que les
morts se répartissent au hasard dans cet intervalle. Le
retirage, a la date ¢ = ¢, se fait en sélectionnant les unités de
I'intervalle [0, ,) o =, sont de nouvelles probabilités
d’inclusion. La probabilité d’inclusion conjointe est égale
i la longueur de intervalle commun, soit min(x, , 7, ,) ce
qui est le maximum théoriquement possible d’aprés la
formule (2.1). L’espérance du recouvrement est donc elle-
méme maximale.

Considérons maintenant une rotation entre le tirage et le
retirage. On maintient la probabilité =, | et on peut se fixer
une durée d’inclusion D, ,, variable selon les unités, mais
fixe jusqu’au retirage. Cette contrainte est réalisée en
définissant 1'échantillon a la date ¢(f,<t<¢,) par
'intervalle
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o €[(t-t)m /D, (t-1)n, /D, +m ).
Le taux de rotation est une variable aléatoire. Son
espérance résulte des D, . Elle est égale, pour un sous
ensemble quelconque ¥ de la population, 2
ZieV(ni.llDi._l)l Eie_if“a‘,l' o
Au premier retirage i la date ¢ =¢,, on pourrait définir
I’échantillon par

o, €[(t, - 4w /D, (- 1w, /D, | + ).

Toutefois, on tombe sur une difficulté pour les unités
telles que

Bia<Ty,

et si o; appartient 4 I'intervalle

1
(ty~ 17, /D, +T0, (6 17, /D, +nm( 1- D_]] :
i1

Ces unités qui éraient précédemment dans ’échantilion
le quittent, mais vont s’y retrouver i une prochaine rotation.
Si on veut 1'éviter, il faut faire coincider ’extrémité du
nouvel intervalle avec celui de I’ancien, et I’échantillon 2 1a
date =1, est finalement défini par:

o€ [a,), a;, +7,5),

.

ou:

1
a, = (A tl)n,.ll.lfD,._1 + max[O, ni_][ 1- _D ) -,
i1

La probabilité d’inclusion conjointe est égale 2 la
longueur de I'intervalle en commun, soit

min[n:“[l - L],n,. 2].
Di,] '

C’est aussi le maximum compatible avec la rotation.
Si on poursuit la rotation avec des durées d’inclusion
D, , l'intervalle 2 la date ¢ > ¢, est:

[au - M D g a ) U= WD, “.-,z)-

Le tirage de Poisson contrjle exactement la durée d’in-
clusion et maximise, en espérance, le recouvrement lors du
retirage mais avec I’inconvénient d’une taille d’échantillon
aléatoire, dans n’importe quelle sous-population. Dans ce
qui suit, on recherche des algorithmes proches de ceux qui
viennent d’étre décrits pour le tirage de Poisson afin de les
appliquer & des tirages stratifiés 2 tailles fixes. On essaie de
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contrdler la durée d’inclusion dans la rotation, comme pour
le tirage de Poisson, et d’approcher le méme taux de
recouvrement lors du retirage. On commencera par le
probléme du recouvrement lors du retirage & la section 3.
Mais auparavant, il est utile de préciser certaines notions
sur I’arrondissage des tailles d’échantillons par strate.

4. ARRONDISSAGE DES TAILLES
D’ECHANTILLON PAR STRATE

Ce probléme est relié aux formules d’estimation.
Celles-ci utilisent les probabilités d’inclusion du premier
ordre, que ce soit dans I’estimateur sans biais de Horvitz-
Thompson ou dans des estimateurs calés. Soit £, la proba-
bilité d’inclusion par strate, et soit v, =N, f,. 1l faut un
nombre entier n, par strate. Pour cela une premiére
méthode consiste i restreindre le choix des £, de fagon que
v, soit entier. Dans chaque strate ol I'on aurait eu v, < 1
on doit prendre v, = 1 pour que f,>0. Mais si la
stratification est trés fine vis-3-vis de la taille de
1I'échantillon, cela se produit dans de nombreuses strates.
Cela oblige, soit & augmenter la taille de I’échantillon, soit
3 diminuer le taux de sondage dans les autres strates, au
détriment de I'efficacité.

On va utiliser une deuxiéme méthode, qui consiste a lier
de fagon plus ldche la probabilité f, a n,. On applique un
processus d’arrondi tel que E(n,) =v,, ol v, n’est plus
nécessairement entier.

Posons J(.) la fonction partie entigre. On doit avoir

Pr[n, =1(v,)) + 1] = @,

Prin, =1(v,)]=1- @,

ol @, =v,-I(v,).

I n’est plus alors nécessaire que n, >0 pour que f, >0.
Notons que la premitre méthode peut &tre considérée
comme un cas particulier de la seconde. Ces arrondis
peuvent se faire de fagon indépendants par strate, de fagon
liée par arrondissage systématique ou par la méthode de
Cox (1987). Nous décrivons seulement !'arrondissage
systématique.

Ordonnons d’abord les strates, et indigons-les par leur
rang. Soient ¢, =0 et ¢, = Y/, @; on tire un nombre 4
dans I’intervatle [0, 1), selon la Ioi uniforme et on prend
n,=I(v,) +1 dans les strates telles que ¢, ,<m -1+
8 < ¢, pour m entier.

Ceci implique que

| (njl + .. +nj2) - (vjl +..+ vjz) | <1,

pour tout j,,j, telsque 1 <j, </, < H.

En particulier la taille globale differe de moins d’une
unité de son espérance. Ce n'est évidemment pas le cas
avec des arrondis indépendants.

5. ALGORITHMES POUR LE
RECOUVREMENT MAXIMAL
D’ECHANTILLONS DE TAILLE FIXE

Les algorithmes de maintenance que nous proposons
sont basés sur 1attribution de numéros équidistants. Cela
n’est pas nécessaire au premier tirage, ni dans la rotation,
mais est utilisé pour maximiser le recouvrement lors des
mises 2 jour de la stratification. C’est pourquoi on examine
en premier cette phase de la maintenance.

Précisons d’abord les notations et faisons quelques
constatations utiles.

On tire un premier échantillon s, stratifi€é selon un
critére ;. Au bout d’un certain temps on tire un nouvel
échantillon s, avec une stratification A, mise a jour. Les
probabilités d’inclusion du premier ordre sont respecti—
vement fh ' j}, et les tailles des échantillons requises par
strate sont fespectivement » ny Py 1 suffit de con51dérer ce
qui se passe dans une nouvelle Strate quelconque h,

Soit 5., la partie du premier échantillon s, dans cette
nouvelle strate, dont la taille #, , est généralement aléatoire.
Soit s, la partie du second échantillon 5, dans cetie
nouvelle strate dont la taille est fixe & I’arrondi prés. La
tallle Mg 12 du recouvrement ne peut dépasser la borne

.12 = MDA |, By o). On peut espérer trouver un procédé
de retirage a probablhte d’inclusion du premier ordre dans
54, Uniforme permettant d’atteindre cette borne, an moins
quand les probablhtés d’inclusion du premier ordre dans
5g,1 sont elles aussi égales 3 une seule valeur fh, =/
Remarquons que, méme si cette borne est atteinte, les
contraintes de taille fixe diminuent le recouvrement. Cet
effet est d’autant plus marqué que la stratification est fine.
En effet plus 'effectif de la sirate g est petit, plus le
coefficient de variation de n, | nsque d’étre grand ainsi que
la proportion d’unités non reprises dans le cas n,, > Hy).

Il y a une manigére évidente d’atteindre la bome nyia-
Supposons d’abord que les probabilités d’mclusmn du
premier ordre dans Sg1 soient uniformes. Si ng<n,, on
ajoute n,~n,, unités & s, tirées au hasard dans le
complément de s S Si ng;>n,, onretranche Ray ™ Mg,
unités a s, tirdes au hasa.rd Par construction on a
549 S 51 ol Sp228g1 €L R 5 =Ng 00 Si les probabilités
d’inclusion du prenuer ordre dans 5, , Nhe sont pas
uniformes, on apphque la méme méthode & I'intérieur de
sous ensembles o) ces probabilités sont uniformes. C'est la
méthode proposée par Kish et Scott (1971) & la page 468 de
leur article, Ils ne précisent pas la maniére de tirer au hasard
mais on suppose qu’il s’agit de TAS.

Comme le signatent Kish et Scott (1971), les probabilités
d’inclusion du second ordre ne sont pas uniformes et si le
premier tirage est un TASST, le second tirage ne 1’est plus.
La probabilité d’inclusion du premier ordre, elle-méme,
n'est pas strictement uniforme quand g regroupe des
morceaux de strates du précédent tirage: voir un exemple en
annexe. Or il existe une autre méthode qui vérifie cette
condition. Elle est bien connue des offices statistiques qui
pratiquent la coordination d’échantillons. Par commodité on
I’appelle «méthode 1».
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La méthode 1
Utilisation de numéros indépendants suivant
Ia loi uniforme

On attribue aux unités, dés leur naissance, des nombres
o, suivant la loi uniforme dans [0,1) et indépendants,
comme pour le tirage de Poisson. Le premier échantillon s,
s’obtient en sélectionnant, par exemple, les n, unités de
plus petit rang selon ®, dans chaque strate. ' Avec cet
algorithme, le recouvrement maximal s’ obtient également
en sélectionnant les n, unités de plus petit rang selon ,
dans chaque strate h2.2]1 est par ailleurs évident que ces
deux tirages sont des TASST.

Il est aussi évident qu’on ne peut pas avoir un plus grand
recouvrement avec cet algorithme. De plus, on fait la
conjecture qu'il n'est pas possible de faire miewx, pour des
TASST, quel gue soit lalgorithme.

Par contre le recouvrement est plus faible en espérance
qu’avec la méthode de Kish et Scott (1971), an moins dans
le cas particulier ol les probabilités d’inclusion du premier
ordre dans s, sont uniformes. En effet, on n'a pas algrs
nécessairement dans BSp2 S 8,1 OUS,5 285, 1,715 =Hy )
et la perte de recouvrement est d'autant plus grande que les
Strates sont petites au premier tirage.

Montrons-le, toujours dans le cas particulier d’une
probabilité d’inclusion uniforme f] dans s5,. Posons w, la
plus grande valeur de ®, pour les unités de s, dansla sirate
hy, et o, laplus grande valeur de , pour+les unités de s,
dans la strate g. Soient @, = min(w, ) et ®; = max(ws,). Si
O, <O onas,,cs,, etsio, 2@ 0NAS,H2 5y, Dans
les deux cas on a bien g, =7ng) 2. Le risque de ne pas
atteindre la borne n’existe que si ©; <, < @;. Dans ce
cas, on n’a plus nécessairement Sy < 5,1 OUt Sg; 2 S5 40 VOIr
la figure (1), o on n’a considéré que 2 strates h,. La perte
de recouvrement est d’autant plus grande que la quantité
o, - w, est plus grande en espérance, donc que les strates
A, sont petites.

La méthode 2
Utilisation de numéros équidistants

Si on accepte de ne pas conserver un TASST, comment
modifier la méthode précédente pour obtenir le méme
recouviement que la méthode de Kish et Scott (1971), au
moins quand on a la probabilité d’inclusion uniforme £,
dans s, ? On a vu que la perte de recouvrement venait de
I'écart entre les @, . 1l suffit de transformer les @, en
nouveaux numéros p .1 de fagcon que les pj,  correspondant
aux @, soient aussi proches que possiblle d’une valeur
commune, soit f]. Plus précisément, on souhaiterait avoir
’équivalence:

ligs, = R, (e[l ., 1} = p, €10,5,),

oll Rh’ (i) est le rang selon ®; dans &, de I'unité i. Une
solution est donnée par la transformation:
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5 = Rhl(i) ~1+ th
i1
!, Nkl

(5.1}

o & 5. €stun nombre réel vérifiant:
1

Ghle[O, ¢hl), n, =I(vh‘) +1,
8,,‘6 [%,’ 1), ny, =I(v,,1).

La transformation fait donc intervenir 1’arrondi des v,
examing 2 la section 4. Le tirage de s, s’effectue commé
celui de s, sauf que les $,1 Jouent maintenant le rdle des
®,: dans chaque nouvelle strate g on définit des tailles
arrondies n, , et on sélectionne les  unités de plus petit
rang selon p, ;. Notons que ces rangs sont différents de
ceux induits par ,.

Supposons toujours une probabilité d’inclusion uniforme
dans s,. Sqit p, lavaleurde p,, pour I'unité de rang )
dans g. Si ng[O,fl), on & S50 < Sgp. Sinon s, 25,
Dans ce cas particulier, on atteint donc le recouvrement
maximal ngf]’z comme dans la méthode de Kish et Scott
(1971) et contrairement a la méthode 1. On illustre par les
figures 1 et 2 comment la transformation en numéros
équidistants permet d’augmenter le recouvrement par
rapport & la méthode 1.

On applique le méme algorithme quand les probabilités
d’inclusion dans s, ne sont pas uniformes. Contrairement
a laméthode de Kish et Scott (1971), on n’a pas besoin de
fixer la taille du nouvel échantillon i I'intérieur des
sous-ensembles oll ces probabilités sont uniformes. C'estun
autre avantage et on pense que cela augmente le recou-
vrement.

Malgré tout, le recouvrement obtenu par cet algorithme
reste inférieur, en espérance, a celui d’un tirage de Poisson
qui aurait les mémes probabilités d’inclusion. Pour avoir, en
espérance, le méme recouvrement qu’avec le tirage de
Poisson il suffirait de définir s 2 par p;1 €[0,f,). En effet
on aurait alors Pr(i€s, ns,) =min(f, , f.'g), mais le tirage
ainsi obtenu ne serait plus de taille fixé.

Les retirages suivants, aprés de nouvelles mises & jour,
se font en itérant le procédé. Par exemple, avant de tirer s,
on calcule des numéros équidistants p,, & partirde p, , (et
non ®,) dans chaque straie 4,

Le plan de sondage qui en résulte dans les nouvelles
strates n’est plus un TAS. En particulier les probabilités
d’inclusion des couples d’unités varient généralement en
fonction des anciennes strates. Dit de fagon imagée, le
retirage garde « trace » de la stratification du premier tirage.
Par ailleurs, les probabilités d’inclusion des unités dans s
ne valent exactement f;, que pour I'échantillon défini par
P.1€10, fg). Pour I’échantillon de taille fixe » 2 Cette
probabilité varie en fonction des tailles des anciennes
strates. Comme dans la méthode de Kish et Scott (1971) on
ne contrdle pas strictement ces probabilités. Mais 1’écart
entre fg et la probabilité vraie devient négligeable quand » 22
est assez grand.
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Remarque 1. La transformation de numéros suivant
indépendamment la loi uniforme en numéros équidistants
a été proposée par Brewer, Early et Hanif (1984) comme
un moyen d’effectuer la rotation d’échantillons de la méme
maniére que le tirage de Poisson avec 1’avantage d’une
variance plus faible de la taille de I’échantillon. Mais cette
transformation est faite en prenant ’ensemble de la
population, et donc ils n’ont pas abordé le probleme du
recouvrement maximal lors des changements de strate. Les
numéros ne changent qu'a I’occasion des mises 4 jour des
naissances et des morts, selon une procédure qui est
d’ailleurs bien différente de celle qu’on propose pour les
changements de strate.

Remarque 2. Dans la démonstration que I’on vient de
faire, il n’est pas nécessaire que les numéros soient
complétement équidistants. Il suffit que les » , unités de s,
et les N, n, unités complémentaires' aient leurs
nouveaux numéros respectivement dans [0, fh Bl j; , 1. On
pourrait attribuer ces nouveaux numéros de fagon qu’ils
suivent indépendamment la loi uniforme dans ces
intervalles.

¢ 000 OO OO OO0

‘|

hl=l ¢ 00 @
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h=2 (¢ o @& O o 0o o0
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Figure 1. Recouvrement avec la méthode 1 (numéros suivant la loi
uniforme).

On a représenté les unités dans g selon la valeur du nombre w (en
abscisse) et la strate &, du premier tirage (en ordonnée). On suppose
qu’il n'y a que deux strates. Les cercles correspondent 2 5, et les
carrés A la partic complémentaire. Les pleins correspondent 2 sz, et
les vides & la partie complémentaire. La taille de s, a été fixée a 9ce
qui définit . Dans cet exemple, on voit que deux unités ne sont pas
reprises (dans &, = 1) et qu’une auire est nouvelle (dans A, =2). La
taille du recouvrement est de 8 alors que la méthede de Kish et Scott
(1971) permettrait de reprendre les 9 unités dans s,

hl=l e ....O:DI:I O O o oo

Figure 2. Recouvrement avec la méthode 2 (numéros équidistants).

On est dans la méme situation que dans la figure (1), mais cette fois-ci
les numéros équidistants p servent d’abscisses aux unités. Cette
équidistance est définie dans chacune des strates A, entires et les trous
que I'on voit apparaitre dans la séquence des numéros correspondent
aux unités qui ne sont pas dans g Le premier échantillon s, est
composé des unités dont ce numéro est inférieur A la probabilité
d’inclusion f£,, quelle que soit la strate. Le deuxigme échantillon s,
est constitué des 9 unités de plus petit p et le recouvrement est de 9
comme pour la méthode de Kish et Scott (1971).

6. MISE A JOUR DES NAISSANCES ET DES
MORTS A L’INTERIEUR DES STRATES

Dans cette section et la suivante on considere la strati-
fication (k) sans référence i la période. La mise 2 jour des
naissances et des morts & 1’intérieur des strates est, dans le
fond, un cas particulier de changement de strate des unités.
Tout se passe comme si les naissances entraient dans les
stratesetque les morts en sortaient. On peutdonc appliquer les
méthodes précédentes. Voyons en patticulier la méthode 2.

Dans une strate, la population U, , d’effectif N, | varie
a cha.que mise 3 jour effectuée au temps t. Notons B h1e1 168
naissances et D, les morts entre f et ¢+1, on a
Ut =Uny * Byy = Dy

On considre le cas 31mple ol les probabilités d’inclu-
sion f, restent uniformes dans U, , etconstantes. La taille n,
de l’echantlllon 5, , €stun aITODdl al'entierde N, , /. Les
numéros p, évoluent & chague mise 2 j ]our Juste avant la
mise  jour de s, ,, conduisanta s,

a) on rend équidistants les numéros p, 1y dans U, |
b) on attribue des numéros equldlstants anx umtés de
B,

Smt p le numéro ainsi obtenu. Une premigre solution
consisterait A sélectionner les n,,,, unités de U, ., ayant
les plus petits p, . Remarquons que ceux-ci ne sont plus
équidistants parce qu’on a enlevé les morts situés au hasard.

Cependant des unités aux numéros proches de f,
peuvent sortir de 1'échantillon puis y retourner a une
prochaine occasion. On y remédie par un déplacement vers
la droite de I'intervalle de s€lection. Soient p, hd, le numéro
de I'unité de début de Iintervalle de sélection pour s, et
Phe, celui de I'unité qui suit immédiatement dans U
I'unité de fin de cet intervalle. Autrement dit 1'échantillon s »
consiste en Vintervalle fermé A gauche et ouvert A droite
[y, a2 P, e,) Entre tet 7 + 1, le nombre d'unités de U,
appartenant a cet 1ntervalle devient m, . Si #y,. 2
My 1 le début de I’intervalle pour Sp i+ est fixé a I'unité
de numéro p; 4, sinon on déplace I'intervalle de fagon que
sa fin soit I'unité de numéro Phe, . On subit donc une légere
rotation involontaire.

7. ROTATION ENTRE DEUX RETIRAGES

7.1 Rotation sans mise i jour des naissances
et des morts

On peut alors se donner un temps d’inclusion D, entier
et constant dans la strate. On a deux variantes selon qu’on
garde le méme arrondi ou qu’on le fait varier.

7.1.1 Arrondi fixe

On a donc une taille n, strictement fixe pendant la
rotation. On divise n, en D, nombres entiers n, ,,
(=1,..D,) tels que |n, - nth | <1. Soient g, le
quotient et r, le reste de la division de ¢ - ¢, par D, et soit
n, o = 0. L’échantillon au temps ¢ comprend lcs unités
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allant du rang 1 +g,n, +E, oft,, au rang (g, + jn, +

Er 0P
Si D, = D, on peut s’imposer en plus

H n
| Zham = =1 <11=1,.., D,

La variance du taux de rotation est alors pratiquement nulle.

Toutefois, la durée d’inclusion n’est pas contrdlée quand
v,<l:onan,=0oun,=1. Dansle premiercas,iln’y a
pas de rotation, et dans le deuxiéme cas, au contraire, le
temps d’exclusion peut €tre jugé trop bref. La méthode
suivante permet d’obtenir une rotation correspondant 3 v,

7.1.2 Arrondi variable

L’échantillon s, , est défini a partir des numéros rendus
équidistants:

-ttt

¢
P&

1+f
wl-
Dh Dh

ies,,

La taille de 1’échantillon varie entre J(v,) et I(v,) + 1
dans la strate, et elle est indépendante des tailles dans les
autres strates. On retrouve ainsi ce que deviendrait la
rotation de I"échantillon préconisée par Brewer, Early, et
Hanif (1984) dans le cas du tirage stratifié 2 taille fixe et
probabilité uniforme dans chaque strate.

7.2 Rotation avec mise A jour des naissances
et des morts

Pour simplifier, on suppose que chaque nouvelle vague
d’enquéte est accompagnée de 1’introduction des naissances
depuis la vague précédente et d’une rotation. La méthode
bifurque en deux procédures selon qu'on veut ou non
respecter exactement les durées d’inclusion D, entre deux
retirages.

7.2.1 Procédure A

Les naissances sont isolées dans des strates 3 part, et on
attend le retirage pour soustraire les morts. Dans ce cas,
chaque vague de naissances est traitée exactement comme
un premier tirage apres avoir attribué des nombres ©,. Le
tirage se fait en stratifiant avec la méme nomenclature (h),
ou avec une autre plus éclatée on plus regroupée. Pour
simnplifier les notations, mais sans perte de généralité, on
suppose que c’est la méme nomenclature. L’indice de
stratification peut alors s’écrire (&,4), ol b croisé avec h
indique la vague des naissances avec une modalité
particulieére b = 1 correspondant aux unités déja existantes
lors du premier tirage ou retirage précédent. On est ramené
aux cas de la section 7.1 dans chaque strate (b, 2) et fa
durée d’inclusion est respectée exactement,

Le nombre de strates, donc d’arrondis, est multiplié par
le nombre de vagues de naissances. La taille de
I’échantillon peut devenir assez aléatoire avec des arrondis
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indépendants (mais moins qu’avec le tirage de Poisson}. On
peut donc avoir intérét 2 lier, au moins partiellement, les
arrondis. Par exemple, on fait un arrondissage systématique
dans la dimension A pour chaque b ou l’inverse. On
conserve ensuite ces arrondis et ¢’est la méthode 7.1.1 qui
s’applique alors plutt que la méthode 7.1.2.

7.2.2 Procédure B

Dans la procédure B, on soustrait les morts a chaque
vague d’enquéte. C’est le type de mise 3 jour présenté 4 la
section 6. On voudrait une durée d’inclusion fixe, mais cela
est rendu difficile du fait du nombre aléatoire des morts.
Tout an plus peut-on essayer de contrbler une durée
d’inclusion maximale DM,. On peut souhaiter également
éviter que des unités venant de sortir de 1'échantillon n’y
retournent 3 une prochaine occasion, ce qui peut arriver si
la rotation est lente. L’idée est de se ramener & 1’algorithme
décrit a la section 6 en retranchant d’abord de s, , les unités
dont la durée antérieure de s€jour dans s, , a atteint DM,
Elles se trouvent le plus a gauche de I'intervalle [ P,y Phe, )
et sont mélangées avec des naissances trop récentés pour
avoir atteint DM, . Mais celles-ci doivent étre guand méme
retranchées pour que la répartition de I’échantillon selon les
générations soit correcte. Pour cela, il suffit d’attribuer aux
naissances une durée antérieure de séjour fictive comprise
entre 1 et DM, , juste aprés avoir défini I’échantillon. Par
exemple, apres avoir défini s, ,, on affecte a chaque unité
de B,, appartenant a DPéchantillon la méme durée
antérieure de séjour dans 1’échantillon que celle de I’unité
de U, ,_, située 1mméd1atementhgauche Ensuite soit R,
le rang le plus élevé parmi les rangs selon p, | des umtés dé
I'intervalle associé 2 s,, ayant figuré DM, fois dans
I’échantillon, on écarte les premizres unités de s, , Jusqu’au
rang R, nd, compris. Enfin, on est ramené 2 I’algorithme
décrit & Ia section 6 avec, pour p, 4> 1e numéro de I'unité de
rang R,  +1,p,  restant celui dé I'unité qui suit celle de
dernier rang dans’ Spr

8. RETIRAGE APRES ROTATION

On reprend maintenant les indices de strates A,, h,. On
définit la stratification h, en fonction de la procédure
utilisée pour les mises & jour des naissances. Avec la
procédure A, on met les naissances dans des strates 2 part,
c’est la stratification définie en croisant les vagues de
naissances b avec la nomenclature /,. Avec la procédure B,
h, est identique & A . Mais on conserve les notations des
quantltés 1ndépendantes de b comme fh ,

Le tirage du nouvel échantillon s,, dans une nouvelle
stratification A, doit étre fait & la période ¢ = ¢,

On cornmence par retrancher de l‘échantillon précédent
(2 1a période ¢ =¢, - 1) les unités qui ont atteint la durée
maximale d’inclusion autorisée. Il reste un échantillon s/
de taille n), dont on voudrait conserver le maximum
d’unités dans le retirage.

Dans le cas sans rotation examiné 2 la section 5, il était
facile de définir le retirage parce que I’échantillon s, était
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constitué des unités de plus petit rang selon , dans chaque
strate aprés un nombre réel indépendant des ®,. En
I’occurrence il s’agit de 0. Le retirage s’effectuait de la
méme maniére en sélectionnant les unités de plus petit rang
selon p, |, aprés ce nombre, dans les nouvelles strates.

Aprés rotation cela ne marche plus: il n’existe plus de
réel indépendant des numéros tel que 1’échantillon 5| soit
constitué des unités de plus petit rang aprés lui. Cela est
vrai méme dans le cas fh = ;- Le probleéme est évidemment
aggravé avec j; variant par strate. L’idée qui vient alors 2
Iesprit est de procéder d’abord 2 une transformation des
numéros de fagon que ceux de 5 se retrouvent au début de
[0,1). On sera ensuite ramené au cas sans rotation. C’est le
méme genre d’idée qui est présenté par Hidiroglou,
Choudhry et Lavallée (1991).

Cette transformation est assez immédiate dans le cas
particulier oui les mises & jour se sont faites avec la
procédure A et avec les arrondis variables de la section
7.1.2. Sans retirage l'intervalle de sélection au temps 2,
aurait été:

Pin€[(t — 1)1y /Dy (ty — 1) 1, /D, +fhl)-

Le retirage se traduit par de nouvelles strates avec des
probabilités f," Celles-ci incluent les créations d’unités
entre les dates’ t,- 1 et ¢, auxquelles on attribue des
Numéros equxdlstants Pir dans chaque strate A,, indépen-
damment des survivants. Elles contiennent tomours les
unités dont la mort est survenue depuis le tirage précédent.
Il est possible de définir un nouvel échantillon s, de la
méme maniére que pour le tirage de Poisson, c’est 3 dire
par l'intervalle

P € [ah; ay *f;:z)’

a, = (t, r)j;/D +max[0j;[1— ] ﬁ,}
hl
Rappelons qu’on décale de la quantité supplémentaire

1 . 1
£ (1= D_;,,)_f"z’ si (1= 591, >0,

hy

pour éviter que des unités qui viennent de sortir de
I'échantillon ne s’y retrouvent trop vite,

Comme pour le tirage de Poisson, la probabilité qu’a un
survivant d’étre dans |’ancien et le nouvel échantillon est
alors le maximum possible, & savoir:

L

Cependam la taille rj de cet échantillon est aléatoire
alors qu’on veut un échantillon de taille fixée #,. On

Pobtient en sélectionnant, dans chaque nouvelle strate A,,
aprés avoir retranché les morts, les n, unités de plus petlt
rang selon 0, = Piy~ Ce numéro joue done, pour le
retirage, le méme rle qu*a joué ®, au premier tirage.

Si, par contre, on a choisi la procédure A avec arrondi
fixe dans la rotation ou si on a choisi la procédure B, on
doit repartir du rang des unités de h, lors de la derniére
mise a jour. Il s’agit du rang selon @, avec la procédure A
ou du rang selon p o 1 avecla procédure B. Posons N, la
taille de la populatidn 2 la date t, - 1. Soit R, od le rang 'de
I'unité précédent celle de plus petnt rang dans syet R, ()
le rang de ’unité i. Le numéro servant i classer les umtés
dans les nouvelles strates devient:

R, ()-1-a, +3,

N'h

1

Ny = modulo 1,

ol
ay, =Rhl’d + ma:)((O,J‘*t;'l."NIII —j]lz).

Avec la procédure A on peut garder §, =8, alorsqu’on
fait un choix de 8, cohérent avec le dermer arrondi si la
procédure B est apphquée Mais la rotation fait que ce
choix a une incidence faible sur le recouvrement et ce serait
presque aussi bien de tirer au hasard dans [0,1).

9. CONCLUSION

Les algorithmes basés sur les numéros équidistants ne
produisent pas des TAS. Les probabilités d’inclusion du
premier ordre ne sont pas exactement contrflées et celles du
second ordre sont inconnues. Lors des changements de
strate, il subsiste une « trace » des anciennes strates dans les
nouvelles. L’ application des formules du TAS pour estimer
la variance aboutit & des résultats biaisés, généralement
dans le sens de la surestimation. Cependant on pense que
I’amélioration des recouvrements lors des retirages,
procurée par les algorithmes basés sur les numéros
équidistants ’emporte sur I'inconvénient d’une estimation
biaisée de la variance et des intervalles de confiance.
D’aprés la section 5 cet avantage est d’autant plus net que
la stratification est plus fine. En particulier 'usage des
numéros équidistants parait bien indiquée avec Ia procédure
A o les strates (b,4) risquent d’tre trés petites pour les
vagues de naissances (&> 1). L’avantage des numéros
équidistants est moindre avec la procédure B. Mais le fait
de rendre équidistants les numéros des naissances rend
moins aléatoire le nombre de survivants repris & chaque
mise & jour de 1’échantillon ainsi que la durée d’inclusion.

Cependant, voyons rapidement ce qui changerait dans la
maintenance si on voulait conserver un TASST. A chaque
étape on doit conserver la distribution indépendante et
uniforme des ®,. D’abord les phases de mises & jour des
naissances et de rotation entre retirages décrites aux
sections 6 et 7 s’appliquent en conservant toujours le méme o,
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et ¢’est méme plus simple. Le plus délicat est le retirage
apres la phase intermédiaire de rotation. Non seulement il
s’agit d’obtenir un TASST mais aussi d’avoir, si possible,
le méme recouvrement que pour la méthode 1 de la
section 5.

Posons a, (f} le numéro @ de I'unité de rang j dans
une ancienne Strate h,.

Supposons d’abord que, dans une ancienne strate, towles
les unités soient telles que fh > n, n,/ Ny - En particulier cela
se produit dans toutes les sttates pour un sondage avec un
seul taux dans la partie sondée, si on ne baisse pas ce taux.
On cherche alors une transformation telle que les numéros
des unités de I’échantillon se retrouvent au début de [0, 1).
La plus simple est la permutation:

B, ) =0y G+, = Ry TSRy g0

Bo, ) =04, U~ By ) 7> Ry e

Cependant une transformation moins coiiteuse est:
Bhl(i) = uhl(j) + ahl (Nhl) - alll(Rhl’d)’ j £ Rlll’d’

Bhl(f) = ahl(]) - ah](‘Rhl’d)’ j>Rh1’d'

11 suffit d’aller rechercher O, (R, » d) et a, (N, ) aprés
quoi un simple calcul séquentiel permet de dedmre B de .

Le Jacobien de la transformation est égal a 1 et par
conséquent les numéros conservent leur distribution
uniforme. Par ailleurs la loi conjointe p(s,, s,) est la m&éme
que s’il n’y avait pas eu rotation. La démonstration figure
dans Cotton et Hesse (1992, page 55). On a donc le
recouvrement maximum de TASST.

Si dans la strate on a des unités avec f, < m, [V, et
qu’on applique la transformation, les unités dont le rang est,
en gros, compris entre N, fh et "h ne sont pas Teprises
lors du retirage mais vont1 étre réintroduites 2 I’occasion
d'une prochaine rotation. Il est donc préférable d’utiliser
pour ces unités une transformation qui situe juste avant f,
les nouveaux numéros. On doit procéder par sous:
ensembles selon la valeur de f;. Mais cela tend a diminuer
le recouvrement.
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ANNEXE
Les probabilités d’inclusion du premier ordre dans la
méthode de Kish et Scott (1971)

Donnons un exemple ol la probabilité d’inclusion du
premier ordre n’est pas strictement contrdlée.

La population est divisée en trois parties 4, B et C
d’égale taille N, Le premier tirage est un TAS de 2a unités
dans 4 + B et un TAS de g unités dans C. Au deuxiéme
tirage, on veut tirer @ unités dans 4 et 2a unités dans B + C,
en retenant le maximum d’unités du premier échantillon et
avec la probabilité d’inclusion uniforme a/N. La méthode
de Kish et Scott (1971) consiste i rajouter ou retrancher par
TAS le nombre convenable d’unités séparément dans 4 et
dans B + C. Dans A4, le second tirage marginal est un TAS
et la probabilité d’inclusion est bien uniforme. Montrons
qu’il n’en est pas de méme dans B + C. Soient n, et n, les
tailles des deux échantillons successifs dans B. Par
symétrie, la probabilité d’inclusion au second tirage est
uniforme dans B. Elle y vaut:

E(n)IN = [E(n)) + E(n, - n)UN

= alN + E(n, - n,)IN.

Si n =a,n,-n =0; sinon I'espérance de n,-n

conditionnelle & n, differe selon le signe de a - n,:

1

Sia-n>0,El(n,~n)}| nl=(a-n)N-n)2N-n-a).

Sia-n <0, El(n,-n)|nl=(@-n)nin +a.

Notons p(#,) la probabilité que le premier échantillon ait la
taille n, dans B. On a:

E(n,-n) =Y p(n)Eln, - n)|n,].
"
Comme les tailles de 4 et B sont égales, p(n,) =
p(2a-ny), d’oi:

E(n,-n)

= X p){Elmy-n) | nd+Elln, - m) | 2a-n))}

?l1<ﬂ

=Y p(n)(@-n)[((N-n)/Q2N-n, - @) - (2a-n)Y(3a-n,)]

n<a

=(2a-N Y pn)a-nY/((2N-n,-a)(3a-n))

"l<a
=(2a- MK, K>0.

Sauf dans le cas 2a - N =0, E(n, - »,) n’est pas nul et
E(n))IN est différent de a/N. La probabilité d’inclusion
n’est donc pas uniforme dans B + C.



126 Cotton et Hesse: Tirage et maintenance d’un panel stratifié de taille fixe

BIBLIOGRAPHIE HIDIROGLOU, M.A., CHOUDHRY, G.H., et LAVALLEE, P.

BREWER, K.R.W., EARLY, L.J., et HANIF M. (1984), Poisson {1991). Méthodes d’échantilionnage et d’estimation pour des
modified Poisson and collocated sampling. Journal of Statistical :,?quetés 1r111:’ra£;rin;;!;es auprés des entrepriscs. Techniques
Planning and Inference, 10, 15-30. enquete, 11, Tesd

COTTON, E., et HESSE C. (1992). Tirages coordonnés d’échan-  KISH, L., et SCOTT, A. (1971). Retaining units after changing strata
tillons. Document de travail E9206 de I'INSEE. and probabilities. Journal of the American Statistical Association,

66, 461-470.
COX, L.H. (1987). A constructive procedure for unbiased controlied , 461-470

rounding. Journal of the American Statistical Association, 82,
520-524.



Techniques d'enquéte, décembre 1997
Vol. 23,n° 2, p. 127-134
Statistique Canada

127

Estimation de proportions pour petites régions par des méthodes

empiriques de Bayes, a partir de variables ordinales

PATRICK J. FARRELL'

RESUME

La modélisation des réponses ordinales a déja fait I'objet de beaucoup de recherches. Selon certains auteurs, lorsque la
variable de réponses est ordinale, la prise en compte de cette caractéristique dans le modéle 4 estimer devrait accroitre la
performance de ce modele. Dans des conditions ordinales, Campbell et Donner (1989) ont comparé le taux asymptotique
d’erreurs de classification du modgle logistique multinomial & celui du mod2le logistique ordinal d° Anderson (1984). 1ls
ont démontré que ce dernier était assorti d’'un taux asymptotique d’erreurs prévisible inférieur a celui du modele logistique
multinomial. Dans le présent article, nous cherchons & comparer la performance d’un modgle logistique ordinal et d’un
modele multinomial pour les réponses ordinales. Toutefois, au lien de concentrer notre attention sur 1'efficacité de
classification, nous nous attachons 2 estimer les proportions pour les petites régions. En utilisant un modgle logistique
multinomial et un modgle ordinal, nous cherchons plus particuligrement 4 adapter 1’estimation de proportions pour petites
régions A partir de données bindmiales par des méthodes empiriques de Bayes, tel que le suggerent Farrell, MacGibbon et
Tomberlin (1997a), aux variables qui appartiennent 3 plus de deux catégories de résultats. Les propriétés des estimateurs
fondés sur ces deux modeles sont comparées au moyen d'une simulation au cours de laquelle les méthodes empiriques de
Bayes proposées sont appliquées & des données issues du recensement américain de 1950, afin de chercher & prévoir, pour
des petites régions, les proportions des personnes appartenant aux diverses catégories d'une variable de réponses ordinale
représentant le niveau de revenu.

MOTS CLES: Méthode bootstrap; plan d’enquéte complexe; régression logistique; moddles d'effets aléatoires;

statistiques sommaires sur les petites régions; séries de Taylor.

1. INTRODUCTION

La modélisation des réponses ordinales a fait I’objet de
beaucoup de recherches (voir Albert et Chib 1993;
Anderson 1984; Crouchley 1995 et McCullagh 1980).
Selon certains auteurs, lorsque la variable de réponses est
ordinale, la prise en compte de cette caractéristique dans le
modéle 3 estimer devrait améliorer la performance de ce
modele. Dans des conditions ordinales, Campbell et
Donner (1989) ont comparé théoriquement le taux asymp-
totique d’erreurs de classification du modéle logistique
multinomial 4 celui du modele logistique ordinal
d’Anderson (1984), démontrant que le modele ordinal
présentait un taux asymptotique d’erreurs prévisible plus
bas. Toutefois, dans une simulaticn subséquente, Campbell,
Donner et Webster (19921) ont démontré que les modéles
ordinaux donnent une classification moins exacte que les
modeles multinomiaux dans toutes sortes de circonstances;
ils en ont conclu que ces modeles ne présentent aucun
avantage lorsque la classification constitue le principal
objectif de ’analyse.

Nous cherchons également, dans le présent article, a
comparer la performance d’un modele logistique ordinal et
d’'un modgle multinomial pour les réponses ordinales.
Toutefois, au lien de concentrer notre attention sur
Pefficacité de la classification, nous nous attachons 2
estimer les proportions pour les petites régions.

L’estimation des parametres d'une petite région est un
probleéme d’échantillonnage d’une population finie qui a
déja fait I’objet d’énormément d’attention. Ghosh et Rao
(1994) proposent un excellent tour d’horizon de ces
recherches. lls démontrent que lorsqu’on les utilise en
guise de solution de compromis entre |’estimateur synthé-
tique et ’estimateur direct, les estimateurs fondés sur les
méthodes empiriques ou hiérarchiques de Bayes ne sont pas
exposés aux biais importants parfois associés a I’estimateur
synthétique (voir Gonzales 1973); ils ne sont pas non plus
aussi variables qu’un estimateur direct. Farrell, MacGibbon
et Tomberlin (1997a) arrivent 4 une conclusion semblable
a la sunite d’une étude des méthodes empiriques de Bayes
pour I'estimation de proportions pour une petite région A
partir d’une variable de résultats bindmiale.

Malgré les nombreux travaux qui ont cherché a prévoir
les proportions pour petites régions & partir de variables de
réponses bindmiales (voir Dempster et Tomberlin 1980;
MacGibbon et Tomberlin 1989; Farrell 1991; Farrell et coll.
1997a; Malec, Sedransk et Tompkins 1993; Stroud 1991 et
Wong et Mason 1985), on s’est trés peu intéressé 2
’estimation des proportions fondées sur les variables de
réponses appartenant 4 plus de deux catégories de résultats.
Dans le présent article, nous adaptons la démarche
empirique de Bayes utilisée par Farrell et coll. (1997a), 2 de
telles variables en fondant nos estimations sur des modeles
logistiques multinomial ou ordinal. Pour comparer les

' Patrick J. Farrell, professeur adjoint, Department of Mathematics and Statistics, Acadia University, Wolfville, (Nouvelle-Ecosse), BOP 1X0.



128 Farrell: Estimation de proportions pour petites régions par des méthodes empiriques de Bayes

estimations des proportions pour petites régions fondées sur
une variable ordinale en utilisant un modéle multinomial cu
ordinal, nous appliquons les méthodes empiriques
proposées par Bayes a des données issues du recensement
américain de 1950 afin de prédire, pour une petite région
donnée, la proportion des personnes appartenant aux
diverses catégories d’une variable de réponses ordinale
représentant le niveau de revenu.

Ce genre d’estimation pose de nombreux problémes sur
lesquels il convient de se pencher. On peut mentionner en
particulier la sélection des variables explicatives pour le
modele, les diagnostics du modgle, le plan de sondage et les
propriétés des estimateurs utilisées. Par exemple, parmi les
diagnostics pour les modeles multinornial et ordinal figurait
une évaluation de 1’ajustement du modele fondée sur les
valeurs. Farrell (1991) a proposé une description de ce
diagnostic et d’autres diagnostics. Les résultats ne sem-
blaient pas indiquer une absence d’ajustement pour 1’un ou
’autre des modeéles. Dans la présente étude, nous cherchons
surtout & déterminer les propriétés des estimateurs
empiriques de Bayes pendant 1’utilisation répétée du plan
de sondage & 1’aide d’une simulation. Pour de nombreux
spécialistes d’enquétes, de telles propriétés revétent une
importance primordiale.

On reproche notamment aux méthodes empiriques de
Bayes d’utiliser des estimations d’intervalles qui ne donnent
pas le niveau souhaité de couverture puisque 1’incertitude
qui découle de I’obligation d’estimer les parametres de la
distribution antérieure n’est pas prise en compte. Dans la
présente étude, nous avons recours comme le suggdrent
Laird et Louis (1987) aux méthodes bootstrap pour
I’ajustement d’estimations naives de I’exactitude. Par
ailleurs, Prasad et Rao (1990} ont mis au point une méthode
qui tente de «capturer» I’incertitude qui n’est pas prise en
compte par les estimations naives, Cette méthode a été
congue pour trois modeles linéaires spécifiques contenant
des effets aléatoires, mais Cressie (1992) a déterminé
certaines situations odl elle pourrait étre approprié, Il
importe en particulier de souligner que les résultats obtenus
doivent obéir & une distribution normale.

L’estimation par des méthodes empiriques de Bayes
fondée sur un modéle logistique multinomial ou ordinal est
décrite ala section 2. L’ étude de simulation visant A comparer
les modeles logistiques multinomial et ordinal pour les
réponses ordinales est décrite a la section 3. Nos observations
et nos conclusions sont présentées a la section 4.

2. METHODES D’ESTIMATION

Imaginons une caractéristique d’intérét pour une
petite région discréte comportant M résultats possibles.
L’indice m permet d’identifier les catégories, ol
m=1,..M-1 et m*=1,._.,M En outre, les lettres
minuscules et majuscules soulignées désignent des vecteurs
tandis que les lettres majuscules en caractéres gras
représentent des matrices.

Les méthodes d’estimation sont illustrées dans un plan
d’échantillonnage & deux degrés ot les sujets sont choisis

a partir de régions locales présélectionnées. Ainsi, les
régions locales constituent les primaires unités d’échan-
tillonnage. Désignons par p, . la proportion des personnes
vivant dans la /-i2éme région locale qui appartiennent & la
catégorie m~ de la variable de réponses. On obtient alors

P = 22 Yy N, (2.1)
J

Ol yym. est égal 4 0 ou A 1, selon que la j-iéme personne de
la région locale i appartient & la catégorie m ™ de la carac-
téristique d’intérét et N, désigne la taille de la population de
la i-igme région locale,

La méthode utilisée par Farrell et coll. (1997a), pour
estimer les proportions pour petites régions en se fondant
sur les variables de résultat bindmiales est adaptée ici pour
permettre Uestimation de p, .. Cette méthode s’inspire de
la démarche explicitement fondée sur la modélisation
proposée par Dempster et Tomberlin (1980). Désignons
par m,,, la probabilité que la j-i2me personne appartenant
a la i-iéme région locale appartienne a la catégorie m* de
la variable de réponses. Dans ce cas, selon Royall (1970),
la valeur p._ . de I’équation (2.1) est estimée par

P = (E Y+ ﬁ,,-m-) /¥, @.2)
Jes Jjes'

oll S représente I’ensemble des », personnes échan-
tillonnées dans la région locale i, et $* désigne 1'ensemble
des personnes appartenant & la région locale / non incluses
dans I’échantillon. H nous reste maintenant 4 déterminer les
valeurs de #,_, . Pour obtenir ces estimations, on utilise des
modeles de régression logistique afin de décrire les proba-
bilités associées aux membres de la population.

Dans un modele logistique multinomial, les valeurs =
sont décrites comme suit:

jm+

log(m,,, / M) =X;ﬁm +8,.,

(2.3)
ﬁj ~ Li.d. Normal (0, D),

ol §7 = ;s . Bipg-1y)s 1 = 1, ..., 1, et D désigne une matrice
de covariance inconnue. Dans ce modele, X est un
vecteur des variables explicatives 2 effets fixes, le vecteur
contient les paramatres 2 effets fixes associés 2 la m-idme
catégorie de la variable d’intérét et &, désigne un effet
aléatoire & distribution normale associé & la m-iéme
catégorie de la caractéristique d’intérét dans la i-itme
région locale. Le vecteur X ; peut inclure des covariables
tant au niveau individuel qu’au niveau agrégé. Pour les
plans de sondage comportant plus de deux étapes, un
modéle analogue contiendrait les effets aléatoires pour les
unités d’échantillonnage & chaque stade, 2 I’exclusion du
stade final.

A noter que le modgle indiqué en (2.3), contrairement 2
un modele semblable proposé par Malec et coll. (1993), ne
contient pas de termes d’interaction entre les effets de la
région locale et les variables explicatives a effets fixes.
Toutefois, les termes permettant de tenir compte d’une telle
interaction seraient inclus s'ils étaient jugés nécessaires.
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Pour obtenir les estimations de Bayes des paramétres du
modéle, on attribue des valeurs quelconques aux paramatres
1nconnus de la distribution des effets aléatoires. Désignons
par y7 i = W1 Yy, un vecteur du jj-ieme sujet échan-
tlllonné oil la composame associée 2 la catégorie de variable
de résultats & laquelle cette personne appartient a une valeur
de un. Les entrées qui restent sont égales & zéro. Si ¥est
une matrice dont les rangs sont désignés par yT les
données seront alors distribuées comme suit:

f(Ylﬁﬁ)aH .VUI J’,up_ 1{';3:;’

ol B7 = (B}, ... B ). et QT (ﬁT ﬁf) Si une distribution
uniforme est précisée pour les effets fixes, la distribution
des parametres devient f(B, 8 |D ) = exp(-%237D 8 ,), ol
D_=diag(D,D,.. D). La distribution combmée des
données et des paramétres est déterminée en utilisant
AY[B.8,) et f(B,5.|D,), et utilisée par la suite pour
obtenir la distribution postérieure des paramétres.
Malheureusement, il est impossible de dériver une forme
fermée de cette distribution postérieure 4 cause du caractere
insoluble de V’intégration requise pour obtenir la distribu-
tion marginale de ¥. Une méthode d’intégration stochas-
tique comme celle de I’échantillonnage de Gibbs (voir
Zeger et Karim 1991) représenterait une solution possible.
Ripley et Kirkland (1990) indiquent qu’une telle démarche
présenterait notamment I’inconvénient de nécessiter des
calculs intensifs et de laisser planer des incertitudes quant
au moment ol le processus d’échantillonnage parvient 4
I’équilibre. Comme le termps de calcul est une préoccu-
pation particuligre de la simulation examinée a la section 3,
nous ne nous y attarderons pas plus avant ici. Par ailleurs,
Breslow et Clayton (1993) mentionnent qu’on peut toujours
envisager des méthodes simples et approximatives.
Beaucoup de chercheurs ont démontré qu’une approxi-
mation normale multivariée de la distribution postérieure
donne d’excellents résultats en pratique (voir Farrell et coll.
1997a; Laird 1978; Tomberlin 1988 et Wong et Mason
1985). Breslow et Lin (1995) rappellent toutefois qu'une
telle méthode pourrait donner des estimations incohérentes
pour les parametres a effets fixes. Ainsi, si g,_, doit étre
fondé sur des estimations des effets fixes obtenues de cette
fagon, la méme mise en garde risquera de s’appliquer en ce
qui a trait & la cohérence de p,,, pour I'estimation de p,_,.

Selon Farrell et coll. {1997a), une distribution normale
multivariée dont la moyenne correspond au mode et dont la
matrice de covariance est égale A I'inverse de la matrice
d’information évaluée au mode représente une approxi-
mation de la distribution postérieure des paramétres. La
matrice d’information dont il est question ici est simplement
la deuxiéme dérivée de la distribution postérieure calculée
parrapporta B et 3 8 Lorsque des valeurs sont précisées
pour les paramétres fnconnus de la distribution des effets
aléatoires, le mode et la matrice de covariance qui en
découlent constituent un ensemble initial d’estimations des
parametres du modéle. Les estimations empiriques de
Bayes sont alors obtenues en utilisant 1’algorithme EM
décrit par Dempster, Laird et Rubin (1977) afin de détermi-
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ner les estimations des paramétres de la distribution des
effets aléatoires. L'algorithme converge rapidement, en
quelques minutes seulement en temps réel. Pour en savoir
plus sur la fagon d’obtenir les estimations empiriques de
Bayes pour un modéle fondé sur un plan d’échantillonnage
a deux degrés et une variable de réponses bindmiale, voir
MacGibbon et Tomberlin (1989).

Les estimations empiriques de Bayes des paramétres du
modele sont utilisés en (2.2) pour déterminer p,,,. Pour
élaborer une expression correspondant i ’incertitude de
Bi.» ON présume que la valeur N, est connue. Comme la
démarche utilisée est fondée sur un modele et qu’elle est
prédictive par nature, I'incertitude entourant 5, =~ découle
umquement du terme ):ni sletermely, . aune varia.nce
de zéro. Ainsi, I'erreur quadrathue moyenne de 5, €
tant que prédicteur de p, , peut &tre estimée comme su:t

—~ —— jgsz,ﬁif""'
REQMI(Q,,) = Var| £ =

i

Y Ay,-(1- R)

+ Jjes'

(24)

Pour les régions locales échantillonnées ol #, est plus
grand que z€ro, le premier terme de (2.4) estde I’ ordre de 1/n,
tandis que le second est de 'ordre de 1/N,. Dans cette
étude, I’approximation de I’erreur quadratique moyenne de g,
est fondée sur le premier terme uniquement, lequel donne
une approximation utile & condition que N, soit grand
comparativement & n,. Pour les régions locales non
échantillonnées, le premier terme de (2.4) est de ’ordre de
1; il domine donc toujours le second terme.

Pour estimer I’incertitude de j,_,, qui est exprimée sous
forme de fonction non linéaire des estimateurs des effets
fixes et aléatoires, I'expression de p, , est linéarisée par
développement en une série de Taylor mulivariée de
premier ordre autour des valeurs réalisées des effets fixes et
aléatoires. La variance de 1’expression qui en découle,
désignée par Va\r(ﬁim), est assimilée & une estimation de
I'incertitude de p,_,. Farrell et coll. (1997a), fournissent des
informations détaillées sur le développement des séries de
Taylor pour une variable de résultats bindmiale.

Lorsque les micro-données de population pour les
variables auxiliaires ne sont pas disponibles, il est impos-
sible de déterminer p, , avec (2.2). Pour les modgles non
linéaires comme (2.3), la prédiction n’est pas directe dans
une telle situation. Toutefois, un estimateur de rechange de 5, .,
P, Par exemple, qui nécessite uniquement des statistiques
sommaires de la région locale (un vecteur de la moyenne et
une matrice de covariances de la population finie) tant pour
les variables continues que pour les variables nominales
peut étre obtenu en adaptant la démarche proposée par
Farrell, MacGibbon et Tomberlin (1997b) aux fins de la
réalisation de cet objectif lorsqu’on cherche A estimer les
parameétres bindmiaux des petites régions. Ce méme
développement des séries de Taylor qu’on a utilisé pour
estimer I'exactitude dep, , peut étre employée pour obtenir
une mesure de I'incertitude dans le cas de 5, , Va\r(ﬁ

Im+)'
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La méthode décrite dans la présente section peut
également servir a élaborer des estimations ponctuelles et
des estimations d’intervalles pour les proporttons de petites
régions fondées sur g, et g, , lorsqu’on utilise un modele
ordinal. Dans la présente éde, nous proposons un modele
a effets fixes et aléatoires pour la valeur de =, . fondée sur
le modele ordinal proposé par McCullagh (f980)

mw. +...+ .
log( F ] =Bow = X, B+ 8,
+ 7. ¥
(m +1) fjm 2.5

ﬁj ~ 1.i.d. Normale (0, D).

Le vecteur X, contient les valeurs des variables
explicatives des effets fixes pour le if-1&me sujet, tandis que
représente un vecteur des paramétres des effets fixes. Il
existe un terme constant, B, , qui est associé a la m-ieéme
catégorie de variables de réponses. On présume ici encore
gue les effets aléatoires ont une distribution normale. Il
convient de noter que le modele (2.5) exige en particulier
que la restriction By, = By, 2 8,,, ~ 8., Se réalise pour
que 7.,.,,20. Nous revenons en details sur cette
contrainte a la section 3.

La démarche choisie pour donner ’approximation de
’incertitude en pm” et g, . lorsque =, . est fondé sur la
formule (2.3) ou (2.5) peut étre qualifiée de naive, puisque

ar(p,,.) et Var(f ) ne tiennent pas compte de
I'incertitude qui découle de I'estimation des paramétres de
la distribution des effets aléatoires. Ainsi, les estimations
d’intervalles pour p, _ qui sont fondées sur Va\r(p“,.m) et

ar(f,,,) sont typiquement trop courtes. On a proposé de
nombreuses méthodes pour corriger ce probléme (voir
Carlin et Gelfand 1990; et Laird et Louis 1987). Dans la
présente étude, la méthode bootstrap de type III proposée
par Laird et Louis (1987) sert & ajuster les mesures
d’incertitnde obtenues par Destimation naive. Cette
méthode est décrite par Farrell et coll. (1997a), pour une
variable de résultats bindmiale. Elle peut étre adaptée a
(2.3} ou & (2.5}, et s’applique peu importe que I'estimation
soit fondée sur g, , ousur 3, ..

La méthode exige qu’un certain nombre d’échantillons
bootstrap, N, soient générés pour un ensemble particulier
de données. Supposons que 1’estimation de la proportion
pour la petite région doive &tre fondée sur g, .. Pour le
b-igme échantillon bootstrap, on obtient une estimation
pbw pour p,,, fondée sur (2.3) ou (2.5) en méme temps
qu une estimation naive de la vanablhte de  Buim
Var wme):  LES valeurs g, et Jar (Bhim.) SODT deter-
minées pour chacun des N, échantillons bootstrap, et
servent & calculer une estlmatlon de la variabilité€ associée
a p,,. et ajustée selon la méthode bootstrap:

Tosa . (B2
A{B) Z var(pbim') ; (pbiﬂw+ - im')
(p ) - + ’
I NB NB -1

E Aﬁbrm

N
NB

P, im*

Il convient de noter que méme si les sujets ne sont pas
choisis par échantillonnage aléatoire simple sans remise,
dans la présente étude, les données de sondage n’ ont pas été
pondérées. Toutefois, en pratique, les poids attachés & un
enregistrement varieront en fonction de caractéristiques du
plan de sondage telles que la non-réponse différentielle et
la répartition en grappes. Dans la présente étude, les
modeles tiennent compte des effets de ces caractéristiques.
De plus amples recherches seront nécessaires pour
déterminer qu’elles sont les incidences sur la méthode
bootstrap de I’incorporation dans les modgles de poids liés
aux sondages,

3. EXEMPLE PRATIQUE

On a procédé 4 une comparaison des estimations de
proportions pour petites régions fondée sur des modeles
logistiques multinomial ou ordinal en utilisant une étude de
simulation ol la variable de réponses était ordinale.
L’ensemble de données est fondé sur un échantillon de 1 %
prélevé 3 méme le recensement américain de 1950 (United
States Bureau of the Census 1984). On utilise les données
fondées sur le recensement de 1950 puisqu’il s’agit d’un
échantillon de micro-données accessible au public et que
aucun des recensements plus récents n’est disponible sous
cette forme. Ainsi, les résultats examinés ci-aprés pour les
modeles multinomial ou ordinal sont obtenus en utilisant
des variables explicatives pour chaque sujet & I'intérieur
d’une région locale. Pour un examen détaillé des difficultés
rencontrées dans la recherche des micro-données, voir
Bethlehem, Keller et Pannekoek (1990).

L’application envisagée est I’estimation de la proportion
des personnes vivant dans une région locale donnée
correspondant A chacune des trois catégories de variables de
résultats ordinales représentant le revenu personnel total, oil
la région locale correspond typiquement a un Etat. Cette
variable englobe toutes les sources de revenu, y compris les
salaires, les revenus d’affaires et les revenus nets provenant
d’autres sources. Les catégories utilisées sont celles des
personnes 2 faible revenu (moins de 2 500$), & revenu
moyen (2 500% 4 moins de 10 000$) ou 2 revenu élevé
(10 000$ et plus) en 1949. Ainsi, m = 1 pour les personnes
a faible revenu (catégorie 1), m =2 pour les personnes &
revenu moyen (catégorie 2) et m =3 pour les personnes a
revenu élevé (catégorie 3). Les modeles multinomial et
ordinal ont chacun ét€ utilisés pour obtenir des estimations
ponctuelles et des estimations d’intervalles dans 42 régions
locales. Vingt de ces régions ont €té échantillonnées. 11
convient de noter que les personnes sans revenu ont été
incluses dans la catégorie 1. On aurait pu, en guise de
solution de rechange, procéder en deux étapes: d’abord
avec un modele logistique de la probabilité d’un revenu
différent de zéro, et ensuite avec un modele multinomial ou
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ordinal de la catégorie de revenu conditionnel 2 un revenu
différent de zéro.

En pratique, les données historiques sont souvent
disponibles aux fins de la planification des enquétes. Par
exemple, la sélection des variables aux fins des prédictions
du modele pourrait étre fondée sur les données des
recensements antérieurs. Pour simuler cette situation, un
échantillon aléatoire de 2 000 sujets a été tiré de 1’échan-
tillon de 1 %. Les variables pour la prédiction du modzle
ont €t€ déterminées en appliquant une méthode de régres-
sion logistique par degrés; il s’agissait de I’4age, du sexe et
de la race (blancs, noirs ou autres).

Ainsi, les modéles multinomial et ordinal utilisés dans la
présente étude incluaient quatre variables individuelles
explicatives pour 1'4ge, le sexe et la race (deux variables
indicatrices étaient requises pour coder les diverses races).
Toutefois, ils comprenaient également quatre variables de
1a région locale représentant I’ige moyen, la proportion
d’hommes, la proportion de blancs et la proportion de noirs.
Peu importe le modele retenu, ces variables au niveau de la
région locale sont nécessaires. En effet, lorsqu’elles sont
exclues, on observe que plus la valeur attendue de 5,
augmente, plus le biais augmente également, passant d’une
grande valeur négative 2 une grande valeur positive.
L’inclusion de covariables appartenant au nivean du
domaine élimine cette corrélation. En conséquence, puisque
les variables de la région locale sont également incluses
dans les modegles, le modéle multinomial contient 18
paramétres des effets fixes (deux pour chacun des niveaux
individuels et des variables explicatives de la région locale,
et deux termes constants) et 40 effets aléatoires (deux pour
chacune des 20 régions locales échantillonnées), tandis que
le modéle ordinal contient dix parameétres des effets fixes
(un pour chacune des variables explicative des niveaux
individuel et régional et deux termes constants) et 40 effets
aléatoires (deux pour chacune des 20 régions locales échan-
tillonnées). Pourune étude détaillée comparant les modgles de
régression logistique pour1’estimation des proportions pour
petites régions avec ou sans covariables du domaine et qui
utilisent des données bindmiales, voir Farrell etcoll. (1997a).

Les données servant a I’estimation des proportions de
sujets de chacune des régions locales appartenant aux
diverses catégories de revenu ont été obtenues A partir de
I’échantillon de 1 % & I'aide d’un plan d’échantillonnage
autopondéré a deux degrés. Au premier degré, 20 des
42 régions locales ont été choisies sans remise, avec
probabilité proportionnelle 2 la taille (PPT). La méthode
utilisée pour choisir ces régions locales était en fait la
méthode d’échantillonnage systématique aléatoire avec PPT
(voir Kish 1965, p. 230). A la seconde étape, 50 sujets ont
€té choisis au hasard dans chacune des régions locales.
Cing cent échantillons ont ainsi été tirés A 1'aide de ce plan
a deux degrés. Toutefois, on n’a pas procédé a |’échantil-
lonnage répété au stade de la sélection des régions locales.
Ainsi, les 500 échantillons ont été tirés des 20 mémes
régions locales. Pour ces 20 régions, les proportions
moyennes par région locale pour les catégories 1, 2 et 3 des
niveaux de revenu sont 0,7142, 0,2260 et 0,0598.
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Il convient de noter que pour le modele ordinal, la
contrainte B, - f,, = &, - 3, doit &tre respectée pour que
2 0. Une vérification de cette contrainte pour chacun
des 500 échantillons & I'aide des estimations des termes
constants et des effets aléatoires a permis de vérifier qu’elle
€tait respectée dans tous les cas. En fait, on a découvert que
pour chacun des 500 échantillons tirés, la différence
observée dans les estimations des termes constants était
toujours positive, supérieure d’au moins deux ordres de
grandeur & la majorité des différences absolues des estima-
tions des effets aléatoires, et supérieure d’un ordre de
grandeur a la totalité d’entre elles. Ainsi, les termes
constants dans le modele dominent les effets aléatoires.

Pour comparer les propriétés des estimateurs des pro-
portions dans les petites régions sur une série de répétitions
du plan de sondage, pour chacun des 500 échantillons
choisis, les valeurs p, ., Var(s, ), et ar'®(5, ) associées
a chaque niveau de revenu ont été obtenues pour chaque
région locale, échantillonnée ou non, 4 'aide des modéles
multinomial et ordinal. Pour chaque modgle, les estimations
de Var(g,,) et Var®X, ) ont servi respectivement 2
€tablir des intervalles de confiance symétriques (95 %),
naifs ou ajustés par la méthode bootstrap, de ia distribution
empirique de Bayes. Les estimations de Var'®/(5, ) ont
€€ obtenues 2 l'aide de la méthode bootstrap afin de
générer 100 échantillons bootstrap pour chacun des 500
échantillons de simulation,

Il convient de noter que pour le modéle ordinal, la
contrainte B, - B,, = 8, - §,, doit également &tre respectée
dans la méthode bootstrap pour les effets aléatoires générés
a partir d’une distribution estimée; la création des
€chantillons bootstrap risquerait autrement de donner des
estimations négatives pour certaines des probabilités =, .
Tout au long de la simulation pour I’application examinée
ici, aucune probabilité négative n’a &té relevée lors de
I'utilisation de la méthode bootstrap. Une des méthodes
envisageables pour I'évaluation de la vraisemblance des
probabilités négatives pendant 1’application de 1a méthode
bootstrap consiste 2 considérer le rapport de la différence
Boz ~ Boy sur I’écart-type antérieur estimé de la différence
0, — 6, Ce rapport a ét€ déterminé pour chaque région
locale échantillonnée dans chacun des 500 échantillons de
simulation tirés. La moyenne de ce groupe entier de
rapports était 6,8, et aucun n’était inférieur 3 5,8. Ainsi, on
a déterminé que la différence ﬁoz - fim était toujours au
moins 5,8 fois plus grande que I’écart-type estimé de la
différence 8, -5, On pourrait ainsi empiriquement
conclure que lorsque le ratio décrit ci-dessus est d’au moins
3, il est hautement improbable que la méthode bootstrap
conduise a des probabilités négatives.

Nous présentons au tableau 1 les statistiques sommaires
moyennes des 500 échantillons de simulations obtenus pour
les modeles multinomial et ordinal sur ’ensemble des
régions locales échantillonnées pour chacune des trois
catégories de revenu. Une étude de la stabilité de ces
statistiques a €té réalisée en examinant comment elle
changeait sous I'effet de Ja prise d’échantillons supplémen-
taires. Seuls des changements minimes ont été observés



132 Farrell: Estimation de proportions pour petites régions par des méthodes empiriques de Bayes

aprés 150 échantillons supplémentaires. Le tableau 1 com-
prend les statistiques sommaires obtenues pour les 200
premiers échantillons (entre parentheses) pour fins de
comparaison.

Pour chacune des catégories de revenu, deux statistiques
sommaires présentées au tableau 1 ont été évaluées pour
comparer le biais d0i au plan de sondage de p,,, pour les
modeles multinomial et ordinal, le biais moyen de g, , etle
biais absolu moyen de j,,.. Le biais moyen correspond
simplement a la moyenne pour ’ensemble des régions
locales échantillonnées des différences obtenues lorsque la
proportion réelle, p, ., pour la i-ieme région locale est
soustraite de I'estimation ponctuelle moyenne pour la
région sur les 500 échantillons de simulation. Le biais
absolu moyen est défini d’une fagon similaire, mais en
utilisant cette fois la valeur absolue de chaque différence.
D’une maniére générale, les résultats obtenus pour ces deux
statistiques sommaires étaient légérement meilleurs dans le
cas du modéle ordinal, sans égard 2 la catégorie de revenu
examinée. Toutefois, le modete multinomial a laissé voir
un biais moyen quelque peu plus faible pour 5, , pour la
catégorie des personnes a faible revenu.

Pour chaque région locale échantillonnée, les valeurs
empiriques la racine carrer de I’erreur quadratique moyenne
(REQM) ont été calculées pour les 500 échantillons de

simulation avec chacun des deux modeles et chacune des
trois catégories de revenu. Pour chaque combinaison de
modéle et de niveau de revenu, les valeurs empiriques
appropriées de la REQM ont été calculées pour I’ensemble
des régions locales échantillonnées, pour donner les valeurs
empiriques moyennes de la REQM présentées au tableau 1.
Ici encore, le modéle ordinal donne une performance
légerement meilleure pour I’ensemble des trois catégories
de revenu.

Pour examiner la réduction de la valeur empirique de la
REQM lorsqu’on utilise une estimation fondée sur la
modélisation au lieu d’une méthode classique de conception
non biaisée, on a calculé les valeurs empiriques moyennes
de la REQM analogues A celles du tableau 1 fondées sur les
500 échantillons, en utilisant les proportions observées des
échantillons de régions locales au lieu de g,,,. Les valeurs
empiriques moyennes de la REQM obienues étaient
sensiblement plus grandes (0,0617, 0,0564 et 0,0311 pour les
catégories A revenu faible, moyen et €levé respectivement) que
celles fondées sur g, . et ce, pour les deux modgles.

Le tableau 1 comprend également des statistiques
sommaires portant sur I'ensemble des régions locales
échantillonnées et qui mettent en rapport les mesure naive
et celles obtenues par la méthode bootstrap de la variabilité
de p, ., ainsi que la valeur empirique moyenne de la REQM.

Tablean 1
Statistiques sommaires moyennes fondées sur 500 échantillons de simulation pour les modgles logistique multinomial et ordinal, sur
I’ensemble des petites régions échantillonnées pour chacune des catégories de revenu. Les statistiques sommaires moyennes obtenues pour
les 200 premiers échantillons de simulation sont indiquées entre parenthéses, pour fins de comparaison

Movenne Faible revenu Revenu moyen Revenu €levé
¥ Multinomial Qrdinal Multinomial Ordinal Multinomial Qrdinal
Biais de 5 -0,0004 -0,0005 -0,0007 -0,0004 0,0011 0,0009
Pime 0.0004)  (-0.0006) (-0.0006) (-0,0003) (©.0010) (0,0009)
. X 0,0076 0,0051 0,0089 0,0048 0,0108 0,0074
Biais absolu de 2, (0.0078) (0.0055) (0,0085) (0.0046) (0.0106) (0,0073)
. 0,0479 0,0467 0,0417 0,0401 0,0236 0,0231

REQM empirique (0,0483) {0,0469) (0,0414) (0,0402) {0,0233) (0,0229)

Biais relatif de -0,1192 20,1125 -0,1273 -0,1180 -0,1524 -0,1376

R (0.1197)  (-0.1128) (-0.1276) (-0.1186) (0.1521) (-0.1372)

me:

Biais relatif absolu de 0,1192 0,1125 0,1273 0,180 0,1524 0,1376

(0.1197) (0,1128) (0.1276) (0.1186) ©.1521) (0,1372)

v va'r(p‘fmv)

Biais relatif de -0,0275 -0,0173 20,0309 20,0204 .0,0391 -0,0273
i — (00272)  (-0.0175) (-0,0314) (-:0,0207) (-0,0393) (-0,0269)
Var (ﬁfnh)

Biais relatif absolu de 0,0204 0,0227 0,0349 0,0263 0,0450 0,0353

o (0,0290) (0.0228) (0.0343) (0,0265) (0.0446) (0.0347)

ar Im
) 91,35 91,91 91,19 91,78 90,67 91,26
Taux de couverture naif (91,325) (91 875) (91,225) (91,750) (90,650) (91,300)
Ecart absolu de la couverture naif par 3,65 3,09 3,81 3,22 4,33 3,74
rapport au taux nominal de 95 % (3.675) (3.125) (3.775) (3.250) (4,350) (3,700)
. 94,44 94,75 94,37 94,68 93,91 94,40
Taux de couverture ajusté (94,400) (94.775) (94.350) (94,650) (93,925) (94.375)
Ecart absolu de 1a couverture ajusté par 1,58 1,43 1,71 1,50 1,91 1,62
rapport au taux nominal de 95 % (1,600) (1,425) (1,725) (1,525) (1,900) (1,650)
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Pour chaque catégorie de revenu, le biais relatif moyen et le
biais relatif absolu moyen de la racine carrée de Var(s, ),
utilisés a titre d’estimation de la valeur empirique de la
REQM, sont présentés au tableau 1 pour les modeles
multinomial et ordinal. Le biais relatif moyen correspond
simplement & la moyenne, pour ’ensemble des régions
locales échantillonnées, des valeurs obtenues lorsque la
différence découlant de la soustraction de la valeur
empirique de la REQM pour la i-i#me région locale de la
valeur moyenne de la racine carrée de Var(s,,,) pour cette
région, répétée pour 'ensemble des 500 échantillons de
simulation, est divisée par la valeur empirique de la REQM.
Le biais absolu moyen est défini d’une fagon analogue,
mais en utilisant cette fois la valeur absolue de chaque
différence. Le tableau présente également les moyennes
semblables correspondant aux mesures ajustées par la
méthode bootstrap de la variabilité Var'®(g, ). Pour les
modeles logistiques multinomial et ordinal, le biais relatif
moyen et le biais relatif absolu moyen des estimations de la
variabilité ajustées par la méthode bootstrap sont sensi-
blement plus faibles que leurs contreparties obtenues par la
méthode naive pour 1'ensemble des trois catégories de
revenu. En outre, ces statistiques sommaires de la moyenne
ajustée par la méthode bootstrap sont toutes trés petites, ce
qui porte & conclure que les estimations de la variabilité
ajustée par la méthode bootstrap peuvent prendre en compte
la majeure partie de I'incertitude qui découle de I’ utilisation
d’une estimation de la distribution des effets aléatoires.

Pour chaque région locale échantillonnée, les taux de
couverture naifs et ajustés par la méthode bootstrap, fondés
sur des estimations par intervalles de confiance 3 95 %, ont
ét€ calculés pour plus de 500 échantillons avec chacun des
deux modeles et chacune des trois catégories de revenu.
Pour ensemble des combinaisons de catégorie de revenu
et de modele, les taux de couverture ajustés par la méthode
bootstrap pour les régions locales individuelles variaient de
92,2 97,6 %. Puisque la borne approximative pour I’erreur
de Monte Carlo est 3 /(0,96)(0,05)/500, ou 0,029, tous les
taux de couverture ajustés par la méthode bootstrap se
trouvent en-deca de 3 écarts-types de 95 %.

Pour chaque combinaison de modele et de catégorie de
revenu, on a calculé la moyenne des taux de couverture
appropriés sur Pensemble des régions locales échantil-
lonnées pour obtenir les taux moyens naifs et ajustés par la
méthode bootstrap présentés au tableau 1. On peut tirer de
ces résultats un certain nombre d’observations valables
pour chacune des catégories de revenu. Pour les modeles
multinomial et ordinal, les taux de couverture moyens pour
les intervalles ajustés par la méthode bootstrap sont
beaucoup plus prés du taux nominal de 95 % que ceux
associés aux intervalles naifs. Toutefois, les taux de
couverture moyens naifs et ajustés par la méthode bootstrap
pour le modele ordinal sont légérement meilleurs que leurs
contreparties du modéle multinomial. C’est ce que I’on
observe également pour I'écart absolu moyen des deux
catégories de taux de couverture par rapport au taux
nominal de 95 %. L’écart absolu moyen des taux de
couverture naifs par rapport au taux nominal de 95 %
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correspond simplement a la moyenne, pour ’ensemble des
régions locales échantillonnées, des valeurs absolues de la
différence obtenue lorsqu’on soustrait le taux nominal de
95 % des taux de couverture naifs pour les régions locales
€chantillonnées sur 1’ensemble des 500 échantillons de
simulation. L’écart absolu moyen des taux de couverture
ajustés par la méthode bootstrap par rapport au taux
nominal de 95 % est défini d’'une maniére analogue.

Vingt-deux des régions locales n’ont pas été échan-
tillonnées. On a également obtenu pour ces régions des
estimations de la proportion des sujets appartenant a
chacune des catégories de revenu i I’aide des modales
multinomial et ordinal. Les résultats obtenus étaient
semblables & ceux des régions locales échantillonnées,
Toutefois, la performance des modéles s'est détériorée
quelque peu puisque les régions locales non échantillonnées
coustituent un échantillon restant. Pour une évaluation
détaillée des résultats correspondant aux régions locales
non échantillonnées, voir Farrell et coll. (1997a).

On a également comparé les estimations pour les
3 catégories de revenu fondées sur les micro-données, B
a celles fondées sur les statistiques sommaires des régions
locales, g, ., pour chacun des modeles. Pour les deux
modeles, les résultats obtenus pour 5, | étaient heureuse-
ment proches de ceux obtenus a I'aide de g, ., méme si
ceux obtenus pour g, , étaient légerement meilleurs. Farrell
et coll. (1997h) ont obtenu des résultats semblables en
procédant & une comparaison détaillée de 5,,, et de Bims
pour une variable de résultats bindmiale.

4. CONCLUSION

En utilisant des modeles logistiques multinomial et
ordinal, on a adapté la démarche empirique de Bayes
proposée par Farrell et coll. (1997a) & I’estimation des
proportions de petites régions A partir des données de
résultats bindmiales afin de prendre en compte les variables
appartenant 3 plus de deux catégories. On a ainsi déterminé
que la performance de la méthode est maintenue pour les
données de résultats appartenant & des catégories multiples.

Pour comparer les estimations des proportions pour
petites régions fondées sur une variable ordinale 2 ’aide
des modeles logistiques multinomial et ordinal, on a
appliqué les méthodes empirigues de Bayes fondées sur ces
deux modeles a4 des données issues du recensement
américain de 1950 en cherchant  prédire, pour une petite
région, la proportion des personnes appartenant & diverses
catégories d’une variable de réponses ordinale représentant
le niveau de revenu. Les estimations fondées sur le modgle
ordinal ne sont que légérement meilleures en ce qui a trait
au biais du plan de sondage, a la REQM empirique et aux
taux de couverture. En outre, le modele logistique ordinal
se distingue particulitrement par le fait que la contrainte
Bogm-1) =~ Bom = 6, = 8,,,,,, doit étre respectée pour que
Myomery 2 0. Puisque les résultats des modéles multinomial
et orJinal sont trés semblables, on powrait utiliser un
modele multinomial pour I’estimation des proportions de
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petites régions en s’appuyant sur les variables de résultats
ordinales lorsqu’on a des raisons de craindre que
l'utilisation d’un modéle ordinal n’aboutisse a des
estimations négatives pour certaines de ces probabilités.
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Stratification a posteriori en un grand nombre de catégories
par régression logistique hiérarchique

ANDREW GELMAN et THOMAS C. LITTLE!'

RESUME

La stratification a posteriori est une méthode appliquée couramment pour tenir compte de 1'inégalité des probabilités
d’échantillonnage et de la non-réponse lors des enquétes par sondage. Cette méthode consiste 3 subdiviser la population
en plusieurs catégories, A estimer la répartition des réponses dans chaque catégorie, puis, 3 donner & chaque catégorie un
poids proportionnel 2 sa taille dans la population. Nous considérons la stratification a posteriori comme un cadre de
référence général englobant de nombreux scénarios de pondération utilisés dans le domaine de 1’analyse d’enquéte
(consulter Little 1993). Nous construisons un modile de régression logistique hiérarchique pour déterminer la moyenne
conditionnelle d’une variable de réponse binaire subordonnée a des cellules, ou catégories, de stratification a posteriori.
Le modele hiérarchique permet d'inclure un nombre beaucoup plus grand de cellules que les méthodes classiques, donc,
d’introduire beaucoup plus de renseignements sur la population, tout en incluant tous les renseignements qui sous-tendent
I'inférence lors de I'échantillonnage d’enquéte. Donc, nous combinons la méthode de modélisation appliquée fréquemment
& I'estimation des petites régions aux renseignements sur la population utilisés 4 1’étape de la stratification a posteriori, Nous
appliquons la méthode & un ensemble de sondages d’opinion préélectoraux effectués aux Etats-Unis, dont les données sont
stratifiées a posteriori selon 'Etat et selon les variables démographigues habituelles. Nous évaluons les modzles
graphiquement en comparant les résultats qu’ils produisent A ceux des élections au niveau de I'Etat.

MOTS CLES: Inférence Bayésicnne; prévision électorale; non-réponse; sondages d’opinion; enquétes par sondage.

1. INTRODUCTION

on stratifie a posteriori selon le sexe, le groupe ethnique,

Le fait de fonder entitrement ou principalement la
pondération sur la stratification a posteriori, expression gui
désigne généralement toute méthode d’estimation visant 3
rajuster les chiffres d’aprés les totaux calculés pour
I’ensemble de la population, est une pratique courante dans
le cas des sondages d’opinion. Essentiellement, la méthode
se résume 2 répartir la population en un certain nombre de
catégories 4 I'intérieur desquelles les résultats de I’enquéte
sont analysés comme s’ils étaient obtenus selon un plan
d’échantillonnage aléatoire simple. L'étape de stratification
a posteriori consiste & estimer les paramétres 3 1’échelle de
la population en faisant la moyenne des estimations dans les
catégories, aprés avoir donné 2 celles-ci un poids propor-
tionnel a leur taille relative dans la population. Ordinaire-
ment, on définit les catégories de la stratification a
posteriori d’aprés les caractéristiques démographiques
(sexe, fge, efc.) et d’aprds toute variable utilisée dans la
stratification. Un autre niveau de complication, que nous
n’abordons pas ici, surviendrait en cas d’échantillonnage en
grappes.

La définition des catégories de la stratification a
posteriori pose une difficulté fondamentale. Il est souhai-
table de diviser la population en un grand nombre de petites
catégories, afin que 1’hypothese selon laquelle 1’échantil-
lonnage est aléatoire simple dans chaque catégorie soit
raisonnable. Toutefois, si le nombre de répondants par
catégorie est faible, il est difficile d’estimer avec précision
la réponse moyenne dans chaque catégorie. Par exemple, si

I"age, le niveau de scolarité et la région des Etats-Unis,
certaines cellules del’échantillon pourraient étre vides, tandis
que d’autres ne contiendraient qu’un ou deux répondants,

Un moyen général de résoudre ce probléme consiste 2
modéliser les réponses en subordonnant le modéle aux
variables de stratification a posteriori (consulter Little
1993). Par exemple, pour corriger les données en fonction
de plusieurs variables démographiques, on applique
généralement la méthode itérative du quotient entre des
marges unidimensionnelles ou bidimensionnelles (c.-a-d. un
ajustement proportionnel itératif, Deming et Stephan 1940).
Cet exercice correspond essentiellement i faire une
stratification a posteriori couvrant entidrement le tableau
multidimensionnel, mais en se servant d’un modele des
réponses, subordonné aux variables démographiques, qui
donne une valeur nulle aux interactions de niveau supérieur.
Les méthodes fondées sur les poids de lissage peuvent aussi
étre considérées comme des stratifications a posteriori, avec
modeéles de réponses correspondants (consulter Little
1991). Quand les catégories de la stratification a posteriori
sont conformes & une structure hiérarchique (par exemple,
personnes dans un Etat aux Etats-Unis), on peut améliorer
I'efficacité de I’estimation en ajustant un modele
hiérarchique (p. ex., Lazzeroni et Little 1997). Dans le
contexte connexe de Pestimation par régression, Longford
(1996) montre que les modeles hiérarchiques linéaires
permettent d’améliorer la précision des estimations des
petites régions fondées sur des données d’enquéte par
sondage.

' Andrew Gelman, Department of Statistics, Columbia University, New York, NY 10027 et Thomas C. Little, Morgan Stanley Dean Witter, New York, NY.
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Dans le présent article, nous décrivens un modele
hiérarchique de régression logistique congu pour estimer
une variable binaire par stratification a posteriori.
Comparativement 2 la stratification a posteriori type, ce
modele permet d’utiliser un nombre nettement plus grand
de catégories, donc des renseignements beaucoup plus
détaillés sur la population. En pratique, la méthode est
surtout avantageuse dans le cas des petits sous-groupes de
populatlon Nous I’appliquons aux résultats, au niveau de
I’Etat, d’un ensemble de sondages d’opinion préélectoraux
effectués aux Etats-Unis. Le choix de cet exemple nous
permet notamment de vérifier nos inférences au moyen
d’une source externe, en les comparant aux résultats
électoraux au niveau de I’Etat. En annexe, nous décrivons
le calcul du modéle hiérarchique au moyen d'un algorithme
EM d’espérance approximative et de maximisation.

2, MODELE

2.1 Renseignements sur ’échantillonnage et la
stratification a posteriori

Considérons une subdivision de la population en R
variables nominales, ol la r-iéme variable posseéde J,
niveaux, ce qui donne un total de J= I'[ilJr catégories
(celiules), que nous annotons j = 1, ..., J. Supposons qu’on
connait N, c’est-a-dire le nombre d’unités de population
dans la ‘catégorie j, pour toutes les valeurs de j.
Représentons par y une réponse binaire que 'on veut
étudier et représentons par ;, la réponse moyenne de la
population dans chaque catégorie j. Alors, la moyenne
globale de la populationest ¥ =Y N n/} N. Supposons
que la populanon est suffisammenit grande pour qu’on
puisse ignorer toutes les corrections ayant trait aux
populations finies.

Effectuons maintenant une enquéte par sondage en vue
d’estimer } (et peut-étre certains autres regroupements des
7;). Pour chaque j, représentons par n; le nombre d’unités
dans la catégorie j de 1’échantillon, En la subordonnant aux
variables explicatives R, émettons 1”hypothése qu’on peut
ignorer I’impact de la non-réponse (Rubin, 1976). Donc, les
variables R devraient inclure tous les renseignements
nécessaires pour calculer les poids d’enquéte, ainsi que
toute autre variable susceptible de foumir des renseigne-
ments sur y.

Dans le cas de I’exemple exposé a la section 3, nous
catégorisons la p0pu1at10n d’adultes dans les 48 Etats
américains contigus d’aprés R =5 variables, 4 savoir 1’état
de résidence, le sexe, le groupe ethnique, I’age et le nivean
de scolarité, avec (J, ..., J;) = (48, 2,2,4,4). (Les variables
du groupe ethnique, de 1’age et du niveau de scolarité sont
discrétisées chacune en 4 catégories, comme on le décrit &
la section 3.1.) Les J=3 072 catégories varient de
«Alabama, homme, noir, de 18 a 29 ans, sans dipléme
d’études secondaires» & «Wyoming, femme, non noire,
65 ans et plus, dipldme collégial». D’apres les données du
Recensement des Etats-Unis, nous pouvons calculer de
bonnes estimations de J\G dans chacune de ces catégories.

Nous considérerons des estimations pour ’ensemble de la
population (obtenues en calculant la somme pour les
3 072 catégories) ainsi que des estimations par Etat (en
calculant séparément la somme de 64 catégories dans
chaque Etat). Puisque, dans le cas d’un échantillon
d’enquéte de taille raisonnable, il est impossible d’obtenir
des estimations indépendantes des réponses moyennes .
pour des catégories j distinctes (en fait, la plupart des
catégories sont vides ou ne contiennent qu’un seul
répondant), nous devons modéliser les &, pour pouvoir faire
la stratification a posteriori, et donc nous servir des effectifs
connus des catégories ;. La stratification a posteriori offre
I’avantage (éventuel) d’apporter une correction pour la
variation du taux de non-réponse d’une catégorie a 1’autre.

2.2 Modeéles de régression dans le contexte de la
stratification a posteriori

On peut créer un modele de régression logistique pour
déterminer la probabilité m, que les répondants de la
catégorie j disent «oui». Il aufa la forme

logit(x) = X B, (D

ol X est une matrice de variables explicatives et ol X;
représente la j-iéme rangée de X Si nous supposons que la
distribution a priori est uniforme en regard de B, alors, en
vertu du modele susmentionné, |’ inférence bayésienne pour
différents choix de X correspond de prés & divers schémas
classiques de pondération. Ces correspondances, que nous
présentons ci-aprés, sont générales et s’appuient sur la
linéanité du modéle supposé (autrement dit, X B dans (1)).
(Dans le cas des données binaires étudiées dans le présent
article, les estimations classiques et bayésiennes avec une
distribution a priori uniforme ne sont pas identiques étant
donné la transformation logistique non linéaire représentée
par (1), mais, pour de grands échantillons, les écarts sont
minimes.)

Les modeles qui suivent correspondent aux estimations
classiques par stratification a posteriori les plus courantes.

— Faire correspondre X a la matrice d’identité Jx J équi-
vaut & pondérer chaque unité de la cellule j par ¥./n,,
autrement dit, & effectuer une stratification a postenon
simple. Il est bien connu que cette méthode ne donne de
bons résultats que si les »; sont suffisamment grands (et
ne marche pas du tout si »; = 0 pour certains j).

— Sinous faisons correspondre X 3 la matrice de variables
explicatives Jx (¥* | J ) pour chaque variable, alors,
'estirnation de ¥ correspond a peu prés a celle obtenue
par application de la méthode itérative du quotient entre
les marges unidimensionnelles pour toutes les R.

— Inclure diverses interactions dans X revient a inclure ces
interactions dans I’ajustement proportionnel itératif. De
fagon plus générale, supposer que X présente une
«structure» quelconque équivaut a regrouper d’une
certaine fagon les strates a posteriori.



Techniques d'enquéte, décembre 1997

~ Le fait de n’inclure aucune variable explicative dans le
modgle (autrement dit & poser que X est simplement un
vecteur de 1) mene & l'estimation de la moyenne
d’échantillon 7.

Pour une discussion plus détaillée de la relation entre les
estimations par pondération et la stratification a posteriori,
consulter Holt et Smith (1979), ainsi que Little (1993).

2.3 Modéle de régression hiérarchique pour
regroupement partiel

Si le nombre de cellules est grand, avcune option
susmentionnée ne permet d’utiliser efficacement les ren-
seignements fournis par les catégories (par exemple, la
stratification a posteriori simple produit des estimations qui
sont trop variables; toutefois, si nous excluons les variables
explicatives pour un grand nombre de catégories, nous
éliminons des renseignements importants). Pour remédier
a cette situation, nous effectuons un groupement partiel des
cellules en ajustant un modele a effets mixtes (consulter,
par exemple, Clayton 1996). Nous représentons le vecteur f
par (&, ¥y, ..., ¥; ), olla est un sous-vecteur de coefficients
non groupés et oll chaque y,, pour / =1, ..., L, est un sous-
vecteur de coefficients (y,,) auxquels nous ajustons un
modgle hiérarchique:

ind

Y ~ N, sz), k=1, s K.

Donner & T, une valeur nulle (0) équivaut & exclure un
ensemble de variables; donner 2 T, une valeur infinie (e}
équivaut A une distribution a priori non informative en
regard des parametres vy,,.

Etant donné les réponses y, dans les catégories j, nous
construisons une matrice C de catégorisation nx.J pour
laquelle C;, =1 si le répondant i se trouve dans la cellule /.
Posons que Z=CX. On peut alors écrire 1'équation du
modele (1) sous la forme d'un modgle hiérarchique de
régression logistique de 1a fagon suivante:

¥; ~ Bemoulli(p,)
logit(p,) = ZB
B~ NODL),

oit E,} ! est une matrice diagonale dont tous les éléments de «
sont nuls, suivis det, 2 pour chaque élément de v, pour
chaque /. Nous représentons par p, la probabilité corres-
pondant i I’unité i, de fagon a la distinguer de =, c’est-a-
dire la probabilité agrégée correspondant & la catégorie .
Consulter Nordberg (1989), ainsi que Belin, Diffendal,
Mack, Rubin, Schafer et Zaslavsky (1993) pour une
discussion générale des modgles hiérarchiques de régres-
sion logistique applicables aux données d’enquéte.

2.4 Inférence en vertu du modéle

Pour faire des inférences au sujet des paramétres a
I'échelle de la population, nous adoptons la stratégie
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empirique de Bayes, ¢’est-3-dire premigrement, estimer les
hyperparametres t,, étant donné les valeurs de y;
deuxiémement, faire une inférence bayésienne en ce qui
concerne les coefficients de régression P, étant donné y et
les 1, estimés; troisiémement, calculer les inférences pour
le vecteur des moyennes des cellules = = logit™! (XB);
quatriemement, calculer les inférences pour les paramétres
& I'échelle de la population en additionnant les N;m;. Nous
considérons cette méthode comme une approximation de
I’analyse bayésienne compléte, qui consiste i faire la
moyenne sur les parametres t,. Les deux méthodes different
surtout quand on estime les composantes 1, de fagon
imprécise ou qu’on ne peut les distinguer de 0 (consulter,
par exemple, Gelman et coll. 1995, section 5.5). Dans
I’exemple examiné ici, le probléme ne se pose pas, car
I'estimation des diverses composantes montre clairement
que ces dernigres différent de 0. Si cela n’était pas le cas,
cela vaudrait sirement la peine de pousser plus loin 1’effort
de programmation afin d’effectuer une analyse bayésienne
compléte. Toutefois, la présente étude vise 3 examiner
I’efficacité de la combinaison de la modélisation hiérar-
chique & la stratification a posteriori, plutét que les
différences techniques assez mineures entre les analyses
hayésiennes empiriques et non empirigues.

Le rétrécissement des estimations dans les cellules a lieu
a la deuxiéme étape et son importance dépend de la taille de
I’échantillon »; et des valeurs de 7 . Le rétrécissement est
d’autant plus important que les valeurs de »; sont faibles et
gue les valeurs de 7 ; s’écartent des prédictions fondées sur
le modele de régression logistique. En outre, le rétrécis-
sement est plus important si les parametres 7, sont petits.
Ainsi, un lot de coefficients y, dont le pouvoir prédictif est
faible sera réduit de fagon & tendre vers zéro dans
Pestimation, parce qu’il sera estimé que 7, a une valeur
faible. Cette méthode permet d'inclure un grand nombre de
coefficients dans le modele hiérarchique sans augmenter
trop la variabilité des estimations des grandeurs a I’échelle
de la population.

3. APPLICATION: VENTILATION DES
DONNEES D’ENQUETES NATIONALES
SELON L’ETAT

3.1 Données d’enquite

Nous appliquons la méthodologie susmentionnée pour
déterminer, au niveau de I'Etat, les résultats de sept
sondages d’opinion nationaux effectués par le réseau de
télévision CBS auprés des électeurs enregistrés durant les
deux semaines précédant directement I’élection présiden-
tielle de 1988 aux Etats-Unis. Conformément i Ia notation
générale que nous avons adoptée, nous assignons y; = 1 aux
partisans de Bush et y; = 0 aux partisans de Dukakis; nous
€liminons les enquétés qui n’ont exprimé aucune opinion
(environ 15 % du total; conformément 2 la pratique
courante, nous comptons les répondants qui «penchent» vers
un candidat comme des partisans A part entigre).
Puisqu’aucune donnée n’a été collectée 3 Hawaii ni en



138 Gelman et Little: Stratification a posteriori en un grand nombre de catégories

Alaska, seuls les 48 Etats contigus figurent dans le modele.
Bien qu’il soit inclus dans les enquétes, I Etat de
Washington, D.C. est exclu de I’analyse. En effet, les
préférences en matitre de vote y different tellement de
celles observées dans les autres Etats qu’un modele linéaire
généralisé adapté aux 48 Ftats ne serait pas aussi bien
adapté a cet Etat et, les données qu’on y collecterait
influeraient donc indliment sur les résultats obtenus pour les
états. Puisqu’on dispose de moins d’observations pour les
petits états et que la variation du soutien estimé pour Bush
d’un sondage i I’autre est sirnilaire 2 la variabilité d’ échan-
tillonnage binomial (telle que mesurée par le test y? de
1’égalité des proportions d’électeurs qui appuient Bush dans
les sept sondages), nous regroupons les données de tous les
sondages.

La CBS détermine les coefficients de pondération
d’enquéte par application de la méthode itérative du
quotient anx variables suivantes, avec les classifications
implicites pour la non-réponse 2 une question indiquée
entre crochets:

région de

recensement: nord-est, sud, centre nord, ouest.

sexe: masculin, féminin.

groupe ethnique: noir, [blanc/autre].

age: de 18 42% ans, de 30 244 ans, [de 452
64 ans], 65 ans et plus.

niveau de

scolarité: pas de dipldme d’études secondaires,
[dipléme  d’études  secondaires],
certaines études collégiales, diplome
collégial.

L'application de la méthode itérative du quotient englobe
tous les effets importants plus les interactions sexe X
groupe ethnique et 4ge x éducation. Nous incluons toutes
ces variables 2 titre d’effets constants dans le modele de
régression logistique, et nous excluons de 'analyse les
répondants, assez rares, qui ne produisent pas de réponse
pour une variable démographique quelconque. Les
coefficients de pondération calculés par la CBS tiennent
aussi compte des nombres de lignes téléphoniques et
@’adultes dans le ménage, car ils ont une incidence sur les
probabilités d’échantillonnage; cependant, ces €léments
n’ont gu’un effet mineur sur les estimations de la préférence
pour I'un ou l'autre candidat a la présidence (consulter
Little 1996, chapitre 3) et nous ne les incluons pas dans le
modele. Le lecteur trouvera d’ autres renseignements sur les
méthodes d’enquéte et de correction appliquées par la CBS
dans Voss, Gelman et King (1995).

Notre modele va au-deld de 1’analyse effectuée par la
CBS, car il comprend des indicateurs des effets aléatoires
liés aux 48 Etats, regroupés en quatre lots correspondant
aux quatre régions de recensement. Nous vérifions la
performance du modele en comparant les estimations
obtenues pour chaque Etat aux résultats réels de I’élection
présidentielle. (Les sondages d’opinion effectués juste
avant |’élection sont des indicateurs fiables du résultat réel
de I’élection; consulter, p. ex., Gelman et King 1993.)

Nous comparons aussi la stabilité des estimations fondées
sur les résultats de divers sondages au cours d’une breéve
période.

3.2 Chiffres de population pour la stratification a
posteriori

Afin de faire une stratification a postenon en regard de
toutes les variables susmentionnées, ainsi que de I’ Etat,
nous devons connaftre 1a répartition agrégée de population
pour les variables démographiques dans chaque Etat,
c¢’est-a-dire les totaux de population E\fr pour chacune des
2x2x4x48 cellules définies par sexe X groupe
ethnique x Age x Etat. Puisque les électeurs enregistrés
sont la population cible, nous devrions nous fonder sur la
répartition de cette population. En tant qu’approximation,
nous utilisons les totalisations croisées provenant des
données de la Public Use Micro Survey (PUMS) pour tous
les citoyens de 18 ans et plus. Les données de la PUMS
contiennent des enregistrements pour 5 % des unités de
logement aux Etats-Unis et pour les personnes qui les
habitent, soit plus de 12 millions de personnes et plus de
5 millions d’unités de logement. Ces données produisent un
échantillon stratifié des 15,9 % d’unités de logement
environ qui ont regu un questionnaire détaillé a 1I’occasion
du Recensement de 1990. Les personnes qui vivent en
établissements ou dans d’autres logements collectifs sont
également incluses dans I'échantillon. Les poids sont
calculés, tant pour Punité de logement que pour les
personnes qui I’occupent, d’apres les probabilités d’échan-
tillonnage et les corrections apportées aux totaux du recen-
sement pour les variables incluses dans le questionnaire
abrégé. Nous utilisons les données pondérées de la PUMS
pour estimer NJ pour chaque strate a posteriori et nous ne
tenons pas compte de I’erreur d’échantillonnage dans ces
chiffres. Les chiffres pondérés tirés de la PUMS sont fort
semblables & ceux provenant de la stratification a posteriori
auxquels la CBS a appliqué la méthode itérative du quotient
(voir Little 1996, chapitre 3).

3.3 Résultats

Nous présentons les résultats pour quatre méthodes
appliquées aux données agrégées de sept sondages:

1. Estimation classique par la méthode itérative du quotient
selon les variables démographiques (région, sexe,
groupe ethnique, ge, niveau de scolarité, sexe x groupe
ethnique et ge X niveau de scolarité). Cette méthode
est fort semblable & la méthode de pondération utilisée
par la CBS. Pour I’estimation des résultats selon I’Etat,
nous calculons les moyennes pondérées pour chaque
Etat, d’aprds les poids obtenus par la méthode itérative
du quotient.

2. Estimation par régressnon en se servant des variables
démographiques ainsi que des indicateurs sur les Etats,
sans modele hiérarchique (c.-2-d. régression en
supposant les effets & Etat constants). Cette méthode est
fort semblable a lajustement itératif proportionnel
couvrant les Etats ainsi que les variables démogra-
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phiques. Les estimations au niveau de I’Etat produites
par ce modele devraient étre meilleures que celles
obtenues en appliquant la méthode itérative du quotient
en regard des variables démographiques, car les

estimations des 7; sont pondérées par les chiffres de
population N, plutdt que par Ieffectif de I’échantillon,
n;, dans chaque Etat.

3. Estimation par régression en se servant uniquement des
variables démographiques, et en donnant une valeur
nulle aux effets d’Etat. En vertu de ce modele, les
réponses moyennes dans les Ftats différent uniquement
a cause des variations démographiques; dans la mesure
ol les caractéristiques démographiques n’expliquent pas
completement la variation de I’opinion, le mod2le sous-
estime la variabilité d’un Etat  ’autre.

4, Estimation par régression en se servant des variables
démographiques et en estimant les effets des 48 Ftats au
moyen d’un modele hiérarchique (selon la notation
adoptée 2 la section 2, L=4 et K ,K,, K,,K, =

12, 13, 12, 11). Nous nous attendons & ce que ce modele

donne les résultats les meilleurs non seulement parce
que le modele hiérarchique de régression est souple,
mais aussi parce que la stratification a posteriori se
fonde sur les chiffres de population N;.

Nous ajustons chacun des modeles de régression aux
données d’enquéte, produisons des tirages par simulation a
posteriori pour chaque coefficient (subordonnés aux
Ty Ty Ty Ty estimés), et effectuons de nouveau la pondé-
ration d’aprés les données de la PUMS pour obtenir, dans
chaque strate a posterior, la proportion estimée d’électeurs
enregistrés qui appuient la candidature de Bush & la
présidence.

Le tableau 1 présente les estimations obtenues par la
méthode itérative du quotient, les médianes et les intervalles
interquartiles a posteriori pour les trois modeles, ainsi que
les données sur les réponses aux sondages et les résultats
réels de I'élection. Le tablean 2 donne les erreurs de
prédiction au niveau national et les erreurs moyennes
absolues de prédiction au niveau des Etats pour la méthode
itérative du quotient et pour les trois modeles, Les quatre
méthodes produisent pratiquement les mémes résultats au
niveau national; I'amélioration réelle des estimations grice
aux modéles se manifeste au niveau des Etats. La réduction
de I’erreur moyenne absolue de prédiction d’environ 6 %
jusqu’a 5 % peut étre attribuée & I'utilisation des renseigne-
ments résultants de la stratification a posteriori, et la
réduction supplémentaire jusqu’a 3,5 %, a la modélisation
hiérarchique. De surcroit, les deux derniéres lignes du
tableau 2 montrent que les intervalles d’incertitude estimés
par le modele hiérarchique sont courts et relativement bien
étalonnés (un peu moins de la moitié des valeurs vraies
tombent dans les intervalles de 50 %, résultat raisonnable si
I’on considere que ces intervalles tiennent compte de
I’erreur d’échantillonnage, mais non des erreurs non dues
a I’échantillonnage ni des variations d’opinion).

La figure 1 donne une représentation graphique, selon
P'Etat, des résultats réels de 1’élection en fonction des
estimations produites par la méthode itérative du quotient
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et des médianes des strates a posteriori calculées pour les
trois modeles. Il n’est pas étonnant de constater que le
modéle hiérarchique diminue la variance, donc Verreur
d’estimation, par rétrécissement. Bien que les quatre
méthodes permettent de corriger de pratiquement la méme
grandeur le biais qui entache l'estimation au niveau
national, elles ont des effets différents au niveau de 1'Etat,
le modele hiérarchique étant celui qui produit les résultats
les meilleurs. La figure 2 permet de comparer les etreurs de
prédiction résultant de I'application du modgle hiérarchique
et de la méthode itérative du quotient pour produire les
estimations pour les Etats.

Fait intéressant, le modele hiérarchique ne semble pas
rapprocher suffisamment les données de la moyenne
nationale puisque, comme le montre la figure d, le résultat
actuel de I'élection est plus élevé que prévu pour les valeurs
que I’on prévoyait faibles et plus faibles que prévu pour
celles que I'on prévoyait élevées. Le sous-rétrécissement
signifie que la valeur des parametres estimés %, est
probablement plus grande que leur valeur réelle, situation
qui pourrait étre due a une courbe de non-réponse non
négligeable, variant d’un Etat 2 I'autre, si bien que la
variabilité observée des proportions au niveau de I'fitat
résulte de la variation de la courbe de non-réponse en plus
de la variation réelle de la moyenne des opinions (consulter
Little et Gelman 1996, pour un examen de cet exemple,
ainsi que Krieger et Pfeffermann 1992, pour un traitement
plus général). On pourrait quantifier le sous-rétrécissement
en comparant le niveau de rétrécissement estimé au niveau
jugé optimal, mais ceci n’est faisable qu’aprés avoir
observé les valeurs réelles.

On peut aussi comparer les modeles en les ajustant
individuellement 4 chaque sondage et en examinant la
stabilité des estimations au cours d’une période bréve. Ti
s’agirait-1a d’un moyen raisonnable d’étudier les modeles
dans la situation, courante, oli on ne connait jamais les
moyennes réelles de population. La figure 3 montre, pour
chacun des sept sondages, les estimations obtenues par la
méthode itérative du quotient et grice au modele hiérar-
chique. (Au moment de la modélisation individuelle des
enquétes, nous avons utilisé une variance hiérarchique
commune pour les 48 Etats, car nous ne disposions pas de
données suffisantes pour obtenir des estimations fiables du
maximum de vraisemblance pour les quatre régions
séparément d’apres les données de chaque sondage.) Les
résultats sont présentés pour I’ensemble des Etats-Unis et
pour trois Ftats représentatifs, & savoir la Californie (grand
Etat), I’Etat de Washington (Etat de taille moyenne) et le
Nevada (petit Etat). Par souci de commodité, 1a représen-
tation graphique montre aussi les estimations calculées
d’aprés les données agrégées des sept sondages et les
résultats réels de I'élection. Pour chacun des Etats,
P’estimation grice au modéle hiérarchique varie moins que
celle obtenue par la méthode itérative du quotient. C’est
pour le Nevada, ob P'effectif des échantillons des divers
sondages était si faible que les estimations par la méthode
itérative du quotient se réduisaient 2 0 on & 1 dans la plupart
des cas, que la tendance est 1a plus nette, mais la supériorité
du modgle hiérarchique est manifeste dans le cas des autres
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Tableau 1
Selon I'Etat: résultats de I'élection (proportion des votes pour les deux partis obtenue par Bush en 1988); données d’enquéte (moyenne non
pondérée et taille de 1'échantillon) tirées des sondages regroupés; estimation par la méthode itérative du quotient en utilisant les variables de
la CBS; médiane a posteriori (et intervalle interquartile, autrement dit, largeur de I'intervalle d’incertitude central de 50 %) des estimations
par stratification a posteriori fondées sur les effets d'Etat non lissés, considérés nuls ou estimés au moyen d’un modéle hiérarchique. Les
estimations sont numérotées 1, 2, 3 et 4 conformément aux descriptions de la section 3.3,

Estimations par stratification a posteriori (et 1IQ)

Etat Résulta.t de Taille de Moyenne non 1: Méthf)de c!u 2: effets d’Etat non 3: effets d’Etat 4 Mod.éle
I"élection I’échantilion pondérée quotient itérative lissés nuls hiérarchique
AL 0,6 134 0,72 0,67 0,63 (0,05) 0.56 (0,01} 0,62 (0,05)
AR 0,57 86 0,57 0,53 0,53 (0,06) 0,60 (0,01} 0,55 (0,06)
AZ 0,61 141 0,62 0,61 0,62 (0,05) 0.56 (0,02) 0,61 (0,05)
CA 0,52 1075 0,57 0,53 0,55 (0,02) 0.53 (0,01} 0,55 (0,02)
Cco 054 126 0,59 0,59 0,58 (0,06) 0,57 (0,01) 0,57 (0,05)
CcT 0,53 103 053 0,55 0,52 (0,06) 0,49 (0,02) 0,51 (0,06)
DE 0,56 30 04 0,37 0,42 (0,11) 0,60 (0,01 0,52 (0,08)
FL 061 553 0,64 0.62 0,61 {0,03) 0,62 (0,01) 0,61 (0,03)
GA 0,6 2n 0,62 0,58 0,56 (0,04) 0,56 (0,01) 0,56 (0,04)
1A 0,45 102 038 038 0,38 (0,06) 0,59 (0,01) ' 0,41 {0,06)
D 0.63 31 0,52 0,58 0,52(0,12) 0,59 (0,02) 0,55 (0,08)
IL 0,51 429 0,55 0,52 0,53 (0,03) 0.52 (0,01) 0,52 (0,03)
IN 0.6 215 0,75 073 0,74 (0,04) 0,56 {0,01) 0.72(0,04)
KS 0,57 105 0,72 0,71 0,71 (0,06} 0,57 (0,01) 0,68 (0,05
KY 0,56 146 057 0.53 0,56 (0,05} 0,64 (0,01) 0,57 (0,05)
LA 0.55 153 0,62 0,6 0,61 (0,05) 0,54 (0,01) 0.59 (0,04)
MA 0,46 277 0,47 0,41 0,46 (0,04) 0,50 (0,02) 0,47 (0,04)
MD 0,51 207 0,52 0,5 0,49 (0,04) 0,56 (0,01) 0,50 (0,04)
ME 0,56 44 0,52 0,52 0,55 (0,10 0,52 (0,02) 0,54 (0,08)
MI 0,54 399 0,58 0,55 0,57 (0,03) 0,54 (0,01) 0,57 (0,03)
MN 0,46 210 0,54 0,53 0,53 (0,05) 0,59 (0,01) 0,53 (0,04)
MO 0,52 235 0,46 0,43 0.46 (0,04) 0,55 (0,01} 0,47 (0,04)
MS 0,61 170 0.69 0,7 0,65 (0,04) 0,53 (0.01) 0,63 (0,04)
MT 0,53 31 039 0,4 0,40 (0,12) 0,58 (0,02) 0,50 (0,09)
NC 0,58 239 0,59 0.6 0.55 (0,04) 0,58 (0,01) 0,55 (0,04)
ND 0,57 54 0,56 0,56 0,55 (0,09) 0,58 (0.01) 0,56 (0,08)
NE 0,61 50 0,58 0.6 0,56 (0,07) 0,58 (0,01) 0,56 (0,06)
NH 0,63 20 0,7 0,68 0,73 (0,13) 0,53 (0,02) 0,61 (0,10
NJ 0,57 301 0,57 0,6 0,53 (0,04) 0,46 (0,01) 0,53 (0,03)
NM 0,53 87 055 0,54 0,57 (0,07) 0,54 (0,02) 0,56 (0,06)
NV 0,61 19 0,68 0,8 0,67 (0,13} 0,56 (0,02) 0,60 (0,09)
NY 0,48 639 0,42 0,37 0,41 (0,03) 0,45 (0,01) 0,41 (0,02)
CH 0,55 454 0,62 0,63 0,58 (0,03) 0,55 (0,01) 0,58 (0,03)
OK 0,58 93 0,57 0,62 0,59 (0,07) 0,63 (0,01) 0,60 (0,06)
OR (.48 111 0,5 047 0,50 {0,06) 0,58 (0,02) 0,52 (0,06)
PA 0,51 431 0.54 0,54 0,52 {0,03) 0,48 (0,02) 0,52 (0,03)
RI 0.44 65 0,28 0,29 0,27 (0,07 0,50 (0,02) 0,34 (0,06)
SC 0,62 151 0,7 0.67 0,66 (0,05) 0,55 (0,01} 0,64 (0,04)
sD 0.53 52 0,54 0.51 0,53 (0,09) 0,58 (0,01} 0,54 (0,08)
™ 0,58 252 0,68 0,69 0,66 (0,04) 0,60 (0,01} 0,65 (0,03)
TX 0,56 594 0,58 0,52 0.56 {0,03) 0,60 (0,01) 0,56 (0,02)
uT 0,67 61 08 0,35 0,79 (0,07) 0,60 (0,02) 0,72 (0,06)
VA 0,6 255 0,69 0,72 0,67 (0,04) 0,59 (0,01) 0,66 (0,03)
vT 0,52 12 0,54 0,58 0,60 (0,19) 0,53 (0,02) 0,55(0.11)
WA 0,49 269 047 0,41 0,46 (0,04) 0,58 (0,01) 0,48 (0,04)
Wi 0,48 264 049 0,53 0,48 (0,04) 0,57 (0,01) 0,49 (0,04)
0,48 79 0,48 0.52 0,48 (0,07) 0,65 (0,01) 0,53 (0,08)

33

0,61 13 0,5 0,36 0,59 (0,17) 0,59 (0,02) 0,59 (0,10)
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Tableau 2
Statistiques sommaires concernant la moyenne brute des réponses, 1" estimation par la méthode itérative du quotient et les trois estimations
par stratification a posteriori d’aprés les données agrégées des sondages. Les valeurs sommaires présentées sont la moyenne estimée
des proportions de vote pour les 48 Ftats pondérées par le nombre de personnes ayant voté dans chaque Etat (donc, proportion estimée
des suffrages exprimés pour Bush, A Vexclusion de 1’ Alaska, d’Hawaii et du district de Columbia), l'erreur moyenne absolue
des estimations pour les 48 Etats, la largeur moyenne des intervalles de 50 % pour les Etats et le nombre d’Etats pour lesquels
les valeurs réelles tombent dans I'intervalle de 50 %

Résumé Résultats  Moyennenon  Méthode du Effets d"Etat Effets d’Etat Modtle
réels pendérée quotient non lissés nuls hiérarchique
moyenne des suffrages exprimés 0,539 0,568 0,549 0,548 0,547 0,55
erreur absolue moyenne pour les Etats - 0,056 0,066 0,049 0.048 0,035
largeur moyenne des intervalles de 50 % - - - -0,069 -0,016 -0,057
nombre d'Etats contenus dans 1'intervalle de 50 % - - - 18 3 20
@ ©
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Figure 1.

02 04 06 08
Résultet prévu (hicrarchique)

Résultats de]’élection selon | Etaten fonction de1' estimation médiane aposteriori pour a) 1a méthode itérative du quotient appliqué aux

variables démographiques, b)le modele de régression incluant les indicateurs sur les Etats sans modle hiérarchique, c) le modzlede
régression avecleseffets d' Btat considérés nuls et d) le modele de régression avec adaptation d’un modele hiérarchique aux effets d’ Fitat.

Etats également. Par exemple, il n’était pas réaliste de
n’accorder &4 Bush que 46 % du soutien en Californie
(durant les trois journées de sondage avant I’élection) ni
30 % seulement dans 1'Etat de Washington. Néanmoins, &
I’échelle des Etats-Unis, les deux estimations sont assez
semblables {en fait, quand on regroupe les sept sondages,
I’estimation par la méthode itérative du quotient donne des
résultats un tout petit peu meilleurs), situation qui indique
une fois de plus que la méthode par modélisation parait
surtout avantageuse quand on émdie des sous-ensembles de
la population.

De fa}gon étonnante, dans le cas des résultats obtenus
pour I'Etat de Washington, 1’estimation par régression
fondée sur les sondages regroupés (représentées au temps
«-1» sur le graphique) est plus faible que les sept estimations
calculées d’apres les sondages originaux. Cette observation
tient au fait que les données des sondages regroupés indi-
quent que I’Etat de Washington appuie Bush moins qu’on

N
o

01

Erteur de prévision - mod2le hitrarchique
0.0

T 1 T T
-0.2 00 01 0.2
Erreur de prévision - méthode du quotient
Figure 2: Disgramme de dispersion des erreurs de prévision, selon 1'Etat,
pour le modéle hiérarchique par rapport 4 la méthode itérative du

quotient. Les erreurs produites par le modele hiérarchique sont
plus faibles par la plupart des Etats.
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Soutien pour Bush estimé s€parément d’apres sept sondages d’opinion distincts exécutés pen

de temps avant I'¢lection pour a) I'cnsemble des Etats-Unis (sauf I’ Alaska, Hawaii et le district
de Columbia), b) un grand Etat (Californie), c) un Etat de taille moyenne (Washington) et d’
un petit Ftat (Nevada). Dans chaque graphique, la ligne en pointillés représente les estimations
par la méthode itérative du quotient et la courbe en trait plein, celle produite par le modéle
hiérarchique, et les barres d’erreur indiquent les limites de confiance de 50 % pour la méthode
du quotient et les intervalles a posteriori de 50 % pour les estimations fondées sur le modéle.
Les sondages d’opinion ont eu lieu entre le neuvidme et le deuxidme jours précédant 1’€lection.
Les estimations fondées sur les données agrégées des sondages sont indiguées au temps «-1»,
et les résultats réels de I’élection sont indiqués au temps «O» dans chaque graphique.

le prévoirait en neutralisant simplement les covariables
covariables démographiques (cette prévision serait I'estima-
tion pour ’Etat de Washington calculée d’aprés le
modgle ol la valeur des effets d’Etat est maintenue nulle,
prévision qui, d’aprés le tableau 1, est égale a 0,58).
Néanmoins, aucun sondage, pris isolément, ne fournissait
suffisamment de données pour soutenir, de fagon convain-
cante, que I’opinion dans 1'Etat de Washington s’€cartait a
ce point de la moyenne nationale. Par conséquent, 1’estima-
tion bayésienne a rétréci plus fortement les estimations
tirées de ces sondages. S’il parait étrange a priori, ce
comportement n’en est pas moins approprié: dans le cas
d’une enquéte de petite envergure, on dispose de moins de
renseignements sur les diverses catégories résultant de la
stratification a posteriori et les estimations axées sur le
modéle produisent, pour chacune de ces catégories, une
estimation plus proche de la moyenne d’échantillon. Quand
on agrége les résultats des sept sondages, on dispose de plus
de renseignements et le modele s’appuie davantage sur les
données dans chaque catégorie. C’est essentiellement par ce
procédé que la méthode de Bayes contrebalance les
difficultés que pose la stratification a posteriori comptant un
nombre trop petit ou trop grand de catégories.

4. DISCUSSION

La stratification a posteriori est la méthode type de
correction pour tenir compte de 1'inégalité des probabilités de
sélection et de lanon-réponse lors des enquétes par sondage.
Vue sous I'angle de la modélisation, 1’application de la
méthode itérative du quotient cu de la stratification a
posteriori 2un ensemble de covariables est étroitement liée a
I’application d’un modéle de régression des réponses
subordonné i ces covariables, les chiffres de population étant
estimés par sommation sur la répartition connue de la
population selon ces covariables. Imposer comme contraintes
des covariables observées plus complétement permet
d’inclure plus de renseignements pour calculer les estima-
tions de population, mais il est bien connu que I’ application
delaméthode itérative du quotient 3 un ensemble trop grand
de covariables produit des inférences dont la variabilité est
inacceptable. Nous proposons d’appli-quer une méthode de
stratification a posteriori & un grand sous-ensemble de
variables tout en adaptant un modele hiérarchique 2 la
régression résultante, donc de tirer parti des points forts bien
connus de I'inférence bayésienne dans le cas de modeles
comptantun grand nombre de paramétres échangeables.
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La stratification a posteriori bayésienne est surtout utile
pour calculer des estimations sur des sous-ensembles de la
population (p. ex., Ftats distincts dans le cas des sondages
d’opinion aux Etats-Unls) pour lesquelles I'effectif de
1’échantillon est faible. Un domaine connexe dans lequel la
modélisation devrait donner de bons résultats est celui du
regroupement d'enquétes effectuées par des organismes
distincts, avec modélisation subordonnée 4 toutes les
variables susceptibles d’avoir une influence sur la non-
réponse dans I'une ou l'autre enquéte. De surcroit, les
méthodes décrites dans le présent article peuvent mani-
festement &tre appliquées 2 des réponses continues en
remplagant les modeles de régression logistique par
d’autres modeles linéaires généralisés.

Dans le cas de la modélisation bayésienne, notre objectif
ne consiste pas i ajuster un modale subjectivement «vrai»
aux données ni aux réponses sous-jacentes, mais plutdt a
estimer avec une précision raisonnable la réponse moyenne,
en imposant comme contrainte un grand ensemble de
covariables observées complétement. Des modeles plus
précis des réponses devraient permettre de faire des
inférences plus exactes — néanmoins, méme le simple
modgle i effets mixtes échangeables que nous avens ajusté,
avec hyperparamétres estimés d’apres les données, devrait
donner de meilleurs résultats que les valeurs extrémes
produites par les modgles i effets constants ou-par 1"adop-
tion d’une valeur nulle pour les coefficients. En demiére
analyse, 1’objectif de la modélisation probabiliste et de
I'inférence bayésienne dans le contexte d’une enquéte par
sondage est de pouvoir se servir de la profusion de
renseignements au niveau des strates a posteriori (p. ex.,
données de recensement classées selon le sexe, le groupe
ethnique, 1’4ge, le niveau de scolarité et I’ Ftat) pour rajuster
les données d’une enquéte effectu€e sur un échantillon
relativement petit.

Les méthodes de modélisation que nous proposons
pourraient poser diverses difficultés. Si on adapte & un
grand nombre de catégories un modele trop faible (comme
le modale avec effets d’Etat non lissés), la variabilité des
estimations résultantes pourrait étre trop forte. Si on ne
connait pas la répartition de la population pour les variables
utilisées pour effectuer la stratification a posteriori (par
exemple, rajustement pour une variable qui n’est pas
mesurée ou qui est mesurée de fagon imprécise au moment
du recensement), alors il faut modéliser les N, également,
ce qui donne un surcroit de travail. Naturellement,
I’application de la méthode itérative du quotient a ces
variables nécessiterait aussi du travail supplémentaire.
Puisque toutes les méthodes, y compris 1a méthode itérative
du quotient et les méthodes de régression, se fondent sur la
supposition qu’on peut ne pas tenir compte de la non-
réponse, les inférences produites seront incorrectes si les
variables non mesurées ont une incidence sur la non-
réponse et sont corrélées aux résultats que I’on veut étudier.

Les méthodes décrites ici visent & améliorer les
corrections par stratification a posteriori du genre de la
méthode itérative du guotient et ne sont pas destinées, en
s0i, A apporter une cormection pour la non-réponse dont on
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doit tenir compte. Cependant, en permettant de faire le
rajustement pour un plus grand nombre de variables, la
stratification a posteriori bayésienne devrait rendre possible
1’utilisation de modeles pour lesquels 1’hypoth2se selon
laquelle on ne doit pas tenir compte de la non-réponse est
plus raisonnable. Considérer un grand nombre de catégories
pour la stratification a posteriori (p. ex., dans 48 Fitats) crée
des problémes quand on applique les méthodes classiques
de pondération, car nombre de catégories ne compient que
quelques répondants, voire aucun. Cependant, il est
intéressant de noter que le fait de travailler avec un grand
nombre de catégories rend parfois la modélisation
bayésienne plus fiable: un plus grand nombre de catégories
signifie un plus grand nombre d’effets aléatoires dans la
régression, situation susceptible de faciliter |’estitnation des
composantes de la variance.
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ANNEXE: CALCUL

Nous utilisons un algorithme de type EM pour estimer
les hyperparamétres t,. Etant donné ces parametres, nous
tirons I'échantillon a partir de 1a distribution a posteriori des
coefficients p au moyen d’une approximation normale de
la vraisemblance de régression logistique. Nous utilisons
cette approximation en raison de sa simplicité et parce
qu’elle est réaliste pour des enquétes relativement impor-
tantes, comme celles de P’application que nous décrivons a
la section 3. Au besoin, des calculs plus précis peuvent &tre
effectués au moyen de I'échantillonneur de Gibbs et de
I’algorithme de Metropolis (consulter Clayton 1996), peut-
étre en utilisant 1’algorithme décrit ici comme point de
départ.

Si la distribution des données est normale et que les
moyennes sont linéaires dans les coefficients de régression,
on peut utiliser I'algorithme EM pour estimer les compo-
santes de la variance (Dempster, Laird et Rubin 1977) en
traitant le vecteur des coefficients § comme des «données
manquantes». Dans ce contexte, la log-vraisemblance
d’avoir des «données completes» pour 1, est

Ky
1
L(y | = const - K,logt,- — 3 v
27 k=)

de sorteK que la statistique exhaustive pour T, est
HCAED YR Etant donné ’estimation courante Yo,
’espérance de la statistique exhaustive est
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E(I (7[) l ¥ ,rvieux) -

vieux )) .

| Ety, | y, 7% |* + trace(var(y, | y, T

Puisqu’on ne peut traiter analytiquement ces deux termes
dans le cas de notre modele, nous utilisons les approxi-
mations suivantes que I’on peut obtenir facilement: (1) on
s’approche de E(y,|y, T™"™) avec une estimation 9,
fondée sur y et I’estimation TV et (2) on s’approche de
var(y, | y, T Teury de la courbure de la log-vraisemblance
avec 1’estimation V*!: (-L” (7,))' . Nous mettons cecs
approximations a jour itérativement pour tous les
I=1,..,L simultanément, pour converger vers une
estlmatlon du maximum de vraisemblance approxlmanve
(TP 73 ) Etant donné une valeur provisoire initiale de
T T'algorithme procede vers la convergence par
itération des deux étapes suivantes.

Etape E approximative. Résoudre les équations de
vraisemblance itérativement, comme décrit ci-aprés. Se
servir des estimations f pour obtenir une approximation de
E(t(y,} | y, ©*%) pour chaque / =1, ..., L.

Nous résolvons les équations de vraisemblance
didB LB | ¥ t) =0 au moyen de moindres carrés pondérés
itérativement, en incluant une approximation normale de la
vraisemblance p(y | B) =1, p(y, | B), fondée sur I"approxi-
mation locale du modéle de régression logistique par un
modéle de régression linéaire (voir Gelman et coll. 1995,
p- 391). Posons que 7, = (ZB), est le prédicteur linéaire de
la i-i¢me observation. En commengant par la valeur
provisoire courante de f, posons que | = ZB. Alors, une
extensmn de la série de Taylor & L(y,|n,) donne z,
N, o} ) ol

,drew@)(_exotd)
expi) \*' 1+exp(@,)

2 exp(f},))
expf,)

Représentons par ): la valeur de Y, fondée sur
I’introduction de I’ estlmatlon courante % et posons que
¥, = dlag(a?) Alors, nous obtenons une estimation et une
matrice de variance 2 jour en nous servant des moindres
carrés pondérés fondés sur la distribution normale a priori
et sur l’application de 1’approximation normale a la
vraisemblance de régression logistique:

p=@ Y z+ 32N e @

A A 3
-@YZe 2 ©
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Nous poursuivons 1'itération jusqu’a fa convergence, puis
nous utitisons P et les €léments appropriés de V pour
estimer var(y, | y, T"*™).

LPe M. Maximiser sur les paramétres 7, pour obtenir
tm"m = (E(t(y,) | y, ©°*)/K,)" pour chaque /= 1, ..., L.
Remplacer la valeur de tviexx par celle de t"“”‘a“ et
retourner i I’étape £ approximative.

Une fois que I'algorithme EM a convergé vers une
estimation?, nous tirons § d’une approximation normale de
la distribution conditionnelle a posteriori p(f | y,%), en
nous servant des valeurs produites par les équations (2) et
(3) 4 la demniére étape EM comme matrice de la moyenne et
de la variance dans 1'approximation normale. Pour chague
tirage du paramétre vectoriel P, nous calculons les
moyennes des catégories, 7 = logit-1(XP), et tous les totaux
de population que I’on veut étudier, en comptant N unités
de population dans chaque catégorie .
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Estimation de la population et des caractéristiques
des établissements de santé et des populations de clients au moyen
d’un plan d’échantillonnage a plusieurs degrés avec enchainement

K.K. SINGH, A.Q. TSUI, C.M. SUCHINDRAN et G. NARAYANA'

RESUME

Le présent article montre P'wtilité d'un plan de sondage i plusicurs degrés pour obtenir le dénombrement total des
établissements de santé et de !a population de clients éventuels dans une région. Le plan décrit a ét€ utilisé pour effectuer
une enquéte A I'échelle de 1’Etat d’ Uttar Pradesh, en Inde, au milieu de 1995. 11 comprend la sélection d’un échantillon
aréolaire en grappes & plusieurs degrés ol 1’unité primaire d’échantillonnage est soit un flot urbain, soit un village rural.
On a fait le relevé cartographique, dressé la liste et sélectionné tous les points de fourniture de services de santé, qu’il
s'agisse d’établissements autonomes ou d’agents de distribution, situés dans les unités primaires d'échantillonnage ou
assignés officiellement & ces dernitres. On a tiré un échantillon systématique de ménages et interviewé toutes les femmes
faisant partie de ces ménages qui satisfaisaient les crittres prédéterminés d’admissibilité, On a appliqué des poids
d’échantillonnage aux établissements ainsi qu’aux personnes. Pour les établissements, les poids sont corrigés pour tenir
compte du fait que certains établissements desservent plusieurs unités secondaires d’échantillonnage. Pour les personnes,
on a corrigé les poids pour tenir compte des taux de réponse & ’enquéte, L'estimation par sondage du nombre total
d’établissements publics concorde bien avec les totaux publiés. Parcillement, I’estimation de la population de clientes
calculée d’aprés I’enquéte concerde avec le chiffre total du Recensement de 1991,

MOTS CLES: Enquéte par sondage; évaluation des programmes; services de santé; pays en voic de développement.

1. INTRODUCTION

réels et ne permettent pas toujours de brosser le tableau le

Pour évaluer I’incidence des programmes de services de
santé sur la santé de la population, il est souvent nécessaire
de connaitre le nombre et les caractéristiques des établisse-
ments de santé et des clients éventuels. Or, pareils rensei-
gnements font souvent défaut dans les pays en voie de
développement ol les dossiers sur les programmes et les
systdmes d’enregistrement des données de I’état civil sont
en général incomplets et mal tenus 3 jour.

Pour obtenir des renseignements courants sur I’état de
santé, Jutilisation des services de santé, le rendement des
services et les besoins des clients, les responsables des
programmes s appuient sur des enquétes par sondage
occasionnelles, souvent congues et effectuées indépendam-
ment les unes des autres, & un niveau infrarégional (Aday
1991; Ross et McNamara 1983). Néanmoins, certaines
enquétes sur la démographie et sur la santé (Macro
International 1996) fournissent un profil national de divers
aspect de la santé de la population, comme la fécondité, la
mortalité infantile et le bien-&tre nutritionnel. L’avantage
distinct que présente un échantillon national de population
pour la planification des programmes de santé tient au fait
qu’il permet d’évaluer les attitudes et les comportements
des clients ainsi que des non-clients. Les statistiques sur les
services offerts par les programmes se limitent aux clients

plus & jour qui soit de I'utilisation des services.

Outre le comportement des clients, il est utile de sur-
veiller I'offre de services ainsi que la qualité de ceux-ci,
mais cet exercice nécessite un examen distinct de la
fourniture de services par les établissernents de santé ou par
les établissements connexes. Les efforts déployés A cet
égard dans les pays en voie de développement, comme les
études d’analyse de ia situation (Miller, Ndhiovu, Gachara
et Fisher 1991), incluent ’exécution, auprés des établis-
sements de santé, d*enquétes probabilistes qui donnent un
apercu national du rendement des programmes. Cependant,
ces enquétes probabilistes sont souvent limitées & I’examen
des programmes de santé publique. En effet, I’enregistre-
ment incomplet ou inexact des fournisseurs de services de
santé du secteur privé, comme les cliniques privées ou les
pharmacies, empéche de recourir 4 cette méthode d’enquéte
pour suivre les tendances de la prestation des soins de santé
par ce secteur.

Les ressources dont on dispose pour étendre et améliorer
la fourniture de services de santé sont de plus en plus
limitées tant dans les pays en voie de développement que
dans les pays développés. Par conséquent, toutes les parties
concernées cherchent 3 mieux utiliser les ressources
existantes pour effectuer le suivi et I’évaluation, particu-
lidrement au moyen d’enquétes. On devrait donc élaborer

' Kaushalendra K. Singh, Carolina Population Center, University of North Carolina at Chapel Hill, CB #3120 University Square, Chapel Hill, NC 27516-3997
and Department of Statistics, Faculty of Science, Banaras Hindu University, Varanasi 221005 India; Amy O. Tsui, Director, Carolina Population Center,
University of North Carolina at Chapel Hill, CB #8120 University Square, Chapel Hill, NC 27516-3997 and Department of Maternal and Child Health, School
of Public Health, University of North Carclina at Chapel Hill, CB #7400 Rosenau Hall, Chapel Hill, NC 27599-7400; Chirayath M. Suchindran, Carolina
Population Center, University of North Carolina at Chapel Hill, CB #8120 University Square, Chapel Hill, NC 27516-3997 and Department of Biostatistics,
School of Public Health, University of North Carolina at Chapel Hill, CB #7400 Rosenau Hall, Chapet Hill, NC 27599-7400; Gaade Narayana, The Futures
Group Intemnational, 1050 17" Street, N.W., Suite 1000, Washington, DC 20036.
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des méthodes d’enquéte innovatrices permettant de fournir
aux planificateurs et aux gestionnaires des services de santé
le plus de renseignements possible en perdant le moins de
précision possible.

Nous présentons ici les résultats d’une enquéte par
échantillonnage en grappes a plusieurs degrés congue pour
estimer la population et les caractéristiques des établis-
sements de santé et des populations de clients visées.
L’échantillon en grappes de I'enquéte, qui a été effectuée
dans le grand Etat d’Uttar Pradesh, en Inde du Nord, a servi
de base pour la sélection des établissernents de santé et des
ménages. Puis, on a sélectionné les prestateurs de soins
dans les établissements et les femmes mariées en dge de
procréation dans les ménages. L’enquéte a €té congue pour
produire des échantillons indépendants d’établissements de
santé, de membres du personnel de ménage et de popula-
tion de clients des services de santé.

Dans la section qui suit, nous décrivons le plan de
sondage, son contenu et les méthodes de travail sur le
terrain appliquées en Uttar Pradesh. Puis, & la section
suivante, nous comparons les résultats obtenus pour les
établisserents de santé et pour la population de clients et,
2 la demnidre section, nous dégageons de I’application de la
méthode en Uttar Pradesh certaines legons au chapitre de la
conception d’enquétes. Ces enseignements seront particu-
litrement importants au moment de la répétition de
I’enquéte prévue dans deux ans, mais ils sont aussi
susceptibles d’intéresser d’autres pays qui voudraient
adopter le plan d’échantillonnage en grappes enchainées.

2. L’ENQUETE PERFORM EN
UTTAR PRADESH

L’enquéte PERFORM ou Project Evaluation Review For
Organizational Resource Management (examen évaluatif
des projets pour la gestion des ressources organisa-
tionnelles) a pour objectif d’évaluer des indicateurs de
référence pour un grand projet de planification familiale,
baptisé Innovations in Family Planning Services (IFPS)
project exécuté au Uttar Pradesh et financé conjointement
par le gouvernement de I'Inde et par la U.S. Agency for
International Development. L'Etat d’Uttar Pradesh compte
plus de 140 millions d’habitants et, pris individuellement,
représenterait le cinquidme plus grand pays en voie de
développement.

2.1 Contenn

L’ estimation d’indicateurs pour I'TFPS doit étre effectuée
A trois niveaux, & savoir 1) les points de fourniture de
services (PFS) publics et privés, 2) les prestateurs de
services faisant partic du personnel des PFS ou des
établissements de santé et 3) 1a population de clientes, c’est-
A-dire les femmes en dge de procréation. Comme I'IFPS a
pour objectif d’améliorer I’environnement dans lequel a lieu
la prestation de services de planification familiale, il est
impératif de mesurer les indicateurs & ce niveau, mais de
fagon 2 ce que la mesure puisse étre reliée aux femmes qui
vivent dans cet environnement.

Par conséquent, I’équipe de Fenquéte PERFORM a
congu sept questionnaires:

1-2) questionnaire visant un ilot urbain ou un village pour
dresser la liste de tous les fournisseurs éventuels et
réels de services de santé dans le village ou 1'flot
échantillonné;

3) questionnaire visant les points de fourniture de
services fixes (PFSF) pour recueillir des renseigne-
ments sur les membres du personnel, les services,
I’équipement, les fournitures et les activités de forma-
tion et de motivation auprés des établissements
publics et privés échantillonnés;

4)  questionnaire s’adressant aux membres du personnel,
A faire remplir par tous les membres du personnel des
PESF qui offrent des services de planification
familiale (recensés d’aprés les réponses au question-
naire visant les PFSF) pour évaluer leurs compétences
et leur expérience;

5) questionnaire s’adressant aux prestateurs individuels
de services (PIS), a faire remplir par toutes les
personnes travaillant en-dehors des établissements
autonomes (PFSF) qui prodiguent actuellement ou qui
pourraient prodiguer des services de planification
familiale, dont les services de médecins particuliers,
de pharmaciens, de sages-femmes, de travailleurs de
la santé non spécialisés et de détaillants;

6) questionnaire visant les ménages, a faire remplir par
les chefs des ménages échantillonnés pour recenser les
membres du ménage et recueillir des données sur les
caractéristiques démographiques et sociales,;

7) questionnaire personnel s’adressant aux femmes
mariées A I'heure actuelle, fgées de 13 4 49 ans
(repérées grice au questionnaire sur le ménage) pour
collecter des renseignements sur ce qu’elles savent de
’existence de services de santé et sur 1'utilisation
passée, courante et prévue de ces services, sur les
grossesses récentes et les comportements & I'égard de
la contraception et sur d’autres caractéristiques
générales.

2.2 Plan d’échantillonnage

L’enquéte PERFORM a été congue pour estimer les
caractéristiques des établissements de santé et de leur
population de clients au niveau de I Ftat, de la région, de la
division et du district. Ce demier est important, car il s’agit
du niveau ol est concentré le lancement de méthodes
innovatrices et d’efforts supplémentaires dans le cadre de
’ISPS. Au moment de la conception de I’enquéte, I’ Etat
d’Uttar Pradesh comptait 14 divisions administratives.
Dans chacune de ces divisions, on a sélectionné deux
districts par échantillonnage avec probabilité proportion-
nelle i ta taille (PPT). Ces unités géographiques possédent
des limites politico-administratives, donc des services
d’administration publique. En outre, on a agrégé les
districts en cing groupes régionaux.

On a fixé a 1 500 le nombre total de ménages a sélec-
tionner dans chaque district. On a en effet détermin€ qu’un
échantillon de 1 500 ménages suffirait pour la production
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d’estimations pour les principaux indicateurs de niveau de
population. Une taille globale cible d’échantillon de 1 627
femmes de 13 2 49 ans ayant déja été mariées a été
nécessaire pour déceler une variation de cing points de la
prévalence de la contraception {avec « =005 et
1-B=0.90) auniveau du district. Comme on s’attend a
ce que le nombre par ménage de femmes de 13 4 49 ans
ayant déja été mariées soit de 1,15, on obtiendrait le nombre
requis de femmes déjd mariées en rendant visite 3 un
échantillon de 1 415 ménages. En se donnant une marge de
sécurité supplémentaire de 5 % pour tenir compte de la non-
réponse et de la non-disponibilité, on a estimé qu’un
échantillon cible de 1 725 femmes de 13 449 ans ayant déja
été mariées tiré de 1 500 ménages serait suffisant. Le
diagramme schématique du plan d’échantillonnage est
présenté a la figure 1.

DISTRICTS

|unwn1| |unm\mz| |RURAL1| |numz| IRURAL3| |nunAL4|

b ] 3 ] ]

I VILLES I | VILLES ] [wmessl Iwu.uesa] |vu.u.uss| |vu.uass|

t t 1 | ' 1

[ots | [ Rors | [uenaces] [wennces] [Wenwos] [wennces]

Stratification

vvvvvvvvv Bchentillonnage

Figure 1, Diagramme schématique du plan d’échantillonnage
PERFORM

De surcreit, on a stratifié les districts en régions rurales
et urbaines. Selon les définitions du Recensement de I’'Inde,
tous les lieux comptant une municipalité, une «corporation»
municipale, un conseil de canton ou un comité régional
notifié, ainsi que tous les autres lieux comptant ax moins
5 000 habitants dont au moins 75 % de la population active
masculine effectue des travaux non agricoles et dont la
densité de population est au moins égale & 400 personnes
par kilométre carré sont classés dans la catégorie des
régions urbaines. Les flots urbains et les villages ruraux
servent d’unités secondaires d’échantillonnage (USE). Les
1 500 ménages & échantillonner dans chaque district ont été
répartis entre les régions rurales et urbaines proportion-
nellement i la taille de la population du district. Cependant,
dans les cas ol la proportion allouée de population urbaine
était inférieure & 20 %, on a fixé I’allocation de ménages
dans la région urbaine 4 20 %, afin d’étre certain de couvrir
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un nombre suffisant de points de fourniture de services de
santé.

Dans les régions rurales, on a sélectionné les ménages
selon un plan d’échantillonnage stratifié 4 deux degrés. On
a d’abord réparti les villages des régions rurales en quatre
strates, selon la taille de la population, de 1a fagon suivante:

Strate Taille de la populatien du village
I 100 - 499
I 500 -1 999
a1 2000 -4 999
v 5000 et plus.

On a exclu de la liste les villages comptant moins de
100 habitants ou moins de 20 ménages (pareils villages
étaient rares dans le cas de 1’étude décrite ici). Le nombre
de villages a sélectionner dans chaque district a ét& réparti
proportionnellement entre les quatre strates. Pour sélection-
ner les villages, on a commencé par les ordonner dans la
strate selon le taux de d’alphabétisation des femmes, puis
on a sélectionné le nombre requis de village par une
méthode d’échantillonnage avec probabilité proportionnelle
i la taille. Aprés avoir dressé la liste et fait le relevé carto-
graphique de tous les ménages dans les villages sélec-
tionnés, on a tiré un nombre cible de 20 ménages dans
chaque village selon une méthode d’échantillonnage systé-
matique. On a réparti les villages comptant plus de
500 ménages ou 2 500 habitants et plus (certains villages de
la strate I et tous ceux de la strate IV) en quatre groupes et
sélectionné de ces deux groupes pour 1'établissement de la
liste et la sélection des ménages. On a sélectionné les
20 ménages requis en tirant dix ménages de chaque groupe
par €chantillonnage aléatoire systématique.

Dans les régions urbaines, on a également sélectionné les
ménages selon un plan d’échantillonnage stratifié a deux
degrés. On a stratifié les villes des régions urbaines de
chaque district d’apres la taille de la population, de la fagon
suivante:

Strate Taille de la population de la ville
I 100 000 et plus
II Moins de 100 000.

On a sélectionné toutes les villes de la strate I avec
certitnde. Dans le cas de la strate IT, on a ordonné les villes
selon la taille de la population, puis on a sélectionné le
nombre requis par échantillonnage avec probabilité
proportionnelle 4 la taille. Ensuite, de chaque ville échantil-
lonnée, on a échantillonné au moins deux ilots avec
probabilité proportionnelle  la taille. Enfin, on a dressé la
liste et fait le relevé cartographique de tous les ménages
dans les lots sélectionnés et on a tiré 15 ménages de chaque
flot par échantillonnage aléatoire systématique.

2.2.1 Probabilité de sélection des districts

Représentons par m, la population du k-i¢me district
dans une division. Comme on doit sélectionner deux
districts dans chaque division, la probabilité de sélectionner
le k-igme district d’une division r, est donnée par
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2*ﬂ
M

ou M represente la population totale de la division
(M =Y,.,m,) et ol  représente le nombre total de districts
dans la division.

2.2.2 Probabilité de sélection des villages et
des ménages

Représentons par n, le nombre de ménages dansle
i-ieme village, la j-iéme strate et le &-itme district. Alors, Py
c’est-a-dire la probabilité de sélectionner le village i dans Ia
j-iéme strate et le &-iéme district est donnée par

- ik
Pyp=d™* N Ty

7k

ol ay et N, représentent, respectivement, le nombre de
v1llages sélectlonnes et le nombre total de ménages dans la
Jj-i2me strate et le k-ieme district.

Représentons par g, la probabilité de sélectionner un
ménage dans les régions rurales d’un district sélectionné.
Alors, on peut calculer g, selon 1'équation

P 20
"k - ..k —
ik = F "
ob 20 est le nombre de ménages tirés du village sélectionné.
Les poids appliqués aux viilages et aux ménages sont
alors égaux & I'inverse de la probabilité de sélection de ces
derniers, ¢.-d-d. l/p,, et l/g,, et sont représentés par
Vlek et Hlek, respectlvement
2.2.3 Probabilité de sélection des villes, des ilots
urbains et des ménages

La probabilité de sélectionner de la j-i¢me ville dans le
k-ieme district, fo €S égale

tp=1 si la population de la ville est > 100 000

by = ck ; k si la population de la ville est < 100 000

J
k

oll s, représente le nombre total de ménages dans la j-ieme
ville (ayant une population <100 000) du A-itme district, ¢,
représente le nombre de villes sélectionnées dans le district
k et S, représente le nombre total de ménages dans les
villes dont la population est inférieure a 100 000 dans le
district k.

Représentons par u, . 12 probabilité de sélectionner le
i-itme flot dans la j ]-1eme vﬂle etle k-ieme district. Alors, u,,
est donnée par

ol by représente le nombre d'ilots urbains sélectionnés et ol Yy
représente le nombre total de ménages dans la j-itme ville du
k-idme district, et x,, représente le nombre de ménages dans
le i-igme flot de 1a J-léme ville du k-igéme district.
La probabilité de sélectionner un ménage de 1’i-igme flot
et du k-i2me district, représentée par Vi est donné par
15

Vi = ug.k ¥ —_—

[
xijk

ob 15 est le nombre de ménages tirés de 1’flot urbain
sélectionné.

Les poids appliqués aux ilots urbains et aux ménages
sont alors égaux 2 I’inverse de la probabilité de sé€lection de
ces flots ou ménages, c.-a-d. l/u, 4 €t llvyk, et sont
représentés par UW, ., et HWh respectivement.
Puisqu’au niveau de la population, ‘1es estimations sont
fondées sur des personnes, on a appliqué a tous les membres
d’un méme ménage sélectionné le poids attribué a ce
ménage. Aucune méthode de sélection n’a ét€ appliquée aux
membres d’un ménage admissibles comme répondants.

2.2.4 Correction pour la non-réponse au
questionnaire sur le ménage et pour le
suréchantillonnage des lots urbains

Pour tenir compte de la non-réponse dans le calcul des
poids appliqués aux ménages, on suppose que la non-
réponse est aléatoire dans le village (ou dans I'ilot) et on
procéde comine suit:

Posons que 1, est le nombre de ménages sélectionnés et
que n, est le nombre de ménages ol sont effectuées des
interviews. Alors, le poids corrigé en fonction de la non-
réponse qu’on attribue aux ménages est défini comme

n
HWyk —_

n,

HM 2k

Le poids final appliqué aux ménages comprend aussi une
correction de la proportion de population urbaine dans le
district, dans les cas ol il y a eu suréchantillonnage des flots
urbains (districts dont la population urbaine est inférieure &
20 %).

Posons que #, est la proportion réelle de population
urbaine dans un district et que », est la proportion de
population urbaine dans I'échantillon. Alors, le poids
corrigé pour tenir compte de la non-réponse et du suréchan-
tillonnage des ilots appliqué aux ménages est défini par

e
HW, = HW % —.
ny
2.2.5 Sélection des points de fourniture de services

dans les échantillons de district

Pour obtenir un échantillon probabiliste des points de
fourniture de services, on a sélectionné les PFSF et les PIS
en rapport avec les USE, c.-a-d. les villages ou les ilots, de
la fagon suivante:
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1. tous les établissements de santé privés et publics dans
lés USE rurales et urbaines sélectionnées;

2. tous les sous-centres, les centres primaires de santé,
les centres communautaires de santé et les centres de
soins post-partum qui fournissent des services 2 la
population des USE rurales sélectionnées:

3. tous les hdpitaux privés comptant au moins 10 lits
dans la ville la plus proche (dont la population est
inférieure 3 100 000 habitants) dans un rayon de
30 kilometres des USE rurales sélectionnées;

4. tous les hopitaux municipaux, les hopitaux de district
et les hopitaux universitaires;

5. toutes les cliniques et tous les hfpitaux exploités par
des organismes bénévoles, le secteur des soins
organisés et les coopératives;

6. tous les PIS dans les villages et les ilots sélectionnés.

Il serait probablement utile de commencer par décrire 1a
prestation organisée de soins de santé par le secteur public.
Les résidents de tous les villages ont droit & obtenir des
soins de santé aupres d’un sous-centre public (8C), d'un
centre primaire de santé (CPS) ou d’un centre communau-
taire de santé (CCS). Les villages de 5 500 habitants et plus
comptent souvent un sous-centre sur leur territoire. Environ
six SC dépendent d’un CPS; a leur tour, les CPS sont
rattachés 2 un CCS. Comine le CPS est parfois intégré au
CCS, nous avons dd estimer le nombre combiné de CCS et
de CPS, tout en estimant le nombre de SC séparément. (La
croissance de la population a obligé & établir des «CPS
supplémentaires» et i rerépartir en districts les zones
desservies par les CPS originaux. Ces CPS supplémen-
taires sont inclus dans I’estimation du nombre de CPS.) On
a effectué une visite sur place dans tous les SC attribués a
un village échantillonné, ainsi qu'aux CPS et CCS
affiliés.

Au moment de 1'établissement de la liste et du relevé
cartographique des ménages dans chaque flot ou village, on
a également dressé la liste et fait le relevé cartographique
des PFSF et des PIS. De surcroit, dans chaque USE, on a
interviewé des informateurs clés afin de prendre connais-
sance des points de fourniture de services de santé dont
I’existence est moins manifeste. La sélection des points de
fourniture de services — PFSF et PIS situés dans les limites
des USE ou affiliés & un sous-centre de santé public —a été
faite par recensement complet. Seuls les hpitaux munici-
paux, les hdpitaux de district et les hdpitaux universitaires
font exception et on leur a attribué un poids unitaire. Les
probabilités de sélection des autres PFSF et PIS dépendent
alors de la probabilité de sélection de ’'USE et I'inverse de
cette dernire représente le poids du PFSF ou du PIS. On
a calculé les poids appliqués aux CCS, aux CPS et aux SC
selon la méthode décrite plus bas, aprés avoir décelé
certaines «défaillances» sur le terrain lors de la sélection de
ce type d’établissements. (On discutera de ces défaillances
plus tard.)

Comme les CCS et les CPS sont associés a plus d’une
USE, nous avons supposé qu’il existe un CPS pour 30 000
habitants (chiffre qui représente & peu prés la moyenne
réelle pour I'Etat d’Uttar Pradesh) et qu’un SC dessert
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environ 5 500 personnes (les chiffres moyens réels pour les
districts varient de 4 000 & 6 500). Dans ces conditions, le
poids appliqué aux CCS/CPS pour chaque USE
sélectionnée est

W

ccs/cps = Population totale

de I'USE sélectionnée
30 000

* VW, (ou UW,,)

et le poids appliqué aux SC pour chaque USE sélectionnée
est

W¢. = Population totale
de PUSE sélectionnée
5 500

11 a fallu corriger les poids calculés pour les PFSF non
autosélectionnés afin de tenir compte de la multiplicité, c.-
a-d. les situations ol un PFSF est sélectionné dans
I'échantillon en rapport avec plus d’une USE. Par exemple,
il arrive qu'un CCS/CPS soit sélectionné i cause de deux
USE. Le cas échéant, on a appliqué au CCS/CPS, un poids
égal i 1a somme des poids des deux USE choisies, c.-a-d.

WCCS!CPS :

Yw, ik (ou UW, fj.t)'

2.3 Mise en oeuvre de I’enquéte

Le travail sur le terrain de I'enquéte PERFORM a été
effectué de juin 2 septembre 1995 dans 1'Etat d'Uttar
Pradesh. L’enquéte a été exécutée sous contrat par quatre
organismes choisis selon une méthode d’approvisionnement
concurrentiel. Un organisme qui avait testé le plan de
I'enquéte PERFORM dans un district I année auparavant a
joué le role d’organisme nodal ou coordonnateur. Les
coordonnateurs et le superviseur du projet ont regu une
formation d’instructeur principal, y compris la participation
a un essai préliminaire sur le terrain. L’enquéte PERFORM
proprement dite a été effectuée par des équipes de six
personnes comprenant un superviseur, une vérificatrice, un
intervieweur et quatre intervieweuses. Chaque organisme
chargé du travail sur le terrain a engagé, en moyenne, trois
équipes pour couvrir un district, soit 18 employés régionaux
en tout pour la collecte des données par district (ou 21
£quipes comptant en tout 126 employés régionaux pour
couvrir 7 districts). La supervision globale sur le terrain a
¢été confiée A une équipe de quatre personnes désignées
spécialement, assignées chacune & un des organismes
chargés de I’exécution de I'enquéte. Aprés vérification sur
le terrain, les questionnaires ont été acheminés au bureau
central des organismes chargés de I’enquéte aux fins de la
saisie et de I’épuration des données.

3. RESULTATS

Le tableau 1 donne la couverture de 1'échantillon de
I’enquéte PERFORM en ce qui concerne le nombre
d’unités de chaque type sélectionnées, le nombre d’unités
effectivement interviewées et le taux de réponse. Le taux
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Tableau 1
Couverture des unités d’échantillonnage de I'Enquéte PERFORM, Uttar Pradesh, 1995

Unités d’échantillonnage

Couverture de Tiot F PFS P I Agent
l,échaﬂtillﬂﬂ ' 1lots emines ersonne. gen S
Villages urbains Meénages admissibles fixes des PFSF  individuels
Nombre échantillonné 1539 738 42 006 48 009 2549 7026 23364
Nombre interviewé 1539 738 40 633 45277 2428 6 320 22.335
Taux de réponse 100,0 100,0 96,7 94,3 95,3 89,9 95,6

Nota: Les villages et les ilots urbains ont servi d’unités primaires d'échantitlonnage; pour &tre admissible, les femmes devaient

tre couramment mariées et avoir entre 13 et 49 ans.
PFS = point de fourniture de services.

de réponse est tris élevé pour les unités d’échantillonnage
qui ont nécessité une interview sur place — variant de
94.3 % pour les femmes admissibles & 96.7 % pour les
ménages. Pour les établissements de santé et les prestateurs
individuels de services, le taux de réponse se chiffre a 95 %.
Le taux n’est plus faible que pour les membres du personnel
des établissements fixes. Toutefois, & 90 %, s’il n’est pas
remarquable, il est quand méme respectable. (Un type de
membre du personnel, & savoir les infirmi¢res auxiliaires —
sages femmes, postées dans les sous-centres a été difficile
A rejoindre, méme apres les trois essais habituels.)

3.1 Taille et caractéristiques de la population

Le tableau 2 permet de comparer, 4 I’échelle de la
population, les valeurs de certains indicateurs démogra-

phiques obtenues d’autres sources i celles fournies par
I’enquéte PERFORM. Les chiffres indiquent que les
résultats de I’enquéte PERFORM concordent avec ceux du
recensement, ainsi qu‘avec ceux de la dernidre National
Family Health Survey (NFHS) effectuée dans I’Etat d’Uttar
Pradesh 2 la fin de 1992 et au début de 1993 auprgs d’un
échantillon de 11 438 fernmes de 13 & 49 ans ayant déja été
mariées. La population recensée a augmenté presque de
10,5 millions de personnes depuis le Recensement de 1991
et le pourcentage de ménages dans les régions urbaines est
3 peu pres le méme selon les trois sources. Le ratio du
nombre de femmes au nombre d’hommes (rapport de
masculinité) est légerement plus faible dans le cas de
’enquéte PERFORM (891) que dans celui de la NFHS
(917). La comparaison des pourcentages de population

Tableau 2
Indicateurs démographiques de base pour I Uttar Pradesh (Inde)
Uttar Pradesh
Indice Recensement NFHS
PE E - ffet d
(1991) (1992.93) RFORM (1995) rreur-type Effet de plan
Population 139 112 287 nd 149 758 641 1542952 -
Pourcentage de population urbaine 19,8 226" 21,6° 0,6553 12,6095
Rapport de masculinit€® 879 917 291 34,1010 0,9727
Pourcentage de 0 4 14 ans 39.1 41,8 40,2 0,1306 1,9049
Pourcentage de 65 ans et plus 3.8 48 47 0,0513 1,5789
Pourcentage appartenant & une
caste désignée 21,0 18,0° 20,0 0,3790 3,6536
Pourcentage appartenant  une
tribu désignée 0,2 11 3.1° 0,1818 4,4694
Pourcentage sachant lire et écrire®
Hommes 55,7 653 67.6 0,3352 6,4634
Femmes 25,3 t4 374 0,3824 8,6821
Total 41,6 49.9 533 0,3352 12,2385
Indice synthétique de fécondité 51 4.8 4.5 - -
Prévalence des méthodes
modernes de contraception nd 18,5¢ 22,08 0,3499 3,4111
" Non disponible
*  Calculé d'aprés le nombre de ménages
®  Nombre de femmes pour mille hommes

¢t de I’Enquéte PERFORM

Calculé d’aprs la population de 7 ans et plus dans le cas du recensement et d’apres la population de 6 ans et plus dans le cas de la NFHS

Pourcentage de femmes actuellement mariées de 15 2 49 ans utilisant une méthode moderne de contraception.
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dans les deux groupes d’dge (de 0 & 14 ans et 65 ans et plus)
est bonne, ainsi que celle des pourcentages de ménages
appartenant aux castes désignées. La proportion des
ménages appartenant aux tribus désignées est égale & 3,1,
valeur supérieure a celle 1,1 observée dans le cas de la
NFHS. Ces résultats pourraient refléter une croissance
réelle du nombre de ces ménages, accompagnée d’une
augmentation de I’immigration des membres des tribus
désignées dans les grandes villes. L.a proportion de
personnes sachant lire et écrire a augmenté 1égérement
depuis 1’exécution de la NFHS, mais dans I’ensemble, les
résultats sont comparables. L’indice synthétique de
fécondité et le niveau d’utilisation des contraceptifs
modernes sont également similaires et les directions de leur
variation durant I'intervalle entre les deux enquétes
effectuées en Uttar Pradesh concordent. Les résultats du
tableau 2 donnent 2 penser que le plan d’échantillonnage de
I'enquéte PERFORM, fondée sur un échantillonnage en
grappes a plusieurs degrés utilisé ordinairement pour les
enquétes démographiques, a été exécuté comme il convient
pour produire des résultats au niveau de I’Etat comparables
a ceux du recensement et de la NFHS effectués anté-
rieurement. Le tableau renseigne aussi sur I’érreur-type et
sur I'effet du plan d’échantillonnage sur les estimations.
Au tableau 3, nous comparons la répartition de la
population de 1'Uttar Pradesh selon 1'4ge et le sexe établie
d’apres la NFHS et d’apres 1’enquéte PERFORM, ainsi que
d’aprés le Sample Registration System (systéme d’enre-
gistrement des échantillons) tenu par le bureau général de
1*état civil. Nous donnons aussi les rapports de masculinité
calculés d’aprés les résultats des deux enquétes. De
nouveau, les répartitions selon 1’age et le sexe établies
d’aprés les données des trois sources sont comparables.
Cependant, I’enquéte PERFORM produit un rapport de
masculinité nettement plus faible pour le groupe des 30 a
49 ans (820) et légérement plus €levé pour le groupe des 50
a 64 ans (993) que la NFHS (941 et 960, respectivement).
Nous pensons que ces écarts sont dus, en partie, au fait que

153

les travailleurs de terrain d’un des organismes chargés de
I’enquéte ont «poussé» les fernmes 2 la fin de la période de
procréation hors de cette tranche d’age pour ne pas étre
obligés de remplir le calendrier des grossesses et les
sections réservées aux antécédents du questionnaire. (Aprés
avoir effectué une enquéte supplémentaire, nous avons
constaté que le rapport de masculinité pour la tranche des
femmes de 50 & 64 ans était uniformément plus élevé dans
les sept districts sous la responsabilité d’'un organisme
particulier que dans les autres.) Par conséquent, le nombre
de femmes de 50 & 64 ans produit par I’enquéte PERFORM
est probablement un peu plus élevé qu’il ne I’est en réalité.
Cela pourrait aussi signifier que les naissances attribnables
a des femmes ayant effectivement moins de 50 ans ont été
sous-dénombrées. Toutefois, comme il ne s’agit pas d’un
groupe d’4ge a haute fécondité, le biais n’est probablement
pas trés important.

3.2 Taille et caractéristiques des établissements

En se rendant dans les établissements sélectionnés par le
biais des USE, ou grappes, et en y interviewant les membres
du personnel, on peut produire un échantillon indépendant
d’établissements de santé et de fournisseurs de services.
(Sont inclus ceux qui fournissent des services de
planification familiale & 1’heure actuelle, ainsi que ceux
susceptibles de l¢ faire, c’est-a-dire les points de vente au
détail (magasins de marchandises diverses, kirana et
bureaux de préteurs sur gage) inclus dans le nombre global
estimé, mais qui ne distribuent pas de contraceptifs 2
I'heure actuelle.) Le dénombrement pondéré de ces points
de fourniture de services figure au tableau 4. Le fait que
nombre d’agents indépendants ne soient pas enregistrés,
particuliérement les médecins «non qualifiés» (ou
charlatans), rend plus difficile la validation des estimations
de leur nombre. Selon Narayana, Cross et Brown (1994:
tableau 8), en 1991, I'Uttar Pradesh comptait en tout

Tableau 3
Répartition en pourcentage de la population de Jure, selon 1"8ge et le sexe, d’aprds le
SRS, 1a NFHS et I'Enquéte PEFORM, pour la période de 1991 2 1995

SRS (1991) NFHS (1992-93) PERFORM (1995)
Age Rapport de Rapport de
Hommes Fermmes Hommes Femmes . Hommes Femmes .
masculinité masculinité
0-4 14,4 14,4 14,6 14,6 517 13,8 14,0 209
5-14 249 244 27,5 26,0 868 272 26,3 861
15-29 284 20,8 25,1 26,4 967 254 27,7 972
30-49 20,7 21,9 19,2 19,7 941 15,8 18,3 820
50-64 82 85 3.4 3.8 960 8.6 9,6 993
05+ 3,6 40 52 44 718 52 4.1 702
Total 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0

Source des données du Sample Registration System (SRS): Bureau général de I'état civil de I'Inde (1993a)
Source des données de la NFHS: National Family Health Survey, Utttar Pradesh (1992-1593).
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112 568 villages, ce qui donne a penser qu'il existait
pratiquement une accoucheuse traditionnelle par village et un
travailleur anganwandi pour 4,5 villages, en moyenne. Ces
ratios semblent raisonnables compte tenu de ce que 1’on sait de
1’accds a ce genre de soin. Les chiffres sont fort comparables
et prouvent qu'il est utile de se servir d’un plan d’échan-
tillonnage en grappes enchainées.

3.3 Meéthodes d’estimation

Les nombres estimés de CCS/CPS et de SC présentés au
tableau 4 se fondent sur 1’hypothese selon laquelle pareils
établissements desservent une population de taille
constante, c.-a-d. 30 000 personnes et 5 500 personnes,
respectivement, chiffres qui sont ceux utilisés par
’administration publique pour planifier la fourniture de
services de santé., La précision des estimations serait
meilleure si on connaissait la taille réelle de la population
des secteurs desservis. Faute de ces renseignements, nous
avons choisi une estimation constante de population pour
ces deux types d’établissements.

Nous avons examiné d’autres méthodes d’estimation
avant de choisir celle susmentionnée. La premiére est
illustrée an tableau 5 ol sont présentés les nombres réels et
pondérés de CCS/CPS et de SC dans chacun des 28 districts
observés. Ces chiffres se fondent sur la pondération des
&tablissements sélectionnés selon la taille de I'USE
uniquement, sans correction pour tenir compte de la
multiplicité. L’échantillon PERFORM compte en tout
633 CCS/CPS, soit 34.8 % du total (1 818), et 1 267 SC;
soit 13.3 % du total (9 491), sélectionnés dans les
28 districts. Sion compare ces chiffres au nombre réel de
CCS/CPS et de SC relevés en 1995 par le ministére de la
Santé et du Bien-étre familial de I'Uttar Pradesh, on
constate que la méthode de pondération susmentionnée
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aboutit 3 une surestimation importante du nombre de
CCS/CPS (3 472 comparativement 4 1 818), mais produit
un nombre pratiquement identique de SC (9 495
comparativement & 9 491). L’utilisation des villages et des
flots urbains comme USE est raisonnable, puisqu’il s’agit
des unités (et des chiffres de population) que 1’adminis-
tration publique utilise pour déterminer I’emplacement des
sous-centres. ‘

Cependant, ces unités ne représentent pas une base de
stratification appropriée pour les grands établissements de
santé. Il y a perte de précision, car, comme nous prenons
pour poids I'inverse de la population de 'USE, ce poids est
gonflé de fagon disproportionnée quand on sélectionne des
CCS/CPS dans des tres petites USE. 1l y a alors surdé-
nombrement de ce type d’établissement, situation qui est
particulierement problématique dans deux districts —
Allahabad et Sultanpur. Si on supprime ces deux districts,
la surestimation est de 22.5 % (% 0,8) au lieu de 91 %.
(Dans la situation inverse, comme ¢’est le cas pour le dis-
trict de Bareilly, on aboutit & une sous-estimation des CCS/
CPS. En raison de I’échantillonnage avec probabilité pro-
portionnelle 2 la taille (PPT), les grands villages de la strate
IV ont un faible poids et, en fait, la plupart des PEFSF de ce
district ont été sélectionnés pour des USE de cette taille.)

Une deuxidme méthode d’estimation que nous avons
utilisée consiste & calculer le nombre prévu de CCS/CPS et
de SC en sachant a priori que les établissements de ce genre
sont situés dans une USE dont la taille minimale est de
30 000 ou 5 500, respectivement. Gréce aux données du
Recensement de 1991 sur la population des USE, nous
avons reconstruit la courbe de répartition de la population
de chaque district selon la taille de la strate et divisé chaque
strate par la taille du secteur desservi par le CCS/CPS ou le
SC (30 000 ou 5 500, respectivemnent). Nous avons obtenu

Nombre total de points publics et privés de fourl'lli‘ts::::;: ;ervices, selon le type, Uttar Pradesh (Inde), 1995
Points de fourniture de services fixes Nombre Prestateurs individuels de services Nombre
Total 31 400 Total 1099 825
Hopitaux Médecins particuli::rs
Gouvernementaux- allopathie 968 Résidents-allopathie 32182
Gouvernementaux-MIC 688 Agréés-allopathie 9011
Municipaux-allopathie 57 Résidents (non qualifiés) 62 880
Municipaux-MIC 23 Résident-MIC 42343
Privés 5212 Agréés-MIC 9138
Privés bénévoles 130 Travailleurs Anganwadi 25994
Privés-MIC 35 Travailleurs de la santé des villages 65 532
Industriels 61 Accoucheuses traditionnelles 110 546
Ecoles de médecine 9 Magasins de produits et services médicaux 40979
CCS/CPS/CPS supplémentaires 3948 Magasins de marchandises diverses 133 517
Sous-centres 20151 Magasins Kirana 376 679
Autre 137 Bureaux de préteurs sur gage 136 353
Détenteurs de dépdts 5818
Autre 48 855
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ainsi ke nombre prévu de CCS/CPS et de SC dans chaque
district. Puis, nous avons comparé les résultats obtenus aux
chiffres recueillis pour ce type d’établissements au moment
du travail sur le terrain auprés des informateurs commu-
nautaires auxquels on a demandé d’indiquer s’il existait un
CCS/CPS et (ou) des SC dans I'USE. La comparanson est
présentée au tableau 6, qui montre aussi le code de
I’organisme chargé du travail sur le terrain (I a IV)
permettant de repérer toute erreur systématique éventuelle
d’enquéte. En appliquant cette méthode, on surestime le
nombre de sous-centres de 19,6 % et on sous-estime le
nombre de CCS/CPS de 26,5 %. Si on €limine les deux
districts comptant un grand nombre d’USE dans la strate I
(Allahabad et Sultanpur), la surestimation du nombre de
CCS/CPS n'est plus que de 10,2 %. La totalisation de
'erreur d’estimation selon I’organisme du travail sur le
terrain n’indique aucun biais.

Les résultats des deux méthodes de pondération donnent
a penser que I'USE donne une mesure de populatlon
appropriée pour la sélection des sous-centres, puisque la
taille moyenne de sa population s’approche de I’effectif des
secteurs desservis par les SC, soit 5 500, Une mesure plus
grande de population aurait sans doute donné de meilleurs
résultats dans le cas de la sélection des CCS/CPS, puisque
Ie secteur desservi par ces établissements couvre ceux
desservis par cinq 2 six sous-centres. Comme on s’appuie
sur la taille de 'USE pour calculer le coefficient de
pondération du CCS/CPS, si 'USE est petite, le biais qui
entache les dénombrements estimés peut &tre important. Tn
plan de sondage qu’il conviendrait d’étudier dans I'avenir
consiste 3 sélectionner une grappe d’USE contigué a 'USE
sélectionnée pour obtenir une mesure d’effectif comparable
4 la population du secteur desservi par les CCS/CPS.
Alors, la probabilité que pareil établissement se situe dans
les limites de la grappe d'USE sera plus forte et le poids,
calculé d’apres le total de la population de la grappe ' USE
sera plus fiable. Autrement dit, le fait de ne pas savoir
combien d’USE sont desservies par un CCS/CPS limite la
précision de 1’estimation.

4. DISCUSSION

Le plan d’échantillonnage en grappes pour la production
d’échantillons indépendants d’établissements et de ménages
que I’on peut analyser individuellement ou collectivement
mérite d’étre considéré davantage pour la collecte des
données nécessaires a I’étude et A I’évaluation des pro-
grammes de santé dans les pays en voie de développement.
Si on fait preuve de minutie pour établir le plan d’enquéte
et pour exécuter ce dernier sur le terrain, on obtient des
estimations par sondage de grande qualité et de précision
acceptable, comme l'indiquent nos résultats. Les totaux
pondérés, plutdt que les totaux d’échantillon représentent
eux-mémes des chiffres utiles pour les planificateurs de
programme qui doivent décider des flux de personnel, de
matériel et de fonds vers les divers établissements et
prestateurs de soins locaux et entre ces demiers. De
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surcroit, le couplage d’un établissement & des enregis-
trements individuels offre d'importantes possibilités
analytiques, comme I’évaluation de I'importance relative de
facteurs li€s aux antécédents professionnels du personnel et
4 la fourniture de services sur les résultats particuliers
étudiés en matitre de santé (p. ex., Boyd et Iversion 1979).

Tableau 5
Nombre total réel et estimé de centres communautaires de santé, de
centres primaires de santé® et de sous-centres, selon le district,
Uttar Pradesh (Inde), 1995

CCS/CPS Sous-centre
District
Réel Estimé Réel Estimé

Aligarh 77 69 399 369
Azamgarh 103 69 475 949
Almora 44 104 254 468
Allahabad 112 981 594 617
Ballia 73 93 357 485
Banda 89 101 322 302
Bareilly 71 42 355 162
Dehradun 24 41 139 60
Etawah 69 84 323 364
Fatehpur 57 73 309 327
Firozabad 33 34 234 236
Gonda 107 183 528 461
Gorakhpur 59 84 470 460
Jhansi 51 77 251 157
Kanpur Nagar 12 13 81 74
Maharajgang 30 39 195 180
Meerut 76 187 410 119
Mirzapur 64 69 309 302
Moradabad 92 81 485 248
Nainital 53 79 287 344
Rampur 37 19 170 139
Saharanpur 60 49 293 388
Shahjahanpur 52 39 301 298
Sultanpur 70 487 394 649
Tehri Garhwat 31 5 159 63
Unnao 63 162 344 106
Sitapur 87 44 437 450
Varanasi 122 144 616 658
Total 1818 3472(x21) 9491 9 495(x15)
Total® 1636 2 004(x13)

* Inclut les centres primaires de santé supplémentaires

b N’inclut pas les districts d’ Allahabad et de Sultanpur

Source des chiffres réels de 1995: gouvernement de 1'Uttar Pradesh,
ministére de la Santé et du Bien étre familial,
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Tableau 6

Nombre échantillonné observé et prévu de CCS/CPS® et de sous-centres dans les villages ruraux (ilots urbains),
seion le district, Uttar Pradesh (Inde), 1995

CCS/CPS Sous-Centre Organisme
District tr(;r\::l{lgflﬁ'ule
Réel Estimé Réel Estimé terrain
Aligarh 6 5 10 17 11
Azamgarh 3 5 24 15 11
Almora 5 2 14 9 1
Allahabad 19 4 17 18 III
Ballia 9 7 34 27 Il
Banda 8 9 19 27 111
Bareilly 5 3 10 16 II
Dehradun 5 7 10 21 I
Etawah 8 7 17 20 I
Fatehpur 9 7 22 25 v
Firozabad 6 6 28 30 II
Gonda 8 5 15 18 v
Gorakhpur 3 4 16 20 v
Jhansi 7 6 16 24 I
Kanpur 2 2 8 II
Maharajgang 4 4 9 13 v
Meerut 12 8 12 34 T
Mirzapur 7 7 22 22 il
Moradabad 5 5 9 19 I
Nainital 6 4 19 19 I
Rampur 2 5 14 i6 I
Saharanpur 6 6 25 21 I
Shahjahanpur 5 3 14 15 I
Sultanpur 16 6 21 15 v
Tehri 1 3 3 10 I
Unnao 3 6 17 17 AY
Sitapur 10 6 9 24 v
Varanasi 6 5 18 18 111
Total 186 147 450 538
Total® 151 137

* Inclut les centres primaires de santé supplémentaires
® N’inclut pas les districts d’ Allahabad et de Sultanpur.

Parallglement, plusieurs enseignements se dégagent de
notre application du plan d’enquéte proposé. Premiére-
ment, il est manifeste qu’il faut surveiller étroitement le
travail sur le terrain et intensifier la saisie de données sur
place, afin d’empécher le phénomene apparent consistant
a«pousser des femmes admissibles hors des groupes d’fige
les plus avancés. Ce phénomene est difficile 4 déceler par
vérification ponctuelle des questionnaires individuels, mais
peut étre dépisté grice aux totalisations agrégées produites,
disons, hebdomadairement d’aprés les questionnaires
remplis. Deuxi@mement, le surdénombrement des CCS/CPS

dans deux districts, oll le travail sur le terrain a été effectué
par deux organismes distincts, donne & penser que les
villages de la strate I ont été sélectionnés de fagon
disproportionnée ou que certains CCS/CPS déclarés comme
étant dans les limites de I'USE ne 1’étaient pas en réalité.
La premiére situation peut avoir eu lieu & cause d’une erreur
d’échantillonnage, puisque chaque organisme chargé du
travail sur le terrain a regu une liste des USE échan-
tillonnées. Troisitmement, le listage et le relevé carto-
graphique des établissements, des prestateurs privés de
services de santé et des ménages a I’échelle des USE est
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une étape importante du travail sur le terrain. L’exécution
minutieuse de ces tiches permet de retracer les umités
échantillonnées aux fins des suivis qui seront une activité de
mesure indispensable pour évaluer le projet IFPS.

Le fait qu’une enquéte aussi complexe que PERFORM,
exécutée 4 une échelle qui permet de saisir tant les niveaux
que les variations de la prestation de services de santé et
d’utilisation des services par les clients dans une région
aussi peuplée que I'Uttar Pradesh, produise des données qui
satisfont la plupart des normes de précision témoigne, sans
conteste, d’un grand accomplissement sur le terrain, ainsi
que d’une innovation importante en matiére de plan
d’échantillonnage.
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Les interviews assistées par ordinateur dans un environnement
décentralisé: Le cas des enquétes-ménages a Statistique Canada

J. DUFOUR, R. KAUSHAL et S. MICHAUD!

RESUME

En 1993, Statistique Canada introduisait I’ Interview assistée par ordinateur (IAQ) pour certaines enquétes-ménages menées
dans un environnement décentralisé. Cette technologie a été utilisée avec succes pendant quelques années et la plupart des
enquétes-ménages sont maintenant converties a cette méthode de collecte. Le présent document fait un résumé de
I'expérience acquise t des legons apprises depuis le début de la recherche sur le sujet. It décrit certains des essais qui ont
mené A I’adoption de cette technologie et quelques-unes des nouvelles possibilités qui sont nées de sa mise en oeuvre. Il
présente aussi un certain nombre d’enjeux qui se sont posés Jors de I'adoption de 'IAO {certains existant encore
aujourd’hui) et se termine sur un bref survol de ce que nous réserve 1’avenir.

MOTS CLES: Enquétes-ménages; collecte de données; interviews assistées par ordinateur; environnement décentralisé.

1. INTRODUCTION

Les premiers systémes d’interview assistée par ordina-
teur (IAO) ont £1¢ mis aun point au début des années 1970
(voir Nicholls et Groves 1986). Ces systémes ont surtout £té
€laborés par des organisations faisant des études de marché
aux Etats-Unis et, un peu plus tard et de fagon indé-
pendante, par des centres de recherche universitaires bien
connus. Vers la fin de 1a décennie 1970 et le début des
années 1980, les systtmes d’interview assistée par ordi-
nateur se sont considérablement perfectionnés, et leur usage
s’est largement répandu. Ainsi, vers la fin des années 1980,
un nombre des universités et centres d’enquéte américains
possédaient un systtéme de collecte informatisée (voir
Lyberg, Biemer, Collins, de Leeuw, Dippo, Schwarz et
Trewin 1997}, Clark, Martin et Bates (1997} font un survol
de I’élaboration et de la mise en oeuvre de ces systémes
dans quatre grandes organisations statistiques gouverne-
mentales.

En 1987, Statistique Canada faisait ses premiers essais
en matieére d’interview assistée par ordinateur en Fappli-
quant aux enquétes-ménages. Les essais avaient alors lieu
dans un «milieu centralisé de collecte des données par
téléphone». Cette série d’essais a £t€ prolongée jusqu’an
début des années 1990, dans un effort pour adapter cette
technologie aux méthodes plus générales de collecte de
données,

La plupart des enquétes-ménages effectuées & Statistique
Canada partagent la méme base de sondage et le méme
environnement de collecte de données. Le principal utilisa-
teur de cette base est I’'Enquéte sur la population active
(EPA) mensuelle. La collecte des données est décentralisée,
la premigre interview ayant liew sur place au logement du
ménage choisi et les cing interviews suivantes étant menées
par téléphone a partir de la résidence de I'intervieweur.
Pour ce faire, prés d’un millier d’intervieweurs ont été

équipés d’un ordinateur portatif. Les intervieweurs sont
rattachés & 1’un des cing bureaux régionaux couvrant le
Canada. Statistique Canada adopte une stratégie similaire
pour un certain nombre d’enquétes-ménages, en procédant
dun sous-échantillonnage de I’échantillon de I'Enquéte sur
la population active, en administrant une série de questions
supplémentaires aprés I'interview de I'EPA proprement dite
ou en communiquant avec des personnes qui ont déja
participé & ’enquéte. Par conséquent, I'EPA partage avec
les autres enquétes non seulement son échantillon mais
aussi son infrastructure de collecte des données. Tous les
intervieweurs sont tenus de travailler pour le compte de
I'’EPA pendant une semaine précise de chaque mois, tandis
que, le reste du temps, ils se consacrent  d’autres enquétes,
ayant été équipés et formés en ce sens. Pour de plus amples
renseignements sur la méthodologie de 1'Enquéte sur la
population active, voir Statistique Canada (1998).

Dans les années 1990, on a étendu I’essai de la méthode
de collecte assistée par ordinateur non seulement 3 I'EPA
mais également & d’autres enquétes, qui partageaient une
infrastructure commune mais avaient des besoins trés
différents. Les résultats de ces différents essais ont mené 3
la mise en oceuvre, en novembre 1993, de Pinterview
assistée par ordinateur dans le cadre de 'EPA (Dufour,
Kaushal, Clark et Bench 1995), tandis que les enquétes
mensuelles supplémentaires de I'EPA é&taient graduellement
modifiées par la suite. En janvier 1994, une nouvelle
enquéte longitudinale, I’Enquéte sur la dynamique du
travail et du revenu (EDTR) était lancée, laguelle recourait
a l'interview assistée par ordinateur (voir Lavigne et
Michaud 1995). Depuis lors, I'Enquéte nationale sur la
santé de la population (ENSP) et ’Enquéte longitudinale
nationale sur les enfants et les jeunes (ELNEJ), lancées en
aolit et novembre 1994 respectivement, adoptaient
également cette méthode de collecte (voir Tambay et Catlin
1995, Brodeur, Montigny et Bérard 1995). Pour de plus

' J. Dufour et R. Kaushal, Division des méthodes d’enquétes des ménages; S. Michaud, Division des méthodes d’enquétes sociales, Statistique Canada, Ottawa,
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amples détails sur la structure et la mise en oeuvre de cette
méthode de collecte informatisée dans le cadre des enquétes
longitudinales, voir Brown, Hale et Michaud 1997.
Aujourd’hut, la plupart des données des enquétes-ménages
de Statistique Canada sont collectées par technique
informatisée et partagent une infrastructure commune.

Cet article porte surtout sur les aspects méthodologiques
de D'interview assistée par ordinateur dans un milieu
décentralisé telle qu'elle a €€ appliquée aux enquétes-
ménages. On présente une vue d’ensemble du processus de
mise en oeuvre 3 Statistique Canada dans son ensemble,
une bréve présentation des défis associés a cette nouvelle
méthode de collecte et une bibliographie pour permettre au
lecteur d’en apprendre davantage sur certains sujets précis.
Malgré les difficultés de croissance, Statistiqgue Canada
continue d’expérimenter et de mettre en oeuvre cette
nouvelle technologie dans le cadre de différentes enquétes
afin d’améliorer leur rapport coiit-efficacité, la qualité des
données et le processus de suivi de ces enquétes.

Cet article comprend cinq sections. Dans la section
suivante, on présente divers aspects de la mise en oeuvre de
I'interview assistée par ordinateur dans le cadre de
différentes enquétes. La section 3 présente les nouvelles
possibilités offertes par 'IAQ. Dans la section 4, on passe
en revue les enjeux actuels et les nouveaux problémes
auxquels les enquétes doivent faire face suite 4 1’application
de cette méthode de collecte informatisée, de méme que les
changements qui en découlent. La demniére section évoque
I’avenir de PIAQ pour les enquétes- ménages & Statistique
Canada.

2. LES PREMIERES ANNEES DE MISE
EN OEUVRE

L’ adoption d’une méthode de collecte informatisée pour
les enquétes-ménages offrait plusicurs avantages promet-
teurs: i} une réduction des cofits d’enquéte, ii) une meilleure
qualité des données, iii) la possibilité d'utiliser des ques-
tionnaires plus complexes, iv) des données disponibles plus
rapidement, v) un outil de dépistage, vi) la possibilité de
réaliser des interviews dépendantes et vii) une méthode de
collecte généralisée pour toutes les enquétes-ménages de
Statistique Canada. Toutefois, ces avantages ne se sont pas
concrétisés du jour au lendemain ou sans effort. Il a fallu,
au cours des étapes d’introduction et de stabilisation,
procéder a des évaluations et des rajustements constants.

Bien qu’un certain nombre d’essais aient été effectués
avant la mise en oeuvre de I'[AQ, I'adoption de cette
méthode a entrainé des problémes imprévus, méme si, avec
le temps, ils sont devenus moins nombreux et plus faciles &
résoudre. De plus, au cours de cette période, la série
d’indicateurs de la qualité analysés soigneusement par
différents groupes d’experts de Statistique Canada a été
quelque peu perturbée. Les avantages anticipés ont pris
environ un an avant de se réaliser. La présente section décrit
les principaux points du passage entre la méthode
traditionnelle «sur papier» & la méthode d’interview assistée

par ordinateur, laquelle permet d’intégrer la collecte et la
saisie des données.

2.1 L’interview téléphonique assistée par ordinateur
en environnement centralisée

La méthode traditionnelle d’interview consistait & utiliser
un questionnaire sur papier que I’intervieweur remplissait
avec un crayon afin de faciliter les corrections. On fait
souvent référence 4 cette méthode sous I’appellation
«interview papier et crayon (IPC)». Avec cette méthode
traditionnelle, I'intervieweur vérifiait le questionnaire pour
s’assurer que les renseignements consignés étaient exacts et
complets. Les abréviations utilisées pour réduire la durée de
I’interview étaient retranscrites au long aprés l'interview
avant que le questionnaire soit transmis pour la saisie des
données. La premiére étape vers I'informatisation a €té
franchie avec ’adoption de I'«interview téléphonique
assistée par ordinateur» (ITAQ). On utilisait cette méthode
de collecte de données pour les enquétes menées par
téléphone & partir d’'un emplacement unique. L'TTAO a été
la premitre expérience d’intégration de la collecte et de la
saisie d’information dans le cadre des enquétes-ménages.
Compte tenu de la technologie de 1'époque, il fallait utiliser
des ordinateurs de taille relativement considérable pour
traiter la complexité associée a 'interview assistée par
ordinateur. Il n’était donc possible de remplacer I'ITPC par
I'TTAO que dans le cadre d’enquétes téléphoniques
centralisées. Dans les années 1990, I’avénement d’ordina-
teurs portatifs plus puissants a permis & ’TAO en milieu
décentralisé de remplacer I'IPC. On a en effet maintenant
recours 4 une méthode de collecte décentralisée pour la
plupart des enquétes-ménages. De plus, cette collecte
décentralisée requiert souvent que 'interview puisse se
faire par téléphone ou en personne. Quoi qu’il en soit, la
plus grande part du savoir-faire et de I’expérience acquis
avec I'interview téléphonique assistée par ordinateur a pu
étre appliquée A I'interview assistée par ordinateur dans un
environnement décentralisé.

Depuis les années 1980, c’était 'Enquéte sur la
population active (EPA) qui servait pour la recherche et les
essais technologique du monde ITAO. Le premier essai a
été effectué en 1987 sous la forme d’une étude controlée
qui comparait I'ITAO dans un environnement centralisé
avec I'TPC. 11 s’agissait d’un projet de recherche mené
conjointement par Statistique Canada et le Bureau of the
Census des Etats-Unis (voir Catlin et Ingram 1988).
L’étude a mis en relief les écarts qui existaient entre les
méthodes du point de vue de la qualité des données, ces
différences favorisant I'LAO (réduction du taux de rejet fors
des vérifications, réduction des erreurs d'aiguillage sur les
questionnaires et diminution du sous-dénombrement 2
I'égard de 'EPA).

Bien que I'ITAO n’ait jamais été appliquée & 'EPA,
Pexpérience a servi a mettre au point une fonction ITAO de
composition aléatoire (CA) pour les enquétes-ménages.
Avec I'évolution technologique, 'ITAC a servi 4 des
enquétes CA plus complexes comme P'Enquéte sociale
générale (ESG) et 'Enquéte sur la violence envers les
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femmes. L’interview téléphonique assistée par ordinateur
continue de faire partie intégrante du systéme de collecte
des données auprs des ménages 2 Statistique Canada et de
servir de complément A 'infrastructure de I'interview
assistée par ordinateur.

2.2 Essais technologiques

Une nouvelle vague de tests a pris son essor an début des
années 1990, dans le cadre du remaniement décennale de
I’EPA (Singh, Gambino et Laniel 1993; Drew, Gambino,
Akyeampong et Williams 1991). Grice au lancement de
trois enquétes longitudinales 4 grande échelle qui permettait
une mise en commun des coflts, Statistique Canada a pu
engager les fonds pour la mise en place d’une infrastructure
d’TAO. En 1991, on a donc procédé  un deuxiéme essai sur
I’EPA et I'EDTR pour évaluer la faisabilité d’utiliser les
nouvelles technologies (voir Williams et Spaull 1992). On
a fait I’essai des ordinateurs portatifs, qui fonctionnent avec
un stylet plutdt qu’un clavier pour la saisie des données. Les
résultats ont montré que la technologie était promettense
mais qu’il y avait matiére a4 amélioration avant qu’elle
puisse répondre aux exigences se rapportant 4 la conduite
des enquétes-ménages a Statistique Canada,

L’année suivante, de juillet 1992 i janvier 1993, on a
effectué un troisigme et un quatriéme essais, mais cette fois
an moyen d’ordinateurs portatifs conventionnels, Les
résultats pour 'EPA sont présentés dans Kaushal et Laniel
(1995}, tandis que les résultats pour 'EDTR sont rapportés
dans Michaud, Le Petit et Lavigne (1993) et Michaud,
Lavigne et Pottle (1993). Dans le cas de ’EPA, le troisiéme
€ssai avait pour principal objectif d’établir si une conver-
sion 4 la nouvelle technologie aurait pour effet de perturber
la série de données de I’EPA. L’ objectif secondaire était de
déterminer si 1a nouvelle technologie influencerait la qualité
des données et les frais d’interview. Il s’agissait également
de procéder au développement opérationnel et a I’évalu-
ation de I’IAO. Pour ce qui concerne les enquétes longi-
tudinales, la principale préoccupation était la longueur et la
complexité des questionnaires et 'ajout de nouvelles
fonctions comme le dépistage. Par conséquent, le principal
critére d’évaluation de 1’application était la faisabilité de
développer diverses fonctions. Les résultats ont montré que
I'TAO n*avait pas d’influence importante pour 'EPA que ce
soit sur la diffusion de la série de données, sur les princi-
paux indicateurs de qualité ou sur les coiits d’interview.
Aprés des comparaisons générales avec des sources
externes et une analyse des variables manquantes, on a
adopté la nouvelle technologie.

2.3 Nouvelle dimension de la non-réponse

L’adoption de I'TAO a entrainé I’apparition impromptue
d’une nouvelle dimension de non-réponses causées par des
«problemes techniques». Ces non-réponses provenaient de
cas perdus ou non regus avant la fin de la période de
collecte. Ce type de non-réponse existait avec la méthode
IPC sous la forme de problémes postaux occasionnels.
Conceptuellement, ces situations ne se rapportent pas a de
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véritables refus de répondre; toutefois I'information n’est
pas disponible a temps pour faire partie des estimations.

Ces probleémes techniques peuvent prendre trois formes
différentes: i) problémes de transmission, ii) problémes
matériels et iii) problémes inévitables. Les problémes de
transmission sont les plus courants. Ils se produisent, par
exemple, lorsque les lignes téléphoniques sont en panne,
lorsqu’il y a une difficulté empéchant le téléchargement
automatique des données, lorsque 1’on tente de télécharger
les données au moment ol I’ordinateur central fait I’objet
de travanx de maintenance, ou simplement parce qu’il y a
un mauvais fonctionnement du systéme IAO. Le second
type de probléme, qui est moins courant, arrtve lorsqu’un
disque dur ou un lecteur de bande magnétique tombe en
panne, qu’il y a insuffisance de mémoire ou qu’il y a un
probléme de matériel informatique auw bureau régional.
Enfin, les probleémes inévitables, qui sont encore plus rares,
sont des probleémes particuliers implicitement causés par
I'une des situations ci-dessus, par exemple lorsque
seulement 1'une des deux composantes des réponses d’un
sondé est transmise ou si les paramétres d’initialisation
nécessaires au bon fonctionnement des programmes font
défaut.

Le nombre de non-réponses attribuables 4 des problémes
techniques a diminué au cours des premiers mois. On a
analysé trés soigneusement cette composante de la non-
réponse pour expliquer la tendance 2 la hausse & cet égard
et pour évaluer la performance de la méthode TAQ (voir
Simard, Dufour et Mayda 1995, Dufour, Simard et Mayda
1595). Au début de la conversion des enquétes- ménages
PIAQ, les probléemes techniques représentaient en moyenne
15 % du nombre total de non-réponses et pouvaient
expliquer jusqu’a 25 % de celles-ci. Ce n’est qu’environ au
bout d’une année entitre que 'on a pu observer une
réduction importante de cette composante de la non-
réponse. Aujourd’hui en 1997, les non-réponses attribu-
ables & des problémes techniques sont A peu prés
inexistantes.

Au cours de la premiére année, le gros des problémes
était causé par un conflit de gestion de mémoire dans
I'ordinateur portatif entre deux logiciels servant 2 la gestion
des cas. On €limina le conflit en réécrivant une partie du
logiciel, ce qui rendit le systtme plus efficace. Les
éléments les plus subtils de cette période de transition
étaient l]a communication et I’expérience. On a élaboré une
stratégie de communication pour permettre aux différents
intervenants (en particulier le personnel technique et les
intervieweurs) de mieux comprendre le r6le de chacun, de
diffuser I'information plus rapidement et d’informer
adéquatement toutes les personnes concernées. Lorsque
I'IAO a ét€ introduite initialement, certains problémes
prenaient plus d’un jour avant d’8tre résolus par le
personnel de soutien technique. Des procédures visant 3
accélérer le dépannage ont été élaborées, et un service de
soutient de 24 heures a été mis en place au siége social 2
Ottawa. Dans le cas d’'un changement aussi important, une
péricde d’apprentissage et d’ajustement est nécessaire, et,
a Statistique Canada, on n’a pas fait exception a cette régle.
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2.4 L’incidence de ’TAO sur la non-réponse

Y a-t-il lieu de croire que I'utilisation de 'TAO a eu un
effet sur le taux de non-réponse? La réponse & cette
question doit étre affirmative, compte tenu des problemes
techniques survenus, principalement au début du processus
de conversion. Cependant, si I’on fait abstraction de cet
aspect, il ne semble pas que I'TAO ait un effet durable sur
le taux de non-réponse. Dans le cas de I’EPA, le tavx de
non-réponse a fluctué 2 la suite de I’introduction de 'IAO,
mais ces mouvements peuvent s’expliquer par un certain
nombre d’autres facteurs (le remaniement de 1’échantillon
par exemple, qui est maintenant plus urbanisé ou
I’embauche de nouveaux intervieweurs, efc.), puisque
I’EPA a fait I’objet d'un remaniement majeur. Apres juste
un peu moins de deux ans, le taux de non-réponse est
revenu 2 des niveaux semblables a ceux de la période du
papier et crayon.

La conversion de EPA i la nouvelle méthode a pris
cing mois, au cours desquels on a pu comparer les taux de
non-réponse des méthodes IPC et IAO. Ces comparaisons
ont démontré que les taux de non-réponse de la méthode
IAQ (& I'exclusion des problemes techniques) et ceux de
I'IPC étajent du méme ordre et suivaient les mémes
tendances (voir Simard et Dufour 1995). De plus, la
répartition des principaux motifs de non-réponse, soit le
refus de participer a 1’enquéte, I’absence temporaire du
ménage, personne 3 la maison et autres raisons, était
sensiblement la méme avant et aprés 1’adoption de la
nouvelle méthode. On s’est inquiété que, dans le cas des
interviews sur place, les répondants pourraient se montrer
plus réticents 3 répondre eu égard i la présence de
I’ ordinateur, ce qui aurait fait croftre le nombre de refus.
Toutefois, on n'a pas détecté de variation quant & la
composante refus de répondre.

Au début de 1995, la collecte des données des trois
enquétes longitudinales (EDTR, ELNEJ et ENSP) a été
menée en méme temps que celle de 'EPA. L'environ-
nement de gestion de cas d’alors, conjugué 2 la mise en
commun de I’infrastructure entre les enquétes, a créé des
pressions additionnelles sur les intervieweurs sur le terrain.
De plus, les périodes de collecte des enquétes étaient
limitées parce qu’un nombre restreint d’applications
pouvaient résider dans I’ordinateur en méme temps. On a
effectué une analyse pour déterminer si I'LAO provoquait
un délai d’exécution provenant de la simultanéité ou de la
succession rapide des enquétes sur le terrain. Dans le cas de
la collecte trimestrielle de I'ENSP, les intervieweurs
faisaient une relance auprés des non-répondants des
collectes antérieures. On a procédé 4 une analyse de cette
opération pour évaluer le taux de conversion possible. Les
résultats ont montré que, lorsque qu’il y avait moins
d’enquétes IAO sur le terrain en méme temps, une premidre

“vague de relance des non-répondants augmentait le taux de

réponse, mais que reproduire 1’opération une deuxiéme ou
une troisiéme fois n’apportait que peu de gains additionnels
(augmentation de 5,76 % du premier au deuxieme trimestre,
de 0,97 % du deuxiéme au troisieme et de 0,91 % du
troisi2me au quatrigme). Toutefois, une derniére relance fut

effectuée en juin 1995, alors qu’il n’y avait pas presque
d’autres enquétes en cours. L’ opération a permis de hausser
le taux de réponse d’environ 5 %, ce qui était plus élevé que
prévu. On en a conclu que I'TAO devait s’accompagner
d’une plus grande souplesse relativement a la longoeur de
la période de collecte de données et qu’il fallait que
plusieurs applications puissent résider dans I’ordinateur en
méme temps, de sorte que I’on puisse conserver les taux de
réponse du temps de la méthode du papier et du crayon.

3. DE NOUVELLESAPOSSIB’ILITI":‘.S POUR LES
ENQUETES-MENAGES

L’adoption de I’interview assistée par ordinateur a ouvert
de nouvelles possibilités en ce qui conceme les enquétes-
ménages. Ces nouvelles possibilités, qui étaient ou bien
inexistantes ou difficiles a réaliser avec la méthode du
papier et du crayon, permettent de réduire les erreurs non
dues i I’échantillonnage, de recueillir des renseignements
plus spécialisés, de faciliter la reconstruction des entités
familiales et de joindre les éléments des unités familiales
qui se sont séparées ou fusionnées. En fait, cette méthode
de collecte est mieux adaptée aux besoins changeants de la
société d’aujourd’hui.

3.1 Interviews dépendantes

L’introduction de la nouvelle technologie a permis de
résoudre des problémes qui s’étaient avérés insolubles
lorsque les enquétes-ménages étaient effectuées au moyen
de la méthode du papier et crayon. Notamment, '[AG a
permis d’accroitre la quantité d’information fournie par
P’intervieweur 4 un répondant joint pour la seconde fois et
i) de réduire les erreurs de réponse (erreur de codage, de
saisie ou de mémoire), et particulierement les problémes de
concordance et de télescopage et ii) d’alléger la tiche du
répondant en confirmant les renseignements plutdt qu’en
les demandant de nouveau (ou en n’en demandant qu’une
partie).

Les problémes de concordance ont été décrits pour les
enquétes longitudinales par Murray, Michaud, Egan et
Lemaitre (1990), qui explique qu'ils se produisent lorsque
I’on essaie de réconcilier les données de périodes de
collecte successives. Si I’on n’avait pas tenté de faire des
réconciliations entre les collectes de données, on aurait
observé généralement des variations artificiellement
importantes entre les estimations provenant de deux
périodes consécutives. Ce probleme s’explique géné-
ralement du fait que les répondants ont de la difficulté 2
indiquer la date exacte d’un changement. En ce qui
conceme le télescopage, il provient d’un tendance & inclure
certains événements s’étant produits A 1’extérieur de la
période de référence.

Avec la méthode papier et crayon, les intervieweurs ne
pouvaient disposer que d’une quantité limitée d’infor-
mation. Les questionnaires ne pouvaient que contenir de
I'information de base, puisqu’il y avait des limites 2 la
quantité de renseignements pouvant étre préimprimés, en



Techniques d'enquéte, décembre 1997

particulier pour les longs questionnaires. Dans certains cas,
I'information additionnelle pouvait méme étre imprimée sur
un questionnaire séparé. Cette méthode posait d’autres
probleémes logistiques pour I'intervieweur. L’utilisation
d’information provenant d’interviews précédentes est
connue sous le nom de rétroaction. Avec l'interview
assistée par ordinateur, la rétroaction est rendue possible de
deux maniéres: proactive et réactive. On trouvera un autre
exposé sur ce sujet dans Brown et coll. (1997).

L’utilisation proactive de la rétroaction permet de réduire
les erreurs de réponse en aidant le répondant i se situer. Par
exemple, dans le cadre de ’EDTR, on recueille des ren-
seignements détaillés sur un maximum de six emplois au
cours de I'année précédente. Sans la rétroaction, le nom de
I’employeur ou le titre du poste pourrait &tre écrit de fagon
légérement différente et un emploi qui s’est poursuivi
pendant deux ans pourrait &tre classé comme un change-
ment. Au début, on a craint que les répondants pergoivent
la rétroaction de fagon négative, mais en fait, peu de
commentaires négatifs ont été exprimés,

Le taux de confirmation est généralement élevé — plus de
90 % — pour les données qui sont présentées au répondant
(voir Hale et Michaud 1995). L’étude de Hiemstra, Lavigne
et Webber (1993) portant sur le marché du travail suggére
que la rétroaction sert généralement & réduire les problémes
de concordance, mais que ceux-ci ne sont que partiellement
résolus. Ainsi, dans le cadre de EDTR, on confirme
I'occupation d’un emploi, la recherche d’un emploi,
I’absence d’emploi au début de I’année civile précédente et
pour une période d'un an pour laquelle le répondant doit
faire appel 4 sa mémoire. Des micro- comparaisons avec
une enquéte transversale mensuelle menée au cours des
cing premiers mois de 1’année ont permis d’observer que la
rétroaction réduit considérablement les problémes de
concordance. Toutefois, la cohérence avec les données
transversales diminue 4 mesure que les mois passent, ce qui
laisse supposer que les erreurs de réponse, méme si elles
sont réduites par la rétroaction, continuent d’étre un
probléme.

L’utilisation proactive de la rétroaction peut, cependant,
créer une sous-estimation des mesures de changement. Pour
cette raison, dans le cas d’information délicate ou pour des
raisons de confidentialité, la technique est également
utilisée de fagon réactive. On peut utiliser la rétroaction
réactive pour repérer des changements insolites, ou pour
vérifier des incohérences dans les données. Par exemple,
lors de I'interview de la premiére vague de I’EDTR, on
demande au répondant d’indiquer ses périodes de chdmage
et, pour chaque période, s'il a regu des prestations
d’assurance-emploi. Au cours de I'interview de la deuxigme
vague, on demande des renseignements détaillés sur les
différentes sources de revenu et les montants regus, y
compris les prestations d’assurance-emploi. Des compa-
raisons avec des sources externes ont permis d’établir
qu’habituellement, les montants d’assurance-emploi
rapportés dans une enquéte représentent environ 80 % des
prestations versées. Dans le cadre de I'EDTR, les
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renseignements précédents étaient conservés dans la
mémoire de I’ordinatenr. Si un montant n’était pas rapporté
et qu'un indicateur signalait une incohérence avec la
premiére interview, alors |’ intervieweur posait une question
additionnelle pour établir si le montant avait été omis. Une
analyse de la premitre vague d’interviews de 'EDTR
suggere que la rétroaction réactive a permis d’augmenter ce
type de renseignements par une propertion de prés de 30 %.
Toutefois, 28 % des personnes qui avaient négligé de
rapporter un montant de revenu ont confirmé qu’elles
avaient bien regu ce montant mais ont refusé d’en indiquer
le montant. On pouvait donc confirmer la source du revenu,
mais le montant devait &tre imputé et le probléme n’était
pas totalement résolu. Pour de plus amples renseignements
sur ¢e sujet, consulter Dibbs, Hale, Loverock et Michaud
(1995).

3.2  Un outil plus efficace

Gréce a un instrument de collecte aussi efficace que
I'IAO, il est maintenant possible de recueillir des
renseignements détaillés, de les limiter, d'y accéder et de
les transférer, ce qui auparavant était trés difficile, ou méme
impossibie lorsque I’on utilisait le mode IPC.

3.2.1 Matrice des relations entre les différents
membres d’un ménage

Les enquétes-ménages créent différents niveaux
d’analyse, tels que la famille économique et la famille de
recensement, en utilisant les relations entre les différents
membres du ménage et une personne appelée le «chef de
famille». Cette méthode a ses limites, par exemple lorsqu’il
s’agit d’identifier les enfants de familles mixtes ou de
retracer une famille sur trois générations. Dans un contexte
longitudinal, la définition de chef de famille peut varier
avec le temps, et c’est pourquoi pour un certain hombre
d’enquétes on a utilisé une matrice des relations pour tous
les membres du ménage. L'TAQ peut limiter la collecte de
données 2 la diagonale inférieure de la matrice. Si la
composition d’'un ménage n’a pas changé entre deux
collectes de données, il n’est pas nécessaire d’établir A
nouveau une matrice des relations. Les vérifications
interactives (2 propos de I'dge par exemple) servent 2
corriger toute relation saisie dans 1’ordre inverse (par
exemple une relation parent-enfant). On a dQl procéder A un
certain nombre d’essais pour élaborer un moyen efficace
d’identifier les relations qui permettrait non seulement la
collecte de renseignements mais leur correction facile.
Grace 2 la version améliorée de la méthode de collecte,
moins de 1 % des relations ont besoin d’étre corrigées aprés
la collecte initiale (comparativement & un taux de 5,3 %
d’incohérence avant les vérifications interactives sur la
matrice des relations). Les méthodes de corrections des
données dans un environnement d’IAQO sont 'un des
domaines ol Ia recherche est encore nécessaire.
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3.2.2 Accés a des instruments de collecte plus
perfectionnés

L’IAO a également donné accés 3 des instruments de
collecte plus perfectionnés. Par exemple, dans le cadre de
I"ELNEJ, on obtient une variété de renseignements sur une
cohorte d’enfants Agés de 0 a 11 ans. Une section de
I’interview consiste a évaluer le niveau de vocabulaire de
I’enfant. L’un des instruments utilisés & cet égard est le test
de vocabulaire par 1'image de Peabody (PPVT). Toutefois,
on utilise généralement le PPVT dans un environnement
plus spécialisé, et les personnes qui administrent ce test
doivent normalement suivre plusieurs jours d’une formation
approfondie, le test nécessitant la présentation d’une série
d’images parmi lesquelles 1’enfant doit choisir celle qui
correspond & un mot donné. Le niveau de départ du test
dépend de I'dge de I'enfant, L’intervieweur pose des
questions jusqu'a ce que I'enfant ait donné un certain
nombre de mauvaises réponses. A ce moment, I’inter-
vieweur doit retourner au niveau de départ et reposer les
questions déja posées, jusqu’i ce que Fenfant donne un
nombre prédéterminé de mauvaises réponses. Pour
administrer le test, il faut donc établir un seuil d’aprés
certains critdres, compter le nombre de manvaises réponses,
sauter des questions dans le cas od I’enfant donne un certain
nombre de mauvaises réponses et mettre un terme au test.
Cette marche 4 suivre avrait nécessité une formation tres
approfondie s'il avait fallu faire passer ce test sur papier.
L’IAQ a grandement facilité le procédé en permettant la
préprogrammation des regles de validation. Les données de
la premiére collecte permettent de penser que )’ admini-
stration de ce type de test dans un environnement IAO offre
des résultats de bonne qualité lorsqu’on les compare avec
les normes externes.

3.2.3 Etablissement de liens longitudinaux

Dans le cas des liens longitudinaux, il peut arriver que
tous les membres d’un ménage initial fassent partie de
I’échantillon longitudinal, 3 'EDTR par exemple. Au cours
des collectes suivantes, les personnes longitudinales sont
interviewées, de méme que toutes les personnes avec qui
elles vivent. Si un ménage se sépare, on doit créer un
nouveau ménage pour les personnes qui ont quitté le
ménage d’origine. Grice a I’adoption de I'IAQO, il est
devenu possible de créer des identificateurs de ménages
propres aux nouveaux ménages mais reliés aux identifi-
cateurs originaux, et de retracer ainsi plus facilement la
dynamique des changements dans la composition des
ménages. Le traitement des doubles véritables qui résultent
d’un changement dans la composition d’un ménage est un
probleme particulier qui a été grandement amélioré. Par
exemple, un adolescent peut faire partie d’'un ménage donné
au moment de la premigre collecte, puis avoir laissé ses
parents au moment de la deuxiéme interview, puis y étre
retourné quand arrive la troisiéme collecte. A la deuxieme
collecte, on indique que la personne fait partie d’un
nouveau ménage et un nouvel identificateur y est associé.
Lorsque 1’on communique & nouveau avec les parents an

moment de la troisiéme interview, 1'adolescent qui est
revenu pourrait passer pour un nouveau membre du
ménage. Si I'intervieweur dispose de la liste des personnes
qui ont déja fait partie du ménage, la nécessité de réduire
les doubles est grandement réduite. On a mis sur pied un
procédé semblable dans le cas des emplois occupés par une
personne, de sorte que la liste des employeurs précédents de
celle-ci est utilisée pour une réconciliation longitudinal des
emplois.

3.2.4 Dépistage des individus

Avec I’adoption de I'TAO, certaines fonctions ont pu étre
informatisées, notamment le dépistage. Brown et coll.
(1997) en donnent des exemples précis. Comme on I'a noté
plus haut relativement 2 1’établissement des liens longi-
tudinaux, on peut inclure tous les individus «dépistes» dans
un nouveau ménage en leur accolant un identificateur
unique. 11 y a moins de manipulation de papier, et il est
maintenant possible d’obtenir davantage d’information en
matiére de gestion. Grice a I'JAQ, il a été possible de
mettre en place une méthode de dépistage & deux niveaux.
L’intervieweur essaie d’abord d’effectuer le dépistage. §'il
ne réussit pas, toute |’ information sur le cas est transférée &
une unité de dépistage au bureau régional, ol davantage de
sources de dépistage sont disponibles. L’ automatisation a
éliminé de nombreuses manipulations et la transcription des
données sur papier. Auparavant, lorsqu’un ménage se
séparait, on devait créer sur papier une nouvelle feuille
d’identification assortie d'un lien avec le ménage antérieur,
Le nom des personnes qui avaient quitté le ménage était
indiqué sur cette feuille. Si on ne trouvait pas la personne
que I’on cherchait, il fallait transférer toutes les feuilles de
toutes les personnes ayant vécu ensemble au cours de
I'année précédente. Ces manipulations augmentaient
considérablement le risque d’erreurs. Le transfert des cas
entre les niveaux de dépistage se fait également plus
rapidement. De plus, chaque recherche est enregistrée
automatiquement avec son résultat. Méme si la méthode
était semblable i I’'époque du crayon et du papier, il était
rare que les renseignements soient enregistrés. 1l était
également difficile d’analyser 1’information pour
déterminer quelles seraient les meilleures sources pour
retracer une personne.

Le dépistage est un facteur clé du maintien de la qualité
des données. Grice aux méthodes de dépistage actuelles,
les cas devant faire I’objet d’une recherche peuvent
demeurer sur le terrain un peu plus longtemps, méme si la
période de collecte demeure limitée. Il sera possible
d’instaurer des méthodes plus efficaces si les efforts
associ€s aux différentes enquétes sont mis ensemble. On
étudie actuellement comment atteindre une meilleure
fonctionnalité, conjuguée 3 un dépistage centralisé. On
pourrait ainsi combiner les efforts de dépistage des
différentes enquétes, et I’on pourrait aussi procéder a des
saisies par lots afin de tenter de relier les cas nécessitant des
recherches dans les bases de données.
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3.3 Nouveaux indicateurs de qualité

La méthode IAO adoptée par Statistique Canada pour ses
enquétes-ménages offre un systéme complexe de contrdle
des opérations d’enquéte au cours des périodes de collecte
pour veiller a ce que tout fonctionne bien. Ce systdéme
appelé «syste¢me de gestion des cas» (SGC) est un systéme
perfectionné qui permet de gérer toutes les opérations du
début a 1a fin du cycle d’enquéte. Ce systéme est souple,
puisqu’il peut étre adapté aux besoins des différentes
enquétes-ménages qui I'utilisent. Le SGC exécute trois
fonctions principales: i) le cheminement des cas, ii) la
production de rapports sur les opérations et iii) I’aide aux
intervieweurs. Le module de cheminement dirige les
mouvements de cas durant I'enquéte, que ce soit de
Pintervieweur au bureau régional, du bureau régional au
siege social, efc. Le deuxiéeme module du SGC produit
différents rapports décrivant 1'état de 1’enquéte a un point
donné dans le temps, évaluant les performances et le
progres de I’enquéte et indiquant 1'état des interviews.
Toute une gamme de renseignements sont produits par cette
deuxiéme composante du SGC. Enfin, le troisiéme module
permet aux intervieweurs de remplir leurs tdches plus
efficacement, au moyen d’options de prises de rendez-vous,
d’enregistrement de notes, efc.

Par conséquent, ce syst¢me offre une masse d’informa-
tion sur ce qui arrive effectivement sur le terrain au cours
d’une enquéte; toute mesure prise relativernent a un cas est
enregistrée par le SGC. Le grand défi dans ce type de
systeme est d’éviter de se perdre dans la grande masse de
renseignements disponibles. On a mis sur pied des équipes
de travail pour maitriser ces sources d’information, élaborer
de nouveaux indicateurs de qualité en utilisant cette
information ou en la combinant avec d’autres renseigne-
ments déji disponibles, trouver des utilisations (formations
additionnelles, amélioration de 1'instrument de collecte de
données) et trouver des manigres de présenter ces indica-
teurs de fagon efficace.

On a produit un grand nombre d’indicateurs de qualité
{voir Simard et coll. 1995; Allard, Brisebois, Dufour et
Simard 1996) 4 un rythme régulier et 4 différents niveaux
d’intérét (géographique, intervieweurs, administration). On
peut grouper ces indicateurs en deux catégories: informa-
tion et contrble. Parmi les indicateurs d’information
mentionnons: le nombre de tentatives avant de compléter un
cas, la distribution des interviews terminées par jour de
collecte, la meilleure combinaison jour-heure pour joindre
un répondant, la durée médiane des interviews et le nombre
de régles de validation déclenchées et ignorées ou
déclenchées et sur lesquelles on a pris des mesures (voir
Brisebois, Dufour et Lévesque 1997). Les indicateurs
d’information servent a améliorer ou & modifier la stratégie
ou le processus de collecte.

En matigre de contrdle, on se sert d’une série d’indi-
cateurs pour retracer les irrégularités commises sur le
terrain, qu’elles scient humaines ou techniques. Parmi ces
indicateurs, on peut mentionner: les appels ou les visites
effectués aprés la date de transmission mais avant la
semaine d’enquéte, les appels ou les visites faits apres le
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dimanche de la semaine de d’enquéte, les périodes de
travail trop t6t, les périodes de travail trop tardives, les
interviews trop courtes, efc. Ces renseignements servent 3
véritier si les instructions formulées par le siége social sont
suivies et si certains intervieweurs ont besoin de davantage
de formation. Toutefois, toutes ces données doivent &tre
analysées avec prudence pour déterminer la cause de
I'irrégularité. Par exemple, une interview menée 2 4 h 30 du
matin peut trés bien 1’avoir été i la demande du répondant,
un fermier par exemple, 4 moins que 'horloge de
I’ordinateur ne soit mal réglée (voir Brisebois et coll. 1997).

L’IAO permet également aux intervieweurs d’inclure un
commentaire pour chaque question ou d’expliquer pourquoi
tel code a €€ donné. Il est donc possible d’adapter la
formation en fonction de ces commentaires, de mieux
comprendre les enquétes et, par conséquent, de mieux les
adapter aux réalités du terrain. Par exemple, cette fonction
apermis de mener une étude spéciale sur les motifs de refus
de participer 4 I'une des enquétes-ménages de Statistique
Canada. Une telle étude aurait auparavant nécessité
beaucoup d’efforts (voir Allard, Dufour, Simard et Bastien
1996).

4. LES DEFIS ACTUELS DE L’IAQ

Cette section décrit les défis & long terme qui se posent
en matiere d’élaboration, de mise en oeuvre et de compré-
hension de 'utilisation de 'IAC pour les applications
d’enquétes. Les puissants outils rendues accessibles par
I'TAO ont emmené avec eux la complexité en matiére de
contenu, de logiciel et de communications électroniques,
laquelle n’est peut-éire pas bien appréci€e de tous. La
conversion & I'lAQ a entrainé une nouvelle dépendance par
rapport A I'informatique. Cette dépendance est I'un des
défis les plus importants auxquels Statistique Canada doit
faire face, puisque la technologie évolue 2 un rythme
effrénée.

4.1 Charge de travail des intervieweurs

La mise en commun d’une infrastructure nécessite le
partage par différentes enquétes de ressources limitées,
comme des intervieweurs formés équipés d’ordinateurs
portatifs. Par conséquent, toute augmentation du nombre
d’enquétes ou de la quantité des données recueillies dans
une enquéte doit é&tre assumée conjointement par
I'ensemble des autres enquétes. Il faut souligner que,
souvent, les mémes intervieweurs travaillent pour un grand
nombre d’enquétes, de sorte qu’ils peuvent se retrouver
avec une charge de travail considérable, situation exacerbée
par la brieveté des péricdes de collecte. Bien que le taux de
réponse se $oit rétabli depuis 'introduction de I'TAO, une
charge de travail trop lourde peut altérer la qualité des
données {moins de suivis et plus de non-réponses).

Compte tenu de la nature du SGC, il faut mettre en place
une structure administrative 4 I’égard des communications,
fondée sur les besoins de chaque enquéte (selon les codes
de réponses), pour permettre le cheminement des cas entre
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les intervieweurs, leurs superviseurs et les bureaux
régionaux. Depuis que I'TAO a été adoptée pour la premiere
fois, le processus de communication a ét¢ sensiblement
amélioré, de sorte que chaque intervieweur puisse recevoir
ses tiches, la demiere version de ’application ou différents
changements. Néanmoins, ce processus doit faire I’objet
d’un contrdle permanent. Par exemple, a la fin de la période
de collecte, les cas doivent étre transmis et supprimés de
I"ordinateur de I'intervieweur. La plupart du temps, les cas
non transmis sont essentiellement des non-réponses.
Comme ces cas he sont pas transmis au siége social aprés la
fin de la période de collecte, on perd parfois I’ information
sur les motifs de ces non-réponses. Bien que beaucoup de
ces probl2mes puissent étre repérés durant les essais, il reste
qu’il demeure toujours quelques cas exceptionnels.

4.2 Procédés de contrdle pour 'IAO

Le SGC et les applications d’enquétes ont la capacité de
produire de nombreuses bases de données. La quantité de
données est souvent écrasante et 'on n’exploite pas
réellement ces données A leur potentiel maximal. En outre,
la vitesse inhérente a ’IAQ fait que ’on n’a pas assez de
temps et de ressources pour analyser et contrdler cette
masse d’information. Pour le moment, cette information est
utilisée aprés coup, mais il serait grandement souhaitable
que I’on puisse I’ utiliser pendant que 1’enquéte est en cours.

Les intervieweurs devraient pouvoir accéder a cette
information dans un format intégré. Cependant, il faut un
juste équilibre pour éviter 'excés de surveillance qui
aménerait les intervieweurs a porter davantage d’attention
aux indicateurs de qualité qu’a la qualité¢ des données
comme telles. Idéalement, on pourrait analyser plusieurs
enquétes pour relever les problémes particuliers, et
concevoir ensuite des trousses de formation bréves et
pertinentes. De plus, les taux de réponse et les taux de
couverture pourraient étre intégrés pour les enquétes. Tous
ces renseignements pourraient servir 4 améliorer la gestion
du temps ou A préparer de la formation sur des compétences
d’interview particuligres.

4.3 Vérification en cours de collecte

Bien que I'TAQ permette d’inclure un grand nombre de
regles de vérification pouvant servir au moment de
I’interview, il est important ici de maintenir un équilibre
entre les régles programmées dans I’outil de collecte et les
regles appliquées au cours du traitement par lots au siége
social. Les régles programmées dans 1’application
prolongent ’interview, ce qui augmente les cofits et le
fardeau des répondants. Avec I’évolution technologique
rapide que nous devrions connaitre d’ici quelques temps, il
devrait &tre possible d’appliguer un plus grand nombre de
régles de vérification au cours de linterview, sans en
perturber le rythme. Par ailleurs, toute clarification donnée
pendant I'interview améliore la qualité des données. Les
données de I’Enquéte nationale sur la santé de la population
sont de meilleure qualité a la collecte du deuxiéme trimestre
parce que I'on utilise les renseignements du premier
trimestre pour alimenter le systéme de vérification. Par

exemple, donner des clarifications au répondant au cours de
I'interview nous a permis de découvrir que, dans le cas de
la variable arthrite, sur les 7 % de répondants qui indiquent
un changement dans leur état entre les deux trimestres,
seulement 3,3 % avait réellement connu un changement,
alors que pour 3,5 % il s’agissait d’erreurs. Pour de plus
amples détails, voir Catlin, Roberts et Ingram (1996).

Avec I'IAO, il est également possible de stocker
I’information pour indiquer quelles régles de vérification
ont été déclenchées et quelles corrections ont ét€ apportées.
Une étude portant sur les régles de vérification les plus
souvent déclenchées permettrait de déterminer quelles
régles influencent le plus la qualité des données. Une telle
étude servirait non seulement a titre informatif, mais ses
résultats permettraient de modifier des regles trop strictes et
serviraient de base i un systéme de correction dynamique.
Un autre aspect aussi important concerne la facilité avec
laquelle Pintervieweur peut faire les corrections néces-
saires. $'il suffit de corriger la réponse actuelle ou la
réponse précédente A une question, I'intervieweur peut le
faire facilement. Par contre, s’il faut vérifier une série de
réponses, remonter d’une réponse a 1’autre et déterminer
laquelle a besoin d’étre corrigée, cela peut €tre trop
complexe pour que cette vérification ait lieu durant
I'interview.

Outre les problémes techniques, il existe des probleémes
méthodologiques associés 4 l'incidence des regles de
vérification sur la qualité des données. A quelle étape
1’application des différentes régles de vérification est-¢lle la
plus efficace? Les régles touchant !’enchainement du
questionnaire et celles qui déterminent quelles personnes
sont hors du champ d’application de I’enquéte sont
essentielles. Les variables clés servant 2 la stratification a
posteriori et aux estimations clés se définissent mieux au
moment de I'interview. Le nombre de régles de validation
pouvant &tre intégrées 2 'LAO est fonction de la vitesse de
1"ordinateur portatif. En outre, lorsque certaines régles sont
élaborées pour l'instrument tandis que d’autres sont
destinées au traitement central, il faut s’assurer que les deux
types de régles n’entrent pas en contradiction.

4.5 Confidentialité des données

La préservation de la confidentialité des données, con-
formément aux stipulations de la Lof sur la statistique, est
une des exigences fondamentales qui régissent I’ utilisation
de I'TAO et des systémes qui la soutiennent. Pour répondre
a cette exigence, on a élaboré un certain nombre de
procédures et on a mis en place, notamment, un environ-
nement informatique comportant deux réseaux de
communication, un interne et un externe. Les données sont
transférées physiquement, sur bande, du réseau externe au
réseau interne confidentiel, parce qu’il n’y a pas de
connexion entre ces deux réseaux. Il est impossible
d’accéder au réseau interne 2 ’aide d’un modem public.
On assure aussi la confidentialité de 1'information par le
cryptage des données des que celles-ci doivent étre
transmises par le réseau téléphonique. De plus, un systéme
de contrdle des acces est intégré dans tous les ordinateurs
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portatifs, de sorte que seul I'intervieweur a acces aux
renseignements. De plus, les données sont cryptées
lorsqu’elles résident dans 1’ordinateur portatif.

Les difficultés que pose I'TAO en matitre de confiden-
tialité sont trés différentes de celles que I’on avait avec la
méthode du papier et du crayon. Dans le cas de I'EDTR, les
interviews dépendantes posent des difficultés de cet ordre.
L’information sur une famille provenant d’une collecte
précédente peut devenir délicate dans le cas on, par
exemple, le ménage se sépare. Par conséquent, si la
nouvelle méthode permet de conduire des interviews
dépendantes, celles-ci posent des inconvénients qui doivent
étre évalués pour chaque situation.

Avec I’apparition de 1’auto-interview audio assistée par
ordinateur (AIAO-A), il est plus facile de traiter les sujets
délicats. Le répondant est relié & 1" ordinateur par un casque
d’écoute et les questions sont lues par une voix numérisée.
Le répondant peut donc choisir s’il veut ou non que les
questions s’affichent & I’écran. Grice A cette technique, le
répondant peut remplir le questionnaire de fagon parfaite-
ment anonyme. On prévoit commencer 3 utiliser cet outil
dans le cadre de 'ELNEJ avant la fin de 1’an 2000.

4.6 Programmes de réinterview

En ce qui concerne les programmes de réinterview,
I'IAO offre certains avantages par rapport 4 I'IPC.
Premiérement, la rapidité de la transmission électronique
des données réduit les écarts attribuables A des problémes
de mémoire, puisque les réinterviews peuvent avoir lieu
dans un délai plus court suivant la premidre interview,
L’observation rigoureuse des régles de réconciliation
intégrées dans le logiciel permet d’obtenir une estimation
plus précise des erreurs de mesure. Les intervieweurs
feuilletent le questionnaire avant de commencer la
réinterview. De méme, les réconciliations peuvent étre
faites aprés un sous-ensemble de questions, 2 la fin d’une
section ou a la fin du questionnaire, et autant de fois qu’il le
faut. Les cas de réinterviews sont facilement automatisés et
intégrés dans un processus de contrdle de la qualité tenant
compte des caractéristiques de lintervieweur et de
I’interview (cas particuliers se rapportant 2 des problemes
de formation, cas appartenant 2 un groupe particulier). La
qualité des données est meilleure parce qu’un grand nombre
de regles de vérification, identiques 2 celles qui sont
appliquées au cours de I’interview sont programmeées pour
les réinterviews. Les fonctions offertes par le SGC sont
également un atout pour le programme de réinterviews:;
progression du programme de réinterviews, performance et
progression des réinterviews, transfert facile des cas, etc.

4.7 Formation de Pintervieweur

Avec I'adoption de I'IAO, les intervieweurs ont vu teurs
méthodes de travail changer considérablement. La forma-
tion s’est révélée une étape essentielle, leur permettant de
s’adapter efficacement a cette méthode informatisée de
collecte de données. IIs se sont familiarisés 4 de nouveaux
outils de travail (clavier, ordinateur portatif et toutes les
procédures informatiques qu'il faut suivre, comme
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I'enregistrement des données, le chargement des piles et la
transmission par modem). s ont également dii adapter leur
style d’interview aux exigences de I'LAO. Par ailleurs, les
nouveaux intervieweurs ont dfi se familiariser avec les
concepts propres aux enquétes, les techniques d’interview
et I'instrument de collecte. Pour relever ce défi, Statistique
Canada a élaboré une stratégie de formation fondée sur
'expérience qu’elle a acquise au cours des essais antérieurs
et sur I'expérience de collégues britanniques et américains.

La formation des intervieweurs demeurera 'un des
facteurs clés du succes des enquétes de Statistique Canada,
et I’organisme innove constamment dans ce domaine. Par
exemple, I'une des initiatives dans le cadre de 'EPA est la
mise en application d'une stratégie consistant  permettre
aux intervieweurs principaux de recevoir réguligrement une
petite tiche d’IAQ (environ 15 cas), de sorte qu’ils puissent
s’exercer A cette méthode de collecte et se tenir au fait de
I'évolution de I'application d’IAQ. Qutre les cas de
formation ordinaires qui sont toujours accessibles dans
I ordinateur, le systéme IAQ offrira aux intervieweurs des
modules intégrés au systéme de collecte et traitant de sujets
complexes comme la couverture et les logements multiples,
de sorte qu’ils pourront se tenir 3 jour et réviser différents
concepts difficiles.

5. L’AVENIR DE L’TIAOQO A
STATISTIQUE CANADA

Dans le nouvel environnement de ressources limitées et
de lourd fardeau des répondants, la collecte statistique
devient de plus en plus adaptée i chaque enquéte. Alors que
les enquétes auprés des entreprises ont pris cette forme
depuis un certain temps déja, la collecte mixte commence
a étre en demande pour les enquétes-ménages. La collection
centralisée & ’extérieur de la période de collecte pour un
nombre limité de répondants peut permettre d’améliorer le
taux de réponse (en mettant P’accent sur le dépistage par
exemple). L’environnement nécessaire 4 ce type de collecte
ressemble davantage 4 I'ITAO qui permet la mise en
commun de fonctions de bases de données pour un petit
échantillon, ainsi que des fonctions de planification
d’appels.

On prévoit que, d’ici la fin du siécle, I’application d’TAO
et le systtme de gestion des cas seront complétement
repensés. Au cours de ce remaniement, les équipes de
travail devront tenir compte non seulement des capacités de
I'ordinateur, mais aussi de facteur humain. Ce demier
facteur est important parce que la collecte de données et la
qualité¢ des données en dépendent. Les intervieweurs
doivent lire 3 ’écran et faire la saisie des réponses, des
tiches qui requidrent des habiletés perceptives et motrices
différentes de celles qu’ils utilisaient avec la méthode du
papier et crayon. Le libellé des questions est également plus
difficile & lire a ’écran, et les intervieweurs disent qu’il est
plus ardu de visualiser la structure d’ensemble d’un
questionnaire. Il faut donc porter une attention spéciale au
design de I’écran, au choix des couleurs, a la quantité de
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texte affichée, aux fonctions clés préprogrammées et a la
facilité de déplacement d’un écran a un autre. De plus,
comme on demande aux intervieweurs de travailler sur plus
d’une enquéte, il faudrait, dans la mesure du possible, faire
un effort d’uniformisation des formats d’écran.

En ce qui concerne les composantes matérielles et
logicielies, les équipes de travail s’affairent actuellement a
choisir 1a meilleure combinaison. A I’heure actuelle, on
utilise différents logiciels pour différentes composantes
dans le cadre de plusieurs enquétes. Afin de normaliser le
plus possible les applications disponibles, on projette
d'utiliser une plate-forme uniformisée pour toutes les
enquétes dans un environnement Windows. L’environ-
nement Windows devrait donner aux interviewegurs et aux
programmeurs une plus grande souplesse. Il faut aussi
repenser les systémes de sécurité, pour les rendre conforme
a la technologie adoptée et pour satisfaire aux exigences de
Statistique Canada. Il faut tenter d’harmoniser les questions
d’une enquéte A I’autre, ce qui permettrait de modulariser
davantage la programmation de I'JAO. Le fardeau du
répondant en serait lui aussi allégé.

Le nouveau systtme devra pouvoir tenir compte des
exigences tant passées que présentes. Par exemple, les
caractéristiques des systémes sont réexaminées sur la base
des rapports d’étapes fournis au personnel opérationnel
pour déterminer quels sont les points & améliorer. Comme
on I’a noté dans la section 4, un certain nombre d’autres
possibilité sont envisagées, telles que la formation
interactive des intervieweurs, des modules de formation
spéciaux, la possibilité de mener des réinterviews et de
meilleurs instruments de dépistage. Grice a ces fonctions,
on pourra mieux tirer parti de la souplesse acquise par
I’ automatisation du processus.

On est également en train de concevoir un nouveau
systéme de gestion des cas. L'un des impératifs visés est
d’installer un systtme de communication robuste qui
permettra la transmission uniforme des changements et une
fonction de réplication. On espére pouvoir élaborer un
systtme informatique qui sera utilisé pendant de
nombreuses années A venir, mais la réalité actuelle semble
suggérer que 'LAQ devrait continuer d’évoluer rapidement.
Eu égard i cette rapide évelution technologique (on n’a
qu’a penser 2 Internet), le défi présent consiste & mettre au
point un systéme souple qui pourra &tre facilement adapté
sans nécessiter une restructuration compléte.
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Analyse de régression des fichiers de données
appariés par ordinateur - Partie II

FRITZ SCHEUREN et WILLIAM E. WINKLER'

RESUME

Dans bien des cas, les meilleures décisions en matizre de politiques sont celles qui peuvent s’appuyer sur des données
statistiques, elles-mémes obtenues d'analyses de microdonnées pertinentes. Cependant, il arrive parfois gue I’on dispose
de toutes les données nécessaires mais que celles-ci soient réparties entre de multiples fichiers pour lesquels il n’existe pas
d’identificateurs communs (p. ex. numéro d’assurance sociale, numéro d’identification de }'employeur ou numéro de
sécurité sociale). Nous proposens ici une méthode pour analyser deux fichiers de ce genre: 1) lorsqu’il existe des
informations communes non uniques, sujettes 3 de nombreuses erreurs ¢t 2) lorsque chaque fichier de base conticnt des
données quantitatives non communes qui peuvent tre reliées au moyen de modeles appropriés. Une telle situation peut se
produire lorsqu’on utilise des fichiers d’entreprises qui n"ont en commun que I'information - difficile A utiliser — sur le nom
et I'adresse, par exemple un premier fichier portant sur les produits énergétiques consommés par les entreprises et I'autre
fichier regroupant Yes données sur le Lype et la quantité de biens produits. Une autre situation similaire peut survenir avec
des fichiers sur des particuliers, dont le premier contiendrait les données sur les gains, le deuxidme, des renseignements sur
les dépenses reliées i la santé et le troisigme, des données sur les revenus complémentaires. Le but de 1a méthode présentée

est de réaliser des analyses statistiques valables, avec production ou non de fichiers de microdonnées pertinentes.

MOTS CLES: Vérification; imputation; couplage d’enregistrements; analyse de régression.

1. INTRODUCTION

1.1 Cadre d’application

Pour modéliser adéquatement le rendement énergétique,
un économiste peut avoir besoin de microdonnées propres
A I'entreprise sur sa consommation de carburant et de
matiéres premiéres — lesquelles données ne sont disponibles
qu’aupres de I'organisme A — et des microdonnées corres-
pondantes sur les biens produits par I’entreprise, lesquelles
microdonnées sont disponibles uniquement de I’organisme
B. Autre exemple, pour établir un modele sur la santé des
personnes vivant dans la société, le démographe ou le
responsable de 1’élaboration des politiques en matiére de
santé peut aveir besoin de données propres 4 la personne,
par exemple I’information sur les personnes touchant des
prestations sociales des organismes B1, B2 et B3,
I'information correspondante sur le revenu, obtenue de
I'organisme 1 et 'information sur les services de santé,
fournie par les organismes H1 et H2. Or une telle
modélisation n’est possible que si I'analyste a accés aux
microdonnées et s'il existe des identificateurs communs et
uniques (p. ex. Oh et Scheuren 1975; Jabine et Scheuren
1986). Cependant, si les seuls identificateurs communs qui
existent sont sujets A erreurs ou qu'ils ne sont pas uniques —
ou les deux — alors il faut utiliser une technique d’appa-
riement probabiliste (p. ex. Newcombe, Kennedy, Axford
et James 1959; Fellegi et Sunter 1969).

1.2 Liens avec des travaux antérieurs

Dans le cadre de travaux antérieurs (Scheuren et Winkler
1993), nous avions proposé une théorie qui permettait de
corriger avec justesse les analyses de régression €lémen-
taires en fonction de I'erreur d'appariement, & partir des
données sur la qualité de I’appariement. Pour ces travaux,
nous nous étions basés largement sur la technique
d’estimation du taux d’erreur de Belin et Rubin (1995).
D’ autres travaux effectués par la suite (Winkler et Scheuren
1995, 1996) ont démontré qu’il était possible d’améliorer
encore davantage cette technique en utilisant des données
quantitatives non communes provenant des deux fichiers,
de manitre 2 améliorer I’appariement et a corriger les
analyses statistiques en fonction de I’erreur d’appariement.
La principale exigence — méme dans les cas qui semblaient
jusque 1a impossibles — était qu’il devait exister un modele
raisonnable des relations entre les données quantitatives
non communes. Dans ’exemple empirique présenté ici,
nous utilisons des données pour lesquelles un trés petit
sous-ensemble de paires peut étre appari€ de fagon exacte,
A partir uniquement de I’information sur le nom et I’adresse,
1a ou il existe une corrélation tout au moins modérée entre
les données quantitatives non communes. Dans d’autres
cas, les chercheurs pourraient utiliser un petit fichier de
microdonnées qui représente exactement les relations entre
des données non communes pour un ensemble de gros
fichiers administratifs ou s’appuyer uniquement sur une
présomption raisonnable des liens entre les données non
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communes. Bien que nous ne puissions le garantir, nous
croyons que les méthodes présentées ici donneront assez
souvent des résultats concluants, de sorte que I’on peut leur
attribuer une valeur générale, 4 la condition d’aveir un point
de départ acceptable.

1.3 Approche fondamentale

Les fondements intuitifs de nos méthodes s’appuient sur
les techniques aujourd’hui bien connues du couplage
d’enregistrements probabiliste {CE) et de la vérification et
imputation (VI). Les principes modernes du CE ont été
introduits par Newcombe (Newcombe et coll. 1959) et
formalisés mathématiquement par Fellegi et Sunter (1969).
Des méthodes récentes sont décrites dans Winkler (1994,
1995). La VI est habituellement utilisée pour éliminer les
données erronées des fichiers. Les méthodes les plus
pertinentes sont celles basées sur le modéle de VI de Fellegi
et Holt (1976).

Pour adapter une analyse statistique en fonction de
|’erreur d’appariement, nous utilisons une démarche récur-
sive trés puissante, en quatre étapes. Nous commengons par
une technique améliorée de CE (p. ex. Winkler 1994; Belin
et Rubin 1995), pour définir un sous-ensemble de paires
d’enregistrements dans lesquelles on estime que le taux
d’erreur d’appariement est trés faible. Nous procédons
ensuite & une analyse de régression (AR) des enregistre-
ments couplés avec faible taux d’erreur, puis nous
corrigeons partiellement le modele de régression d'aprés les
paires qui restent, en appliquant les méthodes précédentes
{Scheuren et Winkler 1993). Nous améliorons ensuite le
modele de VI par les méthodes traditionnelles de détection
des valeurs aberrantes, afin de vérifier et d’imputer les
valeurs aberrantes dans le reste des paires couplées. Une
autre analyse de régression (AR) est faite 2 ce stade-ci et
ces résultats sont intégrés au processus de couplage en vue
de I'améliorer. Le cycle se poursuit ainsi jusqu’a ce que les
résultats d’analyse désirés cessent de changer. Ces
méthodes de couplage analytique peuvent étre représentées
schématiquement par la formule suivante:

~ARM
CE¢ AR & VI

1.4 Apergu des sections qui suivent

Le présent article se divise en cing sections, incluant
I'introduction. Dans la deuxiéme section, nous faisons un
bref examen des méthodes de vérification et imputation
(VI) et de couplage d’enregistrements (CE). Notre but n’est
pas de décrire ces méthodes en détail, mais plutdt d’en
préciser le cadre aux fins de la présente application.
L’analyse de régression (AR) étant une technique bien
connue, nous ne I'aborderons gu’en rapport avec les
simulations particulidres examinées (section 3). Ces
simulations ont pour but de présenter des scénarios d’appa-
riement plus difficiles que ceux qui sont habituellement
traités par la plupart des responsables du couplage. Nous
utilisons des données quantitatives qui sont 2 la fois faciles

a comprendre et difficiles a utiliser pour I'appariement; les
résultats obtenus sont présentés & la quatritme section.
L’article se termine, a la section cing, par un énoncé de
quelques conclusions et de domaines d’études futurs.

2. METHODES DE VIET DE CE

2.1 Vérification et imputation

Les méthodes de vérification des microdonnées avaient
habituellement pour but d’éliminer les incohérences
logiques dans les bases de données. Le logiciel était
construit selon des regles de type «si-alors», qui étaient
spécifiques de la base de données et trés difficiles A mettre
a jour ou & modifier pour les garder actuelles. Les méthodes
d’imputation faisaient partie de la série de régles si-alors
mais pouvaient donner lieu malgré tout au rejet des
enregistrements révisés, au moment de la vérification. A la
snite d’une percée théorique importante, qui est venue
rompre avec les méthodes statistiques jusque 1 utilisées,
Fellegi et Holt (1976) ont proposé des méthodes basées sur
la recherche opérationnelle, qui permettent a la fois de
vérifier la cohérence logique d'un systéme de vérification
et de toujours pouvoir mettre 3 jour un enregistrement rejeté
4 la vérification & partir de valeurs imputées. De cette
manigre, I’enregistrement révisé satisfait a toutes les véri-
fications. Autre avantage du systéme Fellegi et Holt (1976)
celui-ci permet de lier directement la méthode de vérifi-
cation aux méthodes actuelles d’imputation des micro-
données (p. ex. Little et Rubin 1987).

Bien que le présent article porte uniquement sur les
données continues, les techniques de VI peuvent également
s’appliquer aux données discontinues ou 4 une combinaison
de données continues et discontinues. Aux fins du présent
exemple, supposons que nous avons des données continues
ol ’ensemble des vérifications pourrait consister en des
régles pour chaque enregistrement, ayant la forme suivante:

cX<¥<c,X

En termes plus précis,

On peut s’attendre & ce que Y soit supérieur a ¢, X
et inférieur 3 c, X, par conséquent, si ¥ est
inférieur &4 ¢, X et supérieur & c, X, alors
I’enregistrement de données devrait étre révisé (&
partir des ressources et autres considérations
pratiques déterminant les bornes effectives
utilisées).

Dans I'exemple présenté, ¥ pourrait représenter le salaire
total; X étre le nombre d’employés et ¢ et c, étre des
constantes ol ¢, <c,. Lorsqu’une paire (X, ¥) associée a
un enregistrement est rejetée a la vérification, nous pouvons
remplacer, disons Y, par une estimation (ou prévision).

2.2 Couplage d’enregistrements

Le processus de couplage d’enregistrements consiste &
répartir, & I'intérieur d’un espace provenant du produit de
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deux fichiers A X B les paires entre M — I'ensemble des
couplages vrais — et U, I'ensemble des non-couplages vrais.
A partir de concepts rigoureux introduits par Newcombe
(p. ex. Newcombe et coll. 1959; Newcombe, Fair et
Lalonde 1992), Fellegi et Sunter (1969) ont examiné les
rapports R des probabilités sous la forme

R =Pr({(yel’| M)/ Pr{(yel' | U)

ol v est une configuration de concordance arbitraire dans
Pespace de comparaison I'. T, par exemple, pourrait étre
formé de huit configurations représentant une concordance
simple (ou non} en regard du nom de famille, du prénom et
de I'dge. Ou encore, chaque yeI' pourrait représenter la
fréquence relative 4 laquelle des noms de famille
particuliers, comme Scheuren ou Winkler par exemple, sont
présents. Les champs comparés (nom de famille, prénom,
dge) sont désignés variables d’'appariement. La régle de
décision est définie comme suit:

Si R > Limite supérieure, alors désigner la paire comme
un couplage.

Si Limite inférieure < R < Limite supérieure, alors
désigner la paire comme un couplage possible et la
soumettre a une révision manuelle.

Si R < Limite inférieure, alors désigner la paire comme
un non-couplage.

Fellegi et Sunter (1969) ont démontré que cette régle de
décision était optimale car, pour toute paire dont les bornes
sont fixes dans R, la région médiane est réduite au
minirnum en regard de I’ensemble des régles de décision,
dans le méme espace de comparaison I'. Les seuils
d’inclusion, Supérieur et Inférieur, sont déterminés par les
bornes de 'erreur. Nous désignons le ratio R, ou toute
transformation monotone croissante de ce rapport (géné-
ralement un logarithme), comme un poids d'appariement
ou poids de concordance totale.

L’introduction de systemes informatiques peu coliteux a
favorisé la prolifération des travaux sur les techniques de
couplage d’enregistrements (p. ex. Jaro 1989; Newcombe
et coll. 1992; Winkler 1994, 1995). Les nouvelles méthodes
informatiques réduisent, et parfois méme éliminent, les
besoins en révision manuelle lorsque le nom, 1’adresse et
les autres renseignements servant a ’appariement sont de
qualité raisonnable. Le compte rendu d'une récente
conférence internationale sur le couplage d’enregistrerments
vient confirmer ces notions et pourrait constituer en s0i la
meilleure référence (Alvey et Jamerson 1997).

3. CADRE DE SIMULATION

3.1 Scénarios d’appariement

Aux fins de nos simulations, nous avons utilisé un
scénario selon lequel il est pratiquement impossible de
distinguer les appariements des non-appariements; lors de
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travaux antérieurs (Scheuren et Winkler 1993), nous avions
examiné trois scénarios dans lesquels les appariements
étaient plus faciles 4 distinguer des non-appariements.

L’idée générale dans ces deux documents demeure
toutefois la méme, & savoir produire des données ayant des
propriétés de distribution connues, attribuer les données aux
deux fichiers a apparier, puis évaluer I’effet d’une quantité
croissante d’erreurs d’appariement sur les analyses. Comme
les méthodes présentées ici donnent de meilleurs résultats
que celles proposées antérieurement, nous n’examinons ici
qu'un scénario d’appariement qualifié de «deuxi®me
scénario pauvrer, car celui-ci est plus difficile que le
scénario pauvre (le plus difficile) que nous avions examiné
antérieurement.

Nous avons commencé avec deux fichiers de la
population (effectif de 12 000 et 15 000), contenant tous
deux de bonnes données d’appariement et pour lesquels le
véritable statut d’appariement était connu. Les cadres ont
été définis comme suit: intersection élevée, moyenne ou
faible, selon le nombre de cas dans le petit fichier qui
étaient également inclus dans le grand fichier. Dans Ia
premigre situation (inclusion élevée), environ 10 000 cas
sont présents dans les deux fichiers, ce qui donne un taux
d’inclusion ou d’intersection par rapport au petit fichier (ou
fichier de base) d’environ 83 %. Dans le scénario d'inter-
section moyenne, nous avons prélevé un échantillon d'un
fichier, de maniére & ce que l'intersection des deux fichiers
a apparier soit d’environ 25 %. Enfin, dans le scénario a
faible intersection, les échantillons prélevés des deux
fichiers étaient tels que le taux d’intersection entre les
fichiers  apparier était d’environ 5 %. De toute évidence,
le nombre de cas intersectés limite le nombre d’appatie-
ments vrais que 1’on peut obtenir.

Nous avons ensuite généré les données quantitatives
ayant des propriétés de distribution connues et les avons
attribuées aux fichiers, Ces variations sont décrites ci-apres
et illustrées & la figure 1, o) sont représentés le scénario
pauvre (désigné «premier scénario pauvre») décrit dans
notre article de 1993 et le «deuxiéme scénario pauvre»
retenu pour la présente analyse. Dans cette figure, le poids
d’appariement — le logarithme de R - est représenté gra-
phiguement en abscisse en fonction de la fréquence - elle
aussi exprimée selon une échelle logarithmique — en ordon-
née. Les appariements (ou couplages vrais) sont représentés
par un astérisque (*) et les non-appariements (non-
couplages vrais) sont représentés par un petit cercle (o).

3.2 Premier scénario «pauvre» (figure 1a)

Le premier scénario d’appariement pauvre consistait &
utiliser le nom de famille, le prénom, une variante de
1'adresse et I'4ige. Des erreurs typographiques mineures ont
été introduites séparément dans un cinquieéme des noms de
famille et le tiers des prénoms, dans un des fichiers. Des
erreurs typographiques moyennement graves ont é&té
incluses séparément dans le quart des adresses du méme
fichier. Les probabilités d’appariement ont été choisies de
manigre a s'écarter sensiblement du niveau optimal, le but
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visé étant d’obtenir des couplages qu'un praticien peu
expérimenté pourrait choisir. Cette situation se compare 2
celle oh seraient utilisées des listes administratives de
personnes pour lesquelles I'information d’appariement
serait de pigtre qualité. Le taux de non-appariement vrai a
été ici de 10,1 %.

3.3 Deuxidme scénario «pauvre» (figure 1h)

Le deuxiéme scénario d’appariement pauvre consistait a
utiliser le nom de famille, le prénom et une variante de
I’adresse. Des erreurs typographiques mineures ont été
introduites séparément dans le tiers des noms de famille et
le tiers des prénoms, dans un des deux fichiers. Des erreurs
typographiques graves ont ét€ introduites dans le quart des
adresses du méme fichier. Les probabilités d’appariement
ont été choisies de manitre i s’écarter sensiblement du
niveau optirnal, le but visé étant de représenter une situation
qui se produit fréquemment avec des listes d’entreprises
pour lesquelles le responsable du couplage a peu d’emprise
sur la qualité. Il est souvent trés difficile de comparer
efficacement I'information sur le nom - une caractéristique
d’identification clé — avec les listes d’entreprises. Le taux
de non-appariement vrai a été ici de 14,6 %.

3.4 Résumé des scénarios d’appariement

De toute évidence, notre capacité de distinguer les
couplages vrais des non-couplages vrais varie sensiblement
en fonction du scénario. Dans le premier scénario, le
chevauchement — illustré par les courbes de la fréquence
(exprimée selon une échelle logarithmique} en fonction du
poids — est substantiel (figure la); dans le deuxiéme
scénario, le chevauchement des courbes de la fréquence
(échelle logarithmique) en fonction du poids est presque
total (figure 1b). Lors de travaux antérieurs, nous avons
démontré que notre méthode d’ajustement théorique
donnait de bons résultats lorsqu’on utilise les taux
d’appariement vrais connus dans nos ensembles de
données. Dans les cas ol les courbes représentant les
couplages vrais sont assez bien séparées de celles illustrant
les non-couplages vrais, nous avons pu estimer avec
exactitude les taux d'erreur par la méthode mise au point
par Belin et Rubin (1995), et notre méthode pourrait étre
utilisée en pratique. Cette méthode de Belin et Rubin
n’avait pu fournir d’estimations exactes des taux d’emreur
dans le scénario d’appariement pauvre décrit anté-
rieurement (premier scénario pauvre décrit ici), mais notre
méthode d’ajustement théorique avait néanmoins donné de
bons résultats. C’est ce qui nous a amenés & reconnaitre
qu’il nous fallait, soit améliorer la méthode de Belin-Rubin,
soit élaborer des méthodes faisant un plus grand usage des
données disponibles. (Incidemment, cette conclusion
découlant de nos travaux antérieurs a mené, aprés quelques
faux départs,  la présente méthode).

3.5 Scénarios quantitatifs

Apres avoir précisé les situations de couplage, nous
avons utilisé le SAS pour générer des données selon la

méthode des moindres carrés ordinaires, d’aprés le modele
Y = 6X + &. Les valeurs de X ont été€ choisies de manigre 4
étre distribuées uniformément entre 1 et 101. Les termes
d’écart, sont normaux et homoscédastiques, avec des
variances respectives de 13 000, 36 000 et 125 000. Les
régressions ainsi obtenues de ¥ en fonction de X ont des
valeurs de R? dans la population appariée vraie qui
correspondent respectivement 2 70 %, 47 % et 20 %. 1l est
difficile de faire un appariement avec des données quan-
titatives car, pour chaque enregistrement dans un fichier, il
existe des centaines d’enregistrements dont les valeurs
quantitatives se rapprochent de celles de I’enregistrement
qui constitue un appariement vrai. Pour rendre la modé-
lisation et 1'analyse encore plus difficiles dans le scénario
a chevauchement élevé, nous avons utilisé tous les faux
appariements et seulement 5 % des appariements vrais;
dans le scénaric & chevauchement moyen, nous avons
utilisé tous les faux appariements et seulement 25 % des
appariements vrais. (Nota: Afin d’accentuer 1’effet visuel,
nous avons introduit ici une autre étape d’échantillonnage
aléatoire, afin que le lecteur puisse mieux «visualiser» dans
les figures les effets d’un appariement médiocre. Cet
échantillon dépend du statut d’appariement et se limite seule-
ment aux cas appariés —correctement ou incorrectement. )

Une hypothése pratique essentielle de la présente analyse
est que les analystes peuvent produire un modéle
raisonnable (estimation subjective) des relations entre les
données quantitatives non communes. Pour la modélisation
initiale dans ’exemple empirique présenté ici, nous
utilisons le sous-ensemble de paires pour lesquelles le poids
d’appariement est élevé et le taux d’erreur est faible. Le
nombre de faux appariements dans ce sous-ensemble est
donc maintenu a un minimum. Mé&me si, ni la méthode de
Belin et Rubin (1995), ni celle de Winkler (1994) exigeant
une intervention ponctuelle, n’a pu étre utilisée pour estimer
les taux d’erreur, nous croyons qu’il est possible pour une
personne expérimentée dans I’appariement de choisir un
ensemble de paires & faible taux d’erreur, méme dans le
deuxiéme scénario pauvre.

4. RESULTATS DE LA SIMULATION

La majeure partie de cette section est consacrée i la
présentation des graphiques et des résultats de 1'ensemble
du processus appliqué au deuxiéme scénario pauvre, ol la
valeur de R? est modérée et ol I'intersection entre les deux
fichiers est grande. Ces résultats sont ceux qui illustrent le
mieux les procédures définies dans le présent document, A
la fin de la section (paragraphe 4.8), nous résumons les
résultats pour I’ensemble des valeurs de R? et tous les
chevauchements. Afin d’accroitre encore davantage la
difficulté de la modélisation et d’illustrer la puissance des
méthodes de couplage analytique, nous utilisons tous les
appariements faux ainsi qu'un échantillon aléatoire formé
de seulement 5 % des appariements vrais. Seules les
paires dont le poids d’appariement est supérieur 2 une
bome inférieure -~ laquelle a été déterminée en fonction de
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considérations analytiques et de notre expérience — sont
prises en considération. Pour les paires incluses dans notre
analyse, cette restriction fait en sorte que le nombre
d’appariements faux dépasse largement le nombre
d’appariements vrais. (Rappelons a nouvean que ceci est
fait dans le but d'accentuer I'effet visuel des rejets
d’appariement et d’accroitre la difficulté du probléme).

Pour illustrer la situation des données et la technique de
modélisation, nous présentons un triplé de tracés. Le
premier tracé illustre la situation des données réelles,
comme si chaque enregisttement d’un fichier était lié a
I’enregistrement auquel il correspond vraiment dans 1’autre
fichier. Les paires de données quantitatives correspondent
au portrait réel. Le denxidme tracé illustre les données
observées. On constate qu’une forte proportion de paires
comportent des erreurs, car elles correspondent & des
appariements faux. Pour obtenir Ie troisiéme tracé, nous
utilisons un modele avec un petit nombre de paires (environ
100) dans lesquelles les valeurs aberrantes sont remplacées
par des paires oll I’on substitue la valeur observée de ¥ par
une valeur prévue de Y.

4.1 Relation de régression vraie initiale

La figure 2a illustre la relation de régression vraie réelle
et le nuage de points qui y correspond, pour une de nos
simulations, qui seraient obtenus s’il n’y avait pas d’erreurs
d’appariement. Dans cette figure et celles qui suivent, la
courbe vraie de régression est toujours indiquée pour fins
de référence. Enfin, la pente de la population vraie, ou
coefficient béta (a 5,85), et la valeur de R? (2 43 %) sont
fournies pour les données (échantillon de paires) affichées.

4.2 Régression aprés I'étape initiale CE-AR

La figure 2b illustre la régression des liens observés
réels — non pas des liens que 1’on devrait obtenir dans une
situation optimale, mais ceux obtenus dans une situation
trés imparfaite. Fait peu surprenant, nous n’observons
qu’une faible relation de régression de ¥ a X. La pente
observée, ou coefficient béta, differe sensiblement de sa
valeur réelle (2,47 contre 5,85). La valeur de R? est elle
aussi affecée — de 43 %, elle diminue & 7 %.

4.3 Analyse de régression aprés la premiére étape
combinée CE-AR-VI-AR

La figure 2¢ compléte notre illustration du premier cycle
du processus itératif que nous utilisons. Les données dans le
graphique illustré ont ét€ corrigées comme suit.
Premiérement, en utilisant uniquement les 99 cas pour
lesquels le poids d’appariement était supérieur ou égal & 3,
nous avons tenté d’améliorer les piétres résultats de la
figure 2b. A partir de cet ajustement provisoire, nous avons
obtenu des valeurs prévues pour tous les cas appariés; par la
suite, les valeurs aberrantes dont le résidu était supérieur ou
égal 2460 ont é&té supprimées et1’analyse de régression a été
ajustée de nouveau en fonction des paires restantes. Cette
nouvelle équation, utilisée A la figure 2c, est représentée
essentiellement par ¥ =4,78.X + ¢, avec une variance de

40 000. En utilisant notre approche antérieure (Scheuren et
Winkler 1993), un autre ajustement a été fait du coefficient
béta estimé, lequel est passé de 4,78 4 5,4. Si une paire
d’enregistrements appariés donnait une valeur aberrante,
alors les valeurs prévues {nonillustrées) obtenues 4 partir de
1’équation ¥ = 5,4.X étaient imputées. Sila paire ne donnait
pas de valeur aberrante, la valeur observée était utilisée
comme valeur prévue.

4.4 Deuxiéme régression de référence vraie

La figure 3a illustre un nuage de points de X' et ¥, que
I’on obtiendrait s’il s’agissait d"appariements vrais basés
sur une deuxidme étape de CE. A noter que la série de
paires couplées diffeére ici quelque peu de la précédente,
parce que nous avons utilisé les résultats de la régression
pour faciliter le couplage. En termes plus précis, pour la
deuxiéme étape de CE, nous avons utilisé les valeurs
prévues de Y tel qu’obtenues précédemment; nous
disposions donc de plus d’information sur laquelle baser le
couplage. Cela signifie que nous avons obtenu un différent
groupe d’enregistrements couplés aprés la deuxiéme étape
de CE. Comme la qualité du couplage était sensiblement
améliorée, il y a en moins de faux appariements. En
conséquence, la taille de notre échantillon formé de tous les
faux appariements et de 5 % des appariements vrais a
diminué, passant de 1 104 — aux figures 2a & 2c — a 650 aux
figures 3a a 3c. Durant cette deuxiéme itération, la pente
vraie ou coefficient béta et les valeurs de R*sont demeurés
presque identiques pour ce qui est de la pente estimée (5,85
contre 5,91) et de 1"ajustement (43 % contre 48 %).

4.5 Analyse de régression aprés la denxiéme étape
CE-AR

Al figure 3b, nous observons une amélioration
significative de la relation entre ¥ et X, A partir des liens
observés réels aprés la deuxigme étape de CE. La pente
estimée est ainsi passée de 2,47 (initialement) 4 4,75. Méme
si cette valeur demeure trop faible, il y a eu néanmoins nette
amélioration. Une amélioration similaire a été observée au
niveaun de 1’ajustement, qui est passé de 7 % 4 33 %.

4.6 Analyse de régression aprés la deuxiéme étape
combinée CE~AR-VI~-AR

La figure 3¢ vient compléter I'illustration du deuxiéme
cycle de notre processus itératif. Les données ont été
vérifiées comme suit. A partir de 1’ajustement (d’apres le
paragraphe 4.5), nous avons obtenu un¢ autre série de
valeurs prévues pour tous les cas appariés (comme au
paragraphe 4.3). La nouvelle équation est représentée
essenticllement par Y =5,26 X +¢g, avec une variance
d’environ 35 000. Si une paire d’enregistrements appariés
donnait une valeur aberrante, alors les valeurs prévues
obtenues 2 partir de 1'équation ¥ = 5,3.X étaient imputées.
S’il n’y avait pas de valeur aberrante, la valeur observée
était utilisée comme valeur prévue.
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Figure 2a. Deuxigme scénario pauvre, 1° itération
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Figure 2b. Deuxiéme scénario pauvre, 1° itération
Ensemble des appariements faux et 5 % des appariements vrais, données observées, chevauchement élevé,
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Ensemble des appariements faux et 5 % des appariements vrais, valeurs aberrantes-données corrigées,
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4.7 Itérations additionnelles

Bien que les résultats ne soient pas présentés ici, nous
avons effectué un troisidme cycle d’appariement, Le
coefficient béta, apres ajustement, a peu changé. Nous n’en
concluons pas & I'absence de biais asymptotique, mais
présumons plutot que la méthode ~ sous sa forme actuelle —
comporte des avantages dont on peut rapidement tirer
profit.

4.8 Autres résultats

Nos autres résultats sont de deux types. Nous avons
d’abord examiné ce qu'il était arrivé avec le scénario
moyen pour R? (c.-a-d. R? égal a 0,47), pour les cas
d’intersection faible et modérée. Nous avons a nouveau
examiné les cas ol la valeur de R? était plus élevée (0,70)
ou plus faible (0,20). Dans le cas du scénario moyen pour R ?
avec faible intersection, |’appariement a été lég2rement plus
facile, du fait qu'il y a eu beaucoup moins de faux
appariements et qu’il a ét€ plus facile de séparer les vrais
appariements des appariements faux. Pour les scénarios
avec fortes valeurs de R?, la modélisation et ’appariement
ont eux aussi ét€ plus simples qu’avec le scénario moyen.
I n’y a donc pas eu de nouveaux problémes 12 non plus.

A linverse, avec le scénario 2 faible valeur de R2, il
nous a été impossible de distinguer les appariements vrais
des faux, quel que fut le degré d’intersection, et ce méme
avec nos méthodes améliorées. A notre avis, ceci est dil au
nombre élevé de valeurs aberrantes associées aux appa-
riements vrais. Nous ne pouvons donc plus présumer qu'un
pourcentage modérément élevé de valeurs aberrantes dans
le modele de régression soit dil 4 des appariements faux. En
fait, pour chaque appariement vrai associé A une valeur
aberrante de ¥, il peut y avoir bon nombre d’appariements
faux dont les valeurs de ¥ se rapprochent davantage de la
valeur prévue que I'appariement vrai.

5. COMMENTAIRES ET AUTRES ETUDES

5.1 Résumé

Nous avons utilisé dans cet article un cadre d’analyse
trés restreint, & savoir une régression simple d’une variable
dépendante quantitative d’un fichier en fonction d’une
variable indépendante quantitative d’un autre fichier. Cette
analyse courante a toutefois été traitée dans un cadre trés
inhabituel et les scénarios d‘appariement ont été tras
complexes. De fait, il ¥y a & peine quelques années, le
deuxiéme scénario d’appariement pauvre aurait sans doute
semblé «sans espoir».

Cependant, comme nous I’expliquons ci-aprés, de
nombreux aspects restent encore i régler. Aussi la
démonstration présentée ici peut-clle &tre qualifiée — a juste
titre croyons-nous — de réalisation limitée. Cependant,
qu’on ne s’y méprenne pas, notre approche est tout a fait
nouvelle. Auparavant, il y avait une nette séparation entre
les données d’identification et les données d’analyse pour
le couplage d’enregistrements. Ici, nous utilisons une
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analyse de régression pour obtenir un meiltleur couplage et
ce couplage amélioré sert a améliorer 1’analyse, et ainsi de
suite.

Dans notre article de 1993, nous préconisions une
approche unifiée entre le couplage et IPanalyse. A cette
époque, toutefois, nous ne pouvions que proposer que les
probabilités de couplage soient utilisées dans I’analyse pour
corriger en fonction des rejets et permettre le parachéve-
ment adéquat de I’étape d’appariement. Le présent article
est le premier A proposer une méthode complétement
unifiée et & démontrer comment 1’ appliquer.

5.2 Application prévue

Nous croyons que les premieres applications de nos
nouvelles méthodes porteront sur de larges bases de
données d’entreprises, ol les données quantitatives non
communes sont souvent modérément ou fortement corrélées
et ol les variables quantitatives (A la fois prévues et
observées) peuvent avoir un grand pouvoir distinctif pour
le couplage, en particulier lorsqu’elles sont combinées 2
des informations sur le nom et le lieu géographique, comme
le code postal.

1l est également une deuxiéme observation qu’it convient
de faire au sujet de nos résultats. Ainsi, les travaux
effectués a ce jour font largement ressortir 1a nécessité
d’améliorer certaines techniques actuellement utilisées de
routine pour protéger les fichiers a grande diffusion contre
une ré-identification. En fait, il s’avere que, dans certaines
situations — méme aprés protection de la confidentialité des
données quantitatives (selon les méthodes traditionnelles)
et en I’absence de toute variable d’identification directe —
les méthodes définies dans le présent document peuvent
réussir 3 identifier de nouveau une fraction substantielle des
enregistrements que 1’on croyait raisonnablement A 1’ abri de
ce risque (tel que prédit par Scheuren 1995). Pour des
exemples, voir Winkler 1997.

5.3 [Extensions prévues

Qu’advient-il lorsqu’il y a généralisation de nos résultats,
dans les cas de régression multiple? Nous étudions actuel-
lement ce phénoméne et nos premiers résultats indiquent
certains domaines sur lesquels devraient porter les
recherches futures. Nous croyons que le degré d’association
SOUS Jacente R? continuera d'étre I’élément dominant quant
i savoir si une analyse utilisable est possible.

Il y a également le cas de la régression i variables
multiples, qui pose un probléme plus difficile et exigeant.
Dans ce document, les extensions multidimensionnelles
simples de la comparaison 4 une variable des valeurs de ¥
n’ont pas donné les résultats espérés. Pour une telle analyse,
il est possible que les variantes et extensions de Little et
Rubin (1987, chapitres 6 et 8) constitueront un bon point de
départ.

5.4 Réalisation «limitée»

Jusqu’a aujourd’hui, il aurait €t€ absolument insensé de
penser a faire une analyse basée sur le deuxi@me scénario
pauvre. Aussi, méme Si ce n’est que pour cette raison,
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devons-nous étre satisfaits de nos résultats. Un examen plus
approfondi révéle toutefois un certain nombre de lacunes,
qui indiquent que I’approche iilustrée est plus faible qu’elle
ne devrait I’&tre ou qu’elle n’est tout simplement pas finie.
Pour ceux qui recherchent une méthode par démonstration
de théordémes, ceci peut poser un probléme particulierement
grand. La preuve de convergence, par exemple, est un des
points importants & régler, méme pour les cas de régression
simple. Il nous faut également faire une démonstration
pratique de notre approche sur plus de deux fichiers
appariés, encore que cela puisse sembler plus simple.

5.5 Guide de pratique

Nous n’avons pour I'instant aucun conseil & formuler
pour quicongue voudrait faire 1’essai de notre approche.
Notre expérience, a ce stade-ci, est en effet insuffisante
pour que nous puissions formuler des idées sur la fagon
d’orienter la pratique, si ce n’est que de rappeler les
précautions additionnelles usuelles qui s’imposent avec
toute nouvelle application. Peut-tre serons-nous en mesutre
de formuler d’autres conseils, lorsque nos propres efforts et
ceux d’autres analystes auront miiri.
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