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Hommage à Chris Skinner, collègue et ami 

Danny Pfeffermann1 

Résumé 

Ce bref hommage vise à souligner les principales réalisations scientifiques de Chris Skinner. 
 

Mots-clés : Analyses d’enquêtes complexes; contrôle de la divulgation statistique; statistiques officielles. 

 
 

Chris est décédé il y a environ trois ans, à peine quelques mois après Fred Smith. En novembre dernier, 

Tim Holt est également décédé. En l’espace de trois ans, le légendaire trio de statisticiens de Southampton, 

férus d’échantillonnage et auteurs du livre de Wiley intitulé Analysis of Complex Surveys (Skinner, Holt et 

Smith, 1989), s’est ainsi éteint. Ce livre, qui résumait 10 années de recherches sur les enquêtes complexes 

menées à l’Université de Southampton et ailleurs dans le monde, a ouvert la voie à de nouvelles recherches 

et applications qui continuent d’évoluer dans tous les sens. Un deuxième livre de Wiley sur le même sujet, 

édité par Chambers et Skinner, Analysis of Survey Data, qui examinait les développements rapides dans le 

domaine au cours des années 90, avait été publié dans (Chambers et Skinner, 2003). Depuis le début des 

années 1980, l’Université de Southampton est devenue une référence internationale en matière de statistique 

sociale et d’échantillonnage. Dirigé par Chris, Fred et Tim, son département de la statistique a attiré certains 

des meilleurs chercheurs et étudiants au monde dans ce domaine.  

Les travaux de Chris ont porté sur un éventail de sujets liés à la théorie de l’échantillonnage et à 

l’inférence et ont fait de lui l’un des plus grands statisticiens en matière de statistique sociale et d’enquête. 

Survolons quelques-unes de ses réalisations. Dans le cadre de sa thèse de doctorat supervisée par Tim Holt, 

Chris a été l’un des premiers statisticiens à souligner que les plans d’échantillonnage complexes, 

couramment utilisés pour recueillir des données sociales multivariées, étaient rarement non informatifs en 

ce qui concerne la modélisation statistique. Les méthodes d’inférence standard devaient donc être modifiées 

de manière à corriger la situation, en vue d’éviter de possibles biais et une inférence erronée. Chris a 

poursuivi ses travaux à ce sujet tout au long de sa carrière universitaire. 

Le contrôle de la divulgation statistique (CDS) était une autre sphère de recherche importante pour Chris, 

qui s’est concentré sur l’estimation des probabilités de réidentification des microdonnées d’enquête et les 

utilisant pour calculer des mesures de risque de divulgation inclusives. Dans cette optique, Chris a élaboré 

des modèles statistiques qui tenaient compte du type de données à risque (les variables clés), de la méthode 

d’échantillonnage utilisée pour la sélection d’échantillons et de la méthode qui pourrait être utilisée par 

l’intrus pour réaliser la divulgation. Plus tard, Chris et Natalie Shlomo ont démontré que les méthodes 

d’échantillonnage probabiliste ainsi que les méthodes de CDS non perturbatrices ne répondaient pas aux 

exigences de la confidentialité différentielle, une épineuse question en matière de CDS sur laquelle se 
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penchent aujourd’hui conjointement des statisticiens et des informaticiens en s’appuyant notamment sur les 

travaux de Chris. Je vous invite à consulter l’article de Natalie Shlomo sur les importantes contributions de 

Chris quant au CDS, qui a été publié dans le présent numéro de Techniques d’enquête.  

En 2013, Chris a dirigé un examen indépendant des plans relatifs au Recensement de 2021 au Royaume-

Uni. Le rapport parlementaire qui en a découlé recommandait de recueillir les données en ligne plutôt qu’au 

moyen de méthodes de collecte plus traditionnelles. Cette recommandation a été mise en œuvre avec succès 

et a entraîné un taux de réponse exceptionnellement élevé. 

Durant sa carrière universitaire, Chris s’est beaucoup impliqué auprès d’organismes statistiques du 

Royaume-Uni et d’ailleurs dans le monde. Il a établi de solides relations de recherche avec le Central 

Statistical Office et l’Office of Population Censuses and Surveys au Royaume-Uni, puis avec l’Office for 

National Statistics (ONS) lorsque les deux bureaux ont été fusionnés. À partir de ce moment, l’Université 

de Southampton est devenue la première source de conseils méthodologiques de l’ONS. Dans le cadre de 

cette relation de recherche, Chris a dirigé de nombreux projets d’envergure, notamment sur l’estimation de 

la variance pour l’Enquête sur la population active et sur la répartition de l’échantillon pour l’Indice des 

prix de détail. L’estimation de la variance était l’un des sujets de recherche préféré de Chris. Il a également 

joué un rôle crucial dans la mise sur pied du programme de maîtrise en statistique officielle à Southampton, 

qui forme des statisticiens du Royaume-Uni et d’autres pays. De 2000 à 2011, Chris a été membre du Comité 

consultatif des méthodes statistiques de Statistique Canada. En 2012, il s’est joint à la London School of 

Economics (LSE), l’université où il a fait sa maîtrise en 1976, avant de se rendre à Southampton. Son 

implication dans les statistiques officielles s’est poursuivie après son passage à la LSE. 

Vous avez maintenant une meilleure idée des réalisations professionnelles et de l’apport considérable de 

Chris en ce qui concerne l’inférence par échantillonnage, la statistique sociale et le CDS. Pour ma part, je 

l’ai rencontré à Southampton en 1978. J’étais étudiant au postdoctorat et lui commençait un doctorat sous 

la supervision de Tim Holt. Nous étions aussi de jeunes chargés de cours et partagions un intérêt pour 

l’échantillonnage par inférence. Nous sommes donc vite devenus amis, tout comme les membres de nos 

familles, et notre amitié a perduré jusqu’à son décès tragique. Ce n’est qu’en 1998 que nous avons publié 

conjointement deux articles, le premier portant sur l’estimation des flux bruts ‒ qui a été appliqué 

expérimentalement au Bureau central des statistiques en Israël ‒ et le second, sur la pondération liée à la 

modélisation multiniveaux. Ce deuxième article a été lu lors d’une réunion de la Royal Statistical Society 

et a reçu une attention marquée dans la littérature à partir de ce moment. Chris a rédigé plus de 80 articles 

examinés par des pairs et a coécrit les deux livres réputés que j’ai mentionnés ci-dessus concernant l’analyse 

de données d’enquêtes complexes.  

Chris a reçu de nombreux prix au cours de sa carrière universitaire, dont le prix Waksberg en 2019, 

auquel est associée la rédaction d’un article portant sur un sujet choisi par le lauréat. Il devait donc présenter 

cet article au symposium annuel de Statistique Canada, lors de la cérémonie de remise des prix. Il a d’abord 

refusé le prix, car il doutait de pouvoir se rendre au Canada en raison de son état de santé. Quelle délicatesse 

de sa part! Il était une personne remarquable, tout comme le furent ses réalisations professionnelles. En tant 
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que président du comité de sélection pour le prix Waksberg en 2019, j’ai fait preuve de persuasion pour le 

faire changer d’avis; il a alors commencé à préparer sa présentation sur les faits nouveaux liés aux méthodes 

de contrôle de la divulgation statistique.  

Chris n’a malheureusement pu terminer son article, mais nous sommes reconnaissants envers 

Natalie Shlomo, qui a accepté de l’achever et de le présenter au symposium de 2021. J.N.K. Rao et 

Jae-Kwang Kim ont offert leurs témoignages à la fin de la présentation et ont gentiment accepté de les 

coucher sur papier dans le présent numéro, à la suite de l’article de Natalie. 

Chris était un statisticien très respecté et apprécié de ses collègues. Ses réalisations scientifiques 

considérables demeureront une référence et constitueront la base des recherches à venir. 
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Contrôle de la divulgation statistique et avancées dans la 
protection officielle des renseignements : à la mémoire de 

Chris Skinner 

Natalie Shlomo1 

Résumé 

Je donnerai un aperçu de l’évolution de la recherche sur le contrôle de la divulgation statistique (CDS) dans les 
dernières décennies et de son adaptation à la révolution des données à l’aide de définitions plus officielles de la 
confidentialité. Je soulignerai les nombreux apports de Chris Skinner aux domaines de recherche sur le CDS. Je 
passerai en revue ses recherches de pionnier en commençant par ses travaux des années 1990 sur la diffusion de 
microdonnées d’échantillon du recensement au Royaume-Uni. De ces recherches sont nées diverses études où 
l’on a mesuré le risque de réidentification dans les microdonnées d’enquête au moyen de modèles probabilistes. 
Je porterai principalement mon attention à traiter d’autres aspects des recherches en CDS de Chris. Chris Skinner 
a reçu le prix Waksberg en 2019 et n’a malheureusement jamais eu l’occasion de présenter son discours Waksberg 
au Symposium international sur les questions de méthodologie de Statistique Canada. Le présent article suivra le 
canevas préparé par Chris en prévision de cette allocution. 

 
Mots-clés : Confidentialité différentielle; modèles de confidentialité; révolution des données; risque de réidentification. 

 
 

1. Introduction 
 

Une séance commémorative spéciale a eu lieu en l’honneur de Chris Skinner le 22 octobre 2021 au 

Symposium international de 2021 sur les questions de méthodologie de Statistique Canada. Au cours de 

celle-ci ont été entendus de nombreux témoignages émouvants d’amis et de collègues venus célébrer sa vie 

et ses réalisations. Chris a été lauréat du prix Waksberg en 2019 et projetait d’aller au Symposium 

international de 2019 sur les questions de méthodologie pour présenter son discours. Malheureusement, sa 

maladie a empiré et il est décédé le 21 février 2020. Durant la séance commémorative, tout comme dans le 

présent article, j’ai décrit l’évolution de la recherche sur le contrôle de la divulgation statistique (CDS), en 

mettant l’accent sur les contributions de Chris Skinner au domaine. Les grandes lignes de l’exposé et de 

l’article sont tirées d’une série de notes que Chris avait rédigées en prévision de son discours pour le prix 

Waksberg de 2019 qui m’ont été remises par son fils, Tom Skinner. 

J’ai eu le grand privilège de travailler avec Chris, lorsqu’étudiante au doctorat, à l’élaboration de la 

théorie sur l’estimation du risque de réidentification présentée à la section 4.1, et plus tard, en tant que 

collègue à l’Université de Southampton, où nous avons continué à réaliser des progrès dans d’autres volets 

du CDS. Un excellent aperçu de la personne qu’était Chris et de sa contribution à la statistique sociale et à 

la méthodologie d’enquête est donné dans son entrevue publiée dans la Revue Internationale de Statistique 

(Haziza et Smith, 2019). 

J’aborde les premiers progrès concernant le CDS à la section 2 et je passe aux défis auxquels nous faisons 

face aujourd’hui en raison de la révolution des données à la section 3. À la section 4, je décris les apports 
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de Chris et ses travaux de pionnier sur le CDS. À la section 5, je présente les recherches en cours et à venir 

sur le CDS et la protection des données, ainsi que l’une des dernières contributions de Chris, qui consistait 

à intégrer la définition de la confidentialité différentielle en informatique dans la trousse à outils de CSD 

des organismes gouvernementaux. À la section 6, je discute en conclusion du rôle joué par les recherches 

de Chris dans les statistiques gouvernementales et sociales et la méthodologie d’enquête. 

 
2. Premières avancées et histoire du CDS 
 

La sensibilisation du public à la confidentialité et à la vie privée est apparue dans les années 1960, 

entraînant le début d’une opposition publique à la collecte de données, en particulier pour les recensements 

en Europe après la Seconde Guerre mondiale. Il y a eu, par exemple, de nombreuses objections à la collecte 

de renseignements sur la population des Pays-Bas et le dernier recensement classique dans ce pays a eu lieu 

en 1971. Cette opposition a obligé les organismes gouvernementaux à répondre aux préoccupations 

populaires en matière de respect de la vie privée et de confidentialité (Dunn, 1967). Il en a aussi été question 

dans d’autres premiers travaux de Barabba (1975), de Cox (1976), de Fellegi (1972) et de Dalenius (1974). 

Fellegi (1972, page 8) a écrit : [traduction] « Les instituts nationaux de statistiques (INS) vivent de la bonne 

volonté et de la confiance du public et, par conséquent, le maintien de cette confiance est littéralement une 

question de vie ou de mort pour eux ». S’appuyant sur des recherches menées en Suède, Dalenius (1977) a 

été l’un des premiers à définir officiellement et à préciser un cadre pour le CDS de la façon suivante : 

[traduction] « Une partie non autorisée ne devrait pas pouvoir apprendre quoi que ce soit sur une personne 

par la diffusion d’une statistique calculée à partir de la base de données  , ,D f D  qui ne peut être appris 

sans avoir accès à   ».f D  

Les travaux de Dalenius et d’autres ont permis d’établir le cadre de recherche-développement sur le CDS 

au sein des organismes gouvernementaux, ainsi que de créer en bonne et due forme des conseils de 

gouvernance de la diffusion des données statistiques. La recherche effectuée aux États-Unis comprenait, 

par exemple, le Subcommittee on Disclosure-Avoidance Techniques, fondé en 1976 par le Federal 

Committee on Statistical Methodology, et appuyé par la division des politiques statistiques de l’Office of 

Management and Budget, comme l’ont indiqué Jabine, Michael et Mugge (1977) [voir aussi le rapport de 

1978 et l’annexe A sur les pratiques d’évitement de la divulgation statistique dans certains organismes 

fédéraux]. Cette annexe en cinq sections présente des recommandations sur le concept de CDS, quoi 

diffuser, les techniques de prévention de la divulgation, les effets de la divulgation sur les sujets concernés 

et les utilisateurs, et les besoins en recherche-développement. Par ailleurs, des règles générales ont été mises 

en place en ce qui concerne, par exemple, l’interdiction de publier des données tirées de régions comptant 

moins de 100 000 personnes.  

De nouveaux travaux dans les années 1980 ont mis l’accent sur le CDS en ce qui concerne les produits 

tirés de données d’enquête, car à l’origine on croyait à tort que l’échantillonnage protégeait contre les risques 

de divulgation (Dalenius, 1988). Paass (1988) est un des premiers à avoir estimé la fraction d’enregistre-

ments identifiables dans des microdonnées d’enquête et à avoir tenu compte de l’échantillonnage, de la 
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méthode CDS du bruit additif et de la connaissance déjà acquise dans le cas présumé d’une attaque sur les 

données. Dans son article, Paass (1988) a écrit : [traduction] « Là où il y a déjà une vaste connaissance, 

l’obligation de protéger la vie privée et d’obtenir des données de grande qualité pourrait n’être respectée 

que si de bonnes restrictions organisationnelles et juridiques empêchent de faire le lien entre les fichiers de 

données en cause et cette vaste connaissance qui s’ajoute ». De plus, Bethlehem, Keller et Pannekoek (1990) 

ont été parmi les premiers à recourir à la modélisation probabiliste pour évaluer le risque de réidentification 

dans les microdonnées d’enquête en estimant le nombre d’enregistrements uniques de population compte 

tenu des enregistrements uniques d’échantillon dans un ensemble de quasi-identificateurs recoupés. De plus 

amples renseignements sur cette méthodologie et sur les contributions de Chris dans ce domaine sont 

présentés à la section 4.1. 

Dans les années 1990, la demande de produits détaillés s’est faite beaucoup plus grande, plus 

particulièrement en raison de la disponibilité de meilleures solutions technologiques et de meilleurs 

ordinateurs personnels. Les utilisateurs des données s’inquiétaient de plus en plus du fait qu’ils devaient 

travailler avec des produits protégés, modifiés ou perturbés. Cela a coïncidé avec les avancées à grande 

échelle dans le domaine du contrôle de la divulgation statistique permises par l’évolution scientifique de la 

méthodologie et l’échange international des acquis théoriques et pratiques à l’occasion, par exemple, du 

symposium international tenu aux Pays-Bas en 1990, qui portait sur la prévention de la divulgation 

statistique (voir à ce sujet le numéro spécial de Statistica Neerlandica, 1992). Des collaborations croisées 

ont également eu lieu au sein de l’Union européenne dans le cadre du quatrième Projet de recherche-cadre 

sur le contrôle de la divulgation statistique (1996 à 1998) et de nombreux autres projets qui ont suivi, y 

compris la conception de logiciels de CDS : mu-ARGUS pour les microdonnées (Hundepool et coll., 2003) 

et tau-ARGUS pour les données tabulaires (en particulier, la suppression de cellules dans les tableaux 

quantitatifs contenant des statistiques sur les entreprises) (Hundepool et coll., 2011). Pour en savoir plus sur 

les projets de recherche en Europe ainsi que sur le livre de Hundepool et coll. (2012), consultez le site Web 

suivant : https://research.cbs.nl/casc/index.htm (en anglais seulement). 

Un numéro spécial du Journal of Official Statistics (volume 14, numéro 4, 1998) intitulé « Disclosure 

Limitation Methods for Protecting the Confidentiality of Statistical Data » a eu des répercussions 

particulières à cette époque et a mis en évidence la recherche à grande échelle réalisée sur le CDS dans le 

milieu universitaire et au sein des organismes gouvernementaux. De plus, un livre a été écrit et un cours a 

été mis sur pied (voir Willenborg et De Waal (1996), avec contributions de la part de Chris Skinner, et plus 

tard deuxième édition dans Willenborg et De Waal (2001)). Le travail se poursuivait parallèlement aux 

États-Unis et au Canada notamment grâce au Federal Committee on Statistical Methodology (1994), au 

Committee on Maintaining Privacy and Security in Health Care Applications of the National Information 

Infrastructure (1997) et à la publication intitulée « Disclosure Control Issues at Statistics Canada » (Yeo et 

Robertson, 1995), sans oublier le progiciel CONFID, qui permettait de supprimer des cellules dans des 

tableaux de données quantitatives.  

Tout au long des années 1990, on a mis de plus en plus l’accent sur l’élaboration de dispositions et de 

lois en matière d’accès et de gouvernance, ainsi que sur la notion d’accès par niveaux pour fournir des 
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données statistiques aux chercheurs. On a créé des entrepôts de données et des centres de données de 

recherche en même temps qu’on a créé des approches et des cadres de gouvernance des données permettant 

une utilisation efficace des données statistiques, par exemple le cadre des cinq éléments de la sécurité 

présenté au tableau 2.1, qui a été mis en application à l’Office for National Statistics du Royaume-Uni en 

2002 (Ritchie, 2009) et, plus tard, le cadre décisionnel sur l’anonymisation (Elliot, Mackey, O’Hara et 

Tudor, (2016) accessible à l’adresse suivante : https://ukanon.net/framework/).  

 
Tableau 2.1 

Les cinq éléments de la sécurité 
 

Projets sécuritaires Cette utilisation des données est-elle appropriée ? 

Personnes fiables Peut-on faire confiance aux utilisateurs pour qu’ils emploient les données de façon appropriée ? 

Lieux sécuritaires L’emplacement où l’accès a lieu limite-t-il l’utilisation non autorisée des données ? 

Données sécuritaires Y a‑t‑il un risque de divulgation propre aux données ? 

Produits sécuritaires Les résultats statistiques sont-ils non-divulgateurs ?  

 
3. La révolution des données 
 

Depuis environ 2008, il y a une abondance de données accessibles dans le domaine public, qu’il s’agisse 

de données ouvertes ou de mégadonnées, d’où un plus grand risque de non-respect de la vie privée et de la 

confidentialité, puisque ces sources de données pourraient servir à porter atteinte aux données statistiques 

diffusées. Ajoutons que la disponibilité d’outils technologiques de pointe qui améliorent les appariements 

et les manipulations de données augmente les possibilités de réidentification dans les données statistiques. 

Les organismes gouvernementaux ont commencé à se rendre compte que les méthodes normalisées de CDS 

pouvaient ne pas suffire à protéger la confidentialité des unités statistiques et ont donc introduit des 

restrictions plus strictes et un accès plus contrôlé aux données pour accroître le contrôle. Cela s’est par 

ailleurs manifesté par des modifications de la réglementation, plus particulièrement le Règlement général 

sur la protection des données de l’Union européenne de 2016 et ses dispositions et prescriptions en matière 

de traitement des données à caractère personnel des particuliers. On s’est également davantage intéressé aux 

préoccupations relatives à la protection des renseignements personnels dans les données sur la santé 

(El Emam, Jonker, Arbuckle et Malin, 2011) et dans les données génétiques (Homer et coll., 2008; Gymrek 

et coll., 2013), et il a été démontré que ces dernières données présentent un fort risque, ce qui a eu des 

répercussions sur la diffusion et le partage des bases de données sur l’ADN. Dans le domaine commercial, 

plusieurs exemples d’atteintes à la vie privée ont été largement publicisés : mots clés de recherche sur AOL 

(Barbaro et Zeller, 2006), déplacements en taxi à New York (Douriez, Doraiswamy, Freire et Silva, 2016), 

données de Facebook obtenues par Cambridge Analytica (Meredith, 2018), notamment.  

En raison des grands progrès technologiques et de la possibilité de coupler des sources de données, on a 

créé des tiers de confiance pour effectuer des couplages de données et le calcul multipartite sécurisé. Le 

calcul multipartite sécurisé a d’abord été développé dans les études informatiques, où il a été croisé avec les 
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études statistiques, particulièrement la façon d’effectuer la modélisation statistique avancée selon cette 

approche (Slavkovic, Nardi et Tibbits, 2007; Snoke, Brick, Slavkovic et Hunter, 2018). De plus, la 

collaboration entre informaticiens et statisticiens s’est resserrée, engendrant une importante évolution en 

matière de confidentialité des bases de données au sein des organismes gouvernementaux (voir la section 5 

pour obtenir plus de précisions). Dans leur étude sur la protection des renseignements personnels, Dwork, 

Smith, Steinke et Ullman (2017) ont écrit : [traduction] « À compter du milieu des années 2000, le domaine 

de l’analyse statistique des données assurant la protection des renseignements personnels a vu un afflux 

d’idées élaborées quelque 20 ans plus tôt dans le milieu de la cryptographie. » 

 
4. Apports de Chris Skinner à la recherche sur le contrôle de la 

divulgation statistique 
 

La recherche officielle de Chris Skinner sur le CDS a commencé par ses collaborations à l’Université de 

Manchester, qui plaidaient en faveur de la diffusion des microdonnées d’échantillons (les échantillons 

d’enregistrements anonymisés) tirées du Recensement de 1991 du Royaume-Uni (Marsh et coll., 1991; 

Skinner, Marsh, Openshaw et Wymer, 1994; Marsh, Dale et Skinner, 1994). Il s’est alors intéressé à la 

mesure du risque de réidentification dans les microdonnées d’enquête au moyen de la modélisation 

probabiliste, qui a fait l’objet d’une première publication dans Skinner (1992) et que nous allons décrire à 

la section 4.1. Il a également commencé une longue carrière en tant que conseiller auprès des comités 

gouvernementaux de statistique et d’accès aux données, par exemple : le UK Census Design and 

Methodology Advisory Committee Statistical Disclosure Control Subgroup (2008 à 2010); le Under-

standing Society Data Access Committee (2010 à 2013); l’Expert Advisory Group on Data Access, 

Wellcome Trust, Medical Research Council, Economic and Social Research Council et Cancer Research 

UK (2012 à 2014).  

 
4.1 Mesure du risque de réidentification dans les microdonnées et les 

prolongations d’enquête 
 

Depuis les années 1990, de nombreux organismes gouvernementaux publient des microdonnées 

provenant d’enquêtes gouvernementales à grande échelle dans lesquelles l’échantillon est tiré aléatoirement 

d’une population générale finie et les fractions d’échantillonnage sont petites. À titre d’exemple, 

mentionnons les échantillons tirés de l’Enquête sur la population active et de l’Enquête sur les dépenses 

familiales. Normalement, le chercheur devait suivre un processus pour obtenir l’accès aux données, qu’elles 

aient été reçues sur une disquette ou au moyen d’un entrepôt de données. Néanmoins, on s’est rapidement 

aperçu que l’échantillonnage à lui seul ne pouvait pas assurer une protection suffisante dans les 

microdonnées, et une foule de recherches ont été entreprises sur la mesure du risque de réidentification dans 

les microdonnées d’échantillon et sur les techniques de prévention de la divulgation. 
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Le scénario de risque de divulgation lors de la diffusion de microdonnées d’échantillon tirées d’une 

population générale repose sur les hypothèses suivantes : 1) un « intrus » (une personne animée de 

l’intention malveillante de discréditer le bureau de la statistique) qui a accès aux microdonnées et aux autres 

renseignements auxiliaires sur la population, qui lui permettent de coupler des sources de données de 

manière à identifier des personnes dans les microdonnées; 2) il n’y a pas de « connaissance de la réponse », 

en ce sens que l’intrus ignore qui a été échantillonné aux fins de l’enquête. La définition fondamentale du 

risque de réidentification réside, par conséquent, dans la probabilité de faire le lien. Chris Skinner est l’un 

des premiers à avoir établi un cadre de modélisation statistique pour l’estimation de la probabilité de 

réidentification en fonction des données diffusées et des hypothèses sur la façon de produire les données 

(connaissance du processus d’échantillonnage). Le modèle vise des variables clés définies comme ensemble 

de quasi-identificateurs dans ces deux sources de données, lesquelles sont généralement catégoriques (âge, 

sexe, lieu, groupe ethnique, etc.). Le recoupement de ces variables clés donne naissance à de grands tableaux 

de contingence contenant des comptes de l’échantillon; beaucoup de cellules de ces tableaux ont une valeur 

nulle ou une valeur de un. À cet égard, nous nous intéressons tout particulièrement au risque de divulgation 

selon les cellules ayant une valeur de un, à savoir les enregistrements uniques d’échantillon. Le risque de 

réidentification repose sur la notion d’unicité de la population dans le tableau de contingence : s’il y a un 

enregistrement unique d’échantillon observé dans une cellule d’un tableau créé à partir du croisement des 

variables clés, quelle est la probabilité que la cellule soit aussi un enregistrement unique de population ? Les 

mesures individuelles du risque par enregistrement sont estimées sous forme de probabilités de 

réidentification. Ces mesures sont ensuite agrégées pour obtenir des mesures de risque globales pour 

l’ensemble du fichier, qui sont utiles pour prendre des décisions éclairées au sujet de la diffusion des données 

et du niveau d’accès fourni par l’entremise de conseils de gouvernance des données. 

Le cadre de modélisation probabiliste conçu par Chris Skinner suit une approche simplifiée qui restreint 

les renseignements connus des intrus (Skinner et Holmes, 1998; Elamir et Skinner, 2006). Désignons par 

kF  la taille de la population dans la cellule k  d’un tableau comprenant des variables clés ayant K  cellules, 

désignons par kf  la taille de l’échantillon dans la cellule ,k  et supposons que kk
F N  et que 

.kk
f n  L’ensemble d’enregistrements uniques d’échantillon est défini de la façon suivante : 

 UE : 1 .kk f   Cet ensemble représente les enregistrements à risque élevé susceptibles d’être des 

enregistrements uniques de population. Voici deux mesures globales du risque de divulgation (où I  est la 

fonction indicatrice) :  

1. Nombre d’enregistrements uniques d’échantillon qui sont des enregistrements uniques de 

population :  1 1,   1 .k kk
I f F     

2. Nombre prévu de liens appropriés si nous devions faire correspondre les enregistrements uniques 

d’échantillon à la population (en supposant une assignation aléatoire de la population dans la 

cellule ).k  Par exemple, si un enregistrement unique d’échantillon correspond à trois personnes 

dans la population, la probabilité de correspondance de cet enregistrement unique d’échantillon 
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serait de 1 3.  L’agrégation de toutes les probabilités de correspondance des enregistrements 

uniques d’échantillon nous mène à :  2 1 1 .k kk
I f F    

 

Si l’on connaît les fréquences de la population ,kF  les mesures globales du risque de divulgation sont 

alors simples à calculer. Toutefois, on suppose généralement que les fréquences de la population kF  sont 

inconnues, et il faut utiliser une modélisation probabiliste pour estimer les mesures du risque de divulgation 

de la façon suivante : 

        1 2
ˆ ˆτ 1 1 1 et τ 1 1 1 .ˆ ˆ

k k k k k kk k
I f P F f I f E F f         (4.1) 

Comme nous modélisons les comptes de population en fonction d’un tableau de contingence de 

fréquences d’échantillon définies par les variables clés, Chris Skinner a supposé une distribution de Poisson 

et un modèle log-linéaire pour estimer les mesures du risque de divulgation dans l’équation (4.1). Dans ce 

modèle, lui et ses coauteurs supposent que kF  sont des réalisations de variables aléatoires de Poisson 

indépendantes :  oi~ P sk kF   pour chaque cellule .k  Un échantillon est sélectionné par échantillonnage 

de Poisson ou de Bernoulli avec une fraction de sondage k  dans la cellule  .: Bin ,~k k k kk f F F   Il 

s’ensuit que :  

     Pois et Poi 1~ ~ sk k k k k k kf F f     (4.2) 

et les fréquences par cellule de population ,kF  étant donné que les fréquences par cellule d’échantillonnage 

kf  sont également des réalisations de variables aléatoires de Poisson indépendantes. 

Comme c’est le cas habituellement dans ce type de cadre, on estime les paramètres k  au moyen d’une 

modélisation log-linéaire. Les fréquences d’échantillon kf  suivent une distribution de Poisson indépendante 

selon une moyenne de .k k k    Un modèle log-linéaire pour le k  est exprimé de la façon suivante : 

 log ,k k  x β  où  xk  est un vecteur de plan qui désigne les principaux effets et éléments d’interaction du 

modèle pour les variables clés. On obtient l’estimateur du maximum de vraisemblance β̂  en résolvant les 

équations de valeurs résultantes : 

   xp 0. ek k k kk
f    x β x  (4.3) 

On calcule alors les valeurs prédites par :  p ˆˆ exk k  x β  et .ˆ ˆ
k k k    Les mesures individuelles du 

risque de divulgation pour la cellule ,k  en supposant une distribution de Poisson, sont : 

       1 1 exp 1k k k kP F f        

et 

                                1 1 1 exp 1 1 . k k k k k kE F f          (4.4) 

L’intégration de ˆk  pour k  dans l’équation (4.4) conduit aux estimations des mesures du risque de 

divulgation au niveau de l’enregistrement  1 1ˆ
k kP F f   et   ,ˆ 1 1k kE F f   qui sont agrégées pour 

obtenir des estimations des mesures globales du risque de divulgation 1̂  et 2̂  pour l’équation (4.1). 
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Par exemple, supposons qu’un organisme statistique aimerait diffuser des microdonnées de l’Enquête 

sur la population active. L’organisme suppose les quasi-identificateurs (variables clés) suivants, qu’il 

aimerait diffuser dans les microdonnées et utiliser pour évaluer le risque de réidentification (nombre de 

catégories entre parenthèses) : sexe (2), groupe d’âge (10), état matrimonial (3), groupe ethnique (10), 

situation d’emploi (3) et groupe professionnel (10). Lorsqu’elles sont recoupées, ces variables clés mènent 

à des cellules ,  1, ,  ,k k K   où 18 000K   cellules. L’organisme détermine les cellules des variables clés 

recoupées contenant une seule unité d’échantillonnage : 1 kf   (enregistrement unique d’échantillon). Pour 

chaque cellule qui est un enregistrement unique d’échantillon, nous estimons la mesure du risque de 

divulgation au niveau de l’enregistrement en fonction de la probabilité que l’enregistrement unique 

d’échantillon soit également un enregistrement unique de population  1 1 .k kP F f   Nous estimons 

également la probabilité d’appariement de l’enregistrement unique d’échantillon en fonction (hypothé-

tiquement) de la correspondance de cet enregistrement à une population à l’aide des variables clés comme 

variables d’appariement pour obtenir 1 1 .k kE F f    Ces mesures du risque au niveau de l’enregistre-

ment sont ensuite agrégées pour obtenir des estimations des mesures globales du risque de divulgation 1  

et 2 ,  en supposant que, pour un K  de grande taille,  ,k kF f  sont indépendantes.  

Skinner et Shlomo (2008) ont élaboré une méthode de sélection des principaux effets et paramètres 

d’interaction pour le modèle log-linéaire qui permet de trouver le bon équilibre en tenant compte des valeurs 

nulles aléatoires et structurelles dans le tableau de contingence. La méthode repose sur l’estimation et la 

réduction au minimum (approximative) du biais des estimations de risque 1̂  et 2
ˆ .  En définissant 

   11 k k kh P F f    pour 1  et    1 1k k kh E F f    pour 2 ,  ils considèrent l’expression :  

        .ˆ1k k kk
B E I f h h      

Un développement en série de Taylor de h  mène à l’approximation  

                                2

exp 2ˆ ˆ
k k k k k k k k kk

' ''B h h               

et les relations  k k kE f    et     
2 2

2

 

ˆ ˆ , k k k k k k kE f f E         selon l’hypothèse d’ajustement de 

la distribution de Poisson, conduisent à une nouvelle approximation de B  sous la forme : 

                           
2

.ˆ ˆ ˆ ˆˆ exp   2k k k k k k k k k k k k kk

' ''B h f h f f                 
 

  (4.5) 

Par exemple, pour 1 :  

                       2

1 .ˆ ˆ ˆ ˆˆ exp 1 1 2  k k k k k k k k k k k kk
B f f f                

  
  (4.6) 

Comme on peut le constater, les critères de qualité de l’ajustement B̂  sont liés à la notion de mesure de 

la surdispersion et de la sous-dispersion élaborée dans les études économétriques (Cameron et Trivedi, 

1998). La méthode permet de sélectionner le modèle à l’aide d’un algorithme de recherche avant (forward 

search) qui réduit au minimum l’estimation du biais standardisé ˆ ˆ
i iB v  pour ,ˆ ,  1, 2i i   où îv  sont des 
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estimations de la variance de ˆ .iB  Les critères de qualité de l’ajustement ˆ ˆ
i iB v  présentent, en valeur 

approchée, une distribution normale centrée réduite selon l’hypothèse que l’espérance de ˆiB  est nulle.  

Skinner et Shlomo (2008) ont également traité de l’estimation des mesures de risque de divulgation dans 

des plans de sondage complexes au moyen de la stratification, de la mise en grappes et des poids d’enquête. 

Bien que la méthode décrite suppose que toutes les personnes dans la cellule k  sont sélectionnées 

indépendamment à l’aide de l’échantillonnage de Bernoulli, c’est-à-dire    
1
,1 1 kF

k k k k kP f F F  


    

cela peut ne pas être le cas si l’échantillonnage est réuni en grappes (pour les ménages). Dans la pratique, 

les variables clés sont normalement l’âge, le sexe, la profession, et elles ont tendance à recouper les grappes. 

L’hypothèse qui précède se vérifie donc dans la pratique pour la plupart des enquêtes menées auprès des 

ménages et n’entraîne pas de biais lors de l’estimation des mesures de risque. Par ailleurs, les probabilités 

d’inclusion sont susceptibles de varier selon les strates, la stratification la plus courante se faisant selon la 

région géographique. Des indicateurs de strates devraient toujours figurer dans les variables clés pour rendre 

compte des probabilités différentielles d’inclusion dans le modèle log-linéaire. Dans un échantillonnage 

complexe, les k  peuvent être estimés avec cohérence au moyen du pseudomaximum de vraisemblance 

(Rao et Thomas, 2003), où l’équation d’estimation (4.3) se trouve ainsi modifiée :  

     ˆ exp 0k k kk
F   x β x  (4.7) 

et ˆ
kF  s’obtient en additionnant les poids d’enquête dans la cellule :k  .ˆ

k ii k
F w


  Les estimations k  

ainsi obtenues sont introduites dans les expressions de l’équation (4.4) et k  est remplacé par l’estimation 

.ˆˆ
k k kf F   Les critères de qualité de l’ajustement B̂  sont aussi adaptés à la méthode du pseudomaximum 

de vraisemblance. Une simulation et une application réelle démontrant cette approche pour une enquête 

ayant un plan à probabilité égale et une enquête ayant un plan complexe se trouvent dans Skinner et Shlomo 

(2008). 

Pour la modélisation probabiliste présentée dans cet article et dans d’autres études spécialisées 

apparentées, la supposition est qu’il n’y a aucune erreur de mesure dans la façon dont les données sont 

enregistrées. En dehors des erreurs habituelles de saisie des données, les variables clés peuvent être mal 

classées à dessein afin de masquer les données, ce qui peut se faire, par exemple, par la permutation 

d’enregistrements ou par la méthode de la randomisation a posteriori (MRP) (Gouweleeuw, Kooiman, 

Willenborg et De Wolf, 1998). Shlomo et Skinner (2010) ont adapté l’estimation du risque de réidenti-

fication en fonction de 2  ,  de manière à tenir compte des erreurs de mesure. Si l’on désigne les variables 

clés recoupées dans la population et les microdonnées par X  et que l’on suppose que les X  des 

microdonnées sont entachées d’une certaine erreur de classification ou de perturbation dénotée par la valeur 

X  et déterminée indépendamment par une matrice de classification erronée :M  

  .kjM P X k X j    (4.8) 

La mesure du risque de divulgation au niveau de l’enregistrement d’un appariement au moyen d’un 

enregistrement unique d’échantillon en situation d’erreur de mesure devient :  
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 

 
1 1

.
1

kk k kk

kj kj k kjj

M M

FF M M









 (4.9) 

Dans une hypothèse de petites fractions d’échantillonnage et de légères erreurs de classification, on peut 

estimer la mesure de risque de divulgation par : kk j kjj
M F M  ou ,kk kM F  où kF  est le compte de 

population et .X k  Après agrégation des mesures de risque de divulgation de l’enregistrement, la mesure 

globale de risque 2    devient : 

                                                        2 1   . k kk kk
I f M F     (4.10) 

Il convient de prendre note que pour calculer la mesure, il faut seulement connaître la diagonale de la 

matrice d’erreur de classification, ce qui est la probabilité de ne pas être perturbé. Les comptes de population 

sont généralement inconnus, de sorte que l’estimation de l’équation (4.10) peut s’obtenir par modélisation 

probabiliste sur l’échantillon classé incorrectement comme ci-dessus :  

    2 .ˆˆ 1   1k kk k kk
I f M E F f      (4.11) 

Dans des travaux plus récents que j’ai réalisés avec Chris Skinner, et qui ont été présentés pour la 

première fois dans Shlomo et Skinner (2022), j’expérimente une nouvelle avenue pour la mesure du risque 

de réidentification dans le cas des sources de données non probabilistes. Plus précisément, il existe des 

registres du domaine public où l’appartenance est inconnue et revêt un caractère délicat. Comme exemples 

de tels registres, mentionnons le recensement des gens souffrant d’un problème médical comme le cancer 

ou le VIH, ou encore le dénombrement des adhérents à un programme de cartes de fidélité. On peut étendre 

l’approche au cas où des échantillons sont tirés des registres et, plus généralement, aux échantillons non 

probabilistes issus, par exemple, d’enquêtes en ligne. Si nous élargissons le cadre qui précède, les 

microdonnées d’un échantillon aléatoire peuvent encore servir à estimer les paramètres de population selon 

le cadre de modélisation probabiliste d’estimation du risque de réidentification mentionné précédemment. 

Cependant, il est compliqué d’estimer en même temps la propension à l’appartenance chez les personnes du 

registre.  

Plus précisément, supposons que U  et 1 U  désignent la population et la population d’un registre, 

respectivement, et que 1 .U U  Supposons que iR  est la variable indicatrice du registre pour la personne 

,i  et que 1iR   si 1,i U  sinon 0.iR   Comme on l’a mentionné, on suppose que l’appartenance iR  est 

une variable sensible dont la divulgation n’est pas souhaitable.  

Nous désignons les fréquences de population du registre dans la cellule k  par 
1.kF  Les enregistrements 

les plus à risque sont ceux des cellules pour lesquelles 
1 1,kF   et, comme pour le calcul présenté dans 

Skinner et Shlomo (2008), la mesure du risque s’obtient par 

    * 1 1
1 1 1 1 .k k kk

P F F I F      (4.12) 

Il n’y a aucun moyen d’estimer ces mesures avec cohérence seulement à partir des microdonnées du 

registre. Les microdonnées fournissent des renseignements sur la 
1,kF  mais pas sur la kF  dans ,U  et la 
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distribution de X  dans 1U  peut être très différente de celle dans ,U  de sorte que les microdonnées ne 

contiennent aucun renseignement direct sur la .kF  Nous utilisons donc le fichier de microdonnées 

d’échantillon aléatoire dans lequel les valeurs de X  sont enregistrées pour un échantillon probabiliste s  

provenant de .U  Supposons que   kf  indique la fréquence dans la cellule k  de .s  Il faut prendre note que la 

kf  et la 1
kF  sont observées, mais pas la .kF  Si l’intrus a accès au fichier de microdonnées d’échantillon, on 

pourrait avoir intérêt à se concentrer sur les cellules pour lesquelles 1,kf   ce qui permet d’obtenir la mesure 

suivante du risque :  

    1 1
1 1 1, 1 1, 1 .k k k k kk

P F F f I F f        (4.13) 

Selon Skinner et Shlomo (2008), supposons que kF  suit une distribution de Poisson  Pois ,~k kF   où 

le paramètre k  obéit au modèle log-linéaire :  

                                                                       log .k k  x β  (4.14) 

Supposons que dans la cellule ,k  la variable d’appartenance inconnue iR  a pour valeur 1 selon une 

probabilité ,kp  indépendamment pour chacune des kF  unités, afin que  1 Pois ,~k kF   où ,k k kp   et 

que les 1
kF  soient réparties de façon binomiale  1 ~ in ,Bk k k kF F F p  selon la .kF  Nous supposons en outre 

que kp  suit le modèle logistique : 

                                                                    logit .k kp  x ξ  (4.15) 

Comme le montrent Shlomo et Skinner (à paraître), la mesure du risque 1  est estimée par : 

  
   
 

1
exp 1

1 1, 1
1 1 ( )

k k k

k k k

k k k

P F F f
  

  

  
   

  
  

et pour évaluer *
1 ,  nous utilisons 

       1 11 1 0 expk k k k k kP F F P F F           (4.16) 

puisque  1 Pois .~k k k kF F     

Par conséquent, dans une première étape, l’estimation de ces mesures exige à la fois l’estimation de β   

à partir de  is~ Pok k kf    et, dans une deuxième étape, l’estimation de ,ξ  en fixant k  à la valeur 

impliquée par l’équation (4.14). Nous utilisons alors l’équation (4.16) et le fait que k k kp   pour écrire 

   log log log 1 expk k k k      x ξ x ξ  (4.17) 

et estimer ξ  du fait que  1 Pois ,~k kF   en recourant à une estimation de maximum de vraisemblance et en 

traitant k  comme étant connu. Shlomo et Skinner (2022) ont proposé d’autres méthodes d’estimation. 

Cependant, un travail approfondi est nécessaire pour améliorer l’estimation simultanée des paramètres ξ  et 

β  du modèle. 

Un autre type d’estimateur fondé sur le plan permettant de mesurer le risque de divulgation dans des 

microdonnées d’échantillon s’appelle la mesure de simulation de l’intrusion des données. Elle a été mise au 
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point dans Skinner et Elliot (2002) et étendue à des plans de sondage plus complexes dans Skinner et Carter 

(2003). Le risque de divulgation est alors fonction d’un scénario différent où l’intrus tire une unité au hasard 

dans la population, vérifie si elle se trouve dans l’échantillon et, si oui, estime la probabilité d’un juste 

appariement avec l’unité de l’échantillon (c’est ce qu’on appelle le « scénario à l’aveuglette »). Il faut 

prendre note que le scénario diffère grandement du scénario mentionné pour la modélisation probabiliste où 

l’intrus a accès à une unité dans les microdonnées diffusées et tente un appariement de l’unité avec la 

population. L’avantage du « scénario à l’aveuglette » est que la mesure peut facilement s’estimer sans qu’on 

ait à passer par une modélisation probabiliste. La mesure de simulation de l’intrusion des données se définit 

comme suit : 

               1 1k k kk k
I f I f F      (4.18) 

et elle est estimée par :  

  1 1 22ˆ 1n n n          (4.19) 

où 1n  sont les enregistrements uniques d’échantillon, à savoir  UE : 1 ,kk f   et 2n  sont les enregistre-

ments en double d’échantillon, à savoir  DE : 2 .kk f   Skinner et Shlomo (2012) ont étendu cette 

approche pour permettre d’estimer les fréquences des fréquences de populations finies au-delà des enregis-

trements uniques d’échantillon. 

 
4.2 Distinction entre le risque de divulgation et le préjudice 
 

Chris a proposé dans Skinner (2012) un cadre conceptuel pour distinguer le risque de divulgation au 

préjudice causé par la divulgation, faisant ainsi le lien avec des études de Duncan et Lambert (1986) et de 

Lambert (1993). Ce cadre repose sur la théorie de la décision où les acteurs sont l’organisme, l’intrus et 

l’utilisateur dans une analyse faisant intervenir leurs actions et leurs fonctions de perte. Chris a insisté sur 

l’importance de distinguer ce qui peut se mesurer selon la théorie statistique (risque de divulgation possible) 

et de constater quels aspects de la décision nécessitent d’autres apports, comme le jugement de politique 

(préjudice de divulgation possible). Ce travail a également été motivé par le cadre du risque de divulgation 

par rapport à l’utilité des données de Duncan, Keller-McNulty et Stokes (2001) et les facteurs économiques 

de la protection des renseignements personnels de Abowd et Schmutte (2019).  

Comme le révèlent ces exemples, Chris Skinner a accru la profondeur et l’étendue des recherches 

consacrées au CDS. Chris a eu également une influence considérable sur la recherche sur les associations 

entre la mesure des risques de divulgation dans le CDS et d’autres recherches apparentées, par exemple, des 

recherches sur le couplage d’enregistrements (Skinner, 2009) ou les sciences judiciaires (Skinner, 2007). 

Les prochaines sections portent sur les travaux plus récents de Chris sur le risque de divulgation et la 

protection des renseignements personnels. 
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5. Risque de divulgation et protection des renseignements personnels 
 

Dans la littérature sur la protection des renseignements personnels en sciences informatiques, on définit 

officiellement la protection des renseignements personnels au moyen de modèles visant à assurer une 

protection contre une catégorie d’attaques. Les modèles de protection des renseignements personnels sont 

paramétrés selon un seuil de risque de divulgation déterminé a priori. Une fois le modèle défini, une 

technique de perturbation est élaborée pour garantir la protection contre les attaques, en fonction d’un certain 

seuil. Des exemples de modèles de protection des renseignements personnels comprennent : k-anonymat, la 

proximité t, la diversité l et la confidentialité différentielle. Comme on l’a mentionné précédemment, dans 

les études sur la protection des renseignements personnels, on recourt à des techniques perturbatrices, 

lesquelles entraînent une plus grande perte de renseignements que certaines des techniques le plus 

normalisées élaborées dans les études sur le CDS. La catégorie d’attaques dans les études sur la protection 

des renseignements personnels a normalement pour motif le traitement de la divulgation par déduction, qui 

comprend à la fois les risques de divulgation de l’identité et des attributs, même si le modèle k-anonymat 

(Sweeney, 2002) vise à prévenir des attaques par appariement de façon semblable à l’approche de CDS que 

nous décrivons à la section 4. Nous remarquons que même s’ils mettent de plus en plus l’accent sur la 

protection contre la divulgation d’attributs et la divulgation par déduction, les organismes gouvernementaux 

sont encore obligés de se protéger contre la divulgation de l’identité par d’éventuelles attaques par 

appariement, en raison de la loi et des codes de pratique sur la protection des entités statistiques contre la 

réidentification. Les études portant sur le CDS s’appuient sur l’appariement de variables quasi identifi-

catoires, tandis que dans les études sur la protection des renseignements personnels, il n’y a aucune 

distinction entre les variables identificatoires et les variables sensibles. 

Il convient toutefois d’indiquer que nombre de concepts présentés dans les études consacrées à la 

protection des renseignements personnels ne sont pas nouveaux en ce qui a trait au CDS. Par exemple, les 

attaques par reconstruction, mentionnées dans Garfinkel, Abowd et Martindale (2018), qui motivent 

l’utilisation de la confidentialité différentielle pour protéger les produits du Recensement de 2021 aux États-

Unis, comportent les mêmes facteurs que celles qui ont motivé la conception de la suppression de cellules 

complémentaires. Cette approche a été pensée dans les années 1980 pour protéger les tableaux de données 

quantitatives de statistique des entreprises. Lors de la sélection de suppressions de cellules complémentaires, 

les bornes inférieure et supérieure des cellules supprimées sont calculées en fonction des renseignements 

provenant des valeurs marginales du tableau et des hypothèses de non-négativité. Bien sûr, les attaques par 

reconstruction ne concernent pas l’appariement, mais plutôt la divulgation d’attributs en raison du petit 

nombre d’unités, plus particulièrement dans les valeurs marginales. Comme on l’a mentionné, les études 

sur la protection des renseignements personnels ont pour principal objet la divulgation d’attributs et la 

divulgation par déduction, bien que les études sur le CDS aient également traité de ces sujets, par exemple 

le risque de divulgation prédictive mentionné dans Fuller (1993). Un autre modèle de protection des 

renseignements personnels dans les études informatiques est le dépistage des attaques permettant d’inférer 

qu’une personne se trouve dans un ensemble de données de nature délicate (par exemple Homer et coll., 

2008), mais dans les études sur le CDS, on s’est demandé également si une personne concernée est visible 

dans un ensemble de données.  
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Depuis 2005, il y a eu quatre réunions de concertation entre le milieu du CDS et la communauté 

informatique de la protection des renseignements personnels, lesquelles ont largement permis de 

comprendre les différentes approches en matière de maintien de la confidentialité et de maintien de l’utilité 

suffisante des données. Par exemple, dans Nissim et coll. (2018, page 5), il est mentionné ce qui suit : 

[traduction] « La protection des renseignements personnels est une propriété d’une relation informationnelle 

relative à une donnée d’entrée et à une donnée de sortie, et non une propriété relative à une donnée de sortie 

seulement », ce qui a entraîné certains assouplissements des garanties strictes en matière de protection des 

renseignements personnels dans les études informatiques. Un exemple d’assouplissement peut se trouver 

ci-dessous dans la formule (5.2) à la section 5.1. Par ailleurs, le milieu du CDS a reconnu la nécessité d’avoir 

des garanties plus officielles en matière de protection des renseignements personnels, particulièrement en 

raison des demandes croissantes pour que les organismes gouvernementaux permettent l’accès aux données 

statistiques au moyen d’applications de diffusion Web (par exemple des générateurs de tableaux flexibles, 

l’accès à distance, l’analyse à distance). La diffusion au moyen d’applications ouvertes signifie que les 

organismes renoncent à exercer un certain contrôle strict sur les données qui peuvent être diffusées. Les 

collaborations entre le milieu du CDS et la communauté informatique de la protection des renseignements 

personnels ont donné naissance en 2005 à une revue intitulée Journal of Privacy and Confidentiality 

(https://journalprivacyconfidentiality.org [en anglais seulement]), dont Chris Skinner a été un des premiers 

corédacteurs (Abowd, Nissim et Skinner, 2009).  

Dans la prochaine section, nous nous concentrons sur le modèle de protection des renseignements 

personnels appelé confidentialité différentielle, puisque Chris Skinner a participé directement à l’élabora-

tion de cette approche en tant que méthode possible à inclure dans la trousse à outils de CDS des organismes 

statistiques. 

 
5.1 Confidentialité différentielle 
 

Un modèle de protection des renseignements personnels qui a suscité beaucoup d’intérêt dans le milieu 

du CDS est celui de la confidentialité différentielle (Dwork, 2006). Dwork et Naor (2010) ont démontré que 

l’atteinte à la vie privée définie par Dalenius (1977), et présentée à la section 2, est inévitable et ont proposé 

qu’au lieu de comparer les renseignements avec et sans la  f D  statistique, on compare plutôt la  f D  et 

la   ,f D  où D  est la base de données D  avec une unité en moins. 

En confidentialité différentielle, on considère un « scénario de la pire éventualité » où l’éventuel intrus 

dispose de renseignements complets sur toutes les unités de la base de données sauf une unité d’intérêt. La 

définition d’un mécanisme de perturbation M  satisfait aux critères de  -confidentialité différentielle si, 

pour toutes les requêtes dans les bases de données avoisinantes ,D D A  où A  est le domaine des bases 

de données et ,D D  différent d’une personne, et pour tous les résultats possibles définis comme sous-

ensembles  Étendue ,S M  nous obtenons :  

      .p M D S e p M D S     (5.1) 

Un assouplissement est offert par la définition de la  ,  -confidentialité différentielle : 
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       .p M D S e p M D S      (5.2) 

Cela signifie que l’observation d’un produit perturbé S  ne nous apprend à peu près rien (jusqu’à un 

degré de )e  et que l’intrus est incapable de déterminer si le produit provient de la base de données D  ou 

.D  Autrement dit, le ratio       p M D S p M D S   est borné et la probabilité du dénominateur ne 

peut pas être nulle. Ainsi, la confidentialité différentielle limite formellement l’accroissement du risque de 

divulgation pour une personne en raison de la présence de ses données dans la base de données ,D  risque 

auquel elle n’aurait pas été confrontée si ses données ne s’étaient pas trouvées dans la base de données D  

(Dwork et Roth, 2014). Dans le cadre de la  ,  -confidentialité différentielle, un léger glissement est 

permis pour cette contrainte.  

La solution pour garantir la confidentialité différentielle dans les études informatiques consiste à ajouter 

du bruit ou de la perturbation aux données de sortie des requêtes selon des paramétrages précis, par exemple 

en générant du bruit supplémentaire à partir de la distribution de Laplace (ou d’une distribution discrète de 

Laplace pour ajouter du bruit aux données de fréquence). 

Shlomo et Skinner (2012) se sont d’abord demandé si les méthodes normalisées de CDS sont des 

mécanismes de confidentialité différentielle selon la définition fournie à l’équation (5.1). Ils ont constaté 

que l’échantillonnage, ainsi que d’autres méthodes de CDS non perturbatrices, comme la diminution du 

niveau de détail des variables, n’est pas différentiellement confidentiel. Dans ce contexte, il y a deux 

définitions possibles de la base de données : la base de données de population  1, ,xU Nx x   et la base 

de données d’échantillon  1, , ,xs nx x   où N  correspond à la taille de la population U  et ,n  à la taille 

de l’échantillon .s  Supposons qu’un vecteur de fréquences de taille K  est diffusé à partir de l’échantillon 

 1, , ,f Kf f   où  .k ii s
f I x k


   Soit  ,f xUP  qui indique la probabilité de f  par rapport à 

l’échantillonnage et ,xU  qui est traité étant comme fixe. Selon cette configuration, la  -confidentialité 

différentielle est maintenue si :  

 
 
 

max ln
U

U

P

P


 
 

  

f x

f x
 (5.3) 

pour certains 0,   où le maximum est supérieur à toutes les paires  ,U U
x x  qui diffèrent par un seul 

élément et selon toutes les valeurs possibles de .f  Dans les stratégies d’échantillonnage aléatoire, il y a 

généralement une probabilité positive qu’un enregistrement unique d’échantillon pour une cellule k  puisse 

être unique à une population : 1.k kf F   Pour une f  donnée et un plan d’échantillonnage où   kf  peut être 

égale à kF  en ayant une probabilité positive, il existe une base de données xU  pour laquelle 1k kf F   

pour certaines k  et   .f x 0UP   Si nous changeons un élément de xU  qui prend la valeur k  pour générer 

,U
x  nous obtenons alors 1k k kF F f     et   .UP  f x 0  

Par ailleurs, on peut rendre des méthodes perturbatrices différentiellement confidentielles dans la trousse 

à outils de CDS si les mécanismes en cause ne présentent pas de probabilité nulle de perturbation. À titre 

d’exemple, les méthodes de CDS ne perturbent habituellement pas les cellules à fréquence nulle des tableaux 
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de recensement contenant des fréquences de l’ensemble de la population, mais introduisent plutôt 

stochastiquement plus de valeurs nulles par la perturbation au moyen d’une méthode telle que 

l’arrondissement aléatoire. Si le but est toutefois de rendre la méthode de perturbation différentiellement 

confidentielle, les valeurs nulles (aléatoires) du tableau doivent aussi être perturbées.  

 
5.2 Générateurs de tableaux flexibles en ligne 
 

Les organismes gouvernementaux ont manifesté un grand intérêt pour la conception de générateurs de 

tableaux flexibles en ligne au moyen de plateformes Web personnalisées. Les utilisateurs génèrent et 

téléchargent leurs propres tableaux de recensement à partir d’un ensemble de variables et de catégories 

prédéfinies sélectionnées au moyen de listes déroulantes. De légères vérifications de la divulgation sont 

effectuées pour chaque tableau généré afin de déterminer si le tableau peut être diffusé ou non et, si c’est le 

cas, des méthodes de contrôle de la divulgation sont appliquées au tableau avant sa diffusion. Une 

application pour générer des tableaux flexibles a été conçue par l’Australian Bureau of Statistics, ou ABS 

(voir https://www.abs.gov.au/statistics/microdata-tablebuilder/tablebuilder). L’application s’appuie sur un 

vecteur de perturbation pour changer les valeurs quantitatives des cellules en fonction de leur valeur initiale. 

Le mécanisme de perturbation a comme propriété d’être borné et exempt de biais et de posséder une entropie 

maximale. Il permet seulement d’entraîner des perturbations non négatives sans perturber les cellules 

comportant des valeurs nulles. Shlomo et Young (2008) ont proposé une méthode de transformation des 

vecteurs de perturbation qui fait en sorte que les fréquences marginales sont préservées en espérance par 

l’introduction de la propriété d’invariance dans le mécanisme de perturbation. 

Dans le générateur de tableaux flexibles en ligne de l’ABS, un petit chiffre aléatoire est attribué à chaque 

personne dans les microdonnées de recensement. Lorsque quelqu’un demande un tableau et que les 

personnes sont agrégées dans les cellules du tableau, il y aura aussi agrégation des chiffres aléatoires de ces 

personnes dans chaque cellule. La valeur aléatoire agrégée sert ensuite de « graine » pour déterminer la 

perturbation à effectuer (Fraser et Wooton, 2005). Cela signifie que chaque fois qu’une même cellule 

apparaît dans un quelconque tableau de recensement demandé, elle comporte toujours la même perturbation. 

Il n’y a donc aucun risque de pouvoir « déconstruire » une valeur réelle de cellule en faisant la moyenne des 

perturbations indépendantes selon des demandes multiples d’un même tableau. Avec ce traitement, on 

s’assure en outre que le mécanisme de perturbation est « non interactif », puisque, pour l’essentiel, tous les 

résultats provenant de la perturbation dans les tableaux de recensement demandés seront connus d’avance 

dans le générateur de tableaux flexibles en ligne.  

Une des dernières initiatives de Chris Skinner avant sa maladie a été de diriger la mise sur pied d’un 

programme de collaboration entre statisticiens, informaticiens, praticiens et spécialistes des sciences 

sociales à l’Institut Isaac Newton de l’Université de Cambridge. Avec le professeur David Hand, il a mené 

à bien le programme d’appariement et d’anonymisation des données (grâce à la subvention EP/K032208/1 

de l’Engineering and Physical Sciences Research Council du Royaume-Uni) de juillet à décembre 2016. 

C’est dans le cadre de ce programme qu’un groupe de statisticiens a voulu déterminer si la confidentialité 
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différentielle pouvait offrir une solution viable pour générer des tableaux flexibles de recensement en ligne, 

ce qui explique l’étude produite par Rinott, O’Keefe, Shlomo et Skinner (2018). La grande différence par 

rapport à l’approche initiale de l’ABS a été d’utiliser un mécanisme de perturbation différentiellement 

confidentiel (appelé mécanisme exponentiel et consistant pour l’essentiel en une distribution discrète de 

Laplace) et de perturber les cellules à fréquence nulle (aléatoires). Toute perturbation négative obtenue était 

alors ramenée à zéro dans les tableaux du recensement. En supposant des perturbations indépendantes, le 

mécanisme exponentiel se définit de la façon suivante : pour une valeur de fréquence de cellule a  donnée, 

sélectionnons b B  (où  B  est la fourchette de )b  et une probabilité proportionnelle à   exp 2 ,u u   

où u  est la perturbation et ,u  la différence maximale d’une fréquence par cellule dans la base de données 

D  par rapport à ,D  ce qui, dans le cas des tableaux du recensement comportant des cellules internes, a une 

valeur de 1. La prise en compte des valeurs marginales dans les tableaux du recensement accroît la 

complexité de u  et du vecteur de perturbation (voir Rinott et coll., 2018, pour en savoir plus sur les valeurs 

marginales). Afin de garantir l’utilité, les perturbations sont plafonnées à 7,  le mécanisme satisfait donc 

aux critères de  ,  -confidentialité différentielle et nous permettons le glissement d’un ratio non borné, à 

la condition que   soit très faible.  

Dans ce cas-ci, nous mettons également en œuvre la méthodologie intitulée « même cellule, même 

perturbation » de Fraser et Wooton (2005), ce qui en fait essentiellement un mécanisme de confidentialité 

différentielle non interactif et, par conséquent, un budget de protection des renseignements personnels est 

nécessaire pour protéger les requêtes de tableaux dans le générateur de tableaux flexibles en ligne. Toute 

demande visant le même tableau entraînera toujours la même perturbation et aucun autre budget de 

protection des renseignements personnels ne sera consacré à d’autres perturbations au-delà de la 

perturbation initiale. 

Le tableau 5.1 présente un exemple de vecteur de perturbation pour 1,5   et pour 0,00002   et une 

perturbation limitée à 7,  dans lequel la probabilité de perturbation est fondée sur une distribution discrète 

de Laplace :    1 exp ,
C

p u u   où C  est une constante de normalisation faisant en sorte que le vecteur 

de perturbation s’additionne à 1. Comme il a été mentionné précédemment, toute valeur négative qui en 

résulte est ramenée à zéro, ce qui ne viole pas les critères de confidentialité différentielle. On trouvera des 

exemples et des applications dans Rinott et coll. (2018). Les auteurs montrent également la façon d’ajuster 

les inférences statistiques lorsqu’elles sont effectuées dans des tableaux de recensement perturbés, puisque 

le mécanisme de perturbation relatif à la confidentialité différentielle est connu. Cela contraste fortement 

avec l’approche de CDS dans laquelle on garde en général les paramètres secrets et l’on ne les communique 

pas aux chercheurs. Par exemple, lorsque l’on ajoute du bruit à des variables continues, la variance de la 

distribution du bruit n’est pas diffusée.  

 

Tableau 5.1 

Vecteur de perturbation pour le mécanisme de confidentialité différentielle 1,5;ε   0,00002δ   et limite à 7   
 

 u -7 -6 -5 -4 -3 -2 -1 0 1 2 3 4 5 6 7 
 p(u) 0,00002 0,00008 0,00035 0,00157 0,00706 0,03162 0,14172 0,63516 0,14172 0,03162 0,00706 0,00157 0,00035 0,00008 0,00002 
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La confidentialité différentielle offre des garanties plus officielles de protection des renseignements 

personnels et protège contre les risques de divulgation d’attributs et de divulgation inférentielle. Par 

conséquent, elle peut constituer une meilleure solution pour la protection des données statistiques diffusées 

sous forme de données ouvertes ou au moyen d’applications ouvertes sur le Web, pour lesquelles il y a 

moins de contrôle et d’intervention de la part des administrateurs de données des organismes statistiques. 

Pour cette raison, la confidentialité différentielle devrait être incluse comme méthode supplémentaire dans 

la trousse à outils de CDS. Le US Census Bureau appliquera la confidentialité différentielle à ses produits 

du recensement de 2021 (Abowd, 2018). Il faudra approfondir la recherche pour comprendre en quoi les 

budgets en matière de confidentialité se trouvent influencés lorsqu’on combine cette méthode à d’autres 

méthodes de CDS, comme la diminution du niveau de détail, l’échantillonnage et la suppression de 

variables. Dans le domaine de la protection de la vie privée, la recherche se poursuit sur l’amélioration des 

mécanismes de perturbation de la confidentialité différentielle. Notons par exemple la confidentialité 

différentielle bornée que proposent Kifer et Machanavajjhala (2014). 

 
6. Mot de la fin 
 

En résumé, un des grands traits de la façon dont Chris Skinner a abordé la recherche sur le contrôle de 

la divulgation statistique et d’autres domaines de recherche a été de tenter de trouver des solutions pratiques 

à des problèmes statistiques réels. Ses recherches ont été influentes parce qu’il a pu mettre la théorie en 

pratique et résoudre des problèmes réels, faisant ainsi progresser les connaissances scientifiques dans les 

sciences sociales, les statistiques gouvernementales et sociales et la méthodologie d’enquête. Chris Skinner 

a eu une influence considérable sur des domaines de recherche autres que le CDS. Il a révisé des livres 

influents et rédigé de nombreux articles de revues spécialisées dans divers champs de recherche en 

statistique d’enquête, y compris les données manquantes, les erreurs de mesure, l’intégration des données, 

l’analyse de plans de sondage complexes et l’estimation à bases multiples. Chris était la voix définitive 

d’une génération dans la recherche et le développement des statistiques sociales et il nous manquera. 
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Résumé 

Mes commentaires sont répartis en trois volets : 1) bref compte rendu de mon association professionnelle avec 
Chris Skinner, 2) observations sur les réalisations de Skinner en matière de contrôle de la divulgation statistique 
et 3) propos sur la production d’inférences à partir de données d’enquête masquées. 

 
Mots-clés : Confidentialité différentielle; probabilité d’identification; production d’inférences statistiques à l’aide de 

données masquées. 

 
 

1. Introduction 
 

Mon association professionnelle avec Skinner. En 1978, mon bon ami Fred Smith, qui enseignait à 

l’Université de Southampton, m’a invité à passer quatre mois (d’avril à juillet) à l’université durant mon 

année sabbatique pour participer à un projet de recherche portant sur l’analyse de données d’enquêtes 

complexes aux côtés d’Alastair Scott, de Gad Nathan et de Tim Holt. Les premiers travaux de notre équipe 

nous ont poussés à faire beaucoup de recherche sur l’analyse de données d’enquêtes complexes, notamment 

sur les méthodes liées aux données catégorielles qui tenaient compte des caractéristiques du plan de sondage 

et de l’analyse de régression dans le cadre d’un échantillonnage informatif. Ce groupe de Southampton est 

par la suite devenu un centre de recherche par sondage de premier plan. 

Après avoir effectué ces recherches sur l’analyse des données d’enquêtes complexes, notre équipe a tenu 

une conférence à Southampton en 1985 pour présenter les articles y étant associés. S’en est suivie la 

publication d’un livre coécrit par Skinner, Holt et Smith (1989). Skinner a terminé son doctorat à 

l’Université de Southampton en 1982 et est devenu membre du corps enseignant. Je l’ai rencontré lors de la 

conférence de 1985 et j’ai été marqué par sa compréhension approfondie des enjeux liés à l’analyse de 

données d’enquêtes complexes. Une grande partie de la rédaction du livre ‒ lequel est devenu une référence 

importante ‒ lui est attribuable, en particulier la partie A. Une autre conférence portant sur le même sujet a 

eu lieu à Southampton en 1999 pour souligner la retraite de Fred Smith. Skinner, en association avec 

Chambers, a ensuite publié un deuxième livre (2003) s’appuyant sur les notions présentées durant la 

conférence. 

Skinner m’a visité plusieurs fois dans le cadre de recherches conjointes et d’autres collaborations. Je lui 

ai également rendu visite. De notre collaboration sont nés trois articles sur différents sujets importants. Le 
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premier, « Estimation in dual frame surveys with complex designs » (Skinner et Rao, 1996), proposait des 

estimateurs ayant recours aux mêmes poids d’échantillonnage pour toutes les variables d’intérêt, selon le 

plan d’échantillonnage induit par les deux plans distincts. Le deuxième article, intitulé « Jackknife variance 

estimation under hot-deck imputation for multivariate statistics » (Skinner et Rao, 2002), présentait les 

calculs des estimateurs ajustés pour le biais selon une imputation par donneur commun et les estimateurs 

jackknife de la variance y étant associés. Le troisième article, « Quasi-score test with survey data » (Rao, 

Scott et Skinner, 1998), élaborait des analogues de tests du score habituels aux fins d’utilisation avec des 

données d’enquête pour lesquelles le recours à l’échantillonnage à plusieurs degrés et à la sélection avec 

probabilités variables posait des problèmes particuliers.  

En 2017, Skinner a présenté un article de synthèse sur l’analyse des données d’enquête catégorielles lors 

d’une conférence tenue à Kunming, en Chine, à l’occasion de mon 80e anniversaire. Cet article a ensuite été 

publié (Skinner, 2019). La même année, il a été invité à prendre la parole au Congrès mondial de la 

statistique à Marrakech, au Maroc, durant une séance que j’avais organisée. Son allocution portait sur des 

solutions de rechange en ce qui concerne la pondération liée à l’analyse de régression des données d’enquête. 

Il s’agit de ma dernière rencontre avec Skinner avant son décès en 2021. Nous avons tous deux siégé au 

Comité consultatif des méthodes statistiques de Statistique Canada durant plusieurs années.  

Les contributions exceptionnelles de Skinner en matière de CDS. Dans la section 2 de son article, 

Shlomo fournit un compte rendu informatif des débuts du contrôle de la divulgation statistique (CDS). Dans 

la section 4, elle présente les grandes réalisations de Skinner en matière de CDS. Elle brosse un portrait 

détaillé (section 4.1) des importants travaux du statisticien concernant la mesure du risque de 

réidentification des microdonnées d’enquête à l’aide de modèles probabilistes. À cet égard, j’ai trouvé 

l’article de Skinner (2007), qui établit un lien entre le CDS et les statistiques judiciaires quant à leur 

utilisation commune du concept de probabilité d’identification, très instructif et intéressant. Skinner a 

démontré que l’on ne peut ignorer la méthode de recherche qu’un intrus utilise pour procéder à la 

divulgation, puisque la probabilité de divulgation varie selon la méthode de recherche. Il a également 

présenté des façons de gérer les conséquences des méthodes de recherche. 

La confidentialité différentielle est une question sensible, actuellement, et Shlomo fournit un bref compte 

rendu de la situation à la section 5.1. Dans un article commun (Shlomo et Skinner, 2012), Skinner et elle-

même se sont interrogés sur la confidentialité différentielle des méthodes de CDS. Ils ont démontré que 

l’échantillonnage probabiliste et d’autres méthodes non perturbatrices n’étaient pas différentiellement 

confidentiels. À la section 5.2, Shlomo souligne qu’avant de tomber malade, Skinner avait mis sur pied un 

programme de collaboration sur le CDS destiné aux statisticiens, informaticiens, spécialistes des sciences 

sociales et praticiens. Il s’agissait d’une initiative louable, mais son décès prématuré a été un coup dur pour 

cet important programme collaboratif. 

La production d’inférences à l’aide de données masquées. Shlomo n’a pas abordé les enjeux relatifs 

à la production d’inférences à partir de données masquées. D’un côté, les analystes de données d’enquête 

souhaitent utiliser des méthodes et des logiciels standard concernant les données masquées. D’un autre côté, 
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il semble que les méthodes spécialisées fondées sur la confidentialité différentielle et d’autres techniques de 

masquage employées pour préserver la confidentialité des microdonnées nécessitent une connaissance des 

techniques de masquage utilisées pour produire les données masquées et des logiciels spécialisés adaptés à 

ces méthodes, comme le mentionnent Raghunathan, Reiter et Rubin (2003).  

Raghunathan et ses collaborateurs (2003) ont proposé des méthodes d’imputation pour créer de multiples 

ensembles de données entièrement synthétiques. Les méthodes et les logiciels standard, comme ceux 

employés dans le contexte de l’imputation multiple pour les données manquantes, sont ensuite utilisés pour 

faire des inférences. À la section 8.5, Raghunathan (2016) illustre une méthode d’imputation massive visant 

à effectuer l’analyse de régression d’une variable dépendante y  sur une variable indépendante x  en créant 

des ensembles de données multiples de variables synthétiques * *( , ).y x  Les méthodes proposées requièrent 

habituellement plus d’ensembles de données synthétiques que les méthodes mises en œuvre dans le cadre 

d’une imputation multiple pour les données manquantes. De plus, les méthodes pourraient faire persister les 

problèmes liés à la production d’inférences à l’aide de méthodes fondées sur l’imputation multiple pour les 

données manquantes, lorsque les données sont fondées sur un plan de sondage complexe (Fay, 1996). 
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Résumé 

Le lissage des poids est une technique utile pour améliorer l’efficacité des estimateurs fondés sur le plan exposés 
au risque de biais en raison d’une spécification erronée du modèle. Dans le prolongement du travail de Kim et 
Skinner (2013), nous proposons d’employer le lissage des poids pour construire la vraisemblance conditionnelle 
pour une inférence analytique efficace dans le cadre d’un échantillonnage informatif. La distribution bêta prime 
peut être utilisée pour construire un modèle de paramètres pour les poids dans l’échantillon. Un test du score est 
développé pour tester les erreurs de spécifications dans le modèle de pondération. Un estimateur de prétest 
s’appuyant sur le test du score peut être élaboré naturellement. L’estimateur de prétest est presque exempt de 
biais et peut être plus efficace que l’estimateur fondé sur le plan lorsque le modèle de pondération est 
correctement spécifié ou que les poids d’origine sont très variables. Une étude par simulation limitée est présentée 
pour étudier le rendement des méthodes proposées.  

 
Mots-clés : Estimation de prétest; inférence analytique; méthode du maximum de vraisemblance conditionnelle; test du 

score. 

 
 

1. Introduction 
 

Supposons que la population finie de  ,i ix y  est une réalisation indépendante et identiquement 

distribuée du modèle de superpopulation ayant une densité de    ; ,f y x g x  où   est le paramètre 

d’intérêt et où la densité marginale de  .g  n’est aucunement spécifié. À partir de la population finie, nous 

obtenons un échantillon probabiliste A  ayant une probabilité d’inclusion de premier ordre connue de .i  

Nous observons  ,i ix y  dans l’échantillon. Nous souhaitons estimer le paramètre du modèle   à partir de 

l’échantillon complexe, qui est le problème principal dans le domaine de l’inférence analytique dans 

l’échantillonnage. Consulter Korn et Graubard (1999) et Fuller (2009, chapitre 6) pour obtenir des aperçus 

complets de l’inférence analytique dans l’échantillonnage. 

Pour réaliser une estimation efficace, nous pouvons établir la fonction de vraisemblance conditionnelle 

à partir de l’échantillon comme suit :  

     
   

     

; ,

; ,

i i i i

c
i A i i

f y x x y
L

f y x x y d y

 


  

 





 (1.1) 

où  

                                                    , ,x y E x y   (1.2) 
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est la probabilité d’inclusion conditionnelle et     est la mesure dominante. Consulter la section 8.2 de 

Kim et Shao (2021) pour obtenir des précisions sur la méthode du maximum de vraisemblance 

conditionnelle. 

Pour calculer la probabilité d’inclusion conditionnelle dans l’équation (1.2), nous pouvons utiliser la 

formule de Pfeffermann et Sverchkov (1999) :  

  
 

1
, ,

,s

E x y
E w x y

   (1.3) 

où 1w    et  
sE   est l’espérance sous la distribution échantillonnale, soit la distribution conditionnelle 

étant donné l’échantillon. 

La probabilité d’inclusion conditionnelle obtenue au moyen de l’équation (1.3) peut être utilisée pour 

calculer les poids lissés   
1

, .i i iw x y


   Le lissage des poids peut réduire la variabilité du poids 

d’échantillonnage 1
i iw    lors de l’estimation des paramètres et peut donc mener à une estimation plus 

efficace, comme l’ont expliqué Beaumont (2008) et Kim et Skinner (2013). Pour calculer l’espérance 

conditionnelle  , ,sE w x y  nous devons élaborer un modèle de régression pour ,w  qui peut être appelé un 

modèle de pondération. 

Dans le présent article, nous examinons certaines classes paramétriques particulières de modèles de 

pondération. Dans la section 2, nous présentons un modèle de pondération s’appuyant sur la distribution 

bêta prime. Dans la section 3, nous proposons un test du score pour la spécification correcte du modèle dans 

le modèle de pondération. Dans la section 4, nous présentons les résultats d’une étude par simulation limitée. 

Enfin, dans la section 5, nous concluons par notre mot de la fin. 

 
2. Modèle de pondération 
 

Étant donné que les poids d’échantillonnage satisfont l’expression  1 1, , ,iw i n  …  on suppose que 
1

iw  suit le modèle de distribution bêta :      Bêta , , 1 , .i i i im x y m x y   Ainsi, la fonction de densité 

satisfait l’expression 

      
 1 1 11 1 1, 1 ,

m m

f w x y w w
         

et l’espérance conditionnelle et la variance sont  

      
    1 1

, 1 ,
, , , et , ,

1

m x y m x y
E w x y m x y V w x y


 


 


  

respectivement, où   constitue le paramètre de précision. Le modèle logistique est un exemple de fonction 

moyenne :  

  
 
 

0 1 2

0 1 2

exp
, ; .

1 exp

x y
m x y

x y

  


  

 


  
 (2.1) 
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Il s’agit essentiellement d’un modèle de régression bêta. Pour obtenir plus de précisions sur la régression 

bêta, consulter Ferrari et Cribari-Neto (2004). 

Malheureusement, l’approche de la régression bêta ne peut pas être appliquée directement, car le modèle 

de régression ne se vérifie pas nécessairement dans l’échantillon en raison de l’échantillonnage informatif. 

Pour éviter ce problème, nous pouvons dériver la distribution des données échantillonnées. N’oublions pas 

que si  ~ Bêta ,X    alors 1 X  suit  Bêta ,   et  1 X X  suit une distribution bêta prime 

 Bêta , .   Par conséquent, 1o w   suit      Bêta 1 , , , ,i im x y m x y    et la fonction de densité 

est exprimée comme suit :  

      1 1, 1 .mf o x y o o
      

Selon le théorème de Bayes et  
11 1 ,w o
    la distribution échantillonnée de o  satisfait 

          
11 1, , 1 , , 1 ,m

sf o x y f o x y P x y w o o


       (2.2) 

ce qui entraîne        , , 1 ~ Bêta 1 , , , 1 .o x y m x y m x y      Nous obtenons ainsi :  

             
 

1
, 1 ,

, ;
s sE w x y E o x y

m x y 
    (2.3) 

et  

 

 
 

   

 
   

1 , 1
Var ,

, , 1

1 , 1

, ,

s

m x y
w x y

m x y m x y

m x y

m x y m x y








 






  

pour une taille suffisamment grande de .  Ainsi, nous obtenons la méthode suivante d’estimation de 

moments de :  

                        
  
 

2
, ; 11ˆ

1 , ;

i i i

i A i i

w m x y

n m x y






 



  (2.4) 

qui dépend du paramètre inconnu .  

Nous pouvons utiliser les paramètres du modèle estimés de la procédure d’estimation itérative suivante.  

1. Calculer  

    
   

2

0 11ˆ
1 1

i

i A

w w

n w








   

en tant qu’estimateur initial de ,  où 1 .ii S
w n w


   

2. Au moyen de 
 ˆ ,t  calculer 

 ˆ t  en trouvant le maximiseur de  

        
     ˆ ˆlog , ; ,t t

c s i i i
i S

f o x y   


    

par rapport à ,  où  
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                  
 

   
 

111
, ; , 1 ,

1
m

sf o x y o o
m m

 
 

  

   
 

   
  

et  , ; .m m x y   

3. Calculer  1ˆ t 
 en appliquant l’équation (2.4) selon 

 ˆ .t   Faire une mise à jour itérative de ̂  

et de ̂  jusqu’à la convergence.  

 
3. Test du score pour la spécification du modèle de pondération 
 

La méthode de lissage des poids de la section 2 est justifiée selon l’hypothèse que le modèle de 

pondération est correctement spécifié. En pratique, il peut être recommandé de tester la validité du modèle 

de pondération avant d’utiliser l’estimateur fondé sur le modèle. Dans la présente section, nous considérons 

une version du test du score pour la spécification du modèle. 

Supposons que ˆc  soit le maximiseur de la fonction de vraisemblance conditionnelle dans l’équation 

(1.1). Supposons que ˆd  soit l’estimateur fondé sur le plan de ,  que l’on obtient en maximisant la fonction 

du pseudo log-vraisemblance  

       1
log ; .p i i

i A i

f y 


  x  (3.1) 

L’estimateur par le pseudo maximum de vraisemblance a fait l’objet d’une discussion dans Chambers et 

Skinner (2003). Ainsi, nous pouvons mettre au point un test pour l’hypothèse nulle suivante :  

                                                               ˆ ˆ .d cE E   (3.2) 

Cependant, développer une statistique de test de type Wald pour l’hypothèse nulle de l’équation (3.2) peut 

être fastidieux, car la matrice de variance-covariance de ˆ ˆ
d c   doit être estimée. 

Au lieu de tester l’équation (3.2), nous pouvons envisager de tester l’hypothèse nulle  

   0 0
ˆ: 0,cH E S    (3.3) 

où 0  est la vraie valeur du paramètre et    1ˆ logc cS n L      est la fonction de score obtenue à partir 

de la log-vraisemblance conditionnelle dans l’équation (1.1). Démonstration :  

                                         1ˆ ; , ; , ,c i i s i i
i A

S S x y E S x Y x
n

  


      

où    ; , log ;S x y f y x      et  

       
     

   

; , , ;
; , .

, ;
s

S x y x y f y x dy
E S x Y x

x y f y x dy

  


 








  

Dans certaines conditions de régularité (Binder, 1983), nous pouvons établir que  

       ˆ ˆ 0, ,c c cn S E S N         

L

I  (3.4) 
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car ,n  où 
L

 désigne la convergence en distribution et  
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(3.5)

 

La statistique de test proposée est  

                
1

ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ
d c d c d c dT nS S   


 I   

où ˆd  est l’estimateur par le pseudo maximum de vraisemblance de 0.  Prenons note que  

             
0

ˆ 1 ,d pT T o     

car  
0

ˆ 1 ,d po    que le modèle de pondération soit vérifiable ou non. Selon l’hypothèse nulle dans 

l’équation (3.3), nous pouvons établir, au moyen de l’équation (3.4), que T  converge vers la distribution 

 2 ,q  où  .q dim   Si l’hypothèse nulle est rejetée, cela signifie que  ,x y  est incorrectement 

spécifiée dans la construction de la vraisemblance conditionnelle dans l’équation (1.1). Autrement, nous 

pouvons utiliser sans risque l’estimateur par le maximum de vraisemblance conditionnelle. 

À proprement parler, la matrice d’information dans l’équation (3.5) ne tient pas compte de l’incertitude 

de ̂  dans  ˆ, ; .i i ix y     Pour intégrer l’incertitude dans ˆ,  nous pouvons envisager une autre matrice 

d’information pour .  Le fait de ne pas tenir compte de l’incertitude dans ̂  mènera à la surestimation de 

la variance et à un test prudent. Consulter l’étude par simulation dans la section suivante. 

 
4. Étude par simulation 
 

Pour mettre à l’épreuve notre théorie, nous réalisons une étude par simulation limitée. Dans la simulation, 

nous générons une population finie de taille 10 000N   et utilisons l’échantillonnage de Poisson pour 

sélectionner un échantillon de taille attendue de 1000.n   Nous répétons cette procédure indépendamment 

1000B   fois. 

Dans chaque échantillon de Monte Carlo, nous générons  , ,i i ix y   pour 1, ,i N …  où  ~ 0, 2 ,ix  

0 1 ,i i iy x e       0 1, 0,5; 0,5 ,    2~ 0; 0,5ie N  et      , ~ Bêta , , 1 , ,i i i i i i ix y m x y m x y    

où  

                                             
 
 

0 1 2

0 1 2

exp
, ;

1 exp

x y
m x y

x y

  


  

 


  
 (4.1) 

selon 1 1,  2 1   et 0  constituant différentes valeurs pour différents scénarios afin d’assurer que 

1000.n   Dans l’étude par simulation, nous avons utilisé deux valeurs différentes de , 100   par rapport 

à 1000.   La distribution des poids est moins asymétrique pour 1000.   
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Nous avons quatre plans d’échantillonnage différents : 

Scénario 1. 100;   le modèle de pondération est correctement spécifié.  

Scénario 2. 100;   la tranche inférieure de 30 % de i  est multipliée par 0,25, c’est-à-dire que la 

tranche supérieure de 30 % de iw  dans l’ensemble de données complet est multipliée 

par 4. Par conséquent, le modèle de pondération de l’équation (4.1) n’est pas 

correctement spécifié.  

Scénario 3. 1000;   le modèle de pondération est correctement spécifié.  

Scénario 4. 1000;   la tranche inférieure de 30 % de i  est multipliée par 4, c’est-à-dire que la 

tranche supérieure de 30 % de iw  dans l’ensemble de données complet est multipliée 

par 0,25. Par conséquent, le modèle de pondération de l’équation (4.1) n’est pas 

correctement spécifié.  
 

Nous souhaitons estimer 0  et 1.  Les trois estimateurs suivants sont pris en compte.  

1. EPMV : l’estimateur par le pseudo maximum de vraisemblance ˆd  maximisant l’équation (3.1).  

2. EMVC : l’estimateur par le maximum de vraisemblance conditionnelle ˆc  maximisant l’équation 

(1.1) au moyen de     
1

, ,x y w x y


   et  ,w x y  constitue le poids lissé selon le modèle de 

pondération spécifié. Pour éviter les problèmes d’ordre numérique, nous estimons 2  selon une 

approche fondée sur le plan. 

3. Prétest : l’estimateur de prétest obtenu grâce au test du score de la section 3. Plus précisément, 

l’estimateur de prétest pré̂  pour lequel 0,05   est défini comme  

 
   2

0,95 2
pré

ˆ ˆsiˆ
ˆ sinon,

d

c

T q  




 
 


  

où  2
0,95 2q   est le quantile 0,95 de la distribution  2 2 .  

 

Le tableau 4.1 présente les biais, les erreurs-types et la racine des erreurs quadratiques moyennes 

(REQM) des trois estimateurs à l’aide des échantillons de Monte Carlo. Les résultats de la simulation 

peuvent se résumer comme suit :  

1. L’EPMV est presque sans biais pour tous les scénarios, mais il est moins efficace que les autres 

méthodes des scénarios 1 et 3, où le modèle de pondération est correctement spécifié.  

2. L’EMVC est l’estimateur le plus efficace, mais il présente des biais importants lorsque le modèle 

de pondération n’est pas correctement spécifié. Les gains d’efficacité sont supérieurs pour une 

valeur   plus petite, puisque la distribution des iw  est plus asymétrique et que l’avantage du 

lissage des poids est plus important.  

3. L’estimateur de prétest est presque exempt de biais pour tous les scénarios et peut être plus 

efficace que l’EPMV lorsque le modèle de pondération est correctement spécifié (scénarios 1 et 

3) ou que les poids d’origine sont très variables (scénario 2).  
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Tableau 4.1 

Biais de Monte Carlo, erreurs-types (ET) de Monte Carlo et racine des erreurs quadratiques moyennes (REQM) 

de Monte Carlo des trois estimateurs en fonction des échantillons de Monte Carlo 
 

Scénario Méthode 

0  1  

ET Biais REQM ET Biais REQM 
1 EPMV 0,0768 -0,001 0,0768 0,0799 0,001 0,0800 

EMVC 0,0608 -0,001 0,0608 0,0425 0,001 0,0425 
Prétest 0,0701 0,006 0,0704 0,0672 -0,004 0,0673 

2 EPMV 0,1198 -0,000 0,1198 0,1182 0,008 0,1185 
EMVC 0,0750 0,020 0,0777 0,0375 0,066 0,0764 
Prétest 0,1198 0,001 0,1198 0,1179 0,008 0,1182 

3 EPMV 0,0651 0,000 0,0651 0,0645 0,000 0,0645 
EMVC 0,0525 0,002 0,0526 0,0413 -0,002 0,0413 
Prétest 0,0561 0,003 0,0563 0,0499 -0,003 0,0500 

4 EPMV 0,0455 0,001 0,0456 0,0432 0,000 0,0432 
EMVC 0,0472 0,053 0,0713 0,0432 -0,127 0,1345 
Prétest 0,0456 0,001 0,0456 0,0433 0,000 0,0433 

Note : EPMV signifie estimateur par le pseudo maximum de vraisemblance; EMVC signifie estimateur par le maximum de 
vraisemblance conditionnelle. 

 
Les taux de rejet pour le test du score sont de 0,119, de 0,952, de 0,051 et de 0,997 pour les quatre 

scénarios, respectivement, où le niveau de signification est de 0,05.   Le taux de rejet élevé de 0,119 dans 

le scénario 1 est attribuable à l’effet de ne pas tenir compte de l’incertitude lors du lissage des poids. L’effet 

de ne pas tenir compte de l’incertitude lors du lissage des poids est négligeable dans le scénario 3, puisque 

l’effet du lissage des poids est moins important lorsque   est grand. Le taux de rejet plus élevé indique que 

le test du score est plus conservateur lorsque l’on choisit l’EMVC en employant iw  par rapport à l’EPMV. 

 
5. Mot de la fin 
 

Le présent article est dédié à la mémoire du professeur Chris Skinner. Le premier auteur a collaboré à 

divers projets avec Chris Skinner, et les premiers résultats de leurs recherches ont été publiés dans Kim et 

Skinner (2013). Lorsque Jae Kwang Kim a rendu visite à Chris Skinner à Southampton au cours de l’été 

2011, ils ont d’abord consacré leurs efforts à l’inférence analytique selon l’échantillonnage informatif en se 

penchant sur les travaux de Pfeffermann et Sverchkov (1999), mais ils n’ont pas établi de lien avec le lissage 

des poids à ce moment-là. Ils se sont plutôt concentrés principalement sur la méthode de lissage des poids. 

Environ dix ans plus tard, nous présentons une méthode reliant le lissage des poids au cadre de 

vraisemblance.  

Le lissage des poids est potentiellement utile, mais la correcte spécification du modèle est requise. 

L’estimateur de prétest s’appuyant sur le test du score de la section 3 peut être utilisé en pratique, car il 

compromet l’efficacité du lissage des poids et la robustesse de l’estimation fondée sur le plan. La façon 

d’estimer la variance de l’estimateur de prétest n’est pas examinée dans le présent article et sera étudiée à 

l’avenir. 
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Statistiques officielles fondées sur l’Enquête sur la santé aux 
Pays-Bas pendant la pandémie de COVID-19 

Jan van den Brakel et Marc Smeets1 

Résumé 

L’Enquête sur la santé aux Pays-Bas (ESP), menée par Statistique Pays-Bas, est conçue pour produire des 
estimations directes fiables selon une fréquence annuelle. La collecte des données est fondée sur une combinaison 
d’interviews Web et d’interviews sur place. En raison des mesures de confinement prises pendant la pandémie 
de COVID-19, peu ou pas d’interviews sur place ont pu être effectuées, ce qui a entraîné des variations soudaines 
d’effets de mesure et de sélection sur les résultats de l’enquête. De plus, la production de données annuelles sur 
l’effet de la COVID-19 sur des thèmes liés à la santé ayant un délai d’un an nuit à la pertinence de l’enquête. La 
taille de l’échantillon de l’ESP ne permet pas d’obtenir des résultats pour des périodes de référence plus courtes. 
Dans les deux cas, le problème est résolu en élaborant un modèle de séries chronologiques structurel (MSCS) 
bivarié en vue d’estimer les résultats trimestriels pour huit indicateurs clés de la santé. Ce modèle combine deux 
séries d’estimations directes, une série fondée sur des réponses complètes et une série fondée sur des réponses 
fournies par Internet seulement et permet d’obtenir des prévisions fondées sur le modèle pour les indicateurs qui 
sont corrigés en raison des pertes subies par l’arrêt ou la diminution des interviews sur place pendant les périodes 
de confinement. Le modèle est également utilisé comme une forme d’estimation sur petits domaines et tire des 
renseignements des échantillons des périodes de référence précédentes. Des statistiques à jour et pertinentes 
décrivant les effets de la pandémie de COVID-19 sur la santé aux Pays-Bas sont ainsi publiées. Dans le présent 
article, la méthode fondée sur le MSCS bivarié est comparée à deux autres méthodes. La première emploie un 
MSCS univarié où aucune correction n’est apportée aux estimations en raison des pertes subies par l’arrêt ou la 
diminution des interviews sur place. La deuxième utilise un MSCS univarié doté également d’une variable 
d’intervention modélisant l’effet de cette perte de réponses en raison de l’arrêt ou de la diminution des interviews 
sur place pendant le confinement. 

 
Mots-clés : Estimation sur petits domaines; modèle de séries chronologiques structurel; pandémie de COVID-19. 

 
 

1. Introduction 
 

L’Enquête sur la santé aux Pays-Bas (ESP) est une enquête continue, menée par Statistique Pays-Bas, 

qui évalue la santé, l’utilisation des soins de santé et le mode de vie aux Pays-Bas. La collecte de données 

est fondée sur un plan séquentiel à mode mixte dans le cadre duquel une combinaison d’interviews Web 

(interviews Web assistées par ordinateur [IWAO]) et d’interviews sur place (interviews sur place assistées 

par ordinateur [IPAO]) est appliquée. En raison des mesures de confinement appliquées aux Pays-Bas 

pendant la pandémie de COVID-19, il était interdit de faire des interviews sur place pendant certaines 

périodes de 2020 et de 2021. La figure 1.1 présente une chronologie des périodes de confinement aux Pays-

Bas et des restrictions appliquées aux IPAO pour l’ESP. Pendant les autres parties de ces années, des 

restrictions étaient appliquées aux méthodes normales de collecte de données. Cela s’est traduit par des 

variations soudaines d’effets de sélection et de biais de mesure et, par conséquent, par des variations 

systématiques de résultats de l’ESP. Un deuxième problème est que l’ESP est conçue pour produire des 

estimations fiables sur une base annuelle à l’aide d’estimateurs directs standard comme l’estimateur par la 
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régression généralisée (GREG) (Särndal, Swensson et Wretman, 1992). Normalement, le personnel de 

l’ESP publie annuellement les données pour l’année   au cours du mois de mars de l’année 1.   La 

pandémie de COVID-19, qui a commencé au début de 2020, a clairement montré que la production de 

données annuelles sur l’effet de la COVID-19 sur des thèmes liés à la santé ayant un délai d’environ un an 

nuit fortement à la pertinence de l’enquête. Un autre inconvénient des résultats annuels est que la période 

de la pandémie n’est pas bien délimitée à l’intérieur de la période de référence de l’ESP. Au deuxième 

trimestre de 2020, la demande externe pour que l’ESP fournisse des résultats trimestriels était forte, puisque 

de tels résultats reflètent mieux la réalité actuelle et délimitent mieux les périodes de COVID-19. La taille 

de l’échantillon de l’ESP ne permet toutefois pas de produire des estimations directes suffisamment précises 

pour des périodes de référence trimestrielles.  

 
Figure 1.1 Chronologie des périodes de confinement aux Pays-Bas et des restrictions appliquées aux IPAO 

pour l’ESP, janvier 2020 à juin 2021. 

 

 

 

 

 

 

 

 
 

 
Pour résoudre les problèmes, un modèle de séries chronologiques structurel (MSCS) bivarié est élaboré 

pour huit variables clés de l’ESP mesurées de façon trimestrielle. Ce modèle est utilisé pour apporter des 

corrections en raison des variations d’erreurs de mesure et de sélection causées par la perte de réponses en 

raison de l’arrêt des IPAO et est employé comme une forme d’estimation sur petits domaines (Rao et 

Molina, 2015) puisque ce modèle tire des renseignements des échantillons des périodes de référence 

précédentes afin de produire des estimations suffisamment fiables fondées sur un modèle pour les résultats 

trimestriels de l’ESP. Pour les estimations sur petits domaines, cela s’appelle couramment un emprunt 

d’information dans le temps.  

Les modèles proposés dans cet article peuvent être envisagés comme un élargissement du modèle au 

niveau du domaine (Fay et Herriot, 1979). L’introduction d’une composante temporelle dans ce modèle a 

été proposée à l’origine par Rao et Yu (1994). Dans le présent article, un modèle de séries chronologiques 

multiniveau est appliqué lorsqu’il y a une composante de modèle autorégressif AR(1) pour les termes 

irréguliers du domaine. D’autres auteurs qui ont proposé de tels modèles comme élargissement du modèle 

au niveau du domaine sont Datta, Lahiri, Maiti et Lu (1999), You, Rao et Gambino (2003), You (2008), 

Boonstra, van den Brakel et Das (2021) et Boonstra et van den Brakel (2022). Les modèles d’espace d’états 
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constituent une autre catégorie de modèles de séries chronologiques fréquemment utilisés comme une forme 

d’estimation sur petits domaines. Pfeffermann et Burck (1990), Pfeffermann et Bleuer (1993), Pfeffermann 

et Tiller (2006) et Krieg et van den Brakel (2012) utilisent des modèles d’espace d’états multivariés comme 

une forme d’estimation sur petits domaines pour emprunter de l’information dans le temps et l’espace. 

Pfeffermann (1991), Harvey et Chung (2000) et van den Brakel et Krieg (2016) proposent des modèles de 

séries chronologiques multivariés comme une forme d’estimation sur petits domaines pour les enquêtes sur 

la population active conçues par renouvellement de panel. La différence fondamentale entre les modèles 

d’espace d’états et ceux de séries chronologiques multiniveaux susmentionnés est que les termes irréguliers 

relatifs à la population sont combinés à l’erreur d’échantillonnage en une seule erreur de mesure. Une autre 

différence est que ces modèles sont également appliqués aux séries chronologiques à l’échelle nationale afin 

d’emprunter de l’information dans le temps seulement dans les situations où la période de référence est trop 

courte pour recueillir suffisamment de données en vue d’utiliser un estimateur direct même à l’échelle 

nationale. Par exemple voir Pfeffermann (1991), Tiller (1992) et Harvey et Chung (2000). Dans le présent 

article, les modèles d’espace d’états mentionnés ci-dessus sont adoptés. 

Buelens et van den Brakel (2015) ont proposé une méthode de pondération pour les plans séquentiels à 

mode mixte afin de stabiliser le biais d’une période à l’autre qui existe en raison des fluctuations des 

répartitions des répondants pour les modes de collecte de données dans des versions subséquentes d’enquête 

répétée. Cette méthode repose sur l’hypothèse que la répartition de la population est fixe pour les différents 

modes de collecte des données, ce qui est ajouté sous la forme d’une composante supplémentaire au modèle 

de pondération des estimateurs GREG. Cette méthode ne peut pas être employée comme solution de 

rechange pour compenser la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO pendant le confinement. Cette 

méthode augmente en effet le poids des IPAO, mais également le biais de sélection, car les IPAO sont toutes 

menées en dehors de la période de confinement. 

L’effet net de l’absence d’IPAO est calculé en fonction des réponses des années précédentes. Pour ce 

faire, les IPAO sont retirées des réponses et la pondération des autres réponses est ajustée, ce qui donne 

deux estimations directes pour une variable cible, l’une étant fondée sur des réponses complètes (IWAO et 

IPAO) et l’autre sur les réponses obtenues par Internet seulement (IWAO). Ainsi, il est possible d’élaborer 

des séries chronologiques trimestrielles pour l’ESP à partir du premier trimestre de 2014, soit la série fondée 

sur des réponses complètes et la série fondée sur des réponses par Internet seulement. Les deux séries sont 

les données d’entrée du MSCS bivarié. La série de réponses par Internet est accessible pour tous les 

trimestres, ce qui inclut les périodes de confinement. Pendant les trimestres sans IPAO, il n’y a pas 

d’estimations pour les séries de réponses complètes et le MSCS bivarié permet d’obtenir des prévisions 

immédiates pour les valeurs absentes en se fondant sur la série de réponses par Internet. 

Dans le présent article, le MSCS bivarié est comparé à deux autres modèles plus simples. Le premier 

modèle emploie un MSCS univarié où aucune correction n’est apportée en raison de l’absence d’IPAO. Ce 

modèle applique un MSCS univarié à la série d’estimations directes fondées sur toutes les réponses 

accessibles chaque trimestre. Pour les trimestres où des IPAO ont été tenues, les estimations directes sont 
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fondées à la fois sur les IWAO et les IPAO, elles sont donc égales aux estimations de série de réponses 

complètes. Pour les trimestres où aucune IPAO n’a été tenue, les estimations directes sont fondées seulement 

sur les IWAO et sont donc égales aux estimations obtenues à partir de la série de réponses par Internet. Le 

deuxième modèle utilise un MSCS univarié doté également d’une variable d’intervention modélisant l’effet 

de la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO pendant le confinement.  

Le présent article est organisé comme suit : La section 2 comporte une description de l’ESP et les 

modèles de séries chronologiques structurels univariés et bivariés sont élaborés à la section 3. La section 4 

présente les résultats, et la section 5 porte sur les résultats trimestriels officiels de l’ESP publiés par 

Statistique Pays-Bas. L’article se termine par une discussion à la section 6. 

 
2. Enquête sur la santé aux Pays-Bas 
 

L’Enquête sur la santé aux Pays-Bas (ESP) est une enquête continue qui évalue chaque année la santé, 

l’utilisation des soins de santé et le mode de vie aux Pays-Bas. La population cible correspond à la 

population néerlandaise vivant dans des ménages privés. Chaque mois, un échantillon stratifié en une étape 

d’environ 1 250 personnes est tiré de la base de données néerlandaise de dossiers personnels. Les strates 

sont définies par les municipalités.  

Les personnes de l’échantillon sont invitées à participer à des IWAO. Les non-répondants sont sollicités 

une deuxième fois pour les inviter à participer à une interview sur place (IPAO). Pour réduire les coûts 

d’administration, le pourcentage de réponses aux IWAO est augmenté en sélectionnant des échantillons de 

non-répondants aux IWAO, ces derniers étant sollicités de nouveau pour participer à des IPAO au moyen 

d’une stratégie de groupe cible employée depuis 2018. Les non-répondants aux IWAO sont tout d’abord 

subdivisés en groupes cibles en fonction de leur âge, de leur revenu et de leur contexte de migration. Seul 

un échantillon de chaque groupe cible est sollicité une deuxième fois.  

Jusqu’en 2020, il y avait environ 10 000 répondants par année, dont 6 500 personnes participant à une 

IWAO et 3 500 à une IPAO. Les réponses sont plus ou moins réparties uniformément au fil des mois. En 

raison de la pandémie de COVID-19 qui a débuté en 2020, il y a eu une période de confinement aux Pays-

Bas qui a commencé à la mi-mars 2020. Le premier assouplissement des règles sanitaires a eu lieu en mai 

2020. En raison de cette période de confinement, aucune interview sur place n’a été tenue à partir de la mi-

mars 2020 jusqu’à la fin juillet 2020. Une deuxième période de confinement a commencé à la mi-décembre 

2020, et les restrictions ont été graduellement assouplies à partir de mars 2021. Ce confinement a entraîné 

l’arrêt des interviews sur place de la mi-décembre 2020 à la fin mars 2021. À partir d’avril 2021, les 

interviews sur place étaient à nouveau possibles. Afin d’accroître le taux de réponse pendant la pandémie, 

les personnes sélectionnées pour participer à des IPAO ont eu la possibilité de fournir leurs réponses par 

Internet. Une lettre d’invitation a été envoyée lorsque les interviews sur place n’étaient pas autorisées, et 

elle a été remise en main propre autrement. En 2020, seules quelques personnes ont utilisé cette option et 

elles ont été classées comme des répondants de l’IWAO. En 2021, une grande partie des personnes 
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sélectionnées pour les IPAO ont fourni leurs réponses par Internet. Ce mode de réponse sera désigné comme 

réponse IPAO/IWAO. Le tableau 2.1 présente le nombre de répondants par mois et le mode de réponse. 

Le tableau 2.1 montre qu’en 2020 le nombre d’IPAO est plus faible en mars et en décembre et qu’il est 

complètement nul d’avril à juillet. Le nombre élevé d’IWAO en mai est le résultat des mesures de 

compensation prises par Statistique Pays-Bas pour combler les lacunes en matière de réponses entraînées 

par le confinement. En 2021, il n’y a aucune IPAO au premier trimestre et le nombre d’IPAO est plus faible 

en avril et en mai. Le nombre d’IPAO semble se rétablir à partir du mois de juin.  

Les résultats annuels sont obtenus en pondérant le nombre de répondants au moyen de l’estimateur par 

la régression généralisée (Särndal et coll., 1992). Ainsi, la situation est corrigée, du moins en partie, pour la 

non-réponse sélective. Le modèle de pondération est donné par Genre_2   Âge_16 + Étatmatrimonial_4 + 

Urbanisation_5 + Région_16 + Tailleduménage_5 + Genre_2   Âge_3   Étatmatrimonial_4 + Région_4 

  Âge_3 + Antécédentsmigratoires_4 + Saisonenquête_4 + Revenu_5 + Richesse_5 + Groupecible_12. 

Les chiffres désignent le nombre de catégories et les signes de multiplication indiquent l’utilisation de 

paramètres d’interaction entre les variables. Prière de noter que Groupecible_12 est inclus depuis 2018. 

 
Tableau 2.1 

Nombre de répondants à l’ESP de 2020 en fonction du mode et du mois  
 

   IPAO IPAO/IWAO IWAO Total 
2020 Janvier 265  584 849 
 Février 261  586 847 
 Mars 104  917 1 021 
 Avril 0  455 455 
 Mai 0  1 118 1 118 
 Juin 0  708 708 
 Juillet 0  483 483 
 Août 193  527 720 
 Septembre 286  259 545 
 Octobre 149  763 912 
 Novembre 181  587 768 
 Décembre 53  286 339 

 Total 1 492  7 273 8 765 
2021 Janvier 0 48 738 786 

Février 0 36 546 582 
Mars 0 22 655 677 
Avril 38 77 460 575 
Mai 51 62 738 851 
Juin 109 62 283 454 

Total 198 307 3 420 3 925 
Note : ESP signifie Enquête sur la santé aux Pays-Bas; IPAO signifie Interviews sur place assistées par ordinateur; IWAO signifie 

Interviews Web assistées par ordinateur.  

 
En consultant les utilisateurs principaux des données de l’ESP, c’est-à-dire le National Institute for 

Public Health and Environmental Protection, le ministère de la Santé, du Bien-être et des Sports et le 

Netherlands Institute for Social Research, huit indicateurs de l’ESP ont été sélectionnés et une méthode à 

inférence basée sur un modèle est élaborée pour ceux-ci en vue de produire des résultats trimestriels corrigés 

pour la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO pendant les périodes de confinement. Ces huit 
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indicateurs sont le niveau de santé perçu, le pourcentage de personnes qui ont l’impression d’être en 

mauvaise santé mentale, les visites chez le dentiste, les consultations d’omnipraticiens, les consultations de 

spécialistes, le tabagisme quotidien, la consommation excessive d’alcool et l’embonpoint. Ces indicateurs 

couvrent les trois principaux sujets de l’enquête : santé (perception), l’utilisation des soins de santé et le 

mode de vie. 

Le présent article ne montre que les résultats en matière de perception de l’état de santé, de visites chez 

le dentiste, de tabagisme quotidien et de consommation excessive d’alcool. Les résultats pour les personnes 

en mauvaise santé mentale sont semblables à ceux pour le niveau de santé perçu et les résultats pour les 

variables d’utilisation des soins de santé « consultations d’omnipraticiens » et « consultations de 

spécialistes » sont semblables à ceux sur les visites chez le dentiste. Il s’avère que l’embonpoint est un 

indicateur constant et qu’il est à peine touché par la pandémie de COVID-19. Le niveau de santé perçu est 

mesuré pour les personnes de tous âges. Cinq réponses sont possibles : très bonne, bonne, assez bonne, 

médiocre et très médiocre. Le résultat est le pourcentage de personnes qui ont indiqué « très bonne » ou 

« bonne » comme réponse. Les visites chez le dentiste mesurent le pourcentage de personnes de tous âges 

qui ont consulté un dentiste au cours des quatre dernières semaines. Le tabagisme quotidien concerne le 

pourcentage de personnes qui fume de façon quotidienne et est mesuré pour les personnes âgées de 18 ans 

et plus. La consommation excessive d’alcool est mesurée pour la population âgée de 18 ans et plus et mesure 

le pourcentage de personnes consommant 21 unités d’alcool ou plus par semaine pour les hommes ou de 

14 unités ou plus par semaine pour les femmes. 

 
3. Modèle de séries chronologiques structurel 
 
3.1 Modèles univariés 
 

Deux MSCS univariés sont considérés. Aˆ
ty  désigne l’estimation GREG au cours du trimestre t  pour le 

paramètre de population inconnu en se fondant sur toutes les données de réponses accessibles. Le premier 

MSCS univarié ne tient pas compte de la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO et est tout d’abord 

défini par un modèle d’erreur de mesure qui indique que les estimations de l’échantillon sont obtenues à 

l’aide du vrai paramètre de population, par exemple, ,t  pour le trimestre ,t  et d’une erreur 

d’échantillonnage, par exemple, A .t  Cela permet d’obtenir le modèle d’erreur suivant : A Aˆ .t t ty     Au 

cours de la prochaine étape, le paramètre de population est modélisé en fonction d’une tendance qui décrit 

la variation à faible fréquence de la série, par exemple, ,tL  d’une composante saisonnière pour les 

fluctuations saisonnières, par exemple, ,tS  et d’un terme d’écart de population pour la variation inexpliquée 

du paramètre de population, soit .tI  Le MSCS de base pour le paramètre de population est donc : 

.t t t tL S I     L’insertion du MSCS pour le paramètre de population dans le modèle d’erreur de mesure 

permet d’obtenir le premier MCSC univarié :  

 A A Aˆ .t t t t t t t ty L S I L S e        (3.1) 
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Il convient de mentionner que dans (3.1) l’erreur d’échantillonnage et le terme d’écart de population sont 

combinés de façon pratique en une seule erreur de mesure, c’est-à-dire A A .t t te I    La tendance tL  est 

modélisée en fonction d’un modèle de tendance lisse (Durbin et Koopman, 2012, chapitre 3) : 

 
1 1

R
1 ,

t t t

t t t

L L R

R R 
 



 

 
 

(3.2)
 

où 

    R 2 R R
R0, , Cov , 0 .~ ,   pour , et 1't t t tt

'fN t t f         

Le modèle de tendance consiste en un niveau tL  et une pente tR  avec un terme de perturbation de pente 
R .t  Dans un modèle standard de tendance lisse, la variance des termes de perturbation de la pente ne varie 

pas dans le temps, c’est-à-dire que 1tf   pour tout .t  La variance des termes de perturbation de la pente 
2
R ,  qui sont estimés en fonction du maximum de vraisemblance (voir la sous-section 3.4), détermine la 

souplesse du modèle de tendance (3.2). Pour certaines variables, la pandémie de COVID-19 entraîne une 

augmentation soudaine et marquée des estimations directes d’un trimestre à l’autre. Particulièrement au 

début de la pandémie de COVID-19, les estimations du maximum de vraisemblance pour 2
R  sont fondées 

sur les variations entre les périodes observées dans le passé. Une augmentation soudaine des variations 

d’une période à l’autre pour la série de données d’entrée entraîne donc une erreur de spécification temporaire 

dans le cadre du MSCS. Autrement dit, pour certaines variables, l’hypothèse selon laquelle la volatilité des 

variations d’une période à l’autre n’est pas touchée par la pandémie de COVID-19 n’est pas respectée. Afin 

d’éviter les erreurs de spécification temporaires dans le cadre du MSCS au début de la pandémie de COVID-

19, la souplesse du modèle de tendance est augmentée en définissant une variance qui dépend du temps pour 

les termes de perturbation de la pente. Pour ce faire, l’estimation du maximum de vraisemblance est 

multipliée par un facteur 1tf   pour 2
R .  Par conséquent, la variance des termes de perturbation de la pente 

est égale à 2
R .tf   Les valeurs de tf  ne sont pas déterminées dans le cadre du modèle, comme expliqué à la 

section 4. Cette approche a été initialement proposée par van den Brakel, Souren et Krieg (2022) et est 

comparée à d’autres approches pour tenir compte des variations soudaines de série de données d’entrée d’un 

MSCS en raison de la pandémie de COVID-19.  

Augmenter la variance des termes de perturbation de la pente à l’aide de facteurs tf  veut dire qu’à 

mesure que la variance de ces termes augmente, l’influence des observations plus éloignées dans le temps 

sur le niveau de la tendance diminue. L’approche proposée suppose que les estimations filtrées accordent 

un facteur de pondération plus faible pour les résultats du passé et un facteur de pondération plus élevé pour 

les estimations directes obtenues au cours du dernier mois. Cette approche semble raisonnable pendant les 

périodes où la situation mondiale change soudainement et ne peut être comparée à celle du passé, comme 

ce fut le cas pour la pandémie de COVID-19. 

La composante saisonnière tS  est modélisée selon un modèle saisonnier trigonométrique (Durbin et 

Koopman, 2012, chapitre 3) et est donnée par : 
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                                                   1, 2,    ,t t J tS      (3.3) 

où 

   *
,  ,  1 ,  1 , cos sin  

2 2
j t j t j t j t

j j

J J

 
    

   
     

   
  

                                        * * *
, , 1 ,   1 ,cos sin   1, , 2.

2
po r

2
uj t j t j t j t

j j
j J

J J

 
    

   
       

   
  

Pour les trimestres 4,J   il est vérifié que : 

                                                                        1, 2,  ,t t tS     (3.4) 

où les harmoniques : 

  *
1, 1, 1 1,  ,t t t      

    * *
1, 1, 1 1, ,t t t       

      2, 2, 1 2,  .t t t       

Il convient de mentionner que le dernier terme défini par (3.3) est égal à * * *
2, 2, 1 2,   t t t     et peut être 

ignoré, car *
2, t  n’est pas utilisé pour les trois harmoniques précédentes et ne joue aucun rôle dans l’équation 

de mesure. Voici les hypothèses pour les termes de perturbation saisonnière : 

      2 * 2 2
1, ω 1, ω 2, ω0, , 0, , 0, ,~~ ~t t tN N N        

et 

         , ,
Cov , 0, pour et 1,  2'j t j t

't t j       

             * *
1, 1,

Cov , 0, pour't t

't t      

            *
, 1,Cov , 0, pour tout et 1,  2j t t t j      

             1, 2,Cov , 0, pour tout .t t t     

La pandémie de COVID-19 peut influencer à la fois les tendances et les variations saisonnières. Puisqu’il 

est impossible d’estimer un changement structurel de variation saisonnière attribuable à la pandémie de 

COVID-19 pendant une période inférieure à un an au cours de cette pandémie, il est présumé que cette 

dernière a un effet sur le développement de la tendance seulement. La composante saisonnière tS  est donc 

modélisée en fonction d’un modèle saisonnier trigonométrique avec une variance qui ne dépend pas du 
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temps. Ainsi, les variations saisonnières sont modélisées de façon dynamique et il est donc possible de tenir 

compte des effets de la pandémie de COVID-19 sur celles-ci. 

Afin de tenir compte de l’hétéroscédasticité entraînée, notamment par des changements de nombre de 

répondants et de plan d’échantillonnage, l’erreur de mesure A
te  est mise à l’échelle avec l’erreur-type de la 

série de données d’entrée de Aˆ
ty  (Binder et Dick, 1990) : 

    A A AV̂ ˆ , t t te y e   (3.5) 

  A 2
e, A0, ,~te N    

  A A ,Cov , 0, pour't t

'e e t t     

ainsi qu’avec l’estimation de variance  AV̂ ˆ
ty  de Aˆ .ty  L’estimation  AV̂ ˆ

ty  n’est pas obtenue dans le cadre 

du MSCS, elle est déterminée à partir des données d’échantillons et est entrée dans le MSCS sous la forme 

d’une valeur connue a priori. Il convient de mentionner que dans (3.5) un modèle multiplicatif est choisi 

pour la variance de l’erreur de mesure. Un modèle additif de même forme peut être envisagé comme solution 

de rechange. Il convient de mentionner que  AV̂ ˆ ,ty  dans (3.5), ne représente pas la variance réelle de la 

population, mais une estimation de la variance soumise à des incertitudes et elle peut être supérieure ou 

inférieure à la variance réelle. Un modèle multiplicatif offre l’avantage d’ajuster la variance de l’estimateur 

GREG et il est suffisamment souple pour la réduire si  AV̂ ˆ
ty  est trop élevé par rapport à la variance réelle. 

Des modèles de variance semblables sont notamment utilisés par Binder et Dick (1990), van den Brakel et 

Krieg (2015), Elliot et Zong (2019) et Gonçalves, Hidalgo, Silva et van den Brakel (2022). 

Le modèle (3.1) emprunte l’information du passé à la fois pour la tendance tL  et les variations 

saisonnières tS  afin d’améliorer l’exactitude des estimations directes. Elle tient également compte d’une 

augmentation soudaine de la volatilité du paramètre de population en augmentant temporairement la 

souplesse de la tendance. Pour tenir compte des changements soudains d’erreurs de sélection et de mesure 

attribuables à la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO pendant le confinement, une variable 

d’intervention est ajoutée au modèle (3.1), ce qui permet d’obtenir le deuxième modèle univarié : 

                                                              A Aˆ .
3

t
t t t t

x
y L S e     (3.6) 

Dans le cas présent, tx  représente le nombre de mois au cours du trimestre t  sans IPAO et   un 

coefficient de régression qui peut être considéré comme l’effet net du changement de biais de mesure et de 

sélection en raison de la perte de réponses compte tenu de l’arrêt des IPAO. Dans un trimestre où des IPAO 

sont tenues tous les mois, 3 0tx   et   sont ignorées. Dans un trimestre sans répondants aux IPAO, 

3 1tx   et   absorbe l’effet de la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO et permet d’éviter que 

les estimations du modèle pour le paramètre de population t  soient touchées, du moins en partie. Si un 

trimestre ne comprend qu’un ou deux mois sans IPAO, alors 3 1 3tx   ou 3 2 3tx   respectivement et 
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la correction de   correspond proportionnellement au nombre de mois sans IPAO au cours de ce trimestre. 

La tendance, la composante saisonnière et l’erreur de mesure sont respectivement définies par (3.2), (3.3) 

et (3.5). 

Comparativement au modèle (3.1), le modèle (3.6) s’adapte mieux à la perte de réponses en raison de 

l’arrêt des IPAO pendant le confinement. Le modèle (3.6), toutefois, présume qu’il n’y a aucun changement 

structurel pour l’évolution du paramètre de population .t  Si le confinement entraîne notamment des 

minimums ou des maximums de paramètre de population importants, on peut s’attendre à ce que cela soit 

partiellement et incorrectement absorbé par le coefficient de régression de la variable d’intervention. Pour 

tenir compte de ce risque, le modèle bivarié présenté dans la prochaine section est élaboré. 

 
3.2 Modèle bivarié 
 

Les séries de données d’entrée pour le modèle bivarié correspondent aux estimations directes 

trimestrielles fondées sur des réponses complètes, désignée par Cˆ
ty  (série de réponses complètes), et aux 

estimations directes trimestrielles fondées sur des réponses par Internet seulement, désignée par Wˆ
ty  (série 

de réponses par Internet). La différence systématique entre les deux séries relevées au cours des années 

précédant le début de la pandémie de COVID-19 est utilisée dans un MSCS bivarié pour produire des 

estimations fondées sur un modèle pour le paramètre de population, ces estimations corrigeant la perte de 

réponses en raison de l’arrêt des IPAO pendant le confinement. Voici le MSCS bivarié donné par 

l’équation : 

  
C C

W W
.

ˆ 01

ˆ 1
t t

t t
tt t

y e
L S

y e

     
         
      

 (3.7) 

Le premier élément indique que Cˆ
ty  et Wˆ

ty  sont deux estimations pour le paramètre de population 

inconnu qui est séparé en deux composantes : une tendance et une composante saisonnière. Le terme 

irrégulier de population tI  est combiné aux erreurs d’échantillonnage, de façon semblable à ce qui est fait 

pour les modèles univariés. La tendance tL  est modélisée à l’aide du modèle de tendance lisse lorsque la 

variance des termes de perturbation de la pente varie dans le temps, comme définie par l’équation (3.2), et 

la composante saisonnière tS  l’est avec le modèle trigonométrique de l’équation (3.4). Le deuxième élément 

de (3.7), c’est-à-dire ,t  modélise la différence systématique entre la série de réponses complètes et la série 

de réponses par Internet sous la forme d’une marche aléatoire, donnée par :  

     1 λ, ,t t t     (3.8) 

où 

  2
λ, λ,~ 0t N    

  λ, λ,
.Cov , 0, pour't t

t t      
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Puisque l’hypothèse d’une marche aléatoire est posée, le modèle tient compte des différences entre Cˆ
ty  

et Wˆ
ty  qui changent graduellement. Le troisième élément de (3.7) comprend l’erreur de mesure. Elle contient 

l’erreur d’échantillonnage de ˆ k
ty  et le terme irrégulier de population, c’est-à-dire  k k

t t te I    pour 

 C, W .k   L’erreur de mesure tient compte de l’hétéroscédasticité en mettant à l’échelle l’erreur de 

mesure avec l’erreur d’échantillonnage de la série de données d’entrée ainsi que de la corrélation positive 

entre Cˆ
ty  et Wˆ

ty  qui existe parce que les deux estimations sont fondées sur les mêmes répondants en ligne. 

Pour ce faire, le modèle d’erreur de mesure suivant est employé : 

    V   V , soit l’estimation de varian ˆcˆ ˆˆ ˆ, avec e dek k k k k
t t t t te y e y y   (3.9) 

et 

  2
e,0~ ,k

t kNe    

          
W

C W C W

C
C ˆov , ˆˆ ˆ ˆV ˆVt

t t t t

t

n
y y y y

n
   

                Cov , 0, pour .'

k k
t t

e e t t     

La covariance entre les erreurs de mesure est obtenue de la façon décrite ci-dessous. Selon Kish (1965), 

la corrélation entre deux variables de deux échantillons qui se chevauchent partiellement est donnée par : 

                 1 2

1 2

1 2

Cor ,
n

z z
n n




   

où 

 1z  est la variable de l’échantillon 1s  de taille 1;n  

 2z  est la variable de l’échantillon 2s  de taille 2 ;n  

 1 2n   représente la taille du chevauchement des échantillons 1s  et 2 ;s  

   représente la corrélation entre 1z  et 2z  fondée sur les répondants 1 2n   inclus dans 1s  

et 2 .s  
 

Dans le cas présent, l’échantillon 1s  est l’échantillon des réponses complètes et l’échantillon 2s  celui 

des répondants des IWAO. Supposons que C
1

ˆ ,tz y W
2

ˆ ,tz y C
1 tn n  et W

2 ,tn n  que C
tn  représente la taille 

des réponses complètes au cours du trimestre t  et que W
tn  est la taille des réponses par Internet au trimestre 

.t  Dans ce cas, le chevauchement des échantillons équivaut à l’échantillon comprenant les répondants des 

IWAO. Par conséquent, nous avons W
1 2 tn n   et 1.   Donc, il en résulte que : 

             
WW

C W

C W C
C ˆ ˆor , tt

t t

t t t

nn
y y

n n n
    
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et 

      
W

C W C W

C
Cov , V V .ˆ ˆˆ ˆ ˆ ˆt

t t t t

t

n
y y y y

n
   

En conséquence, voici la matrice de covariance pour les erreurs de mesure de (3.7) : 

 
   
   

C 2 C WC
e, C

W C W W 2
e, W

ˆ ˆ ˆ ˆ

ˆˆ

V Cov ,0
~ , .

0 Cov , Vˆ ˆ

t t tt

t t t t

y y ye
N

e y y y





                  

 (3.10) 

Comme pour les modèles univariés,  CV̂ ˆ ,ty  WV̂ ˆ
ty  et  C WCov ˆ,ˆ

t ty y  ne sont pas estimés dans le cadre 

du MSCS et sont obtenus à l’aide des données d’échantillons. Ces estimations sont utilisées dans (3.7) sous 

la forme de valeurs connues a priori. 

Pendant le confinement, Cˆ
ty  est une variable absente, mais Wˆ

ty  est observé. Le MSCS bivarié défini par 

(3.7) permet d’obtenir des estimations de la tendance  tL  et du signal  t tL S  des paramètres de 

population d’intérêt. Ces estimations sont corrigées pour le biais attribuable à la perte de réponses en raison 

de l’arrêt des IPAO parce que le modèle tient compte de la différence systématique entre Cˆ
ty  et Wˆ

ty  par 

l’entremise du deuxième élément du modèle  .t  Cette correction repose sur l’hypothèse selon laquelle la 

différence systématique entre Cˆ
ty  et Wˆ

ty  comme observée avant le début de la pandémie de COVID-19 ne 

change pas pendant le confinement. 

 

3.3 Estimations directes pour les modèles de séries chronologiques 
 

Les estimations trimestrielles directes de l’ESP peuvent être calculées à partir du premier trimestre de 

2014. À partir du premier trimestre de 2014 jusqu’au dernier trimestre de 2019, ces estimations directes 

reposent sur les réponses annuelles pondérées de l’ESP obtenues en appliquant l’estimateur GREG. Les 

estimations trimestrielles Cˆ
ty  de la série de réponses complètes sont obtenues en calculant l’estimateur par 

domaine fondé sur l’estimateur GREG où le trimestre t  est considéré comme le domaine. Les estimations 

trimestrielles Wˆ
ty  sont obtenues en recalculant l’estimateur GREG à l’aide des réponses des IWAO 

seulement et en calculant ensuite l’estimateur par domaine fondé sur l’estimateur GREG où le trimestre t  

est le domaine. Au cours des trimestres précédant l’année 2020, il n’y avait pas d’arrêt des IPAO et les 

estimations directes Aˆ
ty  sont égales à Cˆ .ty  Les erreurs-types sont calculées à l’aide du langage de 

programmation R (R Core Team, 2015) et du module « survey » (Lumley, 2014). Pour l’estimation des 

erreurs-types, le plan d’échantillonnage de l’ESP est pris en compte, la stratification étant fondée sur un 

classement recoupé des mois et des provinces. Ce classement est effectué en fonction des provinces plutôt 

que des municipalités pour que les strates soient associées à suffisamment de répondants. 

Comme la décision de publier des résultats trimestriels a été prise en juin 2020, les estimations directes 

pour les deux premiers trimestres de 2020 sont fondées sur les réponses pondérées qui dépendent de 

l’estimateur GREG disponible de janvier à juin 2020. Les estimations pour le troisième trimestre de 2020 

sont fondées sur les réponses pondérées disponibles de janvier à septembre 2020 et celles du quatrième 
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trimestre reposent sur les réponses annuelles pondérées de 2020. Pour tous les trimestres, le même modèle 

de pondération et les mêmes chiffres de population des covariables sont utilisés. Les estimations directes 

pour le premier trimestre de 2021 ont été calculées de façon similaire et sont fondées sur les réponses reçues 

de janvier à mars 2021. Les estimations pour le deuxième trimestre de 2021 sont fondées sur les réponses 

reçues de janvier à juin 2021. Ainsi, les estimations Wˆ
ty  pour la série fondée sur des réponses par Internet 

ont été obtenues pour tous les trimestres de 2020 et les deux premiers trimestres de 2021.  

L’ajout d’échantillons trimestriels en cours d’année se traduit par un ensemble de données annuelles de 

plus en plus grand. L’avantage principal de cette approche est que toutes les données disponibles sont 

utilisées pour le schéma de pondération de l’estimateur GREG. Il convient de mentionner que cela 

n’augmente que légèrement l’hétérogénéité entre les estimations directes trimestrielles, puisque la variance 

de ces dernières est de l’ordre de la taille de l’échantillon trimestriel et non de la taille de l’échantillon 

complet. Il pourrait y avoir un effet mineur puisque la fluctuation des poids GREG diminue si la taille de 

l’échantillon utilisé pour la pondération augmente. Toutefois, cela ne pose pas de problème, puisque la 

variance des erreurs de mesure est proportionnelle à la variance des estimations GREG utilisée dans la série 

de données d’entrée, comme l’indiquent les équations (3.9) et (3.10). Cette approche ne crée pas non plus 

de liens de dépendance supplémentaires entre les estimations trimestrielles, puisqu’il n’y a pas de 

chevauchement des échantillons des estimations trimestrielles et que la variance des estimateurs GREG 

repose sur des résidus GREG, ceux-ci étant censés être indépendants. 

Pour la série fondée sur des réponses complètes Cˆ ,ty  les données du deuxième trimestre de 2020 sont 

absentes et celles des autres trimestres reposent sur des réponses où les IPAO sont partiellement à l’arrêt 

(tableau 2.1). Au cours du premier trimestre de 2020, les IPAO sont manquantes seulement pour les deux 

dernières semaines du mois de mars et, pour ce trimestre, on suppose qu’il y a suffisamment de réponses 

provenant des IPAO pour obtenir des estimations plausibles. Donc, au cours du premier trimestre de 2020, 

les estimations C Aˆ ˆ
t ty y  sont fondées sur les réponses provenant des IWAO et des IPAO et, au cours du 

deuxième trimestre de 2020, la variable Cˆ
ty  est absente et A Wˆ ˆ .t ty y  Au troisième trimestre de 2020, les 

réponses provenant des IPAO sont seulement disponibles pour août et septembre. Dans le cas présent, une 

correction est apportée à Cˆ
ty  en se fondant sur le modèle bivarié (3.7). L’estimation directe Cˆ

ty  pour le 

troisième trimestre de 2020 est obtenue en calculant l’estimateur par domaine fondé sur la GREG appliqué 

aux réponses obtenues en août et en septembre moins 1 3  de la différence ˆt  du deuxième trimestre estimée 

à l’aide du modèle (3.7). Aucune correction n’est appliquée aux erreurs-types correspondantes. L’estimation 

directe Aˆ
ty  du troisième trimestre est égale à la moyenne pondérée et non corrigée des réponses obtenues en 

août et en septembre. Pour le quatrième trimestre de 2020, il n’y a pas eu d’IPAO pendant seulement deux 

semaines et on suppose qu’il y a suffisamment de réponses disponibles provenant des IPAO pour obtenir 

des estimations plausibles, alors C Aˆ ˆ .t ty y  

En 2021, en plus des IPAO et des IWAO, il y a aussi des réponses provenant de IPAO/IWAO (section 2). 

Deux scénarios ont été élaborés pour déterminer la meilleure façon d’utiliser les réponses provenant des 

IPAO/IWAO. Dans le premier scénario, les résultats trimestriels sont calculés en considérant les réponses 
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provenant des IPAO/IWAO comme des réponses provenant des IPAO et, dans le deuxième scénario, les 

réponses provenant des IPAO/IWAO sont considérées comme des réponses provenant des IWAO. Étant 

donné qu’il n’y avait pas de différences importantes entre les résultats des deux scénarios, les réponses 

provenant des IPAO/IWAO sont traitées comme des réponses provenant des IWAO. Les résultats de cette 

comparaison ne sont pas présentés dans le présent article. Pendant le premier trimestre de 2021, Cˆ
ty  est 

absent et A Wˆ ˆ .t ty y  Pendant le deuxième trimestre de 2021, des IPAO sont tenues, alors C Aˆ ˆ .t ty y  

Ainsi, des séries de données d’entrée pour les modèles (3.1), (3.6) et (3.7) sont obtenues. Les séries 

englobent le premier trimestre de 2014 jusqu’au deuxième trimestre de 2021. Les séries Aˆ
ty  et Wˆ

ty  sont 

disponibles pour tous les trimestres, alors que les estimations de la série Cˆ
ty  sont absentes pour le deuxième 

trimestre de 2020 et le premier trimestre de 2021. 

 
3.4 Estimations fondées sur un modèle  
 

Compte tenu de la série d’estimations directes Aˆ ,ty Cˆ
ty  et Wˆ ,ty  des estimations fondées sur un modèle 

défini par les équations (3.1), (3.6) ou (3.7) peuvent être produites. À cette fin, les trois modèles sont 

exprimés en fonction d’une représentation en espace d’états, le filtre de Kalman étant ensuite appliqué pour 

obtenir des estimations optimales des variables d’état, c’est-à-dire les variables qui définissent la tendance 

  ,, t tL R  la composante saisonnière  *
1, 1, 2,,  , t t t    et le paramètre de biais  .t  Le filtre de Kalman 

présume que les valeurs des hyperparamètres, c’est-à-dire les variances des erreurs de mesure et des termes 

de perturbation d’état  2 2 2 2 2 2
R ω λ e, A e, C e, W,  ,  ,   ,, ,       sont connues. Les estimations de ces hyperparamètres 

sont obtenues à l’aide du maximum de vraisemblance. À cette fin, une fonction de probabilité, obtenue par 

la décomposition de l’erreur une étape à l’avance, est maximisée à l’aide de l’algorithme d’optimisation 

numérique MaxBFGS. Le filtre de Kalman est un algorithme récursif qui est exécuté à partir de 1t   jusqu’à 

la dernière valeur de la série et qui donne des estimations optimales avec les erreurs-types connexes pour 

les variables d’état et le signal pour chaque période t  en se fondant sur la série observée jusqu’à la période 

.t  Il s’agit des estimations filtrées. Ces estimations filtrées des vecteurs d’états antérieurs peuvent être mises 

à jour si de nouvelles données deviennent disponibles. Cette procédure est appelée lissage et permet 

d’obtenir des estimations lissées fondées sur la série chronologique complète. Dans le cas présent, les 

estimations filtrées sont l’élément d’intérêt principal, puisqu’elles sont fondées sur l’ensemble complet de 

renseignements qui seraient accessibles dans le processus habituel pour produire une estimation fondée sur 

un modèle pour le trimestre .t  Les variables d’état du filtre de Kalman sont initialisées en fonction d’une 

variance infinie, ce qui signifie que les valeurs initiales des variables d’état sont égales à zéro et que leur 

erreur-type est très élevée. Après quelques itérations, les estimations filtrées des états convergent vers une 

répartition appropriée. Pour cette raison, ces estimations filtrées pour les états des premières périodes d  de 

la série sont ignorées dans le cadre de l’analyse où d  est égal au nombre de variables d’état dont la variance 

est infinie dans le cadre de l’initialisation. Voir Durbin et Koopman (2012) pour obtenir de plus amples 

détails sur la représentation en espace d’états pour les MSCS, le filtre de Kalman et la procédure 
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d’estimation du maximum de vraisemblance pour les hyperparamètres. Les calculs sont effectués avec 

Ssfpack 3.0 (Koopman, Shephard et Doornik, 2008) en combinaison avec le module Ox (Doornik, 2009). 

Le filtre de Kalman fournit des estimations optimales pour les variables d’état. Pour la présente 

application, la tendance  tL  et le signal  t tL S  du paramètre de population sont particulièrement 

intéressants, puisqu’il s’agit des variables qui sont publiées sous la forme d’indicateurs trimestriels officiels 

de la santé. Les erreurs-types de ces estimations sont obtenues à partir de la récursivité du filtre de Kalman. 

Elles ne tiennent pas compte de l’incertitude supplémentaire qui existe puisque les valeurs des 

hyperparamètres sont remplacées par les estimations du maximum de vraisemblance dans les processus 

récursifs du filtre de Kalman. Il s’agit de l’approche normale pour les applications d’espace d’états, mais 

elle fournit des estimations trop optimistes pour les erreurs-types. Il convient de mentionner que 

Pfeffermann et Tiller (2005) proposent d’utiliser un boostrap qui tient compte de l’incertitude supplé-

mentaire pour les estimations du maximum de vraisemblance des hyperparamètres du filtre de Kalman. 

La sélection du modèle repose sur des outils de diagnostic de modèles définis en fonction de probabilités, 

comme le critère d’information d’Akaike et le critère d’information bayésien (Durbin et Koopman, 2012, 

chapitre 7). Les hypothèses sur la normalité pour les termes de perturbation d’état des MSCS présentés aux 

sous-sections 3.1 et 3.2 supposent que les innovations standardisées ou les prévisions d’une étape à l’avance 

ont une courbe standard normale. Pour ces trois modèles, on évalue s’ils respectent ces hypothèses sous-

jacentes en testant dans quelle mesure la distribution des innovations standardisées est normale et 

indépendante. Pour ce faire, la normalité des innovations standardisées est vérifiée à l’aide du test de 

normalité de Bowman-Shenton, en traçant des graphiques Q-Q normal et des histogrammes des innovations 

standardisées. Des autocorrélogrammes d’échantillons sont élaborés et le test de Durbin Watson est effectué 

pour vérifier la corrélation sérielle entre les innovations standardisées. Un test F pour l’hétéroscédasticité 

est effectué pour vérifier si la variance des innovations standardisées est égale. Enfin, des graphiques de 

séries chronologiques des innovations standardisées sont tracés pour vérifier la présence de valeurs 

aberrantes. Pour obtenir de plus amples renseignements sur les tests susmentionnés, voir Durbin et Koopman 

(2012, chapitre 2). Ces outils de diagnostic de modèle indiquent que les hypothèses sous-jacentes des 

modèles finalement retenus sont respectées. 

Pour les trimestres où il n’y a pas d’IPAO, des hypothèses supplémentaires sont requises pour les trois 

MSCS. Pour le MSCS univarié (3.1), on suppose qu’il n’y a pas d’effet du mode d’enquête entre les IPAO 

et les IWAO. Pour le modèle de MSCS univarié (3.6), on suppose que la tendance et la composante 

saisonnière décrivent correctement l’évolution du paramètre de population et que les variations importantes 

soudaines des valeurs réelles du paramètre de population, comme des minimums ou des maximums, ne sont 

pas partiellement absorbées par la composante d’intervention. Ces hypothèses sont évaluées à la section 4. 

Pour le MSCS bivarié (3.7), on suppose que la différence entre les résultats des IWAO et des IPAO ne 

change pas en raison de la pandémie de COVID-19. Cela veut dire que la composition des réponses par 

Internet ne change pas pendant la pandémie de COVID-19. Il n’est pas possible de vérifier si cette hypothèse 

est respectée. Une analyse des réponses obtenues a montré qu’il n’y a eu aucun changement structurel de 
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répartition de réponse et de non-réponse aux IWAO avant et après le début de la pandémie. Il n’y avait pas 

non plus de changement structurel entre les catégories de réponse pour les IPAO et les IWAO avant le 

premier confinement et le troisième et le quatrième trimestre de 2020 où des IPAO ont été tenues de 

nouveau. Voir également les résultats pour le paramètre de biais t  dans les sections inférieures droites des 

figures 4.5 à 4.8 de la section 4. 

 
4. Résultats des modèles de séries chronologiques 
 

Les trois modèles sont ajustés pour les séries d’estimations directes décrites à la sous-section 3.3. En 

raison de la pandémie de COVID-19, certaines variables de l’ESP ont augmenté de façon importante d’un 

trimestre à l’autre, surtout au début des deux périodes de confinement. Pour ces périodes, le modèle de 

tendance lisse n’est pas assez souple pour suivre l’augmentation des fluctuations d’une période à l’autre de 

la série de données d’entrée. On peut s’y attendre, car la souplesse de la tendance, qui est déterminée par la 

variance des termes de perturbation de la pente du modèle de tendance, repose sur les mouvements d’un 

trimestre à l’autre de la période précédant la pandémie de COVID-19. Une augmentation soudaine des 

variations du paramètre de population entraîne une erreur de spécification temporaire dans le cadre du 

MSCS, celle-ci devenant discernable dans le cas des valeurs élevées d’innovations standardisées au cours 

des périodes concernées. Pour tenir compte de l’augmentation soudaine de la volatilité des paramètres de 

population dans le MSCS, la souplesse de la tendance lisse est temporairement accrue en multipliant la 

variance des termes de perturbation de la pente  2
R  de l’équation (3.2) par un facteur temporel 1,tf   

comme expliqué à la sous-section 3.1.  

Les valeurs pour tf  sont choisies de telle sorte que les innovations standardisées au cours de la période 

du début de la pandémie de COVID-19 sont à l’intérieur ou juste à l’extérieur de la plage de valeurs 

admissibles dont la limite absolue est 1,96. Ainsi, la valeur du facteur 1tf   demeure aussi faible que 

possible afin que le modèle puisse toujours emprunter de l’information du passé. Il convient de mentionner 

que l’ajustement de la variance 2
R  dans le trimestre t  influence le terme de perturbation de la pente à partir 

du trimestre 1t   et la tendance seulement à partir du trimestre 2.t   Cela prend donc deux trimestres avant 

que les ajustements de 2
R  aient des effets sur les résultats. Ainsi, pour accroître la souplesse pour la pente 

au cours du deuxième trimestre de 2020, la valeur de 2
R  doit être augmentée au plus tard au quatrième 

trimestre de 2019. Pour plusieurs variables, il a été nécessaire d’augmenter la variance déjà à partir du 

troisième trimestre de 2019. Pour éviter un changement soudain et important de la variance des termes de 

perturbation de la pente, les valeurs de tf  sont légèrement augmentées au cours des trimestres précédant le 

troisième trimestre de 2019. Au cours des trimestres suivant la première période de confinement du 

deuxième trimestre de 2020, les valeurs de tf  sont réduites de façon à être égales à 1 le plus tôt possible.  

L’analyse des innovations standardisées indique que pour la plupart des variables il est nécessaire 

d’augmenter la souplesse de la pente pendant la pandémie. Le tableau 4.1 présente les valeurs des facteurs 

1tf   pour les modèles (3.1), (3.6) et (3.7). Pour les trimestres où 1,tf   aucune valeur n’est montrée. Les 
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variables pour lesquelles il n’était pas nécessaire d’augmenter la souplesse de la pente ne sont pas non plus 

présentées dans les tableaux. Pour une bonne interprétation, les valeurs de tf  doivent être comparées aux 

estimations du maximum de vraisemblance pour 2
R  indiquées au tableau 4.2. Pour le niveau de santé perçu 

et les visites chez le dentiste, la souplesse pour la pente est augmentée pour les trimestres précédant la 

première période de confinement, c’est‑à‑dire le deuxième trimestre de 2020. Pour le tabagisme quotidien, 

1tf   seulement pour le MSCS univarié sans intervention (3.1) et seulement avant la deuxième période de 

confinement. Pour la consommation excessive d’alcool, il n’est pas nécessaire d’augmenter la souplesse de 

la tendance. Les facteurs du tableau 4.1 sont relativement importants comparativement aux valeurs de R̂  

du tableau 4.2. Comme les variances des termes de perturbation de la pente sont généralement faibles, de 

grandes valeurs sont requises pour tf  afin que la composante de tendance ait une souplesse suffisante pour 

pouvoir suivre les variations importantes d’une période à l’autre au début de la pandémie. Il convient de 

mentionner qu’il s’agit d’un résultat empirique qui diffère d’un cas à l’autre. 

 
Tableau 4.1 

Valeurs du paramètre de souplesse tf  pour les trimestres où 1.tf   Pour les trimestres et pour les variables 

pour lesquelles aucune valeur n’est affichée, 1.tf   Au cours des deux premiers trimestres de 2021 et des 

trimestres précédant le troisième trimestre de 2018, 1tf   pour toutes les variables 
 

  2018 2019 2019 2019 2019 2020 2020 2020 2020 

  T4 T1 T2 T3 T4 T1 T2 T3 T4 

MSCS univarié sans intervention 

Niveau de santé perçu   10 100 100 100 10   

Visite chez le dentiste    10 100 100 10   

Tabagisme quotidien        10 50 

MSCS univarié avec intervention 
Niveau de santé perçu  10 100 200 100 100 10   

Visite chez le dentiste 10 100 1 000 5 000 8 000 100 10   

MSCS bivarié 
Niveau de santé perçu   10 100 100 100 10   

Visite chez le dentiste    10 100 100 10   

Note : MSCS signifie Modèle de séries chronologiques structurel. 

 
Les figures 4.1 à 4.4 présentent les innovations standardisées pour le niveau de santé perçu estimé selon 

les trois modèles (3.1), (3.6) et (3.7). Pour toutes les séries, les valeurs des innovations, estimées par le 

modèle lorsque la variance des termes de perturbation de la pente n’est pas augmentée temporairement 

(ligne noire tiretée), dépassent l’intervalle (-1,96; 1,96), ce qui suppose qu’il y a une erreur de spécification 

dans le cadre du modèle au début du premier confinement. En augmentant la souplesse de la pente, les 

valeurs des innovations standardisées (ligne pleine rouge) deviennent admissibles. Les innovations 

standardisées pour les autres variables ne sont pas présentées dans le cas présent. Après l’établissement des 

valeurs de ,tf  les hypothèses sous-jacentes du modèle sont évaluées en vérifiant si les innovations 

standardisées ont une distribution normale standard et indépendante. Pour les trois modèles, les essais 

effectués (section 3.4) révèlent quelques non-respects d’hypothèses mineurs pour certaines variables. Les 

formulations d’autres modèles n’ont pas permis d’améliorer davantage les diagnostics de modèle. 
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Figure 4.1 Innovations standardisées en matière de niveau de santé perçu estimées à l’aide du MSCS univarié 
sans intervention (3.1). 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

Figure 4.2 Innovations standardisées en matière de niveau de santé perçu estimées à l’aide du MSCS univarié 
avec intervention (3.6). 

 

 

Figure 4.3 Innovations standardisées, série de réponses complètes, pour le niveau de santé perçu estimé à l’aide 
du MSCS bivarié (3.7). 
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Modèle univarié avec intervention 

                                            Pente sans souplesse                                Pente avec souplesse                      Intervalle de confiance de 95 % 
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Figure 4.4 Innovations standardisées, série de réponses par Internet, pour le niveau de santé perçu estimé à 
l’aide du MSCS bivarié (3.7). 

 

 
Le tableau 4.2 présente les estimations du maximum de vraisemblance en temps réel ou concomitantes 

des hyperparamètres des trois MSCS. Ainsi, les estimations du maximum de vraisemblance reposent sur la 

série observée jusqu’au trimestre concerné dans le tableau. Afin de présenter les valeurs des 

hyperparamètres avant la pandémie, les estimations sont également présentées pour le deuxième trimestre 

de 2019. Même si la variance 2
R  est multipliée par un facteur tf  dans le modèle, il est possible de constater 

que dans de nombreux cas, l’estimation de la (racine carrée de la) variance R̂  augmente. Les augmentations 

les plus importantes sont associées aux visites chez le dentiste avant la première période de confinement. 

Pour le tabagisme quotidien, l’estimation de la variance R̂  augmente au cours du deuxième trimestre de 

2021 pour le modèle univarié.  

Les estimations de certaines des composantes de la variance du tableau 4.2 sont très faibles. C’est le cas 

de R̂  pour le niveau de santé perçu, le tabagisme quotidien et la consommation excessive d’alcool ainsi 

que de ω̂  pour le tabagisme quotidien. Ces hyperparamètres pourraient être retirés du modèle et il est donc 

possible de supposer que la tendance et la composante saisonnière sont invariantes dans le temps. Toutefois, 

les termes de perturbation de la pente ne peuvent pas être supprimés du modèle parce que la souplesse des 

tendances devait être augmentée pendant la pandémie en élevant la variance des termes de perturbation de 

la pente. De plus, la variance des termes de perturbation saisonnière est conservée pour améliorer la 

robustesse des modèles pour les changements de variations saisonnières pendant la pandémie de COVID-

19. De façon similaire, la valeur du paramètre λ̂  pour les visites chez le dentiste pourrait être réglée à zéro, 

mais l’hypothèse selon laquelle la différence entre les IPAO et les IWAO n’a pas changé après le début de 

la pandémie serait ainsi renforcée. 

Les figures 4.5 à 4.8 présentent les résultats des estimations pour les variables selon les trois modèles. 

Le début de la période couverte par les séries illustrées est le premier trimestre de 2017. Puisque 

Innovations standardisées, série de réponses par Internet, pour le niveau de santé perçu  
MSCS bivarié 

                                                          Pente sans souplesse                                Pente avec souplesse                     Intervalle de confiance de 95 % 
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l’initialisation du filtre de Kalman est une « initialisation diffuse » (variance réglée à l’infini), les prévisions 

du modèle pour les trois premières années obtenues avec le MSCS sont ignorées. Pour toutes les variables, 

quatre graphiques sont présentés. Le premier compare les estimations directes Cˆ
ty  (directes, complètes) et 

Wˆ
ty  (directes, Internet) aux estimations fondées sur un modèle ˆˆ :t tL S  modèle bivarié (MSCS bivarié), 

modèle univarié sans intervention (MSCS univarié) et modèle univarié avec intervention (MSCS univarié 

avec intervention). Le deuxième graphique présente les estimations d’erreurs-types des estimations 

trimestrielles ponctuelles indiquées dans le premier graphique. Les graphiques des sections en bas à gauche 

montrent le coefficient d’intervention   du MSCS univarié (MSCS univarié avec intervention) du MSCS 

(3.6). Le graphique de la section inférieure droite présente la différence systématique t  (différence 

systématique, réponse par Internet et réponse complète) du MSCS (3.7) ainsi que les intervalles de confiance 

de 95 %.  

En comparant la série d’estimations directes en fonction de la réponse complète et de la réponse par 

Internet et en analysant les estimations de la différence systématique   ,t  il apparaît que, pour la plupart 

des variables, il y a un effet du mode d’enquête évident entre la réponse aux IPAO et aux IWAO. C’est pris 

en compte par le paramètre t  du modèle bivarié. Pour le niveau de santé perçu, les différences entre les 

séries avec IPAO et sans IPAO sont relativement faibles (figure 4.5, section du haut). Pour les visites chez 

le dentiste, les résultats des IWAO sont supérieurs à ceux des IPAO et la différence systématique t  varie 

de 1,5 % à 2 % (figure 4.6, section du haut). Pour le tabagisme quotidien et la consommation excessive 

d’alcool, c’est le contraire (figures 4.7 et 4.8, section du haut). Pour ces variables, les valeurs associées aux 

IPAO sont plus élevées que celles liées aux IWAO et, pour le tabagisme quotidien, la différence est la plus 

élevée, la différence systématique mesurée par t  étant d’environ -4 %. Cela démontre que le fait de ne pas 

tenir compte de l’arrêt des IPAO pendant le confinement entraîne un biais important pour les estimations 

directes. Combiner les estimations directes trimestrielles des périodes de confinement, qui reposent sur les 

IWAO seulement, et les estimations fondées sur une série de réponses complètes obtenues lors des périodes 

qui précèdent et suivent une période de confinement en une seule série chronologique se traduirait par des 

variations trompeuses d’une période à l’autre pendant la période de pandémie de COVID-19. Voir, 

par exemple, la partie supérieure de la figure 4.7 pour le tabagisme quotidien. 
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Tableau 4.2 

Estimations concomitantes du maximum de vraisemblance pour les hyperparamètres du MSCS 
 

 Niveau de santé perçu Tabagisme quotidien 

 2019 2020 2020 2020 2021 2021 2019 2020 2020 2020 2021 2021 

 T2 T2 T3 T4 T1 T2 T2 T2 T3 T4 T1 T2 

 MSCS univarié sans intervention MSCS univarié sans intervention 

R̂  <0,001 0,001 <0,001 0,001 0,001 0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 0,002 

ω̂  <0,001 0,002 0,001 0,002 0,002 0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 

e , A̂  0,007 0,007 0,008 0,007 0,007 0,007 0,010 0,011 0,010 0,01 0,010 0,010 

 MSCS univarié avec intervention MSCS univarié avec intervention 

R̂  <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 

ω̂  <0,001 0,002 0,002 0,002 0,002 0,001 <0,001 <0,001 <0,001 0,001 <0,001 0,002 

e , A̂  0,007 0,006 0,006 0,007 0,008 0,008 0,010 0,009 0,010 0,009 0,009 0,009 

 MSCS bivarié MSCS bivarié 

R̂  <0,001 0,001 <0,001 <0,001 <0,001 0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 

ω̂  <0,001 <0,001 0,002 0,002 0,002 0,002 <0,001 <0,001 <0,001 0,001 0,003 0,003 

λ̂  <0,001 <0,001 0,002 <0,001 <0,001 0,004 0,002 0,003 0,007 0,01 0,002 0,002 

e , C̂  0,957 1,120 0,979 0,934 0,928 0,862 1,310 1,220 1,200 1,250 1,710 1,710 

e, W̂  1,310 1,340 1,180 1,240 1,240 1,040 1,280 1,210 1,100 0,653 0,718 0,760 

 Visites chez le dentiste Consommation excessive d’alcool 

 MSCS univarié sans intervention MSCS univarié sans intervention 

R̂  <0,001 0,003 0,005 <0,001 0,002 0,003 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 

ω̂  <0,001 <0,001 <0,001 0,004 0,003 0,002 0,002 0,001 0,001 0,001 0,001 <0,001 

e , A̂  0,009 0,008 0,008 0,011 0,009 0,010 0,008 0,010 0,009 0,009 0,009 0,010 

 MSCS univarié avec intervention MSCS univarié avec intervention 

R̂  <0,001 0,003 0,005 <0,001 0,002 0,003 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 

ω̂  <0,001 <0,001 <0,001 0,004 0,003 0,002 0,002 <0,001 <0,001 0,001 0,001 <0,001 

e , A̂  0,009 0,008 0,008 0,011 0,009 0,010 0,008 0,010 0,010 0,010 0,009 0,009 

 MSCS bivarié MSCS bivarié 

R̂  <0,001 0,003 0,006 0,004 0,003 0,006 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 

ω̂  <0,001 <0,001 <0,001 0,004 0,004 0,001 0,002 0,004 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 

λ̂  <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 <0,001 0,003 0,002 0,002 0,002 0,003 0,002 

e , C̂  1,080 1,130 1,100 0,713 0,624 0,954 1,360 1,460 1,450 1,480 1,490 1,470 

e, W̂  1,070 1,080 1,140 1,050 1,010 1,190 0,822 1,070 1,050 1,040 1,040 1,050 

Note : MSCS signifie Modèle de séries chronologiques structurel. 
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Figure 4.5 Résultats du MSCS pour le niveau de santé perçu. 
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Figure 4.6 Résultats du MSCS pour les visites chez le dentiste. 
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Figure 4.7 Résultats du MSCS pour le tabagisme quotidien. 
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Figure 4.8 Résultats du MSCS pour la consommation excessive d’alcool. 
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Jusqu’en 2020, il n’y a pas eu de perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO et les estimations du 

MSCS fondées sur les modèles univarié et bivarié sont très semblables. Pendant la pandémie de COVID-

19, qui a commencé en 2020, les différences entre les estimations des MSCS sont évidentes. C’est 

particulièrement le cas pour les trimestres où les IPAO n’ont pas eu lieu et pour les variables associées à un 

effet du mode d’enquête évident. Le MSCS univarié sans intervention produit des estimations pour la série 

de réponses par Internet, tandis que le MSCS bivarié en génère pour la série de réponses complètes. C’est 

le cas, par exemple, aux premiers trimestres de 2020 pour le niveau de santé perçu (figure 4.5, section du 

haut) et les visites chez le dentiste (figure 4.6, section du haut) et au premier trimestre de 2021 pour le 

tabagisme quotidien (figure 4.7, section du haut). Pour ce qui est de la consommation excessive d’alcool, 

des effets semblables sont observés en 2020 et en 2021 (figure 4.8, section du haut), mais dans une moindre 

mesure. Le MSCS univarié sans intervention produit, comme prévu, des estimations biaisées pendant la 

pandémie de COVID-19 pour les trimestres où le nombre d’IPAO diminue ou est nul.  

Le MSCS univarié avec intervention génère également des estimations biaisées pour les trimestres où le 

nombre d’IPAO diminue ou est nul pendant l’une des périodes de confinement. Cela s’explique par le fait 

que le modèle interprète incorrectement une partie des changements soudains dans les évolutions 

trimestrielles réelles comme étant des différences de biais de mesure et d’effets de sélection. Cela peut 

produire une estimation élevée du coefficient d’intervention .  L’effet peut être observé pour toutes les 

variables, mais il est le plus important pour les visites chez le dentiste (figure 4.6, section inférieure gauche). 

Pour les visites chez le dentiste, le biais que cela entraîne est le plus important au deuxième trimestre de 

2020, lorsque les dentistes des Pays-Bas ouvraient leurs cliniques uniquement pour des traitements 

d’urgence. 

Le MSCS bivarié évite que des changements soudains dans l’évolution de paramètre de population soient 

interprétés comme des différences de biais de mesure et de sélection parce que les prévisions immédiates 

sont obtenues pour les estimations absentes en se fondant sur la série de réponses complètes en tenant 

compte de la différence systématique t  intégrée dans le modèle et observée au cours de la période 

précédant le confinement. Les estimations obtenues avec le MSCS bivarié reposent sur la série de réponses 

complètes et sont donc considérées comme les résultats trimestriels officiels de l’ESP puisqu’elles corrigent 

de la manière la plus plausible le manque de réponses lié à l’arrêt des IPAO. 

Pour la plupart des variables, les erreurs-types des estimateurs du MSCS sont plus petites que celles des 

estimateurs directs et les erreurs-types des estimations fondées sur les modèles univariés sont généralement 

plus petites que celles obtenues avec le modèle bivarié. À première vue, il peut sembler surprenant que les 

erreurs-types obtenues avec le modèle bivarié soient plus élevées que celles associées aux modèles 

univariés. Il faut comprendre que la série de réponses par Internet repose sur les mêmes répondants que ceux 

associés à la série de réponses complètes. Par conséquent, la série de réponses par Internet ne fournit pas de 

nouveaux renseignements sur l’échantillon au modèle de séries chronologiques. Cela se reflète dans la 

matrice de covariance des erreurs de mesure (3.10). Selon ce point de vue, les modèles univariés sont plus 

parcimonieux, ce qui entraîne de petites erreurs-types pour les estimations des paramètres d’intérêt. Au 
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cours des trimestres où le paramètre de souplesse 1,tf   le facteur de pondération des estimations directes 

augmente dans le cadre des modèles et moins d’information est empruntée au passé. Il en résulte des erreurs-

types plus élevées qui dépassent parfois les erreurs-types des estimations directes. Pour le MSCS univarié 

avec intervention, cet effet est important au deuxième trimestre de 2020 (par exemple voir la section du 

milieu de la figure 4.5). 

 
5. Publications officielles fondées sur l’ESP 
 

Des résultats officiels trimestriels ont été publiés pour les huit variables sélectionnées par l’ESP 

(section 2) en se fondant sur le MSCS bivarié (3.7). La première série de données trimestrielles a été publiée 

en août 2020. Ces séries couvraient la période du premier trimestre de 2017 au deuxième trimestre de 2020. 

Par la suite, de nouvelles estimations étaient publiées tous les trimestres. Les résultats trimestriels sont 

calculés en temps réel et ne sont pas révisés après leur publication. Des résultats annuels sont également 

publiés en se fondant sur les résultats trimestriels. Les variations trimestrielles sont définies comme les 

différences entre deux trimestres consécutifs et les variations annuelles comme les différences entre les 

mêmes trimestres sur deux années consécutives. Les variations peuvent être obtenues directement à partir 

des résultats trimestriels publiés. Les erreurs-types pour les variations trimestrielles sont obtenues en 

calculant la combinaison linéaire Q

1 1t t t t t t t t t
L L S S

 
      à l’aide des processus récursifs du filtre de 

Kalman dans les équations (3.10) et (3.11). Pour les variations annuelles, les erreurs-types sont déterminées 

en calculant la combinaison linéaire de tendances A

4
.t t t t t

L L


    Dans le cas présent, la combinaison 

linéaire de signaux 4 4t t t t t t t t
L L S S

 
    n’a pas été utilisée, car, dans ce cas, de nombreuses variables 

d’état supplémentaires doivent être conservées dans le vecteur d’état afin de calculer les composantes 

saisonnières 4
.

t t
S

  Cela peut entraîner des estimations qui ne sont pas stables.  

Les résultats annuels de l’ESP pour 2020 et 2021 ont été évalués par rapport aux résultats trimestriels en 

élargissant le modèle de pondération habituel décrit à la section 2, en incluant les estimations trimestrielles 

du MSCS pour les huit variables pour lesquelles ces modèles ont été élaborés. Pour chaque variable, une 

composante est élaborée avec huit catégories et ajoutée au modèle de pondération. Chaque variable cible 

précise la répartition entre deux catégories, c’est-à-dire le pourcentage de personnes qui respecte le critère 

de cette variable (par exemple un fumeur quotidien) et un pourcentage pour le reste (par exemple ne pas 

être un fumeur quotidien). Les composantes du modèle de pondération précisent la répartition de la 

population par rapport à ces deux catégories sur une base trimestrielle. Les résultats par trimestre sont divisés 

par quatre, de façon à ce que la somme des huit catégories soit égale à la taille de la population cible. Ainsi, 

les publications annuelles et trimestrielles sont cohérentes sur le plan numérique. Une correction est 

également apportée pour le manque de réponses en raison de l’arrêt des IPAO pour des répartitions plus 

détaillées des huit variables. Enfin, une correction optimale est apportée pour la perte de réponses en raison 

de l’arrêt des IPAO pour d’autres variables connexes pour lesquelles aucune estimation trimestrielle fondée 

sur un modèle n’est élaborée. Les publications trimestrielles et annuelles de 2017, 2018 et 2019 n’ont pas 
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été révisées pour les rendre cohérentes entre elles, puisqu’il n’est pas souhaitable de les réviser et que 

l’ampleur de la révision est faible, car il n’y a pas eu de perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO 

pendant cette période.  

L’élargissement du modèle de pondération incluant les estimations trimestrielles du MSCS a entraîné 

une légère augmentation de la dispersion des poids de régression. Le tableau 5.1 présente certains résultats 

annuels de l’ESP pour 2020, y compris les variables cancer (à un moment de sa vie) et bronchite (au cours 

des 12 derniers mois). Les estimations dans le tableau sont des pourcentages et les erreurs-types 

correspondantes sont incluses entre parenthèses. Les corrections apportées aux résultats annuels pour les 

variables pour lesquelles des estimations trimestrielles ont été effectuées sont cohérentes par rapport aux 

résultats précédents discutés à la section 4. Pour le niveau de santé perçu et les visites chez le dentiste, la 

correction est négative pour la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO en 2020, tandis que les 

répondants aux IWAO obtiennent de meilleurs résultats que les répondants aux IPAO (section 4). Pour ce 

qui est du tabagisme quotidien et de la consommation excessive d’alcool, la correction est positive, les 

résultats associés aux IWAO étant inférieurs à ceux liés aux IPAO. On pourrait s’attendre à ce que le cancer 

soit lié aux variables de mode de vie, mais cette variable est corrigée de façon négative, passant de 6,47 

(pondération normale) à 6,44 (pondération élargie). À première vue, il semble que pour cette variable la 

correction apportée au moyen des résultats trimestriels fondés sur un modèle n’est pas correcte. Par contre, 

cette variable concerne tous les types de cancer et la relation peut être moins forte et il est possible que la 

majorité des personnes qui ont eu le cancer par le passé cessent de fumer par la suite. En ce qui concerne la 

bronchite, pour laquelle il devrait y avoir un lien fort avec le tabagisme quotidien, la correction est 

effectivement dans le même sens que celle pour le tabagisme quotidien.  

 
Tableau 5.1 

Résultats annuels de l’ESP en 2020. Les estimations sont exprimées en pourcentage et les erreurs-types sont 

présentées entre parenthèses 
 

Variable Pondération régulière Pondération développée 

Niveau de santé perçu 81,70 (0,45) 81,46 (0,46) 

Visites chez le dentiste 16,83 (0,42) 16,08 (0,42) 

Tabagisme quotidien 13,61 (0,45) 14,87 (0,49) 

Consommation excessive d’alcool 6,43 (0,30) 6,93 (0,33) 

Cancer 6,47 (0,26) 6,44 (0,26) 

Bronchite 4,28 (0,23) 4,33 (0,23) 

Note : ESP signifie Enquête sur la santé aux Pays-Bas. 

 
6. Discussion 
 

Selon l’Enquête sur la santé aux Pays-Bas (ESP), jusqu’en 2020, seuls les résultats annuels sur la santé, 

l’utilisation des soins de santé et le mode de vie étaient publiés par Statistique Pays-Bas. En raison de la 

pandémie de COVID-19 et du confinement connexe, il a été décidé en juin 2020 de publier une série de 
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résultats trimestriels fondés sur un modèle de séries chronologiques structurel (MSCS) pour huit variables 

clés de l’ESP. Cela sert à de multiples fins. Premièrement, grâce aux résultats trimestriels, la période de la 

pandémie de COVID-19 peut être mieux délimitée afin que les effets possibles de la pandémie sur les 

résultats relatifs à la santé soient représentés de façon plus claire. Deuxièmement, les résultats trimestriels 

sont disponibles plus rapidement, notamment en étant publiés pendant l’année en cours et non seulement 

après la fin de l’année de référence, ce qui accroît clairement la pertinence des données sur la santé. Parce 

que la taille de l’échantillon de l’ESP est trop petite pour produire des résultats trimestriels suffisamment 

précis à l’aide d’estimateurs directs, les MSCS sont utilisés comme une forme d’estimation sur petits 

domaines afin d’améliorer l’exactitude des résultats trimestriels avec des données d’échantillon provenant 

des périodes de référence précédentes. Finalement, le MSCS bivarié corrige le biais causé par la perte de 

réponses en raison de l’arrêt des observations sur place pendant le confinement.  

Le MSCS bivarié combine deux séries d’estimations directes, une série fondée sur des réponses 

complètes et une série fondée sur des réponses par Internet. Les différences entre ces deux séries sont 

modélisées de façon dynamique à l’aide d’une composante distincte sous la forme d’une marche aléatoire. 

Pour les trimestres où il n’y a pas de réponses provenant d’interviews sur place, aucune estimation n’est 

disponible en fonction de la série de réponses complètes. Pour ces périodes, le modèle bivarié permet 

d’obtenir des prévisions immédiates pour le paramètre de population d’intérêt n’étant pas touchées par les 

variations soudaines des effets de mesure et de sélection qui sont le résultat de la perte de réponses en raison 

de l’arrêt des IPAO, car la composante susmentionnée du modèle tient compte de cette différence. Cette 

approche repose sur l’hypothèse selon laquelle les différences observées entre les deux séries de données 

d’entrée au cours de la période précédant le confinement ne changent pas pendant celui-ci. La validité de 

cette hypothèse est difficile à évaluer, mais une analyse des réponses a permis de déterminer que la 

composition des réponses par Internet n’a pas changé pendant la pandémie. 

Deux MSCS univariés sont considérés comme des solutions de rechange. Pour le modèle univarié sans 

composante d’intervention modélisant les variations soudaines de la série de données d’entrée causées par 

la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO, on part du principe qu’il n’y a pas d’effet du mode 

d’enquête entre les réponses par Internet et les réponses obtenues sur place. Pour les variables de l’ESP 

sélectionnées, il existe de toute évidence des effets du mode d’enquête, ce qui suppose que le MSCS univarié 

produit des estimations biaisées pour les trimestres pendant le confinement où il n’y a aucune ou moins 

d’observation sur place. Le deuxième MSCS univarié tente de modéliser les variations des biais de mesure 

et de sélection à l’aide d’une variable de niveau d’intervention. Il s’agit également d’une solution de valeur 

moindre, puisque le confinement a également un effet important sur les paramètres de population. Une partie 

de l’évolution réelle des paramètres de population est absorbée de façon incorrecte par le niveau 

d’intervention, ce qui entraîne des prévisions de modèle biaisées pour les paramètres de population d’intérêt. 

Pour ces raisons, les modèles univariés ne conviennent pas à l’estimation des résultats trimestriels pendant 

la pandémie de COVID-19. Les résultats trimestriels du MSCS bivarié sont publiés pour les huit variables 

sélectionnées de l’ESP. 



70 van den Brakel et Smeets : Statistiques officielles fondées sur l’Enquête sur la santé aux Pays-Bas pendant la pandémie de… 

 

 
Statistique Canada, no 12-001-X au catalogue 

Les corrections pour la perte de réponses en raison de l’arrêt des IPAO ont été intégrées aux résultats 

annuels de 2020 et 2021 en incluant dans le modèle de pondération des séries annuelles un tableau contenant 

les résultats trimestriels corrigés fondés sur un modèle pour les huit variables de l’ESP sélectionnées. Ainsi, 

les résultats trimestriels et annuels sont cohérents sur le plan numérique. De cette façon, une correction est 

également apportée pour la perte de réponse en raison de l’arrêt des interviews sur place, afin d’obtenir une 

répartition détaillée des résultats annuels pour ces huit variables et, dans certains cas, pour d’autres variables 

connexes pour lesquelles aucune estimation trimestrielle fondée sur un modèle n’a été élaborée. 

L’un des avantages essentiels de l’utilisation des MSCS est que les estimations fondées sur un modèle 

sont plus précises que les estimations directes. En particulier, les variations d’une période à l’autre peuvent 

être estimées beaucoup plus précisément grâce à la corrélation directe entre les estimations des tendances et 

les périodes consécutives.  

Pour certaines variables, la pandémie a eu un effet important sur l’élaboration des statistiques. Afin de 

tenir compte de l’augmentation soudaine des variations des résultats dans le cadre de modèle de séries 

chronologiques, il est nécessaire d’augmenter la souplesse de la composante de tendance pendant la 

pandémie. Pour ce faire, la variance des termes de perturbation de la composante de tendance a été 

augmentée pendant la pandémie. Il en résulte que les erreurs-types des estimations fondées sur un modèle 

augmentent pour les trimestres concernés et qu’elles sont parfois plus importantes que les erreurs-types des 

estimations directes.  

La pandémie de COVID-19 a permis de bien prendre conscience du fait que la variance n’est pas le seul 

concept de qualité pour les statistiques officielles, mais que d’autres aspects de la qualité, comme l’actualité 

et la comparabilité au fil du temps, sont au moins aussi importants. Par conséquent, Statistique Pays-Bas a 

retravaillé l’approche d’inférence traditionnelle fondée sur le plan pour les publications annuelles de l’ESP, 

en adoptant une méthode d’inférence fondée sur un modèle comme une forme d’estimation sur petits 

domaines afin de produire des chiffres plus à jour. En même temps, la méthode proposée compense le biais 

qui se produit en raison de la perte de réponses dans le temps, en raison de l’arrêt des IPAO, afin de maintenir 

la comparabilité au fil du temps et d’éviter une augmentation soudaine de l’erreur quadratique moyenne.  
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Résumé 

Pour accroître la précision des inférences et réduire les coûts, la combinaison de données provenant de plusieurs 
sources comme les enquêtes-échantillon et les données administratives suscite beaucoup d’intérêt. Une 
méthodologie appropriée est requise afin de produire des inférences satisfaisantes, puisque les populations cibles 
et les méthodes d’acquisition de données peuvent être assez différentes. Pour améliorer les inférences, nous 
utilisons une méthodologie qui a une structure plus générale que celles de la pratique actuelle. Nous commençons 
par le cas où l’analyste ne dispose que de statistiques sommaires provenant de chacune des sources. Dans la 
méthode principale, la combinaison incertaine, on suppose que l’analyste peut considérer une source, l’enquête 
r, comme étant de loin le meilleur choix pour l’inférence. Cette méthode part des données de l’enquête r et ajoute 
les données provenant des sources tierces, pour former des grappes qui comprennent l’enquête r. Nous 
considérons également les mélanges selon le processus de Dirichlet, l’une des méthodes bayésiennes non 
paramétriques les plus populaires. Nous utilisons des expressions analytiques et les résultats d’études numériques 
pour montrer les propriétés de la méthodologie. 

 
Mots-clés : Données administratives; méthodes bayésiennes; mise en grappe; mélange selon le processus de Dirichlet; 

combinaison de données; enquêtes par sondage. 

 
 

1. Introduction 
 

Les taux de réponse considérablement réduits et les budgets limités nécessitent qu’une importance accrue 

soit accordée à l’utilisation efficace de tous les renseignements dont dispose l’analyste d’enquête. Plus 

précisément, il serait possible d’améliorer les inférences en utilisant les résultats provenant de plusieurs 

enquêtes-échantillons et de sources connexes comme les dossiers administratifs. La méthodologie que nous 

utilisons pour combiner les renseignements est plus structurée que les méthodes actuellement utilisées dans 

les enquêtes par sondage et devrait donc produire de meilleures inférences. En commençant par les données 

provenant de l’enquête qui constituent le meilleur choix pour l’inférence, nous complétons celles-ci par 

d’autres données concordantes. Nous utilisons des expressions analytiques et les résultats d’études 

numériques pour montrer les propriétés de la méthodologie. 

La présente recherche fait suite à une étude (Ha et Sedransk, 2019) portant sur la couverture par 

l’assurance maladie dans les comtés de Floride où les auteurs ont noté des estimations très différentes 

établies provenant de trois enquêtes. En conséquence, nous pourrions avoir des estimations d’une enquête 

probabiliste bien établie et de deux enquêtes non probabilistes. Dans les deux cas, on s’interroge sur la façon 

de produire de meilleures inférences. 

Dans la foulée, nous désignons la série d’études par le mot « enquêtes », en reconnaissant qu’il peut 

s’agir d’enquêtes probabilistes, d’enquêtes non probabilistes, de dossiers administratifs et d’autres sources. 

Nous étudions le cas où l’analyste ne dispose que d’une estimation ponctuelle et de l’erreur-type qui lui est 
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associée pour chaque enquête. Il s’agit d’une situation courante, comme l’indique la section 7 du document 

d’examen de Lohr et Raghunathan (2017). Dans l’exemple motivant ces travaux, et dans de nombreux autres 

cas, aucune covariable ne peut être utilisée pour améliorer les inférences. Notre méthodologie s’étend aux 

cas où les objectifs et les modèles inférentiels sont plus complexes. 

Dans le cas des estimations d’enquête,  ˆ : =1, , ,…iY i L  nous supposons généralement que ˆiY  sont 

indépendantes : 

  ˆ ~ ,i i iY N V  (1.1) 

où iV  sont supposées connues. 

Une distribution a priori commune exprimant la similarité entre  1, ,… L   est : 

  2 2, ~ ,i N      (1.2) 

indépendamment pour chaque .i    et   sont des distributions a priori uniformes localement. 

La valeur attendue a posteriori résultante de i  est une combinaison convexe de l’estimation, ˆ ,iY  pour 

la présente enquête, et d’une moyenne pondérée de  1
ˆ ˆ, , .… LY Y  La faiblesse de cette approche tient au fait 

que la distribution a priori dans (1.2) suppose un échantillonnage indépendant des variables i  à partir 

d’une distribution commune. La moyenne a posteriori est : 

    1
ˆ ˆ ˆ ˆ,..., = 1i L i i i wE Y Y Y Y     (1.3) 

où  2 2= i iV    et 
=1 1

ˆ ˆ= .
 

L L

w i i ii i
Y Y   Cela peut donner lieu à des inférences insatisfaisantes 

lorsque, par exemple, les valeurs de 1, ,… b   sont chacune proche de celle de 
* ,  tandis que les valeurs 

de 1, , …b L   sont chacune proche de celle de **  et * **.   Dans le cas présent, l’estimation de 1  

comprendrait, peut-être de manière inappropriée, une contribution importante de 1
ˆ ˆ, , . …b LY Y  La difficulté 

est que la distribution a priori n’est pas suffisamment souple. Nous utilisons des distributions a priori plus 

souples qui permettent de déterminer le niveau et la nature de la combinaison à partir des données de 

l’échantillon. 

La spécification dans (1.1) et (1.2) est courante dans les méta-analyses et dans les situations où l’on 

souhaite faire des inférences ayant trait à de petites sous-populations et à de petites régions géographiques. 

Par exemple, le U.S. Census Bureau s’appuie sur ces modèles (ajustés au moyen de termes pour tenir compte 

des covariables) pour faire des inférences pour les taux de pauvreté au niveau des comtés américains : voir 

l’exemple 6.1.2 dans Rao et Molina (2015). Cependant, comme nous venons de le mentionner, il est possible 

que les hypothèses de (1.1) et (1.2) portant sur l’échangeabilité complète ne soient pas appropriées, en 

particulier lorsqu’il s’agit de combiner les renseignements tirés des enquêtes .L  

La théorie de notre méthode principale, la combinaison incertaine, a été formulée par Malec et Sedransk 

(1992) et Evans et Sedransk (2001) et des travaux supplémentaires figurant dans Evans et Sedransk (1999) 

et Yan et Sedransk (2011). À notre connaissance, cette méthodologie n’a pas été utilisée dans une 
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application d’échantillonnage d’enquête : le rapport d’examen exhaustif de Lohr et Raghunathan (2017) ne 

fait pas mention d’une quelconque technique semblable à la nôtre. Nous modifions également (1.1) et (1.2) 

en utilisant le mélange selon le processus de Dirichlet, comme celui employé par Polettini (2017) pour 

l’inférence sur petits domaines. 

Dans le présent article, nous décrivons la méthodologie pour la combinaison incertaine et le mélange 

selon le processus de Dirichlet et nous les utilisons pour analyser les données tirées de Ha et Sedransk 

(2019). Nous avons modifié ces données pour montrer les propriétés des méthodes. Une étude par 

simulations a fini par être réalisée pour évaluer les propriétés d’échantillonnage. De toute évidence, les 

résultats de cette évaluation s’appliqueraient de la même manière si les trois sources étaient, par exemple, 

une enquête probabiliste bien établie et deux enquêtes non probabilistes ou s’il s’agissait d’autres sources 

de données. 

Nous supposons que les variances d’échantillon  1, ,… LV V  sont précisées. Dans notre contexte, aucune 

des solutions de rechange décrites dans les ouvrages spécialisés pour faire des inférences pour les variances 

 1, , ,… LV V  qui sont toutes basées sur des inférences pour de petits échantillons, n’est pleinement 

satisfaisante. Dans la section 4, nous discutons de ce problème difficile de faire des inférences dans le cas 

des variances des échantillons. 

La combinaison incertaine et le mélange selon le processus de Dirichlet ont une structure plus générale 

que celle de la spécification commune, (1.1) et (1.2). Cela devrait aboutir à de meilleures inférences. Comme 

nous l’avons vu à la section 2, le modèle de combinaison incertaine devient un prolongement en soi de (1.1) 

et de (1.2), c’est-à-dire que le modèle dans (1.1) et (1.2) est un cas particulier. De plus, les résultats de la 

combinaison incertaine comprennent les probabilités a posteriori associées à la possible mise en grappes 

des L  enquêtes. 

Il convient de souligner que nous n’abordons qu’un seul des nombreux aspects de la « combinaison de 

données d’enquête », qui sont bien résumés par Lohr et Raghunathan (2017). La section 7 de leur article, 

« Hierarchical models for combining data sources », donne des exemples supplémentaires où notre 

méthodologie peut être utile. 

La méthodologie que nous suivons est décrite à la section 2 et les résultats de nos études numériques 

sont résumés à la section 3. Un bref résumé et une discussion figurent dans la section 4. 

 
2. Méthodologie 
 

Comme à la section 1, nous supposons qu’il existe L  estimations d’enquête, 1
ˆ ˆ, , ,… LY Y  comportant :  

  
indˆ ~ ,i i iY N V  (2.1) 

où iV  sont supposées connues. 
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2.1 Combinaison incertaine 
 

La méthode de combinaison incertaine est fondée sur les travaux de Malec et Sedransk (1992) et Evans 

et Sedransk (2001). Ceux-ci ont montré qu’on peut choisir une loi a priori  1 2= , , ,…
t

L     pour refléter 

les croyances selon lesquelles il existe des sous-ensembles de   de façon à ce que les i  dans chaque sous-

ensemble soient « similaires » et qu’il existe une incertitude au sujet de la composition de ces sous-

ensembles de .  Soit G  le nombre total de partitions de l’ensemble  = 1, , ,… LL g  une partition 

particulière  =1, , ,…g G  d g  le nombre de sous-ensembles de L  dans la eg  partition   1 d g L  

et  kS g  l’ensemble d’étiquettes dans le sous-ensemble   =1, , .…k k d g  Par exemple, pour = 3,L  il 

existe = 5G  partitions :                          =1 ~ 123 , = 2 ~ 13 , 2 , =3 ~ 12 , 3 , = 4 ~ 23 , 1 ,g g g g  

        = 5 ~ 1 , 2 , 3 .g  Alors,     
1 = 2 = 13 ,S g     

2 = 2 = 2 ,S g  1 = 2 = 2d g  et  2 = 2 =1.d g  

Pour choisir une loi a priori pour ,  nous devons d’abord conditionner sur ,g  Malec et Sedransk (1992) 

et Evans et Sedransk (2001) supposent que les sous-ensembles sont indépendants et qu’au sein des sous-

ensembles   ,kS g  les i  sont indépendantes et comportent ce qui suit : 

                             2~ , , .i k k k kg N g g i S g      (2.2) 

Par ailleurs, les  k g  sont mutuellement indépendantes compte tenu de :  

                                                            2~ ,k k k kg g N g g     (2.3) 

où  k g  et  2
k g  sont des hyperparamètres. La définition dans (2.3) est la première étape menant à 

l’obtention d’une distribution a priori de référence pour  ,k g  c’est-à-dire, une distribution a priori qui 

est dominée par la fonction de vraisemblance. Cela laisse notamment supposer que  2 ,k g  mais la 

tâche est beaucoup plus compliquée, comme nous le décrivons ci-dessous. Les  2
k g  sont aussi des 

hyperparamètres, auxquels il faut attribuer une distribution a priori. 

La définition officielle dans (2.3) est la première étape menant à l’obtention d’une distribution a priori 

de référence pour   ,k g  c’est-à-dire une distribution a priori qui est dominée par la vraisemblance, décrite 

ci-dessous dans l’évaluation de  2, .f g y  Au moyen du conditionnement sur les échantillons  2
k g  et 

 2
k g  (mais en les supprimant dans notre notation), et en supposant que  2 ,k g  nous obtenons les 

résultats attendus suivants pour les moments a posteriori pour la partition .g  Comme nous l’expliquons ci-

dessous, il importe de faire preuve d’une grande rigueur pour obtenir la distribution a posteriori de .g  

En définissant  1
ˆ ˆ= , , ,…

t

Ly Y Y  en désignant     2 2= : =1, , ; = 1, , … …k g k d g g G  et en écrivant 

ˆˆ = :i iY  

            2 ˆ ˆ, , = 1 ,i i i i k kE y g g g g i S g         (2.4) 

et  
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 (2.5) 

où  

                                      
 

 
 

 
 

 
 

2

2

ˆ
ˆ= , = .k

k

j jj S gk
i k

k i jj S g

gg
g g

g V g

 
 

 









 (2.6) 

Il convient de souligner que  2, , iE y g  prend la forme familière d’une moyenne pondérée de ˆi  

et de  ˆ ,k g  mais, ici,  ˆ
k g  se limite aux enquêtes dans  .kS g  

Supposons que le modèle de base dans (1.1) et (1.2) correspond ici à la partition de l’échantillon regroupé 

 =1 ,g  où toutes les L  enquêtes constituent une seule grappe. Ainsi, pour  =1 ,g  les moments dans 

(2.4), (2.5) et (2.6) sont ceux qui seraient obtenus à partir de l’analyse au moyen de (1.1) et de (1.2). Une 

analyse reposant sur (1.1) et (1.2) est un cas particulier d’une analyse aux fins de spécification de 

l’échantillonnage incertain. 

L’inférence au sujet de   comprend l’incertitude au sujet de la valeur de ,g  c’est-à-dire :  

      2 2 2= , , ,f y f y g f g y dgd      (2.7) 

où la notation est simplifiée en utilisant l’intégration plutôt que la somme pour .g  L’utilisation de la partition 

« la plus probable » 
*g  (c’est-à-dire,    * : = 1, , ) …p g y p g y g G  à des fins d’inférence entraînerait 

une sous-estimation de la précision globale. 

Pour évaluer (2.7), nous avons besoin de  2, .f g y  Cependant, lors de l’évaluation de  2 ,f g y  

il faut se montrer prudent quant à la spécification de la vitesse à laquelle  2 :k g  un choix naturel mène 

à une expression pour  2 ,f g y  qui n’est pas invariante en cas de changements apportés à l’échelle de 

;Y  voir la section 4 de Malec et Sedransk (1992). Malec et Sedransk (1992) ont proposé une solution en 

utilisant un argument bayésien empirique. Ici, nous utilisons une autre approche entièrement bayésienne, 

décrite dans la section 5 de Evans et Sedransk (2001). Cette approche est invariante en cas de changements 

apportés à l’échelle de Y  et son application est indiquée quand on ne dispose que de peu de renseignements 

a priori sur l’échantillon  .k g  Supposons que         1= , ,…
t

d g
g g g    et    1 ,K f g  

  2f g y  est l’information de Kullback-Leibler sur  .g  Compte tenu de      2 2, = f g f g f  

a priori et en supposant que  2 k g  sous la contrainte que       1 2, constant,K f g f g y   
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(2.8)

 

La valeur de l’exposant :  



80 Cahoy et Sedransk : Combinaison de données provenant d’enquêtes et de sources connexes 

 

 
Statistique Canada, no 12-001-X au catalogue 

   
 

 

 
 

  
2

2
=1

ˆ ˆ= ,
k

d g
i

i k
k i S g k

g
Q d g g

g


 



  
 

  
   (2.9) 

devrait diminuer à mesure que  d g  augmente, par exemple, pour une nouvelle partition  
 

1∪
d g

kk
S g  

obtenue en créant des sous-ensembles de l’ensemble existant   .kS g  Puisque  2, f g y  augmente à 

mesure que   Q d g  diminue, il est utile d’avoir le deuxième terme,  exp ( ) 2 ,d g  qui pénalise les 

partitions ayant de grandes valeurs  .d g  

Pour notre analyse, nous posons que  2 2=k g   et que    2 2= .i ig V    L’inférence au sujet de 

  est calculée à l’aide de (2.7) et de (2.8) par : 

     2 2 2, , ~ , , , , ,y g N E y g V y g       (2.10) 

où les moments a posteriori de   sont donnés dans (2.4) et (2.5). 

Nous supposons que  f g  est constante, c’est-à-dire que toutes les partitions ont une probabilité égale, 

a priori, de se produire et nous appliquons une distribution inverse a priori bêta à 2 ,  c’est-à-dire : 

    2 2 2 21 1 , 0 .f          (2.11) 

L’inférence au sujet de   est calculée à l’aide de (2.7). Pour commencer, évaluons le côté droit de (2.8) 

pour :  

  2points de , la g o: = 1, l, l; ri e p urg g G R …  (2.12) 

puis standardisons la valeur en divisant les termes individuels de la grille par leur somme. Cela donne une 

approximation pour  2, .f g y  Sélectionnons ensuite un échantillon aléatoire de taille B  à partir des 

valeurs normalisées de RG  de  2, .f g y  Pour chaque sélection,  2
* *, ,g   sélectionnons un échantillon 

  de  2
* *, , .f y g   Ici, nous avons généré = 5 000B  valeurs de .  Enfin, il convient de mentionner 

que les approximations des distributions a posteriori marginales, c’est-à-dire  f g y  et  2 ,f y  

peuvent être obtenues directement à partir de l’approximation par grille de  2, .f g y  

Si nous partons du principe que l’enquête r  est le meilleur choix pour l’inférence, nous pouvons 

considérer la distribution a posteriori correspondant à l’enquête r  comme faisant l’objet de l’inférence. 

Dans une application actuelle courante, il y aura des données provenant d’une enquête probabiliste bien 

établie (le meilleur choix) et des données provenant d’autres sources, comme des enquêtes non probabilistes, 

des dossiers administratifs, etc. Dans d’autres contextes, il est probable qu’une préférence sera accordée à 

l’une de ces enquêtes. 

Ensuite, en utilisant la valeur attendue a posteriori à titre d’illustration, nous obtenons :  

    2

2

,
= , ,r rg y

E y E E y g


    (2.13) 
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où  2, ,rE y g   est défini dans (2.4). Ainsi, l’inférence pour r  est une fonction de ˆr  ainsi que des 

données provenant des 1L  autres études, déterminée par la forme de (2.4) et, surtout, par la vraisemblance 

associée à l’ensemble de sous-ensembles  kS g contenant l’étude .r  Consultez Evans et Sedransk (2001) 

pour obtenir des renseignements supplémentaires et une application à une étude digne de mention sur l’effet 

de l’usage de l’aspirine chez les patients à la suite d’un infarctus du myocarde. 

Le modèle donné par Chakraborty, Datta et Mandal (2014) présente une ressemblance superficielle avec 

celui de (2.1), de (2.2) et de (2.3). En établissant ix  comme le facteur scalaire de valeur 1, le modèle de 

(2.1) de Chakraborty et coll. (2014) est : 

 ˆ = , =1, ,i i iY e i L  …  (2.14) 

où   1 2= 1   i i i i i ie      avec 1 2, , ,i i i ie     qui sont indépendantes,  =1 = 1 ,ip p p   

 1 1~ 0,i N A  et  2 2~ 0, .i N A  Enfin,  ~ 0,i ie N V  avec iV  connue. Ainsi, contrairement à la méthode 

de combinaison incertaine, il n’y a qu’une seule variable, .  Cela permet un traitement approprié des valeurs 

aberrantes, mais ne permet pas de tirer parti de la mise en grappe possible des .i  Cela s’observe également 

dans (2.4) de Chakraborty et coll. (2014) où : 

    1 2
ˆ ˆ, , , , =i i i iE A A p y Y Y      (2.15) 

et i  est une fonction de  1 2 1 2, , , = 0 , , , ,i iV A A p A A p y   avec  1
ˆ ˆ= , , .…

t

Ly Y Y  Chakraborty et coll. 

(2014) montrent que si l’enquête i  est une valeur aberrante,  1 2
ˆ, , , , ,i iE A A p y Y   comme il est 

souhaité. Supposons maintenant que les enquêtes  1, ,… b  et  1, , …b L  forment deux grappes distinctes 

comportant une très grande séparation entre elles. L’inférence pour 1,  par exemple, n’utilisera pas, en 

général, les données de façon appropriée. Dans (2.15), il devrait y avoir deux valeurs de ,  c’est-à-dire des 

valeurs qui correspondent aux deux sous-ensembles. De plus, l’utilisation appropriée des renseignements 

relatifs aux sous-ensembles constitue l’essence de la méthode de combinaison incertaine. 

 
2.2 Mélange selon le processus de Dirichlet 
 

Une solution de rechange à la méthode de combinaison incertaine consiste à utiliser le mélange selon le 

processus de Dirichlet, l’une des méthodes bayésiennes non paramétriques les plus populaires. Cette 

méthodologie est présentée en détail dans les sections 2.1 et 2.2 de Muller, Quintana, Jara et Hanson (2015). 

Pour nos analyses, nous avons utilisé la fonction R DPmeta du progiciel DPpackage : consultez Jara, 

Hanson, Quintana, Muller et Rosner (2011) pour obtenir de plus amples précisions. Le modèle de DPmeta 

est : 

 
iid
~i i i

y f  (2.16) 

et  

 
iid
~i H H  (2.17) 

avec  0~ DP , .H M H  
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Dans (2.16) et (2.17), ˆ= , = ,
ii i i iy Y f   est la fonction de densité de probabilité d’une variable aléatoire 

 ,i iN V  dont iV  est fixe et  2
0 = , .H N    

Les hyperparamètres (indépendants) sont : 

  0 0 0 0, ~ Gamma ,M a b a b   

                       , ~ ,b b b bS N S     

            2
1 2 1 2, ~ Gamma 2, 2 .      (2.18) 

Polettini (2017) a proposé d’utiliser un modèle par mélange selon le processus de Dirichlet de cette 

nature pour l’inférence sur les paramètres de petit domaine. Comme dans la section 2.1 de notre article, 

Polettini (2017) indique la pertinence de l’extension du modèle typique des effets aléatoires (par exemple, 

le modèle bien connu de Fay-Herriot) qui suppose l’échangeabilité complète de l’ensemble des paramètres 

de petit domaine. 

La méthode de combinaison incertaine exige seulement que l’on précise une distribution a priori pour 

g  et 2 .  En revanche, DPmeta nécessite beaucoup plus de données d’entrée, c’est-à-dire, les valeurs pour 

0 0 1, , , ,b ba b S   et 2.  Sans une quantité suffisante de renseignements a priori, nous ne pouvons pas 

formuler d’inférences adéquates au sujet de ces quantités en ayant seulement = 3L  enquêtes. Ainsi, nous 

avons omis la spécification  0 0 0 0, ~ Gamma ,M a b a b  et avons fait une inférence pour un ensemble 

sélectionné de valeurs de M  comme le propose Escobar (1994). De plus, nous avons remplacé 1, ,b bS   et 

2  en introduisant l’estimation de leur probabilité a posteriori maximale. 

 
3. Résultats 
 

Ha et Sedransk (2019) ont effectué une inférence pour la proportion d’adultes sans assurance maladie 

dans chacun des 67 comtés de la Floride et ont comparé ces estimations avec celles de deux autres sources. 

Certaines des différences étaient frappantes, nous motivant à examiner la méthodologie pour faire des 

inférences appropriées dans de tels cas. Nous utilisons ces données et appliquons des modifications à ces 

données pour montrer les avantages de l’utilisation de la méthodologie décrite dans la section 2. L’une des 

sources est le Small Area Health Insurance Estimates (SAHIE, ci-après appelé « l’enquête 1 »). Le 

programme SAHIE repose sur des estimations ponctuelles tirées de l’American Community Survey (ACS) 

ainsi que des données administratives, comme les déclarations de revenus fédérales et les taux de 

participation au Medicaid et au Children’s Health Insurance Program (CHIP). Il y a une modélisation 

détaillée au niveau du domaine. Les principaux modèles sont les modèles d’estimations de l’ACS des 

proportions dans les groupes de revenu et des proportions de personnes assurées. Il existe d’autres modèles 

comme ceux modélisant le nombre de personnes assurées par Medicaid ou CHIP, le taux de participation 

au Supplemental Nutrition Assistance Program et les exemptions fiscales accordées par l’Internal Revenue 
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Service. Pour obtenir un aperçu complet du programme, consultez le rapport technique de vingt-deux pages 

de Bauder, Luery et Szelepka (2018). Nous avons ajouté à l’annexe un résumé non technique. 

Dans les analyses qui s’appuient à la fois sur l’enquête 2, désignée par HS, fondée sur Ha et Sedransk 

(2019), et l’enquête 3 désignée par CDC (Centers for Disease Control and Prevention), nous utilisons des 

modèles au niveau de l’unité selon les données de 2010 provenant du Behavioral Risk Factor Surveillance 

System (BRFSS) recueillies lors d’entrevues téléphoniques. Bien que les plans d’échantillonnage diffèrent 

quelque peu d’un État à l’autre, celui de la Floride était typique, c’est-à-dire qu’il s’agissait d’un plan 

d’échantillonnage stratifié non proportionnel. En Floride, l’ensemble de numéros de téléphone a été divisé 

en deux strates (de haute et de moyenne densités) échantillonnées séparément. De plus, il y avait une 

stratification par indicatifs régionaux, c’est-à-dire trois strates géographiques et une quatrième strate 

composée d’indicatifs régionaux qui, selon les estimations, comportait de grandes populations hispaniques. 

Pour obtenir des renseignements généraux supplémentaires, consultez http://www.cdc.gov/brfss/ 

annual_data/annual_2010.htm. Pour obtenir des renseignements techniques, consultez Pierannunzi, Xu, 

Wallace, Garvin, Greenlund, Bartoli, Ford, Eke et Town (2016) et Ha et Sédransk (2019). Les deux études 

reposent essentiellement sur les mêmes covariables, mais la modélisation dans HS est plus détaillée. De 

plus, Pierannunzi et coll. (2016) ne fournit que des estimations ponctuelles, soulignant que les erreurs-types 

étaient en cours d’élaboration. Une autre complication tient au fait que l’analyse par les CDC est 

fréquentiste, tandis que celles par SAHIE et HS sont bayésiennes. Ainsi, nous avons un écart-type 

a posteriori (empirique) de Bayes pour SAHIE, aucun pour les CDC et une estimation des erreurs-types 

pour HS obtenue en prenant l’intervalle de crédibilité à 95 % pour la proportion d’un comté et en le divisant 

par 3,92. Bien que les limites susmentionnées ne nous permettent pas de tirer des conclusions fermes à partir 

de ces données, elles illustrent la méthode employée. De plus, les conditions dans lesquelles les erreurs-

types sont manquantes ou peu fiables sont, au moins, assez courantes pour les échantillons non probabilistes 

et constituent un thème central de la présente étude. 

La première série d’analyses est basée sur les données observées. Pour montrer d’autres propriétés de la 

méthodologie, une deuxième série d’analyses s’appuie sur des modifications de ces données. Enfin, pour 

montrer les propriétés d’échantillonnage, une étude par simulations a été réalisée. Mentionnons que chacune 

de nos analyses est fondée uniquement sur les données provenant d’un seul comté. Des études supplé-

mentaires sont requises afin de tirer des inférences à l’aide de données provenant de toutes les sources et de 

tous les comtés. La discussion à ce sujet figure à la section 4. 
 

3.1 Analyses fondées sur des données 
 

Un résumé des résultats pour le comté de Dixie obtenus au moyen de la méthode de combinaison 

incertaine est présenté dans le tableau 3.1. Ces résultats sont typiques de la plupart des analyses fondées sur 

les comtés que nous avons effectuées. Dans l’ensemble du tableau, l’erreur-type représente celui de 

l’échantillon. Il y a trois sections, qui correspondent à des choix de l’erreur-type des CDC, considérés 

comme étant égaux à 0,5; 1,0; 2,0 fois l’erreur-type de HS. Pour chaque section, les en-têtes de colonne sont 

les suivantes : proportion observée, moyenne a posteriori de la proportion du comté, erreur-type estimée de 
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la proportion observée, écart-type a posteriori et bornes inférieure et supérieure de l’intervalle de crédibilité 

à 95 % pour la proportion du comté. Au bas de chaque section se trouvent les valeurs de  p g y  avec 

  0,001p g y   où     = 1 ~ 123 ,g       = 2 ~ 13 , 2 ,g       = 3 ~ 12 , 3 ,g       = 4 ~ 2, 3 , 1 ,g  

        = 5 ~ 1 , 2 , 3 ,g  ainsi que des résumés correspondant à  1 ,g  étiquetés « échantillon regroupé ». 

Nous analysons d’abord ces données en utilisant la méthode de combinaison incertaine avant de les 

comparer avec celles de DPmeta. 

Une manière courante de résumer un ensemble de proportions d’échantillon consiste à supposer que 

l’ensemble correspondant de proportions réelles provient d’une source commune, c’est-à-dire  =1 =1.p g  

Cependant, pour chacun des trois cas présentés au tableau 3.1,  = 1 0,001.p g y  Ainsi, il existe peu 

d’éléments pour appuyer la combinaison de toutes les données provenant des trois enquêtes. Pour étudier 

plus en détail l’effet de l’hypothèse d’une source commune, supposons que =1.g  Alors, comme dans (1.1) 

et (1.2), 

  
indˆ ~ ,i i iY N V   

                       iid 2~ , , =1, , .i N i L   …  (3.1) 

Avec une loi a priori uniforme localement pour   et une distribution inverse a priori bêta pour 2  dans 

(2.11)  

      2 2 2= ,f y f y f y d      (3.2) 

où la distribution a posteriori de   sachant que 2  est normal et que    
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Pour la section 1 du tableau 3.1,   = 0,313,E v y  SD = 0,017v y  et l’intervalle de crédibilité à 95 % 

est (0,290; 0,340). Les inférences fondées sur la distribution a posteriori de   ne sont pas conformes à 

l’idée selon laquelle l’une ou l’autre des trois enquêtes constitue la norme de référence. Par exemple, si 

l’enquête 1 est prise comme la norme de référence, la moyenne a posteriori de 1,  0,254, serait 

considérablement plus faible que la moyenne a posteriori de ,  0,313. De plus, 0,254 ne se situe pas dans 

l’intervalle à 95 % pour ,  (0,290; 0,340). Les conclusions tirées des sections 2 et 3 sont essentiellement 

les mêmes. Enfin, il convient de rappeler que  = 1 0,001,p g y  ce qui indique qu’il existe peu d’éléments 

pour appuyer la combinaison de toutes les données. 

Dans l’exemple qui suit, supposons, à titre d’illustration, que nous préférons la méthode de HS. Il peut 

alors y avoir des gains de précision considérables (mesurés par l’écart-type a posteriori) en utilisant la 

méthode de combinaison incertaine. Le gain de précision est mesuré en comparant l’écart-type a posteriori 

de la méthode de combinaison incertaine avec celui obtenu en n’utilisant que les données de l’enquête 

particulière, ici l’enquête de HS (enquête 2). Pour ce dernier et une loi a priori uniforme localement pour

2 ,  la distribution a posteriori de 2  est normale, alors qu’elle comporte une moyenne a posteriori égale 

à la proportion observée et un écart-type a posteriori égal à l’erreur-type estimée. Si nous prenons l’erreur-

type des CDC  k  (erreur-type de HS) pour = 0,5,k  1 et 2, les réductions de l’écart-type a posteriori pour 
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l’enquête de HS (enquête 2) correspondant à = 0,5,k  1 et 2 sont alors de 29 %, 18 % et 7 %. (Par exemple, 

pour la section 1 du tableau 3.1, c’est-à-dire = 0,5,k  la baisse en pourcentage de l’écart-type a posteriori 

pour HS est de 100 (0,028 0,020) 0,028 % 29 %).   Notons que la valeur relativement faible des erreurs-

types pour chacune des enquêtes signifie que la partition de « tous les singletons », c’est-à-dire  = 5 ,g  a 

une probabilité a posteriori relativement élevée (d’environ 0,38). Les réductions correspondantes de l’écart-

type a posteriori (combinaison incertaine par rapport à aucune combinaison) pour les CDC (enquête 3) sont 

de 7 %, 18 % et 14 %. 
 

Tableau 3.1 

Proportions observées, erreurs-types et valeurs sommaires a posteriori du comté de Dixie, en Floride, établies 

au moyen de la combinaison incertaine 
 

 Enquête Proportion 
observée 

Moyenne 
a posteriori 

Erreur-type 
observée 

Écart-type 
a posteriori 

Intervalle de 
crédibilité 

à 95 % 
Erreur-type des 

CDC = 0,5    
erreur-type  
de HS 

1 0,254 0,254 0,014 0,014 (0,225; 0,283) 
2 0,361 0,360 0,028 0,020 (0,317; 0,403) 
3 0,359 0,359 0,014 0,013 (0,333; 0,385) 

échantillon regroupé  0,313  0,017 (0,290; 0,340) 

 = 3 =P g y 0,002;  = 4 =P g y 0,621;  = 5 =P g y 0,377. 

Erreur-type des 
CDC = erreur-
type de HS 

1 0,254 0,254 0,014 0,014 (0,225; 0,283) 
2 0,361 0,360 0,028 0,023 (0,313; 0,406) 
3 0,359 0,359 0,028 0,023 (0,312; 0,404) 

échantillon regroupé  0,290  0,011 (0,268; 0,312) 

 = 2 =P g y 0,002;  = 3 =P g y 0,002;  = 4 =P g y 0,619;  = 5 =P g y 0,376. 

Erreur-type des 

CDC = 2   
erreur-type  
de HS 

1 0,254 0,254 0,014 0,014 (0,226; 0,284) 
2 0,361 0,360 0,028 0,026 (0,307; 0,412) 
3 0,359 0,349 0,056 0,048 (0,256; 0,303) 

échantillon regroupé  0,279  0,012 (0,255; 0,305) 

 =1 =P g y 0,001;  =2 =P g y 0,107;  =3 =P g y 0,002;  =4 =P g y 0,554;  =5 =P g y 0,336. 

Note : CDC signifie Centers for Disease Control and Prevention; HS signifie Ha et Sedransk.  

 
Comme l’indique la section 2, une spécification complète de DPmeta nécessite la spécification des 

valeurs de nombreux hyperparamètres, et nous n’avons aucun renseignement a priori pour faire des choix 

éclairés. Nous avons donc remplacé 1, ,b bS   et 2  en introduisant l’estimation de leur probabilité 

a posteriori maximale. Nous avons suivi les travaux d’Escobar (1994) en prenant en compte

   1 0 1 2, , , = 1 3;1; 3; 9 .M L L L L  

À partir de (2.10), comme le décrit l’étude de Muller et coll. (2015), la probabilité a priori des k  grappes 

est une fonction de .M  Soit  1 2 3= , ,M M M Mp p p p  où kMp  est la probabilité a priori des k  grappes avec 

précision .M  kMp  peut alors être calculée à l’aide de la probabilité associée à n’importe quelle partition, 

c’est-à-dire : 
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où jL  correspond au nombre d’enquêtes dans la grappe j  avec 
=1

= .
k

jj
L L  Alors 1 3 =p

 18 28; 9 28; 1 28 ,  1 = 2 6; 3 6; 1 6 ,p  3 = 2 20; 9 20; 9 20p  et  9 = 2 110; 27 110; 81 110 .p  
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Puisque les valeurs de 1 3p  et de 9p  sont trop extrêmes, nous avons insisté sur le fait que =1M  et = 3.M  

Les résultats correspondant à = 1M  et = 3M  étant très près les uns des autres, seuls ces derniers sont 

présentés dans le tableau 3.2, qui a le même format que le tableau 3.1. 

Si nous comparons la méthode de combinaison incertaine à DPmeta, nous observons qu’en général, il y 

a une étroite correspondance entre les résultats. Pour les moyennes a posteriori, elles sont similaires, sauf 

pour ce qui est de la section 3 où nous constatons un rétrécissement plus important des valeurs pour les 

enquêtes 2 et 3. Les résultats pour l’écart-type a posteriori sont également proches, à l’exception de la 

section 3 de l’enquête 2, où la valeur est plus élevée. Il n’y a que de petites différences dans les intervalles, 

sauf pour la section 3, où les intervalles DPmeta pour les enquêtes 2 et 3 sont plus grands. 

 

Tableau 3.2 

Proportions observées, erreurs-types et valeurs sommaires a posteriori du comté de Dixie, en Floride, établies 

au moyen de DPmeta 
 

 Enquête Proportions  
observées 

Moyenne 
a posteriori 

Erreur-type 
observée 

Écart-type 
a posteriori 

Intervalle  
de crédibilité 

à 95 % 

Erreur-type des CDC = 0,5    
erreur-type de HS 

1 0,254 0,254 0,014 0,014 (0,227; 0,282) 
2 0,361 0,359 0,028 0,013 (0,334; 0,384) 
3 0,359 0,360 0,014 0,012 (0,335; 0,384) 

Erreur-type des CDC = erreur-type  
de HS 

1 0,254 0,256 0,014 0,016 (0,227; 0,290) 
2 0,361 0,357 0,028 0,024 (0,291; 0,399) 
3 0,359 0,357 0,028 0,025 (0,290; 0,399) 

Erreur-type des CDC = 2    
erreur-type de HS 

1 0,254 0,264 0,014 0,018 (0,230; 0,287) 
2 0,361 0,332 0,028 0,044 (0,261; 0,406) 
3 0,359 0,321 0,056 0,048 (0,249; 0,402) 

Note : CDC signifie Centers for Disease Control and Prevention; HS signifie Ha et Sedransk. 

 

La faible valeur de l’erreur-type du SAHIE observée dans presque tous les comtés impose des contraintes 

en ce qui concerne la portée de notre évaluation. Ainsi, nous avons utilisé des ensembles de données qui ont 

été modifiés en fonction des données originales. Ici, comme auparavant, nous considérons l’erreur-type des 

CDC comme équivalant à 0,5, 1 et 2 fois l’erreur-type de HS, mais aussi l’erreur-type de SAHIE comme 2, 

5 et 10 fois l’erreur-type de HS. Les données du tableau 3.3, présentées dans le même format que celles du 

tableau 3.1, montrent, pour la combinaison incertaine, les résultats pour le comté d’Orange et que l’erreur-

type des CDC équivaut à 0,5 fois l’erreur-type de HS. Ces résultats sont typiques de ce que nous avons 

observé dans le cadre de nos analyses pour un nombre important de comtés de la Floride. Il faut toutefois 

se rappeler que chaque analyse est fondée uniquement sur les données du comté en particulier. Pour la 

section 1 du tableau 3.3,   ˆ : =1, , = 0,199,…iE Y i L   ˆE.-T. : =1, , = 0,008…iY i L  et l’intervalle de 

crédibilité à 95 % est (0,184; 0,215). Les inférences fondées sur la distribution a posteriori de   ne sont 

pas appropriées si l’on utilise l’une ou l’autre des trois enquêtes comme la norme de référence. Par exemple, 

la moyenne a posteriori de 1,  0,278, se situe au-delà de l’intervalle de crédibilité à 95 % pour .  Comme 

dans le tableau 3.1,  =1 0,001,p g y  ce qui indique qu’il existe peu d’éléments pour appuyer la 

combinaison de toutes les données. 

Les réductions en pourcentage de l’écart-type a posteriori de 1 ,  c’est-à-dire pour SAHIE (enquête 1), 

sont de 11 %, 26 % et 44 %, correspondant aux trois sections du tableau 3.3. Au fur et à mesure que la valeur 
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de l’erreur-type de SAHIE augmentait, il y a, comme il fallait s’y attendre, un autre combinaison de la 

proportion observée par SAHIE avec la proportion observée par les CDC. Soulignons que la proportion 

observée par SAHIE est de 0,294, tandis que les moyennes a posteriori pour 1  diminuent, pour passer de 

0,278 (section 1) à 0,240 (section 3). Une raison à cela peut être déterminée en comparant les distributions 

a posteriori de ,g  c’est-à-dire   , : = 1, , 5…g p g y g  qui se trouvent au bas de chaque section. Par 

exemple,  = 2p g y  passe de 0,006 à 0,339, tandis que  = 5p g y  passe de 0,479 à 0,253. Selon ces 

résultats, la méthode de combinaison incertaine tient compte comme il convient de la plus grande variabilité 

associée aux estimations de SAHIE, c’est-à-dire qu’elle augmente la probabilité que les données des 

enquêtes 1 et 3 soient regroupées. 

Si nous comparons les résultats de la méthode de combinaison incertaine présentés dans le tableau 3.3 

avec ceux de DPmeta présentés dans le tableau 3.4, nous observons que les écarts sont plus marqués que 

ceux observés dans les tableaux 3.1 et 3.2. En ce qui a trait aux moyennes a posteriori, il convient de 

souligner que pour l’enquête 1, la moyenne a posteriori de DPmeta est quelque peu inférieure à celle de la 

combinaison incertaine. Cela rend compte de la plus grande combinaison des données de l’enquête 1 avec 

celles de l’enquête 3. Pour les enquêtes 2 et 3, les deux ensembles de moyennes a posteriori sont similaires. 

La différence la plus marquée a trait aux écarts-types a posteriori où, pour l’enquête 1 (sections 2 et 3), les 

valeurs de DPmeta sont bien inférieures à celles de la combinaison incertaine. Pour les sept autres cas, les 

deux ensembles d’écarts-types a posteriori sont similaires. De même, pour l’enquête 1, les intervalles de 

DPmeta sont beaucoup plus étroits que ceux de la combinaison incertaine, tandis que ceux des enquêtes 2 

et 3 ne sont qu’un peu plus grands. D’après le tableau 3.4 et pour l’enquête 1, les baisses en pourcentage 

des écarts-types a posteriori (par rapport aux erreurs-types observées) sont de (42 %, 55 %, 75 %). Des 

augmentations ont toutefois été observées pour l’enquête 2 dans les sections 2 et 3. 

 

Tableau 3.3 

Proportions observées, écarts-types et valeurs sommaires a posteriori du comté d’Orange, en Floride, où 

l’erreur-type des CDC = 0,5   erreur-type HS est établie au moyen de la combinaison incertaine 
 

 Enquête Proportion 
observée 

Moyenne 
a posteriori 

Erreur-type 
observée 

Écart-type 
a posteriori 

Intervalle de 
crédibilité à 95 % 

Erreur-type du  

SAHIE = 2    
erreur-type  
de HS 

1 0,294 0,278 0,036 0,032 (0,227; 0,352) 
2 0,257 0,261 0,018 0,017 (0,226; 0,294) 
3 0,179 0,179 0,009 0,009 (0,162; 0,197) 

échantillon regroupé  0,199  0,008 (0,184; 0,215) 

 = 2 =P g y 0,006;  = 3 =P g y 0,514;  = 5 =P g y 0,479. 

Erreur-type du  

SAHIE = 5    
erreur-type 
de HS 

1 0,294 0,251 0,089 0,066 (0,162; 0,417) 
2 0,257 0,258 0,018 0,018 (0,223; 0,293) 
3 0,179 0,179 0,009 0,009 (0,162; 0,197) 

échantillon regroupé  0,195  0,008 (0,180; 0,211) 

 = 2 =P g y 0,224;  = 3 =P g y 0,468;  = 5 =P g y 0,308. 

Erreur-type du  

SAHIE = 10   
erreur-type 
de HS 

1 0,294 0,240 0,179 0,101 (0,059; 0,520) 
2 0,257 0,257 0,018 0,018 (0,222; 0,292) 
3 0,179 0,179 0,009 0,009 (0,162; 0,197) 

échantillon regroupé  0,195  0,008 (0,179; 0,211) 

 = 2 =P g y 0,339;  = 3 =P g y 0,408;  = 5 =P g y 0,253. 

Note : SAHIE signifie Small Area Health Insurance Estimates; CDC signifie Centers for Disease Control and Prevention; 
HS signifie Ha et Sedransk. 
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Tableau 3.4 

Proportions observées, erreurs-types et valeurs sommaires a posteriori du comté d’Orange, en Floride, établies 

au moyen de DPmeta 
 

 Enquête Proportions 
observées 

Moyenne 
a posteriori 

Erreur-type 
observée 

Écart-type 
a posteriori 

Intervalle de  
crédibilité à 95 % 

Erreur-type du SAHIE = 

2   erreur-type de HS 

1 0,294 0,262 0,036 0,021 (0,202; 0,297) 
2 0,257 0,263 0,018 0,018 (0,222; 0,296) 
3 0,179 0,180 0,009 0,009 (0,162; 0,199) 

Erreur-type du SAHIE = 

5   erreur-type de HS 

1 0,294 0,226 0,089 0,040 (0,168; 0,290) 
2 0,257 0,246 0,018 0,023 (0,186; 0,291) 
3 0,179 0,182 0,009 0,011 (0,163; 0,205) 

Erreur-type du SAHIE = 

10   erreur-type de HS 

1 0,294 0,217 0,179 0,044 (0,166; 0,288) 
2 0,257 0,243 0,018 0,031 (0,185; 0,290) 
3 0,179 0,183 0,009 0,011 (0,162; 0,205) 

Note : SAHIE signifie Small Area Health Insurance Estimates; HS signifie Ha et Sedransk. 

 

3.2 Résultats de l’étude par simulations 
 

Pour évaluer des propriétés comme le biais et la couverture de l’intervalle de crédibilité, nous avons 

réalisé une étude par simulations basée sur plusieurs modifications des données du comté d’Orange. Plus 

précisément, nous générons  ˆ : = 1, 2, 3iY i  à partir de : 

  1 1 1
ˆ ~ ,Y N V   

  2 1 2
ˆ ~ ,Y N V   

          3 2 2
ˆ ~ ,Y N V    (3.4) 

où 1  et 2  proviennent de la section 3 du tableau 3.3, 1  est la moyenne des proportions observées des 

enquêtes 1 et 2 et 2  est la proportion observée de l’enquête 3 (CDC). Par ailleurs, nous nous attendions à 

ce que 1V  soit beaucoup plus grande que 2 .V  Nous avons fait ces choix afin de représenter une situation 

fréquente où l’enquête 1 est un échantillon probabiliste ayant une variance d’échantillon relativement 

élevée, tandis que les enquêtes 2 et 3 sont des échantillons non probabilistes ayant des variances 

d’échantillon beaucoup plus faibles. Enfin,     0; 4 0,0193 = 0,0772; 8 0,0193 = 0,1544 .  

Le tableau 3.5 donne les valeurs de 1 2 1, ,V   et 2V  dans la note au bas du tableau. Le tableau comporte 

trois rangées, correspondant à = 0; 0,0772; 0,1544. Dans chaque rangée figurent les valeurs médianes de 

500 répliques de      : = 1, , 5 , : = 1, 2, 3… ip g y g E y i  et   E.-T. : = 1, 2, 3i y i  ainsi que les 

couvertures estimées. 
 

Tableau 3.5 

Résultats de la simulation provenant de 500 répliques de (3.4) 
 

Grandeur de 
l’entreprise 

 donnéesP g  Couverture Moyenne  
a posteriori 

Écart-type  
a posteriori 

:1g  2 3 4 5 : 1i  2 3 : 1i  2 3 : 1i  2 3 

= 0  0 0,148 0,462 0 0,332 0,973 0,958 0,960 0,262 0,275 0,179 0,050 0,006 0,006 

= 0,0772 0,032 0,292 0,303 0,033 0,249 0,984 0,941 0,939 0,269 0,275 0,257 0,039 0,006 0,006 

= 0,1544 0 0,280 0,401 0 0,300 0,971 0,958 0,952 0,292 0,275 0,333 0,044 0,006 0,006 

1 = 0,276; 2 = 0,179; 2
1 =0,06 ;V  2

2 =0,006 .V  
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Les principaux résultats montrent que : a) les médianes des moyennes a posteriori sont proches des 

valeurs utilisées pour générer les données, c’est-à-dire 1  et 2 ;  b) les couvertures sont proches de la valeur 

nominale de 95 %; c) nous observons une diminution notable de l’écart-type a posteriori pour l’enquête 1 

(SAHIE), soit de 16,7 %, de 35,0 % et de 26,7 %, ce qui correspond à = 0; 0,0772 et à 0,1544. Il n’y a 

pas de réduction de l’écart-type a posteriori pour les enquêtes 2 et 3. 

Pour = 0,1544, notons que  = 2 =p g y 0,280 et que  = 4 = 0,p g y  c’est-à-dire que les données 

des enquêtes 1 (SAHIE) et 3 (CDC),  = 2g  ont dû être regroupées en raison de l’erreur-type relativement 

importante pour l’enquête 1 (SAHIE). Cependant, nous n’avons pas regroupé les données des enquêtes 2 

(HS) et 3 (CDC),  = 4 ,g  en raison des erreurs-types relativement petites pour les enquêtes 2 (HS) et 3 

(CDC). Bien sûr, nous avons regroupé les données des enquêtes 1 et 2,  = 3 ,g  car elles ont la même 

moyenne, 1.  

 
4. Discussion et résumé 
 

Compte tenu des ressources et des taux de réponse réduits, la combinaison de données provenant de 

plusieurs sources comme les enquêtes-échantillons et les données administratives suscite beaucoup 

d’intérêt. Actuellement, on s’intéresse particulièrement aux cas où les sources comprennent des enquêtes 

non probabilistes. Une méthodologie appropriée est requise afin de produire des inférences satisfaisantes 

puisque les populations cibles et les méthodes d’acquisition de données peuvent être assez différentes. 

Il existe de nombreuses situations où il pourrait être avantageux de combiner ces données, comme le 

montre l’article de synthèse de Lohr et Raghunathan (2017). Ici, nous avons étudié le cas où l’analyste ne 

dispose que de statistiques sommaires provenant de chacune des sources, et où l’on peut considérer une 

source, ,r  comme la meilleure source pour l’inférence. Bien qu’il soit souvent avantageux d’utiliser les 

données provenant de sources connexes pour améliorer les inférences dans ,r  il est essentiel que les données 

combinées concordent avec celles dans .r  La méthodologie décrite dans le présent article peut également 

être utilisée lorsque les données ne se limitent pas à des statistiques sommaires et lorsque les objectifs et les 

modèles inférentiels sont plus complexes. Comme le montre l’article, à défaut de tenir compte des biais dus 

à la combinaison de données « dissemblables », cela peut donner lieu à de mauvaises inférences. À l’aide 

d’expressions analytiques et d’exemples, nous avons montré que les méthodes de combinaison incertaine et 

par mélange selon le processus de Dirichlet permettent de faire des inférences appropriées. Cependant, nos 

analyses basées sur la méthode de combinaison incertaine sont entièrement bayésiennes tandis que celles de 

DPmeta sont bayésiennes empiriques, compte tenu de la nécessité de préciser les valeurs pour de nombreux 

hyperparamètres. De plus, la méthode de combinaison incertaine fournit des renseignements supplé-

mentaires sous la forme de probabilités a posteriori pour les partitions .g  

Ces méthodes peuvent être mises en œuvre. Pour DPmeta, il existe un progiciel R, DPpackage (Jara 

et coll., 2011), tandis qu’un autre progiciel R est en cours de développement pour la méthode de combi-

naison incertaine. Une fois terminé, il sera intégré au référentiel Comprehensive R Archive Network. Ce 
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progiciel comporte des fonctions qui permettent des analyses bayésiennes, semblables à celles décrites dans 

le présent article : a) par des estimations ponctuelles fournies par l’utilisateur et les variances connexes; ou 

b) par des données binomiales, des cas  y  et le nombre total  .n  Le cas (b) fournit une analyse basée sur 

la transformation logit de la proportion d’échantillon. Nous avons utilisé la dernière méthode lorsqu’il y 

avait 11 enquêtes. 

Il est très difficile de faire des inférences pour les variances des échantillons 1, , .… LV V  Polettini (2017) 

présente une analyse approfondie des méthodes qui ont été proposées. Les solutions proposées par You et 

Chapman (2006), Sugasawa, Tamae et Kubokawa (2017) et Polettini (2017) sont particulièrement 

intéressantes. Cependant, ces solutions sont proposées dans le contexte de l’inférence sur petits domaines, 

et non lorsque l’objectif est de combiner des données d’enquêtes et de sources connexes. 

Bien que la discussion ci-dessous s’inscrive dans le contexte de l’extension de la méthode par mélange 

selon le processus de Dirichlet (section 2.2), les idées présentent aussi un intérêt pour la méthode de 

combinaison incertaine (section 2.1). Polettini (2017) enrichit le modèle par mélange selon le processus de 

Dirichlet décrit à la section 2.2 en y ajoutant : 

     
ind2 2~ , = 1, ,i i i i

S V i L  …  (4.1) 

et  

  
iid1

1 1~ Gamma ,iV a b  (4.2) 

où 
2
iS  correspond à la variance d’échantillonnage et i  est une mesure des degrés de liberté. 

Comme le souligne Polettini (2017), l’hypothèse selon laquelle les données suivent la distribution 
2  

dans (4.1) est discutable, d’autant plus lorsque la conception de l’enquête est complexe. On ne peut pas 

vérifier la distribution d’échantillonnage de 
2
iS  au moyen d’un seul échantillon, comme l’a également 

souligné Polettini (2017) à la page 731. De plus, dans les enquêtes par sondage, la forme de 
2
iS  est 

susceptible d’être une fonction complexe des valeurs de la variable d’intérêt Y  et des poids d’enquête. 

Ainsi, il est peu probable que la distribution des valeurs observées de Y  puisse être utilisée pour inférer une 

valeur approximative et raisonnable de la distribution de 
2 .iS  

L’hypothèse selon laquelle les paramètres de population sont constants dans (4.2) pose problème dans 

notre cas, c’est-à-dire lorsqu’il s’agit de combiner les données. Nous nous attendons à observer 

d’importantes différences entre les enquêtes, par exemple, pour un ensemble d’échantillons probabilistes et 

non probabilistes. You et Chapman (2006) généralisent cette approche en remplaçant (4.2) par :  

                  
ind
~ Inverse Gamma , .i i iV a b  (4.3) 

Il convient donc de dériver les valeurs pour  , ,i ia b  ce qui peut être difficile lorsqu’il n’y a pas de 

renseignements préalables. De plus, Gelman (2006) montre que le fait de sélectionner des très petites valeurs 

pour ia  et ,ib  un choix naturel (et celui fait par You et Chapman (2006)), peut donner lieu à de mauvaises 
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inférences. Sugasawa et coll. (2017) propose une approche autre que celle de You et Chapman (2006) en 

supposant : 

  
ind
~ Inverse Gamma , ,i i iV a b   (4.4) 

avec une loi a priori pour ,  mais cette approche nécessite, elle aussi, que l’on définisse les valeurs pour 

ia  et .ib  De toute évidence, la production de meilleures inférences pour les variances d’échantillon est un 

sujet important pour les recherches à venir. 

Il y a eu un intérêt accru pour la formulation d’inférences pour de petites sous-populations, c’est-à-dire 

l’inférence provenant de petits échantillons, lorsqu’il existe plusieurs sources de données; voir, par exemple, 

Manzi, Spiegelhalter, Turner, Flowers et Thompson (2011) et Nandram, Berg et Barboza (2014). Bien que 

de plus amples recherches soient requises pour étendre la méthodologie de combinaison incertaine à ce cas, 

l’approche est claire. Soit j  une petite région, comme un comté américain, et i  une source de données où 

= 1, ,…j J  et = 1, , .…i L  Selon la définition susmentionnée, g  désigne une partition générique ayant un 

sous-ensemble générique  kS g  pour  =1, , .…k d g  Définissons   = : = 1, , ; = 1, , .… …ij j J i LG  

Alors pour un g  fixe,  kS g  est un sous-ensemble de G  avec     = ∩k mS g S g  pour k m  et 

 
 

=1
= .∪

d g

kk
S g G  Par exemple, soit = 2J  et = 3.L  Chaque partition serait alors un ensemble de 

sous-ensembles disjoints de             = 11 , 12 , 21 , 22 , 31 , 32G  dont l’union est .G  Par analogie avec 

la discussion de la section 2, il y aurait une seule meilleure source pour chaque petit domaine, désignée par

  ,j i j  pour quelques valeurs i  dans le petit domaine .j  

Alors le modèle suivant, analogue à celui de la section 2, est : 

                                                             
indˆ ~ , .ij ij ijY N V  (4.5) 

Par analogie avec (2.2)  

                     
ind 2~ , , .ij k k kN g g ij S g     (4.6) 

Si les mêmes hypothèses (à propos des limites) sont formulées pour  2
k g  et  2 2= ,k g   les 

expressions pour l’inférence a posteriori sur ij  seront les mêmes que celles qui figurent à la section 2. 

Cependant, l’hypothèse selon laquelle les valeurs de 2  sont constantes peut ne pas être raisonnable. En 

raison du très grand nombre de partitions, le calcul sera difficile, d’autant plus qu’il est prévu que la valeur 

de nombreuses  p g y  sera très petite. 

La prémisse de notre travail est qu’il faut inclure la possibilité que les paramètres associés aux différentes 

enquêtes ne soient pas interchangeables. (Cela peut s’avérer particulièrement important lorsqu’il s’agit d’un 

échantillon probabiliste et de plusieurs échantillons non probabilistes.) De même, il est naturel de généraliser 

afin que les paramètres associés aux petites zones soient réputés ne pas être interchangeables. Cependant, 

si nous pouvons supposer l’interchangeabilité entre les enquêtes et les petites zones, le modèle décrit à la 

section 2.1 de Kim, Park et Kim (2015) (qui a possiblement été modifié afin de pouvoir utiliser l’approche 

bayésienne) devrait être plus facile à mettre en œuvre. 

Même si le très grand nombre de partitions de G  peut constituer un obstacle à la mise en œuvre, il serait 

possible d’appliquer DPmeta lorsqu’il existe des données provenant d’un ensemble de petits domaines et de 
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plusieurs sources de données. Un des problèmes tient à la spécification dans DPmeta d’une distribution 

commune pour ,ij  c’est-à-dire, pour de petits domaines et enquêtes, ce qui est peu susceptible d’être 

appropriée. Comme exemples de possibilités, mentionnons un modèle de type analyse de la variance 

(ANOVA) (section 4.4.2) ou un modèle emboîté (section 7.3.1) de Muller et coll. (2015), bien que le modèle 

ANOVA ne comporte pas de termes d’interaction et que le modèle que nous avons utilisé soit un modèle 

recoupé dans un plan d’échantillonnage. 

Il serait utile à l’avenir que la recherche comporte une approche d’inférence pour les variances 

d’échantillon, comme cela est indiqué ci-dessus. De plus, lorsqu’il existe des données provenant de plusieurs 

enquêtes, nous avons besoin d’une méthode améliorée pour gérer l’extension à l’inférence sur petits 

domaines. Dans certains cas, il serait possible de simplifier le modèle pour .ij  Une méthode d’échantillon-

nage fondée sur une grille pour g  et 2  est difficile à mettre en œuvre lorsque la valeur de G  est 

extrêmement grande. Ainsi, l’utilisation d’une approche de Monte Carlo par chaîne de Markov standard, 

ayant possiblement une distribution a priori informative sur ,g  peut être un meilleur moyen de tirer des 

inférences. Voir, par exemple, Dahl, Day et Tsai (2017). 

D’autres approches pourraient également être étudiées. Par exemple, Park, Kim et Stukel (2017) 

proposent une approche différente pour combiner les données provenant de deux enquêtes. Dans ce cas, il 

y a des covariables, ,X  qui sont observées dans chaque enquête, tandis que 1,Y  la variable d’intérêt de 

l’étude, est observée uniquement dans l’enquête 1 et que 2Y  est observée uniquement dans l’enquête 2. 

L’inférence pour la moyenne de la population de 1Y  est souhaitée, compte tenu des données provenant de 

deux enquêtes. Les densités utilisées sont    1 1 1 2 2 1 2, , , ,f Y X f Y X Y   et, pour l’identifiabilité, on 

suppose que    2 2 1 2 2 1, = .f Y X Y f Y Y  Pour une analyse bayésienne, il serait nécessaire d’avoir un 

prolongement de plus de deux enquêtes ainsi que la spécification des distributions a priori appropriées aux 

paramètres. Il semble que modéliser la distribution de 2Y  en utilisant la distribution de 1Y  ne soit pas simple. 
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Annexe 
 

Programme Small Area Health Insurance Estimates  
 

Dans le résumé suivant, nous paraphrasons les parties pertinentes du US Census Bureau (2021). Pour 

éviter de déformer le sens des propos des auteurs, nous avons conservé le texte à la première personne. 

Le programme Small Area Health Insurance Estimates (SAHIE) produit des estimations basées sur un 

modèle de la couverture par l’assurance maladie pour les groupes démographiques au sein des comtés et 
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des États. Nous publions les estimations de comté selon le sexe, l’âge et le revenu. Les groupes de revenu 

sont définis par le « income-to-poverty ratio », soit le ratio du revenu familial au seuil de pauvreté fédéral 

approprié. 

Pour l’estimation, SAHIE s’appuie sur des modèles qui combinent les données d’enquête de l’American 

Community Survey (ACS) avec les données provenant de dossiers administratifs et les données des 

recensements. Les modèles sont des modèles régionaux parce que nous utilisons des estimations d’enquête 

et des données administratives à certains niveaux d’agrégation, plutôt que des données d’enquêtes et de 

dossiers administratifs individuels. Notre approche de modélisation est semblable à celle des modèles 

courants élaborés pour l’estimation sur petits domaines, mais elle comporte des éléments de complexité 

supplémentaires. 

Les estimations publiées sont fondées sur des agrégats de groupes démographiques modélisés. Pour les 

comtés, nous modélisons les estimations à un niveau de base défini par les groupes d’âge, de sexe et de 

revenu. 

Nous utilisons les estimations du Population Estimates Program du U.S. Census Bureau pour la 

population dans des groupes définis pour le comté selon l’âge et le sexe. Nous traitons ces populations 

comme si elles étaient connues. Au sein de chacun de ces groupes, le nombre de personnes couvertes par 

l’assurance maladie dans l’une des catégories de revenu est indiqué par cette population multipliée par deux 

proportions inconnues à estimer : la proportion de personnes dans la catégorie de revenu et la proportion de 

personnes assurées dans cette catégorie de revenu. Les modèles comportent deux parties largement 

distinctes – une « partie revenu » et une « partie assurance » – qui correspondent à ces proportions. Nous 

utilisons des estimations de l’enquête des proportions dans les groupes de revenu et des proportions de 

personnes assurés au sein de ces groupes. Nous supposons que ces estimations d’enquête sont impartiales 

et qu’elles suivent des distributions connues. Nous supposons également des formes fonctionnelles des 

variances des estimations d’enquête qui mettent en jeu des paramètres qui sont estimés. Nous traitons les 

variables supplémentaires qui permettent de prédire l’une ou les deux des proportions inconnues de 

contribuables et de prestataires d’assurance de l’une des deux manières présentées ci-dessous. 

Certaines de ces variables sont utilisées comme prédicteurs fixes dans un modèle de régression. Il y a 

une composante de régression dans les parties du modèle relatives au revenu et à l’assurance. Dans chaque 

cas, une transformation de la proportion est prédite par une combinaison linéaire de prédicteurs fixes. 

Certains de ces prédicteurs sont des variables catégoriques qui définissent les groupes démographiques que 

nous modélisons. D’autres sont des variables continues. Les prédicteurs fixes continus comprennent des 

variables liées à l’emploi, au niveau de scolarité et à la population démographique. 

Nous utilisons également des prédicteurs continus aléatoires, qui comportent des données provenant de 

l’ACS sur 5 ans, de l’Internal Revenue Service, du Supplemental Nutrition Assistance Program et du 

Medicaid ou du Children’s Health Insurance Program. Il ne s’agit pas de prédicteurs fixes dans le modèle. 

Au lieu de les considérer comme des prédicteurs fixes, nous les traitons comme des prédicteurs aléatoires, 
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de façon similaire aux estimations d’enquête, mais différente des estimateurs sans biais des chiffres. À la 

place, nous supposons que les valeurs estimées sont des fonctions linéaires du nombre de personnes dans 

un groupe de revenu ou du nombre de personnes assurées dans un groupe de revenu. Nous supposons 

généralement que leur distribution est normale et que les variances dépendent de paramètres inconnus. 

Nous formulons le modèle dans un cadre bayésien et déclarons les moyennes a posteriori comme des 

estimations ponctuelles. Nous utilisons les moyennes et les variances a posteriori avec une approximation 

normale pour calculer des intervalles de confiance symétriques à 90 % et utilisons la demi-largeur de ces 

intervalles comme marges d’erreur. 

Nous ajustons les estimations pour assurer leur conformité avec les totaux nationaux précisés. 
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Intégration des données d’enquête pour l’analyse de 
régression au moyen du calage assisté par un modèle 

Zhonglei Wang, Hang J. Kim et Jae Kwang Kim1 

Résumé 

Nous envisageons ici l’analyse de régression dans le contexte de l’intégration de données. Pour combiner des 
renseignements partiels de sources externes, nous utilisons l’idée de calage assisté par un modèle qui introduit 
un modèle « de travail » réduit fondé sur les covariables observées. Ce modèle de travail réduit n’est pas 
nécessairement spécifié correctement, mais il peut être un outil utile pour intégrer les renseignements partiels 
provenant de données externes. La mise en œuvre en tant que telle est fondée sur une application nouvelle de la 
projection d’information et de la pondération par calage du modèle. La méthode proposée est particulièrement 
intéressante pour combiner des renseignements de plusieurs sources présentant différentes tendances en matière 
de données manquantes. La méthode est appliquée à un exemple de données réelles combinant les données 
d’enquête de l'enquête KNHANES (enquête nationale coréenne sur la santé et la nutrition) et les mégadonnées 
du NHISS (service national coréen de partage de l’assurance maladie). 

 
Mots-clés : Mégadonnées; vraisemblance empirique; projection d’information; modèles d’erreur de mesure; covariables 

manquantes. 

 
 

1. Introduction 
 

L’intégration de données est un nouveau champ de recherche dans le domaine de l’échantillonnage 

d’enquête. En intégrant des renseignements partiels d’échantillons externes, nous pouvons améliorer 

l’efficacité de l’estimateur obtenu et augmenter la fiabilité de l’analyse. Lohr et Raghunathan (2017), Yang 

et Kim (2020) et Rao (2020) présentent des examens de méthodes statistiques d’intégration des données aux 

fins d’inférence d’une population finie. De nombreuses méthodes (par exemple Hidiroglou, 2001; 

Merkouris, 2010; Zubizarreta, 2015) visent principalement à estimer des moyennes ou des totaux de 

population, alors que la combinaison de renseignements à des fins d’inférence analytique, comme l’analyse 

de régression, n’est pas pleinement étudiée selon les ouvrages publiés. 

Dans la présente étude, nous envisageons l’analyse de régression dans le contexte de l’intégration de 

données. Lorsque nous combinons les sources de données pour effectuer une analyse de régression 

combinée, nous pouvons nous heurter à certains problèmes, comme le fait que les covariables ne sont peut-

être pas entièrement observées ou qu’elles sont sujettes à des erreurs de mesure. On peut donc considérer le 

problème comme un problème de régression où des covariables étaient manquantes. Robins, Rotnitzky et 

Zhao (1994) et Wang, Wang, Zhao et Ou (1997) ont traité de l’estimation semiparamétrique dans une 

analyse de régression où il manquait des données de covariables selon l’hypothèse de répartition au hasard 

des données de covariables manquantes. Dans notre scénario, la source de données externe pour laquelle il 

manque des covariables peut être un recensement ou des mégadonnées. 
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Dans le cadre de ce scénario, Chatterjee, Chen, Maas et Carroll (2016) ont élaboré une méthodologie 

d’intégration des données fondée sur le maximum de vraisemblance contraint, qui s’appuie sur un modèle 

entièrement paramétrique pour spécifier la vraisemblance et une contrainte tirée d’un modèle réduit 

d’intégration des données. La méthode du maximum de vraisemblance contraint est efficace quand le 

modèle est correctement spécifié, mais ne s’applique pas quand il est difficile ou impossible de spécifier 

une fonction de densité correcte. Kundu, Tang et Chatterjee (2019) ont généralisé la méthode de Chatterjee 

et coll. (2016) pour étudier plusieurs modèles de régression fondés sur la théorie de la méthode généralisée 

des moments (Hansen, 1982, GMM). Récemment, Xu et Shao (2020) ont élaboré une méthode d’intégration 

des données au moyen d’une méthode généralisée de la technique des moments, mais leur méthode suppose 

implicitement une spécification correcte du modèle réduit. Dans une étude de cas-témoins emboîtés, Shin, 

Pfeiffer, Graubard et Gail (2020a) ont proposé l’utilisation de l’échantillon entièrement observé à la phase 2 

pour correspondre à un modèle paramétrique, et les covariables manquantes dans l’échantillon de la phase 1 

sont imputées; voir également Shin, Pfeiffer, Graubard et Gail (2020b). Zhang, Deng, Wheeler, Qin et Yu 

(2021) ont élaboré un cadre de vraisemblance empirique rétrospective pour tenir compte du biais 

d’échantillonnage dans des études de cas-témoins. Sheng, Sun, Huang et Kim (2021) ont mis au point une 

méthode de vraisemblance empirique pénalisée pour intégrer de telles informations dans le scénario de 

régression logistique. 

Pour combiner des renseignements partiels de sources externes, nous utilisons l’idée de calage au moyen 

d’un modèle (Wu et Sitter, 2001) qui introduit un modèle « de travail » réduit fondé sur les covariables 

observées. Dans le modèle réduit, les paramètres du modèle sont estimés à partir de sources externes, puis 

combinés selon une application nouvelle de la méthodologie de vraisemblance empirique (Owen, 1991; Qin 

et Lawless, 1994), qui peut être considérée comme une projection d’information (Csiszár et Shields, 2004). 

Le modèle de travail réduit n’est pas nécessairement spécifié correctement, mais un bon modèle de travail 

peut améliorer l’efficacité de l’analyse qu’il produit. La méthode proposée est particulièrement intéressante 

pour combiner des renseignements provenant de plusieurs sources de données présentant différentes 

tendances en matière de données manquantes. Dans ce cas, il suffit de spécifier différents modèles de travail 

pour différentes tendances en matière de données manquantes. 

Par ailleurs, la méthode que nous proposons est fondée sur les conditions des premiers moments, comme 

les analyses de régression habituelles, si bien que des hypothèses faibles peuvent permettre d’élargir 

l’applicabilité de la méthode proposée à de nombreux problèmes pratiques. En particulier, la méthode 

proposée s’applique directement aux données d’échantillon d’enquête, qui est l’objet principal de notre 

étude. Nous examinons un scénario de régression plus général. Notre méthode de vraisemblance empirique 

proposé ne nécessite pas de modèle de travail réduit spécifié correctement. 

Nous présenterons nos travaux dans le présent article comme suit. Premièrement, nous proposons un 

cadre unifié d’intégration de sources de données externes dans le contexte d’analyse de régression. La 

méthodologie proposée repose sur des hypothèses plus faibles que la méthodologie fondée sur des modèles 

paramétriques de Chatterjee et coll. (2016) et fournit donc des résultats d’estimation plus robustes. 
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Deuxièmement, la méthodologie proposée est largement applicable, car elle peut facilement traiter plusieurs 

sources de données externes, comme le montre la section 5. Elle peut également être appliquée quand la 

source de données externe présente un biais de sélection. Dans l’application sur des données réelles de la 

section 7, nous montrons que la méthodologie proposée peut s’appuyer sur des mégadonnées externes 

présentant des probabilités de sélection inconnues, en appliquant un ajustement de pondération du score de 

propension. Enfin, la méthodologie que nous proposons est facile à mettre en œuvre et pleinement justifiée 

en théorie. Le calcul est simple, puisqu’il s’agit d’une application directe de la méthode type de vrai-

semblance empirique et peut être mis en oeuvre au moyen de logiciels existants. 

La présente étude est structurée de la manière suivante. La section 2 présente un scénario de base ainsi 

que les méthodologies existantes. La section 3 présente l’approche proposée et la section 4, ses propriétés 

asymptotiques. À la section 5, nous exposons une application à une intégration de données multiples. La 

section 6 présente des études par simulations, suivies de l’application de la méthodologie proposée à des 

données réelles à la section 7. Des conclusions sont proposées à la section 8. 

 
2. Scénario de base 
 

Supposons une population finie  = 1, , N…U  de taille .N  Associé à l’unité e ,i  supposons que iy  

désigne la variable d’intérêt à l’étude et  1 2= , ,i i ix x x  le vecteur auxiliaire correspondant de longueur .p  

Nous souhaitons estimer un paramètre de population 0 ,β  qui résout    1 1= ; , = ,i ii
y

U β U β x 0
U

 où 

 1 ; , yU β x  est une fonction d’estimation prédéfinie pour .β  Un exemple de la fonction d’estimation est 

      1 1 1; , = ; ; ,i i i i iy y mU β x x β h x β  qui est implicitement fondé sur un modèle de régression 

   1= ;i i iE Y mx x β  au niveau de la superpopulation pour certains  1 ;ih x β  satisfaisant à certaines 

conditions d’identification (par exemple, Kim et Rao, 2009). Dans la population finie, un échantillon 

probabiliste 1 S U  est sélectionné et un estimateur de ,Z ˆ,β  peut être obtenu en résolvant l’équation :  

  
1

1 1 1
ˆ ( ) ; , = ,i i i

i

d y


U β U β x 0
S

 (2.1) 

où id  est le poids d’échantillonnage de l’unité 1.iS  

En plus de 1,S  supposons que nous observons 1ix  et iy  dans toute la population finie et que nous 

souhaitons intégrer ces renseignements supplémentaires pour améliorer l’efficacité d’estimation de ˆ.β  

Avant de proposer notre méthodologie, nous présentons deux travaux connexes, notamment ceux de Chen 

et Chen (2000) et de Chatterjee et coll. (2016). 

Chen et Chen (2000) ont d’abord examiné ce problème dans le contexte de modèles d’erreur de mesure. 

Pour expliquer leur idée dans notre scénario, nous considérons d’abord un modèle « de travail » réduit :  

    1 2 1= ;i i iE Y mx x α  (2.2) 

pour certaines valeurs .α  Selon le modèle de travail (2.2), nous pouvons obtenir un estimateur α̂  à partir 

de l’échantillon actuel 1S  en résolvant l’équation :  
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    
1

2 2 1
ˆ ; , = ,i i i

i

d y


U α U α x 0
S

 (2.3) 

où       2 1 2 1 2 1; , = ; ;i i i i iy y mU α x x α h x α  pour certaines valeurs  2 1;ih x α  satisfaisant aux conditions 

similaires à celles imposées à  1 ; .ih x β  De plus, nous pouvons obtenir *α  en résolvant 2 1=1
; ,

N

ii U α x  

 = .iy 0  Chen et Chen (2000) ont proposé d’utiliser : 

        
1

* *ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ ˆCov , V


  β β β α α α α   

comme estimateur efficace de ,β  où  V̂   et   Cov   désignent respectivement les estimateurs de variance 

et de covariance fondés sur le plan. Le modèle de travail de (2.2) n’est pas nécessairement spécifié 

correctement, mais un bon modèle de travail peut améliorer l’efficacité de l’estimateur définitif. Alors que 

l’estimateur de Chen et Chen (2000) est théoriquement justifié, il peut être instable numériquement, car les 

erreurs d’estimation de la variance et de la matrice de covariance peuvent être importantes. 

Chatterjee et coll. (2016) ont envisagé une approche fondée sur la vraisemblance à l’aide d’une 

distribution conditionnelle de ,iY  avec ,iX  de densité  ; ,i if y x β  et ont imposé une contrainte fondée sur 

des renseignements externes. En particulier, ils proposent de maximiser : 

    
1

;i ii
i

f y dF

 x β x
S

 (2.4) 

en fonction de la contrainte : 

      *
2 1; , ; ,y f y dydF   U α x x β x 0  (2.5) 

où  F x  est une fonction de distribution non spécifiée pour ,x  dF x  est la dérivée de Radon-Nikodym de 

la fonction de répartition  F x  pour une certaine mesure dominante et *α  est le paramètre du modèle 

disponible d’une source externe. Suivant l’approche fondée sur la vraisemblance de Chatterjee et coll. 

(2016),  2 1; ,i yU α x  correspond à la fonction d’estimation faisant intervenir une fonction de distribution 

« réduite »  1 0;i ig y x α  avec un paramètre de modèle 0 ,α  où  1 0;i ig y x  peut être spécifié in-

correctement. En d’autres termes, *α  est l’information externe pour 0 .α  Chatterjee et coll. (2016) ont estimé 

 F x  de façon non paramétrique au moyen de la vraisemblance empirique. En imposant cette contrainte 

dans l’estimation par la méthode du maximum de vraisemblance, on peut intégrer naturellement l’infor-

mation externe *.α  

La méthode du maximum de vraisemblance contraint (MVC) n’est pas directement applicable à notre 

modèle conditionnel moyen de (2.1), car la fonction de vraisemblance pour β  n’est pas définie dans notre 

scénario. De plus, la caractéristique du plan pour l’échantillon probabiliste 1S  n’est pas directement 

applicable dans leur méthode. Néanmoins, on peut utiliser une fonction objective, comme celle d’une 

méthode généralisée des moments, pour appliquer le problème d’optimisation contrainte, qui est 

asymptomatiquement équivalent à la méthode de vraisemblance empirique (Imbens, 2002). La mise en 

œuvre de la vraisemblance empirique de l’approche du MVC fait l’objet d’une discussion par Han et 

Lawless (2019). 
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3. Approche proposée 
 

Considérons maintenant une autre approche permettant de combiner des renseignements de plusieurs 

sources. Pour cela, nous utilisons la mesure de divergence Kullback-Leibler (KL), afin d’appliquer la 

projection d’information (Csiszár et Shields, 2004) sur l’espace du modèle avec contraintes. Soit ˆ ,P  la 

distribution empirique de l’échantillon : 

                                          
1

1

1ˆ , = , = , .i i i
iii

P x y d x y x y
d 


 SS

I  (3.1) 

Étant donnée la distribution empirique ˆ ,P  nous souhaitons trouver le minimiseur de : 

            ˆ ˆ ˆ ˆ= log , , log , ,D P P dP y dP y dP y dP y x x x x  (3.2) 

relativement à P  dans l’espace du modèle. Remarquez que le premier terme est une constante et que le 

minimiseur de (3.2) est l’estimateur du pseudo maximum de vraisemblance de ˆ.P  

Nous considérons les contraintes suivantes dans notre modèle au niveau de la population finie :  

        *
1 2 1

=1 =1

; , , = 0 et ; , , 0,
N N

i i i i i i i i
i i

y p y y p y  U β x x U α x x  (3.3) 

où  ,i ip yx  est le point matériel attribué au point  ,i iyx  dans la population finie satisfaisant 

 
=1

, 1.
N

i ii
p y  x  La figure 3.1 fournit une représentation graphique de cette projection d’information. 

 
Figure 3.1 Projection d’information pour la répartition empirique ˆ .P  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

Il convient de mentionner que 
*P  minimise  ˆD P P  au sein de P  satisfaisant aux contraintes de (3.3). 

 
Lorsque nous utilisons la répartition empirique pondérée de (3.1), la mesure de la divergence KL de (3.2) 

se réduit à     
1

1ˆ ˆconstante log , ,i i ii
D P P N d p y


   x

S
 où 

1

ˆ .ii
N d


 S

 Ainsi, nous avons 

uniquement à maximiser    
1

logi ii
l d p


p

S
 en fonction de 

=1
1

N

ii
p   et des contraintes de (3.3), où 



102 Wang et coll. : Intégration des données d’enquête pour l’analyse de régression au moyen du calage assisté par un modèle 

 

 
Statistique Canada, no 12-001-X au catalogue 

ip  simplifie  , .i ip yx  Il convient de mentionner que 0ip   pour 1iS  diminuera la valeur de  l p  

 
1

log ;i ii
d p

 S
 la solution ˆip  de ce problème d’optimisation devrait donner ˆ 0ip   pour 1.i S  Nous 

pouvons donc définir 0ip   pour 1i S  et exprimer le problème comme la recherche du maximiseur de : 

    
1

, logi i
i

Q d w


d w
S

 (3.4) 

en fonction de la contrainte : 

                                                                    
1

1,i
i

w



S

                                                (3.5) 

                                              
1

*
2 1; , ,i i i

i

w y


 U α x 0
S

                                                (3.6) 

      
1

1 ; , .i i i
i

w y


 U β x 0
S

  

Nous utilisons iw  au lieu de ip  pour représenter les poids finaux attribués aux éléments de l’échantillon. 
 

Remarque 1. Maximiser la fonction objective dans (3.4) équivaut à minimiser l’entropie croisée suivante :  

  
1

log ,i i
i

d w


 

S

 (3.7) 

où  
1

.i i ii
d d d


 

S
 La fonction objective (3.7) est également la fonction logarithme du rapport de 

vraisemblance pseudo empirique qu’ont étudiée Chen et Sitter (1999) ainsi que Wu et Rao (2006). Au lieu 

de (3.4), nous pouvons considérer d’autres fonctions objectives, notamment la vraisemblance empirique de 

population proposée par Chen et Kim (2014), par exemple.  
 

La méthodologie que nous proposons est différente de celle de Chatterjee et coll. (2016), en ce que nous 

utilisons une contrainte intégrale plus générale (2.5) qui ne fait pas intervenir la fonction conditionnelle de 

densité  ; .f y x β  La contrainte (3.6) intègre toujours l’information supplémentaire dans *.α  

L’optimisation susmentionnée peut être résolue en appliquant la méthodologie de vraisemblance empirique 

de profil standard ou en utilisant la méthodologie suivante d’estimation en deux étapes.  
 

1. Déterminer des poids de calage  1ˆ ˆ :iw i w S  en maximisant  ,Q d w  en fonction de (3.5) et 

(3.6).  

2. Une fois la solution ŵ  obtenue à partir du calage, estimer β  en résolvant :  

  
1

1
ˆ ; , .i i i

i

w y


 U β x 0
S

 (3.8) 

 

Si la donnée repère *α  n’est pas disponible à partir de la population finie, mais peut être estimée à partir 

d’un échantillon externe indépendant, nous pouvons utiliser l’information de l’échantillon interne d’origine 

et de l’échantillon externe pour obtenir l’estimation de la donnée repère. En pratique, nous n’avons pas 

nécessairement accès aux données brutes de l’échantillon externe, mais nous sommes souvent en mesure 

d’obtenir ses statistiques sommaires. Supposons que l’échantillon externe fournit un estimateur ponctuel 
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2α̂  et son estimateur de variance  2 2
ˆ ˆVV α  pour le modèle de travail réduit de (2.2). Il est alors possible 

d’obtenir un estimateur de la donnée repère *α  par : 

           
1* 1 1 1 1

1 2 1 1 2 2
ˆ ˆ ˆ ,

     α V V V α V α  (3.9) 

où 1α̂  et 1V  sont estimés avec l’échantillon interne 1.S  Une fois la valeur *α̂  obtenue à partir de (3.9), elle 

remplace *α  dans l’équation de calage de (3.6). 

De la même façon que Wu et Sitter (2001), la méthodologie proposée ne nécessite pas de modèle de 

travail « réel », comme il est expliqué ci-dessous. Soit  
ext
ˆ 0U α  l’équation d’estimation pour obtenir la 

valeur *α  calculée à partir de l’échantillon externe 2 .S  Nous pouvons maintenant calculer l’approximation 

de la fonction d’estimation définitive pour β  en utilisant l’expression de calage de modèle  cal
ˆ U β  

 
1

1
ˆ ; ,i i ii
w y

 U β x
S

 comme suit :  

         * *
cal 1 ext 2

ˆ ˆ ˆ ˆ U β U β K U α U α  (3.10) 

pour certaines valeurs ,K  où  1Û β  et  
2Û α  sont respectivement calculées à l’aide de (2.1) et (2.3), à 

partir de l’échantillon interne 1.S  L’approximation dans (3.10) peut être facilement dérivée à l’aide de 

l’équivalence asymptotique de l’estimateur de calage et de l’estimateur de régression. Ainsi, même si 

  *
ext

ˆE U α  n’est pas égal à zéro, la résolution de  cal
ˆ 0U β  est convergente, puisque   ext

ˆE U α  

2
ˆ ( ) 0U α  par définition. 

 

Remarque 2. Même s’il n’est pas nécessaire de spécifier correctement le modèle de travail  1i iE Y x  

 2 1; ,im x α  nous pouvons systématiquement trouver  2 1; ,i iyU α x  en calculant sa construction comme un 

problème de covariable manquante, en nous fiant à la technique de calage de régression. Supposons, par 

exemple, que  1 2, ,i i ix xx  nous définissons une variable explicative 2 0 1 1
ˆ

i ix x    et une équation 

d’estimation sous la forme : 

       1 1 2 1 1 2 1 1 2
ˆ ˆ ˆ; , , , ; , ;i i i i i i i ix x y y m x x x x U β β h β  (3.11) 

pour la fonction de contrôle de la méthode de calage assisté par un modèle où  0 1, . β  Nous pouvons 

soit estimer β  à partir de l’échantillon 1,S  soit utiliser une valeur de paramètre fixe tant que la solution à 

 
1

1 1 2
ˆ; , ,i i i ii

d x x y


 U β 0
S

 est unique. Un estimateur de donnée repère de β  peut être obtenu à l’aide 

d’échantillons externes pour appliquer la méthodologie de calage de modèle proposée. Si nous utilisons la 

fonction de contrôle de (3.11), nous traitons donc essentiellement une régression de y  sur 1x  et 2x̂  comme 

modèle « de travail » pour le calage. Cela est uniquement possible lorsque nous disposons d’un accès direct 

à un échantillon externe 2S  en plus de l’échantillon interne 1.S  

 
4. Propriétés théoriques 
 

Dans la section qui suit, nous examinons les propriétés asymptotiques de l’estimateur proposé β̂  pour 

(3.8). Puisque les paramètres de population, notamment 0β  et 
* ,α  sont déterminés par la population finie 

de taille ,N  nous utilisons explicitement un indice N  pour les paramètres de population de la présente 
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section, par exemple, 0Nβ  et * ,Nα  mais nous omettons cet indice pour  , ,i i id yx  par souci de simplicité. 

Nous considérons deux scénarios : lorsque *
Nα  est disponible à partir de la population finie et lorsque nous 

ne disposons que d’un échantillon externe pour estimer *
Nα  par la méthode des moindres carrés généralisés 

de (3.9). 

 
4.1 *αN  est disponible 
 

Soit 1ˆ= ,i id N d  où 
1

ˆ
ii

N d


 S
 est l’estimateur Horvitz-Thompson de la taille de population .N  En 

remplaçant id  par id  dans (3.4), nous considérons le problème de type lagrangien qui maximise : 

                  
1 1 1

*
2 1, , log ; , 1 ,i i i N i i i

i i i

l d w w y w 
  

 
     

 
  w λ λ U α x
S S S

T   

où λ  et   sont les multiplicateurs de Lagrange. 

En définissant  , , ,l   w λ λ 0  , , 0l    w λ  et  , , 0il w  w λ  pour 1,iS  nous obtenons 
ˆ 1    et   

1
*

2 1
ˆ 1 ; , .i i N i iw d y



  λ U α x T  La méthode proposée est alors équivalente à la résolution de 

 , ,g β λ 0  où : 

                                        
 

 

 
 

1

1

1*
2 1

*
2 1*

2 1

; ,
1 ; ,

, .

; ,
1 ; ,

i
i i

i N i i

i
N i i

i N i i

d
y

y
g

d
y

y





 
 

 
  
 
  





U β x
λ U α x

β λ

U α x
λ U α x





S

S

T

T

 (4.1) 

Désignons la solution de (4.1) par  ˆˆ , .η β λ
T

T T  Pour examiner les propriétés asymptotiques de ˆ ,η  nous 

proposons les conditions de régularité suivantes. 

C1. Il existe un ensemble compact ,A  de telle sorte que  
1 2 1; ,sup max iS i iZ y U α xS A  

 1 2
po n  et *

N α A  pour ,N N  où   désigne la norme euclidienne et l’ordre stochastique 

par rapport au plan d’échantillonnage. 

C2. Le plan d’échantillonnage satisfait aux résultats de convergence suivants. 
 

a. Il existe un ensemble compact ,  de telle sorte que 0N β  pour N N  et un point 

intérieur de , ,pβ  de telle sorte que 0 .limN N p β β  

b. Il existe une fonction continue  0U β  sur ,  de telle sorte que 
1

1 ; ,sup i ii
d β U β x

S
 

  0 0iy  U β  en probabilité, où pβ  est l’unique solution de  0 .U β 0  

c.    
1

1 0 11; , 1 ,i N i i pi
d y o


    U β x β

S

T I  où 11I  est non stochastique et inversible. 

d.      
1

*
1 0 2 1 12; , ; , 1 ,i N i i N i i pi

d y y o


  U β x U α x
S

T
I  où 12I  est non stochastique.  

e.    
1

2*
2 1 22; , 1 ,i N i i pi

d y o



  U α x

S
I  où 

2 A AAT
 pour toute matrice A  et 22I  est 

non stochastique et positivement définitive. 
 

C3. Le plan d’échantillonnage satisfait à : 
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 

 
 

1

1 01 2

*
2 1

; ,
,

; ,

N i i

i u
i N i i

y
n d

y

 
 

 
 


U β x

0 Σ
U α x

 N
S

  

dans une distribution où  , u0 ΣN  est une distribution normale de moyenne nulle et de matrice 

de covariance : 

 11 12

21 22

.u

 
  
 

Σ Σ
Σ

Σ Σ
  

 

C1 est une condition technique pour obtenir l’ordre asymptotique de λ̂  et Wu et Rao (2006) supposent 

également une condition similaire; voir la condition C1 que ceux-ci ont établie pour obtenir de plus amples 

renseignements. C2 suppose plusieurs résultats de convergence pour les deux fonctions d’estimation. Plus 

précisément, C2a désigne l’espace de paramètre pour le paramètre 0Nβ  de population finie et la convergence 

de 0Nβ  peut être satisfaite dans des conditions de régularité. La condition C2b est nécessaire pour désigner 

ˆ 0p β β  en probabilité, puis 0
ˆ 0N β β  en probabilité, couplé avec C2a. Les conditions C2c-C2e 

garantissent le théorème de limite centrale pour ˆ .η  Fait à noter, 22I  est symétrique selon C2e, mais 11I  de 

C2c peut être asymétrique pour une certaine fonction d’estimation  1 ; , .yU β x  La condition C3 est 

satisfaite dans les conditions de régularité pour les plans d’échantillonnage généraux; voir Fuller (2009, 

section 1.3) pour obtenir de plus amples renseignements. 
 

Théorème 1. Supposons que les conditions C1-C3 sont vérifiées. Alors,    1 2
0

ˆ ,n  η η 0 ΣN  dans 

une distribution où  1 1
u

 Σ Σ
T

I I  et : 

 
11 12

22

.
 

  
 0

I I
I

I
  

La démonstration du théorème 1 est présentée en annexe A. D’après le théorème 1, nous pouvons 

déduire que    1 2
0

ˆ ,Nn  β β 0 ΣN  dans une distribution où : 

        
T T T T

T T1 1 1 1 1 1 1 1 1 1 1 1
11 11 11 11 12 22 21 11 11 12 22 12 11 11 12 22 22 22 12 11
              Σ Σ Σ Σ ΣI I I I I I I I I I I I I I I I   

et 11Σ  et 22Σ  correspondent respectivement aux variances asymptotiques de  
1

1 2
1 0 ; ,i N i ii

n d y
 U β x
S

 et 

 
1

1/2 *
2 1; , .i N i ii

n d y
 U α x
S

 De plus, nous avons le résultat suivant pour l’optimalité de  *
2 1; , .N i iyU α x   

 

Corollaire 1. Supposons que les conditions du théorème 1 se vérifient. Pour une fonction d’estimation fixe 

 1
ˆ; , ,yU β x β  est optimal si     1 *

12 22 2 1 1 0 1; , ; , ,N Ny E y y U α x U β x xI I  se vérifie presque certainement 

pour le modèle de travail réduit, où  1 2,x x x  et l’espérance dépend du modèle de superpopulation. 
 

La démonstration du corollaire 1 est présentée à l’annexe B. Le corollaire 1 présente une condition 

suffisante pour le modèle réduit permettant de garantir un estimateur optimal ˆ ,β  si le modèle de travail est 

correctement spécifié; autrement dit, même si nous n’avons pas besoin d’un modèle réduit spécifié 

correctement par souci de cohérence, le gain d’efficacité est garanti uniquement pour la spécification 
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correcte du modèle. Selon le corollaire 1, un estimateur optimal de *
Nα  peut être obtenu en résolvant 

  1 0 1; , , .NE y y U β x x 0  

Dans des conditions de régularité, il est possible de démontrer que    1 1 1
11 11 12 22 21 11
   Σ Σ Σ Σ Σ

T
I I  

pour un échantillonnage aléatoire simple avec ou sans remise. Puisque  1 1
11 11 11
 Σ

T
I I  est la variance 

asymptotique de  1 2
0

ˆ ,m Nn β β  où ˆmβ  résout  
1

1 ; , 0,i i ii
d y


 U β x

S
 l’approche proposée offre une 

estimation efficace pour un échantillonnage aléatoire simple; voir la section S1 de la documentation 

supplémentaire pour obtenir de plus amples renseignements. 

 
4.2 Un estimateur externe 2α̂  est disponible 
 

Lorsque *α  n’est pas disponible, mais qu’un échantillon externe l’est pour obtenir *α̂  de (3.9), nous 

considérons : 

  
 

 

 
 

1

1

1*
2 1

*
2 1*

2 1

; ,
ˆ1 ; ,

.

ˆ ; ,
ˆ1 ; ,

i
i i

i i i

i
i i

i i i

d
y

y
g

d
y

y





 
 

 
  
 
  





U β x
λ U α x

η

U α x
λ U α x






S

S

T

T

 (4.2) 

Désignons par η  la solution de   .g η 0  Les hypothèses supplémentaires suivantes sont ensuite 

nécessaires pour obtenir les propriétés asymptotiques pour .η  

C4.      
1

2 1; , 1i i i pi
d y o


    U α x α α

S

T I  uniformément pour α A  où  αI  est non 

stochastique. De plus, il existe une matrice inversible 0 ,I  de telle sorte que  *
0.limN N αI I  

C5. Le plan d’échantillonnage et l’échantillon externe satisfont aux résultats de convergence suivants. 

a. 1α̂  et 2α̂  sont convergents pour *.α  

b. 1V  et 2V  sont respectivement des estimateurs de variance convergents de plan de sondage 

de 1α̂  et 2
ˆ .α  

c. 1
1 ,V 1

2
V  et  

11 1
1 2

 V V  existent en probabilité.   

d.    
11 1 1

1 2 2 1 ,po
    V V V W  où W  est non stochastique.   

e. Il existe une fonction de démultiplication  ,n  de telle sorte que   *
2
ˆn  α α  

 20, ΣN  dans une distribution où 2Σ  satisfait à    2

2 2 1 .pn o  V Σ  
 

C4 est utilisée pour obtenir l’ordre asymptotique et la variance de * *ˆ ;Nα α  Yuan et Jennrich (1998) ont 

utilisé une condition similaire. C5a et C5b supposent la convergence de 2α̂  et 2V  obtenue par un échantillon 

externe. Pour la convergence de 1
ˆ ,α  une condition suffisante est similaire pour ce qui est de C2b. La 

convergence par rapport au plan de l’estimateur de variance 1V  peut être obtenue pour les plans 

d’échantillonnage généraux; voir Fuller (2009, chapitre 1) pour obtenir de plus amples renseignements. C5c 

garantit l’existence de *α̂  pour la méthode proposée. C5e démontre le théorème de la limite centrale 

relativement à la statistique sommaire 2α̂  et est utilisée pour dériver un résultat similaire à C3, *α  étant 
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remplacé par *ˆ .α  Plus précisément, le taux de convergence de  *
2
ˆ α α  est   1

,n


 déterminé par 

l’échantillon externe. 

Le théorème suivant établit une distribution asymptotique similaire à celle de C3.  

Théorème 2. Supposons que les conditions C1 et C3-C5 sont vérifiées. Alors : 

 
 

 
 

1

1 01 2

*
2 1

; ,
,

ˆ ; ,

i i

i u
i i i

y
n d

y

 
 

 
 


U β x

0 Σ
U α x

 N
S

  

dans une distribution où : 

 11 12

21 22

.u

 
  
 

Σ Σ
Σ

Σ Σ

 


 
  

Cas 1. Plus précisément, s’il existe une matrice non stochastique ,cΣ  de telle sorte que  
2 1 ,c pn o V Σ  

alors 11 11,Σ Σ  1
12 12 0 0 ,Σ Σ W T T TI I T

21 12Σ Σ   et  T T T1 1
22 0 0 22 0( ) ;c o

  Σ W Σ Σ W I I I I   

Cas 2. Si 0,W  alors ij Σ 0  pour    , 1,1i j   et 11 11.Σ Σ  
 

La démonstration du théorème 2 est présentée en annexe C. Pour le cas 1, si 2α̂  estimé à partir d’un 

échantillon externe est bien plus efficace que ˆ ,α  dans le sens de    * 1 2
2
ˆ ,N po n α α  alors W  est une 

matrice d’identité et ij ijΣ Σ  pour , 1, 2.i j   Par conséquent, nous pouvons ignorer la variabilité de la 

statistique sommaire 2α̂  de l’échantillon externe et obtenir la même distribution asymptotique que dans C3. 

Même si ces distributions asymptotiques sont les mêmes, C3 avec *
Nα  connu n’est pas un cas spécial du 

théorème 2, puisque *
2
ˆ

Nα α  a une variance nulle, ce qui ne respecte pas C5c-C5e. Par ailleurs, si 

 * 1 2
2
ˆ

N nα α   en probabilité, alors 2α̂  est aussi efficace que 1
ˆ .α  Par conséquent, W  n’est pas une 

matrice d’identité ni une matrice nulle et la méthode proposée est plus efficace qu’une méthode remplaçant 
*α  par *

2
ˆ ˆ ,α α  du fait de l’information supplémentaire fournie par l’échantillon externe. Le fait de ne pas 

pouvoir utiliser 1α̂  pour remplacer *α  dans (3.6) est sans importance; sinon, nous obtenons ˆ i iw d   et (3.8) 

équivaut à l’équation d’estimation traditionnelle  
1

1 ; ,i i ii
d y


 U β x 0

S
 sans calage. Si 2α̂  est bien moins 

efficace que 1α̂  en ce qui a trait au taux de convergence, alors nous ne devrions pas utiliser un tel échantillon 

externe pour la méthode proposée, car  * * * 1 2
1

ˆ ˆ
po n   α α α α  et    

1

1 2 *
2 1
ˆ ; , 1 ;i i i pi

n d y o


 U α x
S

 

voir l’annexe C pour obtenir de plus amples renseignements. Selon C5, nous pouvons obtenir les mêmes 

résultats de convergence dans les lemmes A1-A2 pour (4.2) dans les mêmes conditions. Ainsi, selon le 

théorème 2, nous obtenons la distribution asymptotique suivante pour .η  

Corollaire 2. Supposons que les conditions C1-C5 sont vérifiées. Nous avons alors  1 2
0n  η η  

 0, Σ
N  en distribution où  1 1 ;u

 Σ Σ  T

I I  la forme de I  se trouve dans le théorème 1 et la forme 

de ,Σ
  dans le théorème 2. 

 

Remarque 3. Il convient de souligner que, dans la présente section, lorsque nous dérivons les propriétés 

asymptotiques, nous ne tenons pas compte des ajustements de pondération, comme l’ajustement pour la 

non-réponse, l’élagage des poids et le ratissage. Toutefois, ces ajustements de pondération sont 
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couramment utilisés dans l’échantillonnage. Il s’agit par conséquent d’un sujet de recherche prometteur 

pour généraliser la méthode proposée en incorporant ces ajustements de pondération. 

 
5. Intégration de données multiples 
 

Nous examinons maintenant une analyse de régression combinant des renseignements partiels provenant 

d’échantillons externes. Pour expliquer cette idée, le tableau 5.1 donne un exemple de structure de données 

comptant trois sources de données  , ,A B C  où l’échantillon A  contient toutes les observations, tandis que 

les échantillons B  et C  contiennent des observations partielles. 

 
Tableau 5.1 

Structure de données pour l’intégration de données d’enquête 
 

Échantillon Poids d’échantillonnage z  1x  2x  y  

A  ad  X X X X 

B  bd  X X  X 

C  cd  X  X X 

 
Dans le scénario du tableau 5.1, supposons que nous souhaitions estimer les paramètres du modèle de 

régression    1 2 1 0 1 1 2 2, ,E Y x x m x x      où  
1m   est connu, mais  0 1 2, ,  β  ne l’est pas. 

L’équation d’estimation pour β  au moyen de l’échantillon A  peut être formulée ainsi : 

       , 1 2 1 2
ˆ , ; , ; =a a i i i i i i

i A

d y m x x x x


 U β β h β 0  (5.1) 

pour certains  1 2, ; ,i ix xh β  de telle sorte que  ˆ
aU β  est linéairement indépendant presque partout. 

Nous souhaitons maintenant intégrer l’information partielle de l’échantillon .B  Pour ce faire, supposons 

que nous disposons d’un modèle « de travail » pour  1 , :E Y x z  

    1 2 1, , ;E Y x z m x z α  (5.2) 

pour certaines valeurs .α  Il convient de mentionner que, puisque  1, ,i i iz x y  sont observés, nous pouvons 

utiliser l’échantillon B  pour estimer α  en résolvant  , 1; , ,b i b i i ii B
d x z y


 U α 0  pour certaines valeurs de 

bU  satisfaisant à   1 1; , , ,bE x z Y x z U α 0  dans le modèle de travail (5.2). 

De même, pour intégrer l’information partielle de l’échantillon ,C  nous supposons que nous disposons 

d’un modèle « de travail » pour  2 , :E Y x z  

    2 3 2, , ;E Y x z m x z γ  (5.3) 
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pour certaines valeurs .γ  Nous pouvons également construire une équation d’estimation sans biais 

 , 2; , ,c i c i i ii C
d x z y


 U γ 0  pour certaines valeurs de cU  satisfaisant à   2 2; , , ,cE x z Y x z U γ 0  

dans le modèle de travail (5.3). Une fois α̂  et γ̂  obtenus, nous pouvons utiliser cette information 

supplémentaire pour améliorer l’efficacité de β̂  dans (5.1). Pour intégrer l’information supplémentaire, nous 

pouvons la formuler comme maximisant    ,, loga a i ii A
Q d w


d w  en fonction de ii A

w N


  et de : 

    1 2
ˆ ˆ; , , , ; , , ,i b i i i c i i i

i A

w x z y x z y


    U α U γ 0  (5.4) 

où ad  et w  sont des ensembles contenant les poids d’échantillonnage et les poids de calage relativement à 

l’échantillon .A  La contrainte (5.4) intègre l’information supplémentaire. Une fois la solution ˆiw  obtenue, 

nous pouvons utiliser     1 2 1 2
ˆ , ; , ;i i i i i ii A
w y m x x x x


  β h β 0  pour estimer .β  Les résultats asympto-

tiques peuvent être obtenus de la même façon que dans la section 4. 
 

Remarque 4. Dans le cadre de la présente étude, nous supposons implicitement que les populations pour 

l’échantillon interne et les échantillons externes sont les mêmes, mais il est possible que ces populations 

diffèrent dans certains scénarios. L’estimateur externe α̂  peut, par exemple, être obtenu en fonction d’un 

échantillonnage non probabiliste, dont la base de sondage diffère de celle de l’échantillonnage probabiliste 

du fait du biais de couverture de nombreuses enquêtes à participation volontaire. Diverses méthodologies 

d’intégration de données existent incorporant l’information des populations hétérogènes. Par exemple, 

Taylor, Choi et Han (2022) ont proposé d’utiliser des ratios de coefficients pour intégrer l’information 

externe dans des conditions de régularité, même lorsque les populations des échantillons internes et 

externes diffèrent. Voir également Zhai et Han (2022) ainsi que Sheng, Sun, Huang et Kim (2022) pour 

obtenir des approches pénalisées lorsqu’on intègre l’information externe provenant de populations 

hétérogènes. Les méthodes existantes susmentionnées ne tiennent pas compte des propriétés d’échan-

tillonnage complexe; il est donc prometteur d’étudier, dans un futur projet, l’intégration de données pour 

des populations hétérogènes échantillonnées. 

 
6. Étude par simulations 
 

Pour évaluer les performances de l’échantillon fini des estimateurs proposés, nous avons réalisé une 

étude par simulations en supposant plusieurs scénarios. Nous avons généré une population finie de taille 

100 000,N   chaque enregistrement se composant des variables auxiliaires  1 2,i i ix xx
T

 de longueur 

2p   et d’une variable réponse .iy  Nous supposons que  ,i iyx  est disponible pour l’échantillon interne 

1,S  alors que seuls  1,i ix y  sont disponibles pour l’échantillon externe 2 .S  

Nous évaluons le rendement de l’estimateur proposé dans un scénario de régression linéaire. Dans ce 

cas, nous souhaitons faire une inférence statistique pour  0 1 2, ,  β
T

 qui permet de résoudre

   0 1 1 2 2 1 2=1
1, , .

N

i i i i ii
y x x x x      0

T
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Premièrement, nous considérons deux scénarios pour générer des covariables pour la population finie : 

i)  1 ~ 3,1ix N  et  2
2 ~ 11; 6,5 ,ix N  où 1ix  et 2ix  sont indépendantes; ii)  1 ~ 3,1ix N  et 2

2 1i i ix x  ε  avec 

 ~ 0,1 .i Nε  Les paramètres de simulation sont choisis de sorte que la moyenne marginale et la variance de 

2ix  soient semblables dans les scénarios de dépendance et d’indépendance. Deuxièmement, la variable 

réponse est générée sous la forme ,i i iY     où 1 21 2i i ix x     dans les deux scénarios : i) variance 

homogène, où  ~ 0, 9i N  et ii) variance hétérogène sous la forme  2~ 0, ,i i iN x  où 0.2 .i i   

Troisièmement, nous considérons deux plans d’échantillonnage, afin de générer un échantillon probabiliste 

1S  de taille (attendue) 1 1000 :n   i) échantillonnage aléatoire simple sans remise (EAS), et ii) échantillon-

nage de Poisson avec probabilités d’inclusion satisfaisant à   
1 2

1 min : 1, , 10i i iy y i N    …  et 

1 1=1
.

N

ii
n   Pour finir, nous considérons deux plans d’échantillonnage, afin de générer un échantillon 

externe 2S  de taille (attendue) 2 10 000:n   i) l’EAS et ii) l’échantillonnage de Poisson avec probabilités 

d’inclusion satisfaisant à   
1

2 1 21 exp 0,2 0,1 0,6i i ix x


     et 2 2=1
.

N

ii
n   Il convient de mentionner 

que le plan d’échantillonnage pour l’échantillon interne est informatif (Pfeffermann, 1993) dans le cadre de 

l’échantillonnage de Poisson. Ne pas tenir compte des caractéristiques du plan peut donc donner lieu à une 

inférence erronée. 

Pour l’estimateur proposé, nous envisageons un modèle de travail réduit,  
2

1
2 0 1 1i i ii

y x  


  S

 

 11, ,ix  0
T

 dont la solution est désignée par 2
ˆ .α  En fonction de l’échantillon externe 2 ,S  nous supposons 

qu’un estimateur ponctuel 2α̂  et son estimateur de variance  2 2
ˆ ˆVV α  sont disponibles conformément à 

la discussion de la section 3. Une linéarisation est adoptée pour obtenir un estimateur de variance 2 ;V  voir 

la démonstration du théorème 1 en annexe A pour obtenir de plus amples précisions. 

Dans l’étude par simulations, l’estimateur proposé est comparé à l’estimateur par le maximum de 

vraisemblance contraint (MVC) (Chatterjee et coll., 2016). Nous supposons une distribution normale pour 

la fonction de vraisemblance, c’est-à-dire   2
ent~ 1, , .i i iy N x x βT  Nous supposons également qu’un 

analyste suppose que   2
1 1 red~ 1, ,i i iy N x x α  pour le modèle de travail réduit. Voir la section S2 de la 

documentation supplémentaire pour connaître les détails du calcul. Nous considérons l’estimateur par le 

MVC dans le scénario pour lequel l’information supplémentaire de  1,i iy x  est disponible pour un 

échantillon externe, et non pour la population entière. 

Nous menons 1000M   simulations de Monte Carlo; les figures 6.1 et 6.2 présentent le biais de la 

méthode de Monte Carlo de l’estimateur proposé et de l’estimateur par le MVC respectivement pour les 

scénarios de variance homogène et hétérogène. Selon la figure 6.1, où la variance du terme d’erreurs est 

homogène et un EAS génère l’échantillon interne, l’estimateur proposé fournit un rendement relativement 

identique à l’estimateur par le MVC en ce qui a trait au biais Monte Carlo et à la variance. Toutefois, lorsque 

les auxiliaires sont corrélés et l’échantillon interne est généré par l’échantillonnage de Poisson, l’estimateur 

par le MVC est discutable, puisque son modèle est mal spécifié dans le plan d’échantillonnage informatif 

de Poisson. Par exemple, le biais Monte Carlo de l’estimateur par le MVC n’est pas négligeable lors de 

l’estimation de 0  et 1.  L’estimateur proposé intégrant les caractéristiques du plan, son rendement est 

satisfaisant pour tous les scénarios. Comme l’illustre la figure 6.2, même lorsqu’un EAS génère 
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l’échantillon interne, l’estimateur par le MVC est légèrement moins efficace que l’estimateur proposé. En 

effet, l’estimateur par le MVC ne tient pas compte de la variance hétérogène, alors que l’estimateur proposé 

n’avance aucune hypothèse de distribution. Lorsqu’un plan d’échantillonnage informatif de Poisson génère 

l’échantillon interne, l’estimateur par le MVC ne fournit pas un rendement efficace, puisqu’il est biaisé et 

que sa variance est supérieure à celle de l’estimateur proposé. 

Le tableau 6.1 présente le taux de couverture d’un intervalle de confiance à 95 % pour l’estimateur 

proposé dans le cadre de différents scénarios. Chatterjee et coll. (2016) ont uniquement étudié les propriétés 

théoriques de leur estimateur lorsque l’information au niveau de la population était disponible. Par 

conséquent, aucun estimateur d’intervalle ne peut être fourni si seul un échantillon externe est disponible. 

Dans le tableau 6.1, nous concluons que les taux de couverture des intervalles de confiance sont tous proches 

de la définition nominale de 0,95 dans différents scénarios. Une raison possible de ce phénomène est que 

l’estimateur proposé est sans modèle; le modèle proposé est donc plus robuste et peut être utilisé dans le 

cadre de plans d’échantillonnage complexe. 

 
 
Figure 6.1 Biais Monte Carlo de l’estimateur proposé et de l’estimateur par le maximum de vraisemblance 

contraint (MVC) selon 1 000 simulations de Monte Carlo dans le scénario de variance homogène.  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
 
 

Les première, deuxième et troisième lignes représentent respectivement le biais Monte Carlo pour l’estimation de 0 , 1  et 2 . Les trois 
diagrammes, (a), (c) et (e), de la colonne de gauche, présentent les résultats lorsque les variables auxiliaires sont générées indépendamment et les 
diagrammes (b), (d) et (f) de la colonne de droite représentent le cas lorsque les auxiliaires sont dépendants. « MVC » et « Prop » désignent 
respectivement l’estimateur par le MVC et l’estimateur proposé. Le premier plan de sondage entre parenthèses est utilisé pour générer l’échantillon 
interne 1S  et le deuxième, pour générer l’échantillon externe 2S . « EAS » et « Poi » désignent respectivement l’échantillonnage aléatoire simple 
et l’échantillonnage de Poisson. 
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Figure 6.2 Biais Monte Carlo de l’estimateur proposé et de l’estimateur par le maximum de vraisemblance 
contraint (MVC) selon 1 000 simulations de Monte Carlo dans le scénario de variance hétérogène. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
 
 
 

Les première, deuxième et troisième lignes représentent respectivement le biais Monte Carlo pour l’estimation de 0 , 1  et 2 . Les trois 
diagrammes, (a), (c) et (e), de la colonne de gauche, présentent les résultats lorsque les variables auxiliaires sont générées indépendamment et les 
diagrammes (b), (d) et (f) de la colonne de droite représentent le cas lorsque les auxiliaires sont dépendants. « MVC » et « Prop » désignent 
respectivement l’estimateur par le MVC et l’estimateur proposé. Le premier plan de sondage entre parenthèses est utilisé pour générer l’échantillon 
interne 1S  et le deuxième, pour générer l’échantillon externe 2S . « EAS » et « Poi » désignent respectivement l’échantillonnage aléatoire simple 
et l’échantillonnage de Poisson.  

 
Tableau 6.1 
Taux de couverture d’un intervalle de confiance à 95 % par la méthode proposée selon 1 000 simulations de 
Monte Carlo dans des scénarios différents 
 

 Plan 1S   Plan 2S   
Indépendantes Dépendantes 

0  1  2  0  1  2  

Homo 

EAS 
EAS  0,948 0,952 0,939 0,945 0,948 0,934 

Poi 0,945 0,951 0,938 0,946 0,946 0,934 

Poi 
EAS  0,957 0,966 0,949 0,935 0,943 0,940 

Poi 0,962 0,964 0,951 0,936 0,943 0,938 

Hété 

EAS 
EAS  0,944 0,942 0,933 0,933 0,925 0,935 

Poi 0,949 0,942 0,935 0,935 0,934 0,931 

Poi 
EAS  0,959 0,955 0,935 0,948 0,950 0,941 

Poi 0,961 0,956 0,944 0,952 0,949 0,946 

Note : « Homo » et « Hété » désignent respectivement les variances homogène et hétérogène du terme d’erreurs. « Plan 1S  » et 
« Plan 2S  » désignent le plan d’échantillonnage utilisé pour générer l’échantillon interne 1S  et l’échantillon externe 2.S

« EAS » et « Poi » désignent respectivement l’échantillonnage aléatoire simple et l’échantillonnage de Poisson. 
« Indépendantes » et « Dépendantes » correspondent respectivement aux cas où les variables auxiliaires sont indépendantes 
et dépendantes.  

 
Une simulation supplémentaire avec scénario de régression logistique est présentée à la section S3 de la 

documentation supplémentaire; des conclusions similaires peuvent en être tirées. 
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7. Étude d’application 
 
7.1 Description des données et formulation du problème 
 

Pour illustrer la méthode proposée, nous l’appliquons à l’analyse d’un sous-ensemble de données de 

l’enquête KNHANES. Cette enquête annuelle, portant sur environ 5 000 personnes chaque année, permet 

de recueillir des renseignements concernant les comportements liés à la santé au moyen d’interviews, l’état 

de santé de base au moyen d’examens physiques et d’analyses sanguines et l’apport alimentaire au moyen 

d’une enquête sur la nutrition. Le plan de sondage de l’enquête KNHANES constitue un échantillonnage 

stratifié dans lequel l’âge, le sexe et la région sont utilisés comme variables de stratification. Les poids 

d’échantillonnage finaux sont calculés au moyen d’un ajustement pour la non-réponse et d’une post-

stratification, puis sont fournis aux utilisateurs de données avec les variables d’enquête. 

Pour améliorer l’efficacité de l’analyse des données au moyen d’une enquête KNHANES de taille 

1 4 929,n   nous avons utilisé une base de données publique externe fournie par le NHISS (service national 

coréen de partage de l’assurance maladie). Les mégadonnées fournies par le NHISS contiennent des 

renseignements relatifs à la santé d’environ 2 1000 000n   de personnes, dont certaines variables sont un 

sous-ensemble de variables de l’enquête KNHANES.  

Ces structures de données, où figurent le petit 1,n  le grand 2n  et les mégadonnées comportant un sous-

ensemble de variables dans l’échantillon interne, conviennent bien au scénario présenté à la section 2. 

Cependant, au moment d’appliquer la méthode proposée à la situation réelle, nous nous heurtons à une autre 

complication. Dans les données du NHISS, les probabilités de sélection sont inconnues, de sorte que 

l’estimateur convergent par rapport au plan 2α̂  de (3.9) n’est pas disponible. Nous abordons cette question 

à la section 7.2 en utilisant une méthode de pondération de la propension à répondre et nous présentons les 

résultats de l’analyse de l’étude d’application à la section 7.3. 

 
7.2 Pondération de la propension à répondre pour des données externes avec 

probabilité de sélection inconnue 
 

Nous envisageons maintenant d’étendre la méthode proposée à une situation où l’échantillon externe 2S  

se compose de mégadonnées dont les probabilités de sélection sont inconnues. Dans ce cas, le modèle de 

travail pour    1 1i i iE Y mx α xT  peut ne pas se vérifier pour l’échantillon 2 .S  Néanmoins, nous pouvons 

tout de même résoudre : 

   
2

1 1i i i
i

y m


  α x x 0
S

T
 (7.1) 

pour obtenir 0̂  et 1
ˆ .  Si le mécanisme d’échantillonnage pour 2S  est ignorable ou non informatif, la 

solution de (7.1) est alors sans biais; sinon, l’estimateur obtenu est biaisé. 

Pour éliminer les biais de sélection dans l’estimation des mégadonnées, Kim et Wang (2019) ont proposé 

d’utiliser des poids de score de propension dans (7.1) pour obtenir un estimateur sans biais de .α  Pour 

construire les poids des scores de propension, nous utilisons un modèle de non-réponse non ignorable, 

   11
1 , , ; ,i i i ii

P y y  x x   où 1i   si 2i S  et nul dans les autres cas. Il convient de mentionner 
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que nous pouvons exprimer      
1

1 0 1 1, 1 ,i i i iy N N r y

 x x  où    1 1, , 0i i i i ir y f y  x x  

 1, 1i i if y  x  est la fonction du ratio de densité avec 1 =1

N

ii
N   et 0 1.N N N   Au moyen de la 

justification de Wang et Kim (2021), nous pouvons supposer un modèle de ratio de densité loglinéaire, 

  1 0 1 1 2log , ; .i i i ir x y x y      L’estimateur d’entropie maximale de   est obtenu en résolvant 

       1 0 1 1 2 1 1=1
ˆ ˆ1 exp 1, , 1, ,

N

i i i i ii
N x y x y x y       où      

1
1 0 1

ˆˆ ˆ, 1 ,i i ii
x y N d x y


  S

 

 1=1
, ,

N

i i ii
x y

1
0 1
ˆ ,ii

N d N


  S
 et 1S  est l’échantillon interne. Une fois ̂  obtenu, nous pouvons 

construire  1
ˆ ,i ix y  et résoudre : 

 
 

      
2

0 1 1 1

1

1
1, 0, 0

ˆ ,
i i i

i i i

y m x x
x y

 


  
S

 (7.2) 

pour obtenir  2 0 1
ˆ ˆ ˆ, . α  

De plus, nous pouvons utiliser l’échantillon interne 1S  pour ajuster le même modèle de travail afin 

d’obtenir 1
ˆ .α  Ensuite, nous obtenons *α̂  en utilisant (3.9) et nous appliquons la méthode de pondération par 

calage proposée pour combiner les renseignements des mégadonnées. En pratique, il est difficile de calculer 

2V  dans (3.9), mais sa taille est négligeable si la taille de l’échantillon de 2S  est très grande. Dans ce cas, 

nous pouvons simplement utiliser *
2

ˆ ˆα α  dans le problème de calage. 

 

7.3 Résultats de l’étude d’application : enquête KNHANES 
 

Dans la présente étude d’application, nous utilisons 1 4 929n   enregistrements des données de l’enquête 

KNHANES qui n’ont pas de valeurs manquantes pour quatre variables : le cholestérol total, l’hémoglobine, 

le triglycéride et le cholestérol de lipoprotéine de haute densité (LHD). Aux fins de démonstration, nous 

supposons qu’un analyste souhaite réaliser l’analyse de régression linéaire suivante :  

   0 1 2 3 1Cholestérol Total Hémoglobine Triglycéride LHD pour ;i i i i iE i       x S   

voir la section S4 de la documentation supplémentaire pour obtenir des précisions sur l’hypothèse linéaire. 

Dans nos données, la valeur absolue la plus élevée de la corrélation par paires entre covariables est de 0,40  

et est observée entre le triglycéride et le cholestérol de LHD; ce qui ressemble au scénario de la section 6 

où les covariables étaient fortement corrélées. Les mégadonnées externes consistent en 2 1000 000n   

enregistrements de données du NHISS, ayant des valeurs entièrement observées pour le cholestérol total, 

l’hémoglobine et le triglycéride. Le modèle de travail réduit adopté est : 

  1 0 1 2 1 2Cholestérol Total Hémoglobine Triglycéride pour .i i i iE i      x S S   

Dans la présente étude d’application, nous mettons en œuvre les méthodes proposées dans l’échantillon 

externe, où 2α̂  est utilisé au lieu de *α  qui est n’est pas disponible, puisque nous ne disposons pas de 

renseignements sur l’ensemble de la population. Les probabilités de sélection de l’échantillon externe étant 

inconnues, nous préparons deux versions de méthodes proposées : i) considérant 2S  comme EAS, c’est-à-

dire sans pondération de la propension à répondre; et ii) par l’ajustement de la pondération de propension à 

répondre présenté à la section 7.2. Pour la pondération de propension à répondre, nous ajustons le modèle 

de ratio de densité loglinéaire aux données externes,   1 0 1log , ; Hémoglobinei i ir y    x   

2 3Triglycéride Cholestérol Total ,i i   nous calculons  1
ˆ ,i iy x  en fonction de ˆ ,  puis nous résolvons  
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 

      
2

0 1 1 1

1

1
1, 0, 0

ˆ ,
i i i

i i i

y m x x
x y

 


  
S

  

pour obtenir 2
ˆ .α  Le modèle de régression logistique ci-dessus est une hypothèse courante dans la 

documentation; voir Elliott et Valliant (2017), Chen, Li et Wu (2020), Wang et Kim (2021) ainsi que les 

références qui y figurent pour obtenir de plus amples renseignements. Puisque l’estimateur MVC n’intègre 

pas les caractéristiques du plan, il n’en est pas tenu compte dans la section d’application. Le rendement des 

méthodes proposées est comparé à la méthode de référence, qui s’appuie sur l’échantillon interne 1S  

uniquement pour obtenir des estimations des moindres carrés pondérées en tenant compte des poids 

d’échantillonnage. 

La figure 7.1 présente les estimations ponctuelles et les intervalles de confiance à 95 % de 

 0 1 2 3
ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ, , ,   β  pour chaque méthode. Les méthodes proposées donnent lieu à des variances inférieures 

pour 0
ˆ ,  1̂  et 2̂  par rapport à l’utilisation de l’échantillon interne seulement. Ce résultat coïncide avec 

les résultats de nos études par simulations de la section précédente. Pour 2 ,  l’estimateur de la méthode 

proposée sans pondération de propension à répondre présente une différence systématique par rapport aux 

deux autres estimateurs. Quand l’ajustement de pondération de la propension à répondre est conjugué à la 

méthode proposée, son intervalle de confiance de 2  est compris dans celui obtenu au moyen de 

l’échantillon interne seulement. Ce résultat signifie que l’ajustement de la pondération de propension à 

répondre compense le biais systématique attribuable au fait que les probabilités d’échantillonnage ne sont 

pas prises en compte. Aucun gain d’efficacité de l’estimation de 3  n’était attendu, car les données externes 

contiennent des renseignements sur 1ix  (hémoglobine) et 2ix  (triglycéride), et non sur 3ix  (LHD). 

 

Figure 7.1 Comparaison de l’analyse de régression pour   0 1Cholestérol total x Hémoglobinei i iE      

2 3Triglycéride LHDi i   au moyen des données internes de l’enquête Korea National Health and 
Nutrition Examination (KNHANES) appuyées par les mégadonnées externes de la base de données 
du National Health Insurance Sharing Service (NHISS). 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

Pour chaque section, les cercles représentent des estimations ponctuelles et les lignes sont leurs intervalles de confiance à 95 % pour l’utilisation de 

l’échantillon interne 1S  seulement, avec les moindres carrés pondérés (ligne pleine supérieure), la méthode proposée sans ajustement (ligne en tirets 
du milieu) et la méthode proposée avec ajustement de la pondération du score de propension (ligne en pointillé du bas).  
   

           80            90           100           110                                 1,0        1,5        2,0         2,5        3,0 
                              beta0                                                                               beta1 

 0,10    0,11    0,12    0,13    0,14    0,15    0,16                 0,85   0,90   0,95   1,00   1,05   1,10   1,15 
                                  beta2                                                                                beta3 
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8. Conclusion 
 

L’intégration de sources de données externes à l’analyse de régression d’un échantillon interne pose un 

problème important dans la pratique. Nous avons étudié ce problème en ayant recours à une application 

nouvelle de la projection d’information (Csiszár et Shields, 2004) et de la pondération au moyen d’un calage 

assisté par un modèle (Wu et Sitter, 2001). La méthode proposée s’applique directement à l’échantillonnage 

d’enquête et peut facilement être étendue à l’intégration de données multiples. Elle est facile à mettre en 

œuvre et ne nécessite pas d’accès direct à des données externes. Tant que nous disposons des coefficients 

de régression estimés et de leurs erreurs-types pour le modèle de travail réduit, nous pouvons intégrer les 

renseignements supplémentaires à notre analyse. 

Plusieurs pistes sont envisageables pour étendre notre recherche. Tout d’abord, une approche bayésienne 

peut être élaborée pour le même scénario. Il est possible d’utiliser la méthodologie de vraisemblance 

empirique bayésienne de Zhao, Ghosh, Rao et Wu (2020) dans ce scénario. La méthode proposée peut aussi 

servir à combiner les données d’essais cliniques randomisés avec des mégadonnées réelles (Yang, Zheng et 

Wang, 2020); ces extensions de la méthode seront présentées ailleurs. Il sera également intéressant de faire 

le lien entre l’approche proposée et le plan d’échantillonnage à deux degrés (double), dont le plan et 

l’estimation efficaces ont été activement étudiés récemment (Rivera-Rodriguez, Spiegelman et Haneuse, 

2019; Rivera-Rodriguez, Haneuse, Wang et Spiegelman, 2020; Wang, Williams, Chen et Chen, 2020). La 

structure des données de l’échantillonnage à deux degrés, dont l’échantillon au premier degré comporte un 

grand n  et un petit p  et l’échantillon au second degré, un petit n  et un grand ,p  convient bien au scénario 

supposé par l’approche proposée de calage assisté par modèle. 
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Annexe 
 

A. Démonstration du théorème 1 
 

Lemme A1. Supposons que les conditions C1, C2e et C3 se vérifient. Alors,  1 2ˆ .pO nλ  
 

Démonstration du lemme A1. Désignons ˆ ,λ θ  où ˆ  λ  et 1 ˆθ λ  est un vecteur de longueur 

d’unité. Nous obtenons alors : 
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 
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    

 

    

1

1

T

1 1

1

*
2 1T *

2 1

T *
2 1T *

2 1

T * *
2 1 2 1T *

2 1 T *
2 1

T
T * *

2 1 2 1

; ,
ˆ1 ; ,

; ,
1 ; ,

; , ; ,
; ,

1 ; ,

; , ; ,
1

i
N i i

i N i i

i
N i i

i N i i

i N i i N i i

i N i i
i i N i i

i N i i N i i
iS

d
y

y

d
y

y

d y y
d y

y

d y y
Z














 









 









 



0 U α x
λ U α x

θ U α x
θ U α x

θ U α x U α x θ
θ U α x

θ U α x

θ U α x U α x θ










S

S

S S

S

 
1

T *
2 1; , ,i N i i
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

  θ U α x
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(A.1)

 

où la première égalité se vérifie, puisque  ˆ ,g η 0  et la dernière inégalité se vérifie par l’inégalité 

triangulaire. 

Selon C2e et le théorème de Rayleigh-Ritz (Horn et Johnson, 2012, section 4.2), une constante 0 0   

existe, de telle sorte que : 

       
1

T
T * *

2 1 2 1 0; , ; , 1 .i N i i N i i p
i

d y y o


  θ U α x U α x θ
S

 (A.2) 

Selon C3 et le théorème de Slutsky, nous avons : 

    
1

T * 1 2
2 1; , .i N i i p

i

d y O n



 θ U α x
S

 (A.3) 

Ainsi, selon C1 et (A.1)-(A.3), nous démontrons le lemme A1. 
 

Lemme A2. Supposons que les conditions C1, C2a-C2e et C3 se vérifient. Alors,  
0

ˆ 1 .N po β β  
 
Démonstration du lemme A2. Selon les lemmes A1 et C1, nous concluons que : 
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(A.4)

 

Tout d’abord, nous savons que : 
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uniformément en probabilité pour .β  Selon (A.4), nous avons : 
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(A.6)

 

Selon C2a-C2b, une constante 1 0uC   existe, de telle sorte que  0 1.sup uC



β

U β  Puisque 

 
1

1 ; ,i i ii
d y

 U β x
S

 converge de façon uniforme vers  0U β  en probabilité, nous concluons que : 
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1 1; , 1i i i u p
i
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  U β x
S

 (A.7) 

uniformément sur .  Selon (A.4) et (A.6)-(A.7), nous avons validé (A.5). 

Selon C2b et (A.5), nous concluons que     
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 converge de 

façon uniforme vers  0U β  en probabilité. Désignons    
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2
T * 1

2 1 1
ˆ ( ; , )} ( ; , ) .N i i i iy y 

λ U α x U β x  Alors, pβ  maximise  0Q β  de façon unique selon (C2b) et β̂  

maximise  .sQ β  De plus,  sQ β  converge de façon uniforme vers  0Q β  en probabilité sur l’ensemble 

compact .  Ainsi, selon C2a et le théorème 2.1 d’Engle et McFadden (1994, chapitre 36), nous démontrons 

le lemme A2.  
 

Démonstration du théorème 1. Selon les lemmes A1-A2, nous avons montré que : 

  
0

ˆ 1 ,po η η  (A.8) 

où  T T Tˆ ˆˆ , ,η β λ  T T T
0 0 ,Nη β 0  et 0  est un vecteur nul de même longueur de ˆ .λ  

Selon (A.8) et le développement en série de Taylor, nous avons : 
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(A.9)

 

Selon (C3), nous avons : 
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en distribution. Selon (C2e)-(C2c), nous concluons que : 
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en probabilité, où : 

 11 12

22

.
 

  
 0

I I
I

I
  

Selon (A.9)-(A.11), nous concluons que : 

    1 2
0

ˆ ,n  η η 0 ΣN  (A.12) 

en distribution, où  T1 1 .u
 Σ ΣI I  

 
B. Démonstration du corollaire 1 
 

Puisque  1 ; , yU β x  est fourni, il est suffisant de considérer : 

 T T1 1 1 1
11 12 22 21 12 22 12 12 22 22 22 12 ,     Σ Σ Σ ΣI I I I I I I I   

la variance asymptotique de    1 *
1 0 12 22 2 ,N N

U β U α I I  où    
1

1 2
1 0 1 0 ; ,N i N i ii

n d y


 U β U β x
S

 et  *
2 N U α  

 
1

1 2 *
2 1; , .i N i ii

n d y
 U α x
S

 

Considérons ce qui suit : 

 

    

         

  

1 *
1 0 12 22 2

1 * 1 *
1 0 12 22 2 1 0 12 22 2

1 0

Var

= Var Var

Var ,

N N

N N N N N N

N

E E

E



 



        

 
 

U β U α

U β U α U β U α

U β

 

   



A A

I I

I I I I



  

où   1 1, : ,N i y i xA S  A B  est équivalent de sorte que A B  est non négativement définitif pour les 

deux matrices A  et B  de mêmes dimensions, et la dernière inégalité se vérifie, puisque  *
2 NU α  est non 

stochastiquement conditionnel à .NA  Ainsi,     1 *
1 0 12 22 2Var N N

U β U α I I  atteint un minimum si 

    1 *
1 0 12 22 2Var = 0,N N NE   U β U α  AI I  qui est induit par la condition  1 *

12 22 2 1; , =N y U α xI I  

  1 0 1; , , .NE y yU β x x  
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C. Démonstration du théorème 2 
 

Avant de démontrer le théorème 2, nous avons besoin du résultat suivant.  
 

Lemme A3. Supposons que les conditions C1, C3-C5 sont vérifiées. Nous obtenons alors : 

  * * 1 2 .N pO n α α   
 

Démonstration du lemme A3. Puisque 2α̂  est obtenu par une enquête externe indépendante, nous concluons 

que  
11 1

1 2

 V V  peut permettre d’estimer la variance de *ˆ .α  Ainsi, l’ordre de la variance de *α̂  est 

déterminé par l’estimateur le moins efficace entre 1α̂  et 2
ˆ .α  Si nous démontrions : 

  * 1 2
1
ˆ ˆ ,N pO n α α  (C.1) 

nous pourrions obtenir  1
1 pO nV  selon (C5b). Puisque *α̂  est au moins aussi efficace que 1

ˆ ,α  nous 

avons démontré le lemme A3. 

Ainsi, il reste à démontrer (C.1). Suivant C4 et C5, nous obtenons :  

                                

 

     

1

T

1 1

2 1 1

* *
2 1 2 1 1

ˆ= ; ,

ˆ= ; , ; , ,

i i i
i

i N i i i i i N
i i

d y

d y d y



 

  
  

  



 

0 U α x

U α x U α x α α
α



  

S

S S

 
(C.2)

 

où α  réside dans le segment reliant 1α̂  et *ˆ .Nα  Selon C3-C5 et (C.2), nous concluons que :  

    
1

* 1 * 1 2
0 2 1

ˆ = ; , .N i N i i p
i

d y o n 



  α α U α x
S

I  (C.3) 

Ainsi, selon C3 et (C.3), nous avons démontré (C.1).  
 

Démonstration du théorème 2. Considérons : 

        

 

     
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2 1 2 1
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2 1 0 1 2 2 2
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(C.4)
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où α  réside dans le segment reliant *α̂  et * ,Nα  la deuxième égalité se vérifie selon C4 et le lemme A3, la 

troisième égalité se vérifie selon (C.3), la dernière égalité se vérifie selon C5d,    n n   si 

  1 2 ,n n   et   1 2n n   autrement, et  n  est l’ordre de convergence de  *
2
ˆ

Nα α  dans (C5e). 

S’il existe une matrice non stochastique ,cΣ  de telle sorte que  
2 1 ,c pn o V Σ  alors  *

2
ˆ

N α α  

 1 2
pO n  et W  n’est pas une matrice nulle. Selon (C.4), nous avons alors : 
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SI I I

 

(C.5)

 

Puisque l’échantillon externe est indépendant de l’échantillon interne et que cΣ  est la variance asymptotique 

de  1 2 *
2
ˆ ,Nn α α  selon (C3), (C5e) et (C.5), nous concluons que : 

 
 

 
 

1

1 01 2

*
2 1

; ,
0, ,

ˆ ; ,

N i i

i u
i i i

y
n d

y

 
 

 
 


U β x

Σ
U α x

 N
S

  

où 11 11,Σ Σ  1
12 12 0 0= ,Σ Σ W T T TI I T

21 12Σ Σ   et   T1 1 T T
22 0 0 22 0 .c o

  Σ W Σ Σ W I I I I  Ainsi, nous 

avons démontré le premier cas du théorème 2. 

Si 0,W  alors   1 2n n   et le taux de  n  est inférieur à 1 2n  dans (C.4). Ainsi, le reste du 

terme de (C.4) n’est plus  1 2
po n  pour  

1

*
2 1
ˆ ; , .i i ii

d y
 U α x
S

 Au lieu de cela, nous étudions d’abord 

dans ce cas l’ordre asymptotique de 1 1 1 1
1 2 2( ) .   V V V  Selon C3, C5b et (C.3), nous avons : 

   21
1 2etn n

V V   (C.6) 

en probabilité. Ainsi, (C.6) donne : 

    
1 21 1 1 1

1 2 2 n n
   V V V   (C.7) 

en probabilité par le fait que   1 2 .n n   Ainsi, selon (C5e ) et (C.7), nous obtenons : 

      
11 1 1 * 1

1 2 2 2
ˆ

N n n
    V V V α α   (C.8) 

en probabilité. Selon   1 2 ,n n   (C.7) et (C.8), nous avons démontré : 
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en probabilité. Ainsi, selon la quatrième égalité de (C.4), nous pouvons démontrer : 

                  
1

* 1 2
2 1
ˆ ; , ,i i i p
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et démontrons le troisième cas du théorème 2. 
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Tests unilatéraux des moyennes de domaine de population 
dans les enquêtes 

Xiaoming Xu et Mary C. Meyer1 

Résumé 

Les travaux récents sur l’estimation pour domaine d’enquête permettent d’estimer les moyennes de domaine de 
population selon des hypothèses a priori exprimées dans des termes de contraintes d’inégalité linéaires. 
Par exemple, on pourrait savoir que les moyennes de population sont non décroissantes conformément aux 
domaines ordonnés. Il a été montré que l’imposition de contraintes donne des estimateurs ayant une plus petite 
variance et des intervalles de confiance plus étroits. Dans le présent article, nous considérons un test formel de 
l’hypothèse nulle selon laquelle toutes les contraintes sont obligatoires, par opposition à une hypothèse alternative 
où au moins une contrainte n’est pas obligatoire. Le test de moyennes de domaine constantes comparativement 
à des moyennes de domaine croissantes est un cas particulier. La puissance du test est nettement meilleure que 
celle du test comportant la même hypothèse nulle et une hypothèse alternative sans contrainte. Le nouveau test 
est utilisé sur les données de la National Survey of College Graduates des États-Unis (NSCG, Enquête nationale 
sur les diplômés des collèges), pour montrer que les salaires sont positivement liés au niveau de scolarité du père 
du sujet, dans tous les domaines d’études et sur plusieurs années de cohortes.  

 
Mots-clés : Bloc monotone; contraintes d’ordre; domaine d’enquête; monotone. 

 
 

1. Introduction 
 

Les méthodes d’estimation des moyennes de domaine de population selon des hypothèses a priori sous 

la forme de contraintes d’inégalité linéaires ont été établies récemment. Supposons que l’on cherche à 

estimer ,y D
U R  un vecteur des moyennes de domaine de population, où D  est le nombre de domaines. 

Wu, Meyer et Opsomer (2016) ont dérivé un estimateur d’enquête isotonique appliqué aux données 

d’enquête de ,yU  où l’on suppose que 
1

.
DU Uy y …  Ils ont démontré que l’estimateur contraint équivaut 

à un estimateur « groupé », où des moyennes pondérées de moyennes de domaines d’échantillonnage 

adjacents servent à former un vecteur isotonique des estimations de moyennes de domaines. Les avantages 

des estimations des moyennes ordonnées sont qu’elles sont « logiques » pour ce qui est de satisfaire aux 

hypothèses et que les intervalles de confiance des estimations sont généralement moins longs. Oliva-Aviles, 

Meyer et Opsomer (2019) ont proposé un critère d’information pour vérifier la validité de l’hypothèse de 

monotonie, c’est-à-dire déterminer si les moyennes de domaine sont ordonnées ou non. 

Oliva-Aviles, Meyer et Opsomer (2020) ont proposé un cadre pour l’estimation et l’inférence ayant des 

contraintes plus générales de forme et d’ordre dans les contextes d’enquête. Les exemples sont notamment 

les ordres de blocs et de moyennes de domaine organisés en grilles. Par exemple, on peut supposer que le 

taux moyen de cholestérol augmente dans la catégorie d’âge et le niveau de l’indice de masse corporelle, 

mais qu’il diminue dans la catégorie de l’exercice. Dans un autre contexte, supposons que le salaire moyen 

doit être estimé en fonction du classement de l’emploi, du type d’emploi et du lieu, et que le salaire moyen 
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est supposé augmenter selon le classement et les ordres de blocs imposés en fonction du type d’emploi et 

du lieu. Plus récemment, Xu, Meyer et Opsomer (2021) ont formulé un mélange de matrice de covariance 

pour une estimation contrainte et ont montré qu’elle améliorait la couverture des intervalles de confiance 

tout en conservant les longueurs plus petites. 

Les contraintes d’inégalité linéaires souhaitées peuvent être formulées à l’aide d’une matrice A  de 

contrainte ,M D  pour laquelle l’hypothèse est .Ay 0U   Pour les moyennes de domaine isotoniques, 

1,M D   et les éléments non nuls de la matrice de contraintes sont   , 1A m m    et   , 1 1.A m m   Pour 

les ordres des blocs, où les domaines sont regroupés par blocs ordonnés, on suppose que chaque domaine 

du bloc 1, par exemple, a une moyenne de population qui n’est supérieure à aucune moyenne de domaine 

du bloc 2, et dans le bloc 2, chaque moyenne de domaine de population n’est supérieure à aucune de celles 

du bloc 3 et ainsi de suite. Ici le nombre de contraintes est 
1

=1 = 1
,

B B

b bb b b
M D D 




   où B  est le nombre 

de blocs et bD  est le nombre de domaines dans le eb  bloc, 1, , .b B …  Par exemple, supposons que nous 

nous intéressions aux salaires moyens dans un établissement, où les domaines sont quatre « domaines 

d’études », et que les domaines 3 et 4 ont des salaires plus élevés que les domaines d’études 1 et 2. Dans ce 

cas 2,B  1 2 2,D D   et la matrice de contraintes est : 

 

1 0 1 0

1 0 0 1
.

0 1 1 0

0 1 0 1

 
 
 
 
 

 

A   

Comme troisième exemple, considérons des domaines organisés dans une grille, le contexte supposé 

étant que les unités de population sont des lacs dans un État et que iy  est la concentration d’un polluant 

donné dans un lac .i  Nous nous intéressons aux concentrations moyennes par comté et par distance d’une 

installation industrielle. S’il y a 60 comtés et 5 catégories de distance, nous avons 300 domaines. Si nous 

savons que la concentration de polluant n’augmente pas dans la variable de distance, alors il y a 

60   4 = 240 contraintes, formulées comme étant antitoniques dans chaque comté. 

Nous proposons un test où l’hypothèse nulle est que ,Ay 0U   par rapport à l’hypothèse alternative 

,Ay 0U   et que AyU  comporte au moins un élément positif. L’exemple le plus simple est l’hypothèse nulle 

de moyennes de domaine constantes, comparativement à une hypothèse alternative de moyennes de domaine 

croissantes. (Notons que ces hypothèses diffèrent des hypothèses alternatives énoncées dans Oliva-Aviles, 

Meyer et Opsomer, 2019), qui décidaient entre des moyennes de domaine monotones et non monotones.) 

Dans l’exemple de l’installation industrielle ci-dessus, nous pouvons tester l’hypothèse nulle selon laquelle, 

dans chaque comté, les moyennes de domaine sont constantes en distance. L’utilisation des contraintes pour 

les résultats d’une hypothèse alternative unilatérale se traduit par une amélioration de la puissance par 

rapport au test bilatéral équivalent. 

Ce test a été largement étudié en dehors du contexte des enquêtes; voir Bartholomew (1959); 

Bartholomew (1961); Chacko (1963); McDermott et Mudholkar (1993); Robertson, Wright et Dykstra 
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(1988); Meyer (2003); Silvapulle et Sen (2005); Sen et Meyer (2017) et coll. La distribution nulle de la 

statistique du test de rapport de vraisemblance pour le test unilatéral a été calculée à partir du modèle des 

erreurs normales. En bref, quand les termes d’erreurs sont distribués indépendamment et identiquement avec 

une variance de modèle connue, la distribution nulle de la statistique du rapport de vraisemblance est un 

mélange de lois du chi carré, alors qu’en cas de variance inconnue du modèle, la variable à tester a la 

distribution nulle d’un mélange de lois bêta. Si les termes d’erreurs ne sont pas indépendamment et 

identiquement distribués, les résultats, fondés sur les principes des moindres carrés généralisés, se vérifient 

encore si la structure de covariance pour les termes d’erreurs est disponible. Perlman (1969) a obtenu des 

résultats semblables pour le test du rapport de vraisemblance unilatéral, dans lequel la matrice de covariance 

complètement inconnue était considérée. Meyer et Wang (2012) ont prouvé formellement que le test 

unilatéral fournit une puissance plus élevée que le test reposant sur l’hypothèse alternative sans contrainte. 

Dans le présent article, nous étendons le test unilatéral au contexte des enquêtes. Le test est calculé dans 

la section 2, et nous présentons à la section 3 une théorie sur les grands échantillons. Les simulations de la 

section 4 montrent que le test donne de bons résultats comparativement au test selon l’hypothèse alternative 

sans contrainte, à savoir une plus grande puissance et une taille de test plus proche de la cible. Dans la 

section 5, les méthodes sont appliquées à la National Survey of College Graduates (NSCG) pour vérifier si 

les salaires sont plus élevés pour les personnes dont le père a un niveau de scolarité plus élevé, en tenant 

compte du domaine d’études, du plus haut diplôme obtenu et de l’année d’obtention du diplôme. Le test est 

disponible dans le paquetage R csurvey. 

 
2. Formulation de la variable à tester 
 

Pour établir la notation, supposons que  1, 2, ,U N …  est la population finie. Un échantillon s U  

de taille n  doit être tiré selon un plan de sondage probabiliste ,p  où  p s  est la probabilité de tirer 

l’échantillon .s  La probabilité d’inclusion du premier ordre    Pri i s
i s p s


    et la probabilité 

d’inclusion du second ordre    
,

Pr , ,ij i j s
i j s p s


    déterminées par le plan de sondage, sont toutes 

deux censées être positives. Les valeurs supposées positives i  et ij  font que l’on peut obtenir l’estimateur 

fondé sur le plan du paramètre de population et l’estimateur de la variance fondé sur le plan associé, 

respectivement. En ce qui concerne les domaines d’intérêt, soit  : 1, ,dU d D …  une partition de la 

population U  et dN  la taille de la population du domaine ,d  où D  est le nombre de domaines. Nous 

désignons par ds  l’intersection de s  et ,dU  et supposons que dn  est la taille de l’échantillon pour .ds  La 

taille d’échantillon dn  provient d’une procédure d’échantillonnage aléatoire et n’est donc pas fixe en 

général. 

Soit y  la variable d’intérêt et notons par iy  la valeur de la ei  unité dans la population. Les moyennes 

de domaine de population sont  
1
, , ,y

DU U Uy y …
T

 et 
dUy  est donné par :  

 1, , .d

d

ii U

U

d

y
y d D

N


 


…   
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L’estimateur de Horvitz-Thompson (HT) (Horvitz et Thompson, 1952) et l’estimateur de Hájek (Hájek, 

1971) sont deux estimateurs fondés sur le plan des moyennes de population couramment utilisés. Étant 

donné que l’estimateur de Hájek 
dsy  ne nécessite pas de renseignements sur la taille du domaine de 

population dN  et qu’il présente d’autres avantages en pratique, nous nous concentrerons sur l’estimateur 

de Hájek. Les résultats pour l’estimateur de Horvitz-Thompson peuvent toutefois être obtenus de façon 

analogue. L’estimateur de Hájek pour les moyennes de domaine est  
1
, , ,y

Ds s sy y  …  où : 

 
ˆ
d

d

i ii s

s

d

y
y

N







   

et ˆ 1 .
d

d ii s
N 


  

Nous cherchons à tester :  

 0 1: comparativement à : \y yU UH V H V C  (2.1) 

où  :y Ay 0V    est l’espace nul de A  et l’ensemble alternatif est le cône convexe  :y Ay 0 C  à 

l’exclusion de l’ensemble .V  Un ensemble C  est un cône convexe si pour tout 1  et 2  dans ,C  

1 1 2 2    est dans C  pour tout 1  non négatif et 2.  

Nous commençons par un bref examen des propriétés de l’estimateur non contraint .y s
  Au moyen d’un 

développement en séries de Taylor, nous pouvons linéariser la valeur y s
  comme suit :  

      center 1ˆy y ys U pO n      

où : 

 
   

1

1

center

1

1 1
ˆ , , .y D

D

i U i U

i s i si D i

y y y y

N N  

   
  
 
 

 …

T

  

Nous pouvons obtenir les propriétés de y ys U  par approximation au moyen de centerŷ  et nous obtenons 

que  centerˆE 0y   et la variance de centerŷ  est ,Σ  où le edd   élément de Σ  est :  

                         
   1

, , 1, 2, ,Σ
d d

d d

i U j U

dd ij
i U j Ud i jd

y y y y
d d D

N N  





  

 
    …   

où  cov ,ij i j ij i jI I        et iI  est la variable indicatrice indiquant si l’unité i  est sélectionnée par 

plan de sondage. Selon l’hypothèse normale du plan (A5) de l’annexe, nous avons  1 2 centerˆ , ,Σ y 0 IN 
D

 

et donc :  

      1 2 1 2 centerˆ 1 , .Σ y y Σ y 0 Is U po N    
D

  

Nous désignons par Σ̂  un estimateur convergent de ,Σ  en ce sens que    ˆ 1 .Σ Σ pn o   Pour le test 

(2.1), nous proposons les variables à tester par les moindres carrés pondérés suivantes :  
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         

   
0 1

0

1 1
0 0 1 1

1
0 0

ˆ ˆmin min
.

ˆmin

θ θ

θ

y θ Σ y θ y θ Σ y θ

y θ Σ y θ

V s s s s

V s s

T
 

 




    


 

   

 

T T

T

C
  

En supposant que la probabilité d’inclusion du second ordre ij  soit connue, le edd   élément de 

l’estimateur convergent sur le plan Σ̂  s’exprime comme suit :  

                       
   1ˆ , , 1, 2, , .

ˆ ˆ
Σ

d d

d d

i s j s
ij

dd

i s j s ij i jd d

y y y y
d d D

N N   





  

    
 

…  (2.2) 

Voir les explications détaillées dans Särndal, Swensson et Wretman (1992) chapitre 5, page 185. En 

particulier, selon un plan de sondage à taille fixe, l’estimateur de la variance de Sen-Yates-Grundy, calculé 

comme une forme alternative de (2.2), peut également être utilisé. De plus, dans de nombreux plans 

d’enquête complexes, la probabilité d’inclusion du second ordre ij  pourrait être nulle ou inconnue, de sorte 

qu’il est impossible d’obtenir l’estimateur de la covariance fondé sur le plan ˆ .Σ  Dans de tels cas, on peut 

envisager l’utilisation d’estimateurs de la variance convergents par répliques (comme l’estimateur par la 

méthode du jackknife ou l’estimateur bootstrap) puisque le calcul de l’estimateur de la variance par répliques 

n’implique pas les probabilités d’inclusion du second ordre. Tant que les estimateurs de la variance par 

répliques sont une bonne approximation de ,Σ  les propriétés asymptotiques de ˆ,T  qui seront élaborées sous 

peu, se vérifient. 

Nous rejetterons 0H  si la valeur de T̂  est grande. Cette structure est semblable à celle du test classique 

(comme il a été présenté, par exemple, dans Silvapulle et Sen, 2005, chapitre 3). Si y s
  est normal avec 

  ˆcov ,y Σs   alors T̂  serait distribué comme un mélange de variables aléatoires bêta, selon l’hypothèse 

nulle. Dans le contexte de l’enquête, nous calculons par approximation la distribution de ˆ.T  

 
3. Distribution asymptotique de la statistique du test 
 

Les hypothèses nécessaires pour calculer une distribution approximative de T̂  sont énoncées dans 

l’annexe et sont semblables à celles de Xu et coll. (2021). 

Pour calculer la distribution nulle asymptotique de ˆ,T  nous présentons d’abord le résultat suivant.  
 

Lemme 1. La statistique du test T̂  peut être exprimée comme suit :  

              

       

   

       

   
 

0 1

0

0 1

0

1 1
0 0 1 1

1
0 0

1 1
0 0 1 1

1
0 0

ˆ ˆmin min
ˆ

ˆmin

min min
= 1 .

min

V s s s s

V s s

V s s s s

p

V s s

T

o

 
 




 
 




    


 

    


 

θ θ

θ

θ θ

θ

y θ Σ y θ y θ Σ y θ

y θ Σ y θ

y θ Σ y θ y θ Σ y θ

y θ Σ y θ

   

 

   

 

T T

T

T T

T

C

C

  

 

Preuve. Soit 1 2ˆ ˆ ,A AΣ 1 2ˆ ˆ ,Z Σ ys s
  1 2

0 0
ˆ ˆ ,θ Σ θ 1 2

1 1
ˆ ˆ ,θ Σ θ  0 0

ˆ ˆ ˆˆ : 0V θ Aθ   et  1 1
ˆ ˆ ˆ ˆ: 0 .θ Aθ C =  

Ensuite, par une transformation, nous obtenons :  
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        

   

       

   

   

   

0 1

0

0 1

0

1

0

1 1
0 0 1 1

1
0 0

ˆ ˆˆ ˆ0 0 1 1

ˆ ˆ 0 0

ˆˆ 1 1

ˆ ˆ 0 0

ˆ ˆmin min

ˆmin

ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ ˆ ˆmin min

ˆ ˆˆ ˆmin

ˆ ˆˆ ˆmin
1

ˆ ˆˆ ˆmin

V s s s s

V s s

s s s sV

s sV

s s

s sV

T

 
 




 







    


 

    


 

 
 

 

θ θ

θ

θ θ

θ

θ

θ

y θ Σ y θ y θ Σ y θ

y θ Σ y θ

Z θ Z θ Z θ Z θ

Z θ Z θ

Z θ Z θ

Z θ Z θ

   

 

T T

T

T T

T

T

T

C

C

C
.

  

Soit V̂   l’espace linéaire des vecteurs dans DR  qui sont orthogonaux aux vecteurs dans ˆ.V  Notons que 

   
0
ˆ ˆ 0 0

ˆ ˆˆ ˆmin
θ

Z θ Z θs sV
 

T

 est la longueur au carré de la projection de Ẑs  sur V̂   et que la projection de 

Ẑ s  sur V̂  a l’expression explicite   *
0
ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ,θ I A AA A Zs



  T T  où  ˆ ˆAA


T  est l’inverse généralisé de 
ˆ ˆ .AAT  Par conséquent, par la convergence de ˆ ,Σ  nous obtenons :  

     

       

    

 

 

   

     

0

0

* *
0 0 0 0ˆ ˆ

1
0 0

1 1ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ ˆ ˆmin

1 ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ

1 ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ

1 ˆ

1

1
min 1 .

s s s s
V

s s

s s

s s

s s p

s s p
V

n n

n

n

n

n o

o
n



 











    







 

   

θ

θ

Z θ Z θ Z θ Z θ

A AA AZ A AA AZ

Z A AA AZ

y A AΣA Ay

y A A ΣA Ay

y θ Σ y θ

 

 

 

T T

T
T T T T

T T T

T T T

T T T

T

 

(3.1)

 

Au moyen de (3.1) et du résultat selon lequel 
11

1 11 1
1 1 1

ˆmin ( ) ( ) ( ) (minθθ y θ Σ y θ y θ Σ ys s s sn n

 
        T T
CC  

1) (1)θ po  par le lemme 4 figurant dans l’annexe, nous obtenons : 

   

   

   

   

   
 

1

0

1

0

11
1 1

11
0 0

11
1 1

11
0 0

ˆmin
ˆ 1

ˆmin

min
1 1

min

s sn

V s sn

s sn

p

V s sn

T

o













 
 

 

 
  

 

θ

θ

θ

θ

y θ Σ y θ

y θ Σ y θ

y θ Σ y θ

y θ Σ y θ

 

 

 

 

T

T

T

T

C

C

  

ce qu’il fallait démontrer.  

Le dénominateur présenté dans l’expression ci-dessus doit posséder une borne inférieure strictement 

positive en probabilité, ce qui est effectivement le cas, puisqu’on peut démontrer que 
0 0min ( )θ y θV s  T  

1
0( ) ( )Σ y θsn    a, asymptotiquement, une distribution  2 M  selon l’hypothèse nulle et normale du plan. 

Ensuite, posons 
1 2 ,Z Σ ys s

  1 2 ,Z Σ yU U
 1 2

0 0 ,θ Σ θ 1 2
1 1θ Σ θ  et définissons  : 0 ,θ AθV      

 : 0 ,θ Aθ    C =  où 1 2 .A AΣ  Nous obtenons alors le résultat principal de l’article.  
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Théorème 1. Définition  

  
0 1

0

2 2

0 1

2
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min min

min

θ θ

θ

Z θ Z θ

Z θ

V

V

T
 



 
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

  

 

 



C
  

où  ~ , .Z 0 IN  Puis, selon l’hypothèse nulle, T̂  converge en distribution vers .T  Autrement dit,  

 ˆ .T T
D

  

 

Preuve. Selon la transformation ci-dessus, nous pouvons exprimer T̂  comme étant :  
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C

C

C  1po

  

où center ;Z Z Zs U   rappelons-nous que sous 0 ,H ,ZU V   de sorte que, dans l’expression ci-dessus, la 

minimisation sur 0θ
  équivaut à la minimisation sur 0 ,Z θU    et de même pour la minimisation sur 1.θ  

Nous obtenons alors ˆ .T T
D

 Ce résultat découle de la continuité de Lipschitz de la projection de Z  

sur un cône convexe, c’est-à-dire que si θ̂  est la projection de Z  sur le cône ,C  alors θ̂  est une fonction 

continue de ;Z  voir la proposition 1 et sa preuve dans Meyer et Woodroofe (2000). 

Il a été démontré que la variable aléatoire T  définie dans le théorème 1 était distribuée comme un 

mélange de variables aléatoires bêta sous 0.H  Voir Robertson et coll. (1988), chapitre 2, et Meyer (2003) 

pour obtenir de plus amples précisions. De plus, nous pouvons trouver la distribution du mélange (jusqu’à 

la précision souhaitée) par simulations. Plus précisément, si 0M M  est le rang de la matrice de contraintes 

:A  

  
0

0

0

Pr Pr Be , ,
2 2

M

m
m

M m m
T c c p



  
    

  
   

où les probabilités de mélange 
00 , , Mp p…  sont calculées approximativement au moyen de simulations et 

 Be ,   représente une variable aléatoire bêta ayant des paramètres   et ,  respectivement. Par 

convention,  Be 0, 0   et  Be , 0 1.   

Si m  est la dimension de l’espace couvert par les lignes de A  qui représentent les contraintes 

obligatoires, alors chaque mp  représente la probabilité que m  contraintes soient obligatoires, 0, ,m  …  
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0.M  Chaque ligne de Â  représente une contrainte, et nous posons que la ej  contrainte est obligatoire si le 
ej  élément de ˆ ˆAθ  est zéro. La quantité ,D m  où m  est le nombre de contraintes obligatoires, peut être 

considérée comme les degrés de liberté observés de l’ajustement. Pour en savoir plus sur cette distribution 

de mélange, voir Silvapulle et Sen (2005), chapitre 3. Les probabilités de mélange sont calculées par 

approximation comme suit :  

1) Générer Z  à partir d’une distribution normale multivariée standard  , .0 IN   

2) Projeter la variable Z  générée sur le cône convexe  ˆ ˆ: 0θ Aθ C  pour obtenir l’ensemble ,J  

où 1 2ˆ ˆ .A AΣ  Plus précisément, supposons que θ̂  soit la projection de Z  sur ˆ,C  puis 

 ˆ ˆ: 0 ,A θjJ j   où Â j  est la ej  ligne de ˆ .A  Cela signifie que J  indexe l’ensemble des 

« contraintes obligatoires ». Le paquetage R coneproj (Liao et Meyer, 2014) trouve ˆ ,θ  étant 

données les valeurs Z  et Â  générées, et renvoie l’ensemble de contraintes obligatoires .J  

3) Répéter les étapes précédentes R  fois (supposons 1000).R   

4) Estimer mp  par la proportion de fois que l’ensemble J  comporte m  éléments, 00,1, , .m M …  

Quand la matrice A  a plus de contraintes que de dimensions, alors la routine de projection du 

cône dans coneproj peut toujours trouver un ensemble minimal unique .J  (Voir l’explication 

détaillée dans Meyer, 2013.)  

 
3.1 Propriétés de la puissance asymptotique du test  
 

Dans la présente section, nous prouvons la convergence et la monotonie de la fonction de puissance du 

test. Tout d’abord, nous montrons que si l’hypothèse alternative est vraie, alors la probabilité de rejeter 

l’hypothèse nulle augmente à 1 quand N  et n  augmentent sans borne.  

 

Théorème 2. Supposons que   est la taille de test et c  la valeur critique correspondante du test. Alors, 

la puissance du test converge vers 1 dans l’hypothèse alternative. C’est-à-dire que : 

  ˆ \ 1, .yUP T c V quand N   C   

 

Preuve. Puisque 
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C  il suffit de montrer que :  
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selon l’hypothèse alternative. Pour le numérateur, nous avons : 

 

       

   
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1 1
1 1
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où nous utilisons le fait que  1 2y ys U pO n    et  1Σ̂ pO n   par élément. Pour le dénominateur, nous 

avons :  
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Et donc, nous avons :  
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parce que y s
  et Σ̂  sont convergents pour yU  et Σ  respectivement. Par conséquent, selon l’hypothèse 

alternative, T̂  passe à 1 asymptotiquement.  

 
4. Études par simulations 
 

Les simulations comportent une ou deux grilles dimensionnelles, avec plusieurs contraintes et des 

moyennes de domaine de population. Nous présentons les résultats sous forme de tableau à partir de trois 

scénarios. Pour chacun, nous enregistrons les proportions de fois que l’hypothèse nulle est rejetée dans 

différents cas, avec des tailles d’échantillon, des niveaux de signification et des variances différents pour 

générer les variables de l’étude. Dans chaque cas, nous générons une population de taille ,N  puis nous 

tirons 10 000 échantillons de la population selon un plan de sondage. Pour chaque échantillon, nous 

calculons la valeur de la statistique du test et la matrice de covariance estimée. Nous comparons la statistique 

du test avec les valeurs critiques selon différents niveaux de signification, où les valeurs critiques sont 

obtenues à partir de la distribution nulle asymptotique des statistiques du test. De plus, nous comparons la 

puissance de ce test unilatéral à celle du test F de l’analyse de la variance (ANOVA) au moyen de 

l’hypothèse alternative sans contrainte. Autrement dit,  
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 0 2: comparativement à : .Ay 0 Ay 0U UH H    

Ici, nous utilisons la fonction svyglm dans le paquetage survey pour ajuster le modèle ANOVA et 

calculons les valeurs P du test F ANOVA en appliquant la fonction anova dans le paquetage survey. 

 
4.1 Monotonie dans une variable 
 

Comme dans Xu et coll. (2021) et Oliva-Aviles et coll. (2020), les moyennes de domaine limites pour 

générer les variables de l’étude sont données par les fonctions comme suit :  

 
     

  
   

  
0 1 2exp 12 6 exp 12 6

1, ,
3,5 1 exp 12 6 2,5 1 exp 12 6

d d d

d D d D

d D d D
  

 
  

   
  

pour 1, 2, , ,d D …  où 12D   est le nombre de domaines. Les variables 1, , Ny y…  de l’étude sont 

générées en ajoutant des erreurs  20, iN   1, 2i   indépendantes et identiquement distribuées aux valeurs 

d  provenant des trois fonctions ci-dessus, respectivement, avec 1 1   et 2 1,5.   Nous comparons la 

taille et la puissance de test pour le test des moyennes de domaine constantes par rapport aux moyennes de 

domaine croissantes, au moyen du test ANOVA standard des moyennes de domaine constantes par rapport 

aux moyennes de domaine non constantes. Notons que selon 
      0 0 0

1 , , ,μ D  …
T

 l’hypothèse nulle est 

vraie, alors que selon 
      0 1 1

1 , ,μ D  …
T

 et 
      2 2 2

1 , , ,μ D  …
T

 les moyennes de domaine de 

population ont un ordre croissant et donc, que l’hypothèse alternative est vraie, 
 2μ  ayant une taille de 

l’effet plus grande. 

Nous tirons les échantillons d’un plan des sondages stratifiés sans remise, comprenant 4H   strates qui 

recoupent les domaines .D  Les strates sont déterminées au moyen d’une variable auxiliaire z  qui est 

corrélée à la variable de l’étude .y  Les valeurs de z  sont créées en ajoutant des erreurs indépendantes et 

identiquement distibuées suivant la loi normale centrée réduite à  .d D  En classant les valeurs de ,z  nous 

pouvons créer 4 blocs de N H  éléments. Ensuite, l’appartenance à la strate de l’élément de population est 

déterminée par le z  qui est au rang correspondant. Enfin, les tailles de population sont fixées à 9 600,N   

19 200,N  57 600N   et 76 800,N   et la taille du domaine de population est dN N D  pour 

1, , .d D …  Les tailles totales de l’échantillon 200,n  400,n  1 200n   et 1600n   sont attribuées aux 

quatre strates, et l’on a une taille d’échantillon  25, 50, 50, 75 ,  50,100,100,150 ,  150, 300, 300, 450 ,  

 200, 400, 400, 600  dans chaque strate, respectivement. 

Les résultats du tableau 4.1 montrent que la taille du test pour le test unilatéral proposé est plus près de 

la cible, tandis que la taille du test bilatéral est quelque peu gonflée, même pour les échantillons de plus 

grande taille. Pour les simulations où l’hypothèse alternative est vraie, le test unilatéral a une puissance 

nettement plus élevée. 
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Tableau 4.1 

Monotonie dans une variable : proportions de fois que l’hypothèse nulle est rejetée selon divers paramètres et 

comparaison de la puissance entre le test unilatéral contraint (moitié supérieure) et le test non contraint (moitié 

inférieure) 
 

 
  n 

  0,1   0,05   0,01 

(0)  (1)  (2)  (0)  (1)  (2)  (0)  (1)  (2)  

Test 
unilatéral 

  1 n = 200 0,0996 0,4689 0,6686 0,0533 0,3218 0,5055 0,0134 0,1194 0,2230 
n = 400 0,0840 0,6352 0,8529 0,0403 0,4780 0,7268 0,0085 0,2028 0,4054 

n = 1 200 0,1039 0,9657 0,9986 0,0537 0,9027 0,9941 0,0121 0,6444 0,9133 
n = 1 600 0,0981 0,9867 0,9999 0,0489 0,9550 0,9988 0,0110 0,7533 0,9654 

  1,5 n = 200 0,0994 0,3128 0,4370 0,0528 0,2008 0,2938 0,0133 0,0625 0,1056 
n = 400 0,0839 0,4101 0,5946 0,0402 0,2740 0,4338 0,0084 0,0873 0,1770 

n = 1 200 0,1037 0,7838 0,9461 0,0532 0,6327 0,8679 0,0120 0,3142 0,5773 
n = 1 600 0,0980 0,8544 0,9751 0,0488 0,7253 0,9334 0,0109 0,3900 0,6928 

Test F 
ANOVA 

  1 n = 200 0,1412 0,2677 0,4017 0,0746 0,1627 0,2685 0,0147 0,0457 0,0973 
n = 400 0,1280 0,3618 0,6034 0,0658 0,2385 0,4627 0,0147 0,0835 0,2259 

n = 1 200 0,1123 0,8139 0,9854 0,0590 0,7121 0,9694 0,0117 0,4736 0,8943 
n = 1 600 0,1111 0,9253 0,9986 0,0576 0,8633 0,9964 0,0126 0,6868 0,9814 

  1,5 n = 200 0,1412 0,1909 0,2502 0,0746 0,1087 0,1495 0,0147 0,0261 0,0408 
n = 400 0,1280 0,2195 0,3278 0,0658 0,1296 0,2094 0,0147 0,0313 0,0661 

n = 1 200 0,1123 0,4670 0,7538 0,0590 0,3320 0,6361 0,0117 0,1397 0,3902 
n = 1 600 0,1111 0,5947 0,8795 0,0576 0,4602 0,8014 0,0126 0,2367 0,5932 

 
4.2 Bloc monotone dans une variable 
 

Dans un cas d’ordre par « bloc monotone », nous supposons que les moyennes de population sont 

ordonnées entre les blocs, mais il n’y a pas d’ordre imposé à l’intérieur des blocs. Plus précisément, nous 

organisons les moyennes de domaine limites en quatre blocs de trois domaines comme suit :  

    
   0 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05 0,05μ    

 
   1 -0,06 0 0,06 0,12 0,06 0,18 0,18 0,24 0,30 0,30 0,36 0,30μ    

 
   2 -0,08 0 0,08 0,16 0,08 0,24 0,24 0,32 0,40 0,40 0,48 0,40μ    

où les blocs sont séparés par les lignes verticales. Par conséquent, dans l’hypothèse alternative, nous nous 

attendons à ce que la moyenne de population pour chacun des domaines dans le bloc b  soit au moins aussi 

grande que celles dans le bloc 1,b   pour 2, 3, 4.b   La taille de l’effet de 
 2yU  généré à partir de 

 2μ  serait 

plus grande que celle de 
 1yU  à partir de 

 1 .μ  Nous utilisons le même plan d’échantillonnage aléatoire simple 

stratifié que dans l’exemple précédent. 

Les résultats du tableau 4.2 montrent encore une fois que le test unilatéral a une puissance nettement 

plus élevée pour les simulations où l’hypothèse alternative est vraie et que pour les simulations selon 

l’hypothèse nulle, la taille du test est à peu près correcte pour le test unilatéral et le test bilatéral ANOVA a 

une taille de test gonflée.  
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Tableau 4.2 

Bloc monotone dans une variable : proportions de fois que l’hypothèse nulle est rejetée selon divers paramètres 

et comparaison de la puissance entre le test unilatéral contraint (moitié supérieure) et le test non contraint 

(moitié inférieure) 
 

   n 
1  0,1 2  0,05 3  0,01 

(0)  (1)  (2)  (0)  (1)  (2)  (0)  (1)  (2)  

Test 
unilatéral 

  1 n = 200 0,1013 0,5114 0,6795 0,0568 0,3590 0,5216 0,0119 0,1397 0,2391 
n = 400 0,1036 0,7368 0,8856 0,0534 0,5838 0,7878 0,0109 0,2840 0,4722 

n = 1 200 0,0964 0,9718 0,9978 0,0487 0,9224 0,9880 0,0089 0,6671 0,8801 
n = 1 600 0,0976 0,9877 0,9998 0,0492 0,9635 0,9958 0,0098 0,7668 0,9339 

  1,5 n = 200 0,1014 0,3421 0,4535 0,0567 0,2191 0,3124 0,0117 0,0731 0,1144 
n = 400 0,1031 0,4992 0,6616 0,0534 0,3544 0,5028 0,0109 0,1335 0,2235 

n = 1 200 0,0965 0,8187 0,9422 0,0485 0,6794 0,8672 0,0091 0,3474 0,5661 
n = 1 600 0,0974 0,8830 0,9743 0,0497 0,7652 0,9232 0,0099 0,4367 0,6746 

Test F 
ANOVA 

  1 n = 200 0,1412 0,2941 0,4368 0,0746 0,1847 0,2951 0,0147 0,0551 0,1155 
n = 400 0,1280 0,4220 0,6556 0,0658 0,2912 0,5231 0,0147 0,1123 0,2712 

n = 1 200 0,1123 0,8940 0,9921 0,0590 0,8177 0,9840 0,0117 0,6099 0,9363 
n = 1 600 0,1111 0,9678 0,9995 0,0576 0,9293 0,9986 0,0126 0,8094 0,9911 

  1,5 n = 200 0,1412 0,2052 0,2611 0,0746 0,1173 0,1583 0,0147 0,0281 0,0431 
n = 400 0,1280 0,2445 0,3543 0,0658 0,1457 0,2333 0,0147 0,0389 0,0787 

n = 1 200 0,1123 0,5399 0,8012 0,0590 0,4099 0,6932 0,0117 0,1926 0,4549 
n = 1 600 0,1111 0,6799 0,9091 0,0576 0,5539 0,8468 0,0126 0,3153 0,6589 

 
4.3 Monotonie dans deux variables 
 

Nous examinons ici une grille de domaines, qui représente deux variables. L’hypothèse nulle est que les 

moyennes de domaine de population sont constantes dans l’une des variables, et l’hypothèse alternative est 

que les moyennes de population augmentent dans cette variable, tandis que les moyennes de domaine sont 

non contraintes dans l’autre variable. En d’autres termes, nous testons la monotonie dans une variable tout 

en « tenant compte » des effets de l’autre. En particulier, nous définissons les moyennes de domaine limites 

comme suit :  

 
 0

0,01 0,01 0,01 0,01 0,01

0,02 0,02 0,02 0,02 0,02
,

0,03 0,03 0,03 0,03 0,03

0,04 0,04 0,04 0,04 0,04

 
 
 
 
 
 

μ   

tandis que : 

 
   1 2

0 0,04 0,16 0,24 0,28 0 0,05 0,20 0,30 0,35

0,04 0,08 0,20 0,32 0,40 0,05 0,10 0,25 0,40 0,50
, et .

0,04 0,12 0,12 0,20 0,28 0,05 0,15 0,15 0,25 0,35

0,04 0,04 0,12 0,24 0,28 0,05 0,05 0,15 0,30 0,35

   
   
    
   
   
   

μ μ   

Le mécanisme d’échantillonnage et la façon dont nous générons la variable de l’étude y  sont les mêmes 

que dans un cas unidimensionnel. Cependant, comme il y a plus de domaines dans ce cas, nous avons établi 

la taille de l’échantillon à 400,n  800,n  1 200n   et 2 000,n   respectivement, ce qui correspond à la 
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taille de population de 8 000,N  16 000,N  24 000N   et 40 000,N   où les tailles d’échantillon sont 

divisées entre les strates comme étant  50,100,100,150 ,  100, 200, 200, 300 ,  150, 300, 300, 450  et 

 250, 500, 500, 750 ,  respectivement. Les résultats de la simulation présentés au tableau 4.3 montrent des 

propriétés semblables à celles des scénarios précédents : les tests ont une plus grande puissance à mesure 

que la taille de l’échantillon augmente et que la taille de l’effet des moyennes de domaine de population 

augmente. 

 
Tableau 4.3 

Monotonie dans deux variables : proportions de fois que l’hypothèse nulle est rejetée selon divers paramètres 

et comparaison de la puissance entre le test unilatéral contraint (moitié supérieure) et le test non contraint 

(moitié inférieure) 
 

 
  n 

1  0,1 2  0,05 3  0,01 

(0)  (1)  (2)  (0)  (1)  (2)  (0)  (1)  (2)  

Test 
unilatéral 

  1 n = 400 0,1770 0,7738 0,8755 0,1000 0,6415 0,7757 0,0255 0,3460 0,4907 
n = 800 0,1203 0,8732 0,9576 0,0590 0,7677 0,8975 0,0129 0,4706 0,6598 

n = 1 200 0,1097 0,9571 0,9921 0,0562 0,8972 0,9762 0,0102 0,6556 0,8523 
n = 2 000 0,1093 0,9929 0,9994 0,0558 0,9794 0,9975 0,0103 0,8661 0,9700 

  1,5 n = 400 0,1778 0,5837 0,6840 0,1006 0,4301 0,5382 0,0255 0,1844 0,2586 
n = 800 0,1210 0,6512 0,7783 0,0594 0,4967 0,6399 0,0133 0,2257 0,3421 

n = 1 200 0,1098 0,7701 0,8908 0,0565 0,6247 0,7881 0,0100 0,3235 0,4909 
n = 2 000 0,1089 0,9019 0,9725 0,0560 0,8040 0,9292 0,0103 0,5150 0,7236 

Test F 
ANOVA 

  1 n = 400 0,1584 0,4337 0,5642 0,0828 0,3005 0,4255 0,0184 0,1075 0,1886 
n = 800 0,1338 0,5817 0,7748 0,0703 0,4407 0,6600 0,0154 0,2165 0,4058 

n = 1 200 0,1273 0,7028 0,8922 0,0662 0,5773 0,8149 0,0140 0,3224 0,6055 
n = 2 000 0,1289 0,9174 0,9912 0,0697 0,8577 0,9789 0,0149 0,6664 0,9198 

  1,5 n = 400 0,1584 0,2899 0,3578 0,0828 0,1759 0,2285 0,0184 0,0510 0,0732 
n = 800 0,1338 0,3283 0,4443 0,0703 0,2138 0,3133 0,0154 0,0717 0,1274 

n = 1 200 0,1273 0,3803 0,5358 0,0662 0,2606 0,4009 0,0140 0,1014 0,1883 
n = 2 000 0,1289 0,5759 0,7811 0,0697 0,4434 0,6683 0,0149 0,2148 0,4215 

 
5. Application aux données de la National Survey of College 

Graduates de 2019 
 

Pour démontrer l’utilité de la procédure du test unilatéral proposé sur des données d’enquête réelles, 

nous examinons la National Survey of College Graduates (NSCG) de 2019, réalisée par le U.S. Census 

Bureau. La NSCG est une enquête biennale complexe transversale répétée qui fournit des données sur les 

caractéristiques des diplômés des collèges aux États-Unis, en mettant particulièrement l’accent sur la main-

d’œuvre en sciences et en génie. Dans tous les cycles de l’enquête, la NSCG s’est appuyée sur un plan de 

sondage stratifié pour sélectionner son échantillon à partir de la base de sondage admissible, à savoir 

l’American Community Survey (ACS). Plus précisément, des échantillons de cas ont été sélectionnés parmi 

les membres de l’échantillon de retour de la NSCG de 2013 (initialement sélectionnés à partir de l’ACS de 

2011), de la NSCG de 2015 (initialement sélectionnés à partir de l’ACS de 2013), de la NSCG de 2017 

(initialement sélectionnés à partir de l’ACS de 2015) et de l’ACS de 2017. Dans les strates d’échantillon-

nage, on a utilisé une probabilité proportionnelle à la taille ou des techniques d’échantillonnage aléatoire 
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systématique pour sélectionner l’échantillon de la NSCG. En raison de ses diverses complexités, la NSCG 

a permis la mise en œuvre d’une méthode par répliques pour l’estimation de la variance. La matrice de 

variance-covariance est calculée à l’aide des poids de rééchantillonnage de la NSCG de 2019, qui sont 

fondés sur les méthodes des différences successives et de réplique jackknife. Le nombre de poids de 

rééchantillonnage est de 320, ce qui est un nombre acceptable pour fournir une estimation de la variance 

stable. Dans le cadre de la NSCG, on a calculé les poids de rééchantillonnage et les facteurs d’ajustement 

des répliques, qui peuvent être fournis sur demande. Les fichiers à grande diffusion et de la documentation 

pertinente sont accessibles au public sur le site Web de la National Science Foundation (https://www.nsf. 

gov/statistics/srvygrads/). 

Le salaire annuel est la variable étudiée (représentée par SALARY dans l’ensemble de données), limitée 

aux observations où le salaire annuel se situe entre 30 000 $ et 900 000 $. Comme la distribution de la 

variable du salaire annuel est asymétrique, une transformation logarithmique est exécutée. Quatre variables 

sont examinées :  

• Domaine d’études (représenté par NDGMEMG dans l’ensemble de données). Cette variable 

ordinale représente le domaine d’études du diplôme le plus élevé. Elle comporte six niveaux : 

1) les sciences informatiques et mathématiques; 2) les sciences biologiques, les sciences 

agronomiques et les sciences de l’environnement et de la vie; 3) les sciences physiques et 

connexes; 4) les sciences sociales et connexes; 5) le génie; 6) les autres domaines.  

• Niveau de scolarité du père (représenté par EDDAD dans l’ensemble de données). Cette variable 

ordinale indique le plus haut niveau de scolarité atteint par le père (ou le tuteur de sexe masculin) 

des répondants. Les six niveaux sont : 1) études secondaires non terminées; 2) diplôme d’études 

secondaires ou équivalent; 3) diplôme d’études collégiales, professionnelles ou d’une école de 

métiers (y compris les diplômes de deux ans); 4) baccalauréat (par exemple B.Sc., B.A., AB); 

5) maîtrise (par exemple MS, MA, MBA); 6) diplôme professionnel (par exemple JD, LLB, MD, 

DDS, etc.) et doctorat (par exemple PhD, DSc, EdD, etc.).  

• Année scolaire de remise du plus haut diplôme (représentée par HDACYR). 

• Type de diplôme le plus élevé (représenté par DGDGR). Les quatre niveaux sont : 1) bacca-

lauréat; 2) maîtrise; 3) doctorat; 4) professionnel.  

 

Supposons que l’on s’intéresse à la question suivante : pour les salariés dont le plus haut diplôme est un 

baccalauréat, le niveau de scolarité du père influe-t-il sur le salaire, si l’on tient compte du domaine d’études 

et du temps passé depuis l’obtention du diplôme ? Pour répondre à cette question, nous effectuons des tests 

distincts pour les cohortes des années d’obtention du diplôme, comme dans le tableau 5.1. Dans chaque 

cohorte, il y a 36 domaines, avec six niveaux chacun pour le domaine d’études et le niveau de scolarité du 

père. Les tailles d’échantillon pour les cinq cohortes du tableau 5.1 sont de 2 021, 4 032, 5 259, 2 969 et 

1 813, respectivement. Ainsi, en général, la taille des échantillons de domaine n’est pas petite dans chaque 

cohorte. Nous testons l’hypothèse nulle selon laquelle le salaire est constant dans le niveau de scolarité du 
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père, dans chaque domaine d’études, par rapport à l’hypothèse alternative selon laquelle le salaire augmente 

dans le niveau de scolarité du père. Nous comparons la valeur p  pour ce test avec une hypothèse alternative 

contrainte et celle pour le test ANOVA avec une hypothèse alternative sans contrainte. La fonction svyglm 

dans le paquetage survey est utilisée pour l’hypothèse alternative sans contrainte, et le test F calculé en 

appliquant la fonction anova dans le paquetage survey donne la valeur .p  Les résultats des tests pour 

les cinq cohortes récentes sont donnés dans le tableau 5.1. 

 
Tableau 5.1 

Valeurs p  pour l’hypothèse nulle selon laquelle le salaire est constant dans le niveau de scolarité du père, en 

tenant compte du domaine d’études 
 

Année 2006-2007 2008-2010 2011-2013 2014-2015 2016-2017 
Test unilatéral 0,01951 0,00248 0,00029 0,00622 0,00052 

Test F ANOVA 0,15198 0,10045 0,01357 0,22231 0,06551 

 
Pour chaque cohorte, la valeur p  du test unilatéral est inférieure à 0,05, ce qui indique que les salaires 

augmentent considérablement avec le niveau de scolarité du père, de façon uniforme d’une année à l’autre. 

En revanche, la valeur p  pour le test bilatéral est constamment plus grande et n’indique pas de tendance 

importante pour certaines cohortes, et pour d’autres années, les résultats du test pourraient être considérés 

comme « limites ». Le fait de savoir a priori que si le niveau de scolarité du père a une incidence sur le 

salaire doit avoir un effet positif, aider à accroître la puissance pour voir la tendance. 

 
6. Discussion 
 

Dans le présent article, nous avons élaboré une procédure de test pour tester les restrictions d’inégalité 

linéaires des moyennes de domaine de population dans un contexte d’enquête. Selon l’hypothèse normale 

du plan de sondage des moyennes de domaine de l’enquête, la statistique du test T̂  proposée présente les 

densités bêta de mélange asymptotique, où les probabilités de mélange (ou les poids) peuvent être facilement 

calculées au moyen de simulations. L’estimateur de la covariance Σ̂  et l’estimateur sans contrainte y s
  sont 

obtenus à partir du paquetage survey de R et de la projection par la méthode des moindres carrés contrainte 

obtenue au moyen de la fonction coneA dans le paquetage coneproj. Nous avons démontré que la 

puissance du test tend vers 1 à mesure que la taille de l’échantillon augmente, quand l’hypothèse alternative 

est vraie. Les simulations montrent que le test se comporte bien, démontrant à la fois une puissance accrue 

et une taille de test améliorée. 

La procédure de test proposée peut être appliquée à toutes sortes de plans de sondage complexes, y 

compris un échantillonnage stratifié, un échantillonnage à plusieurs degrés et ainsi de suite. En pratique, 

bien que la taille totale de l’échantillon n  soit grande, ,dn  le nombre d’échantillons sélectionnés 

aléatoirement dans le domaine ,d  peut être petit, voire nul. Dans ce cas, les degrés de liberté sur l’estimation 
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de la matrice de covariance sont petits. Il a été suggéré que les degrés de liberté associés aux estimateurs de 

la variance étaient (le nombre d’unités primaires d’échantillonnage échantillonnées avec des observations 

échantillonnées dans le domaine )d  moins (le nombre de strates avec des observations échantillonnées dans 

le domaine );d  voir les explications détaillées dans Graubard et Korn (1996). Par conséquent, ni 

l’estimateur de la variance fondé sur le plan ni l’estimateur de la variance par répliques ne peuvent fournir 

d’estimation exacte de la covariance, ce qui peut nuire à l’efficacité du test proposé. Pour régler la question 

de savoir si dn  est petit ou nul, il pourrait être nécessaire d’appliquer des méthodes d’imputation appropriées 

pour créer des réponses indirectes pour le domaine d  (Haziza et Vallée (2020) ont considéré l’utilisation 

de données imputées dans l’estimation de la variance). La procédure proposée devrait fonctionner 

correctement tant que la matrice de covariance estimée Σ̂  tient compte du plan de sondage complexe et que 

la taille de l’échantillon pour chaque domaine n’est pas trop petite. En prenant un plan stratifié comme 

exemple, même si la taille de l’échantillon est nulle pour le domaine d  dans certaines strates, la procédure 

de test est toujours applicable si un nombre suffisant d’échantillons pour le domaine d  a été sélectionné à 

partir d’autres strates et que l’estimation de la covariance Σ̂  a adéquatement tenu compte du plan de sondage 

stratifié particulier considéré. De plus, les simulations ont fourni une orientation partielle sur les tailles 

minimales d’échantillon nécessaires pour le test proposé pour un plan d’échantillonnage aléatoire simple 

stratifié. Dans le cas d’un plan de sondage plus complexe, on peut considérer la taille d’échantillon efficace, 

définie comme étant la taille initiale de l’échantillon divisée par son effet de plan. De plus, il est important 

de vérifier les poids pour les unités ayant de très faibles probabilités de sélection, parce que des valeurs i  

ou ij  extrêmement petites entraîneront une estimation de la covariance plutôt instable et rendront donc le 

test proposé invalide. 

Un autre problème connexe est que l’estimation de la matrice de covariance Σ̂  peut ne pas être définie 

positive ni même semi-définie positive dans des échantillons finis. Ce problème n’est pas rare dans la 

pratique des enquêtes; voir Théberge (2022), Haslett (2019), Haslett (2016) pour en savoir plus. Cette 

question pratique aura un effet sur les inverses des estimations de la matrice de covariance et par conséquent, 

sur la stabilité de la procédure de test proposée. C’est pourquoi nous proposons que les spécialistes des 

enquêtes vérifient si l’estimation de la covariance est définie positive avant d’appliquer le test proposé en 

situation réelle. 

La mise en œuvre du test dans le paquetage csurvey s’appuie sur celle du paquetage survey. 

Supposons par exemple que nous avons une grille de domaines dans deux variables x1 et x2 et une variable 

d’étude y. Le plan de l’enquête est spécifié au moyen de la commande svydesign dans le paquetage 

survey, et l’objet du plan ds est utilisé dans la mise en œuvre du test. La valeur p  pour le test des 

moyennes de domaine constantes par rapport aux moyennes de domaine croissantes conformément à la 

variable x1, sans contrainte des moyennes de domaine dans la variable x2, est obtenue comme suit :  

 

ansc=csvy(y~incr(x1)*x2, data=data_set_name, design=ds, nD=M, test=TRUE) 
ansc$pval  
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Le paquetage csurvey fournit également le CIC (critère d’information du cône) pour le modèle ajusté, 

avec et sans contraintes. Oliva-Aviles, Meyer et Opsomer (2019) avaient proposé le CIC pour vérifier les 

hypothèses de monotonie dans l’estimation des moyennes de domaine d’enquête restreintes par l’ordre, mais 

ce critère est valide pour tout type de contraintes. La commande ansc$CIC, au moyen de l’objet csurvey 

ci-dessus, renvoie le CIC pour les données ajustées avec contraintes. La commande ansc$CIC.un renvoie 

le CIC pour les données ajustées sans contrainte. Si le CIC est plus petit pour l’ajustement contraint, cela 

prouve que les contraintes se vérifient. En revanche, si le CIC non contraint est plus grand, cela indique que 

les hypothèses peuvent être erronées. 

Pour obtenir plus de renseignements et d’exemples, consulter le manuel de csurvey. 
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Annexe 

 
A. Hypothèses 
 

(A1) Le nombre de domaines D  est un nombre entier fixe connu et lim inf 0,dN

N N   

lim sup 1dN

N N   pour 1, 2, , .d D …   

(A2) La limitabilité du quatrième moment de la population finie se vérifie. Autrement dit, nous 

avons :  

 1 4lim sup .i
N i U

N y

 

    

(A3) La taille de l’échantillon n  est non aléatoire et pour une séquence de populations finies NU  

avec une séquence correspondante d’échantillons de taille n  (pour simplifier la notation, nous 

avons omis l’indice N  de ),Nn  nous avons ,n N   quand ,N   où 0 1.   Il existe 

un vecteur constant μ DR  appelé « moyennes de domaine limites » de sorte que ,
dU dy   

pour 1, , .d D …  De plus, il existe une variable  0,1   de telle sorte que, ,min d

d

n
d N   

quand ,N   pour 1, , .d D …  

(A4) Pour tous les ,N 1 0min i U i     et , 2 0,min i j U ij     et  

 
, ,

lim sup max ij
i j U i jN

n
  

     

où  cov ,ij i j ij i jI I        et iI  est l’indicateur d’appartenance à l’échantillon pour le 

sujet .i  
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(A5) Pour tout vecteur x DR  ayant un quatrième moment de population fini, nous avons :  

      
1 2

ˆ ˆvar 0,x x x Is s U D DN


 
D

  

où x̂s  est l’estimateur de HT de  
1

1 1
1 , , ,x

D
U i D ii U i U

N x N x 

 
  …

T

ID D  est la matrice 

d’identité de dimension ,D  la matrice de covariance du plan  ˆvar xs  est définie positive.  

 

L’hypothèse (A1) stipule que le nombre de domaines demeure constant quand la taille de population N  

change et garantit qu’il n’y a pas de domaines disparaissant asymptotiquement. L’hypothèse (A2) est une 

condition nécessaire pour montrer la convergence de la variance de l’estimateur de Horvitz-Thompson et 

cette condition peut généralement être satisfaite pour la plupart des données d’enquête. 

Dans (A3), l’hypothèse de n N   garantit asymptotiquement que l’échantillon et la taille de la 

population sont du même ordre. De plus, en supposant ,min d

d

n
d N

  quand ,N   nous garantissons qu’il 

n’y a pas de fraction d’échantillonnage qui disparaît pour chaque domaine d  asymptotiquement, ce qui est 

une condition faible dans le contexte fondé sur le plan. De plus, l’hypothèse de la taille d’échantillon non 

aléatoire peut être assouplie pour tenir compte d’une taille d’échantillon aléatoire en imposant des conditions 

particulières à la taille attendue de l’échantillon  E .p n  

L’hypothèse (A4) illustre que le plan est à la fois un plan de sondage probabiliste et un plan mesurable. 

L’hypothèse sur ij  stipule que la covariance entre les indicateurs d’appartenance à l’échantillon est 

suffisamment petite; elle tend vers zéro à un taux de 1.n   Ces conditions se vérifient dans de nombreux 

plans d’échantillonnage classiques, comme l’échantillonnage aléatoire simple avec et sans remise, et de 

nombreux autres plans de sondage à probabilités inégales. 

L’hypothèse normale asymptotique dans (A5) est habituellement supposée explicitement et elle est 

satisfaite pour de nombreux plans de sondage particuliers, y compris l’échantillonnage aléatoire simple avec 

ou sans remise. De plus, elle se vérifie pour l’échantillonnage de Poisson et l’échantillonnage à probabilités 

inégales avec remise. L’hypothèse de normalité asymptotique du plan, conjuguée à la convergence de la 

variance de l’estimateur de Horvitz-Thompson, peut servir à calculer la distribution asymptotique de 

l’estimateur des moyennes de domaine contraintes. Plus important encore, cette hypothèse normale nous 

permet de tirer parti des techniques présentées dans la littérature sur les tests unilatéraux et d’obtenir la 

distribution nulle des variables à tester approximativement. Autrement, nous devons recourir à la méthode 

bootstrap pour obtenir la distribution empirique des variables à tester quand les propriétés de l’estimateur 

de plan sont complètement inconnues. 

Il faut préciser que tous les résultats obtenus dans le présent article demeurent fondés sur le plan. Seule 

la variabilité du plan de sondage est prise en compte par la variance asymptotique dans les principaux 

résultats. Bien que l’hypothèse de la normalité du plan puisse être considérée comme une hypothèse de type 

« modèle », elle n’implique pas de structure aléatoire pour la population et l’inférence ne suppose aucun 

type de variabilité du modèle. Les propriétés distributionnelles calculées dans le texte principal proviennent 

des hypothèses de plan et de taille d’échantillon (A3)-(A5). 
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B. Documents supplémentaires pour la section 3 
 

Dans la présente section, nous afficherons le résultat suivant :  

          
1 1

1 1
1 1 1 1

1 1ˆmin min = 1
θ θ

y θ Σ y θ y θ Σ y θs s s s po
n n

 

 
       

T T

C C
  

pour terminer la preuve du lemme 1. À partir du résultat de (2.1) dans Xu et coll. (2021) pour le terme 

       
1 1

1
ˆˆ1 1 1 1

ˆ ˆˆ ˆ ˆ ,min minθ θy θ Σ y θ Z θ Z θs s s s


      
TT

C C  la projection de Ẑ s  sur le cône Ĉ  peut 

s’exprimer comme suit :  

     *
1
ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆθ I A A A A ZJ J J J s J

J

s


  T T I  (B.1) 

où la somme est sur  1, ,J M …  de telle sorte que les lignes de Â J  forment un ensemble linéairement 

indépendant et que pour chaque échantillon ,s  il n’y ait qu’un sous-ensemble J  pour lequel   1.J s I  En 

utilisant la forme explicite ci-dessus de *
1
ˆ ,θ  nous démontrons les résultats suivants. 

 

Lemme 2. Soit μ  les moyennes de domaine limites. Soit J  l’ensemble associé à *
1θ̂  dans (B.1) et 0

μJ  

l’ensemble correspondant pour la solution *
μθ  qui minimise    1 1μ μZ θ Z θ 

T
 soumis à 1 μθ  C  

 : 0 ,μθ A θ   où 1 2 ,μ μZ Σ μ ,μC μΣ  sont les versions limites de ˆ ,Zs
ˆ,C Σ̂  et 1 2.μ μA AΣ  Nous 

définissons  1 : 0μ A μjJ j   et supposons que 0 1 .μ μ μJ J J   Nous obtenons alors :  

        0Pr 1 Pr 1 .μ μJ J o et J J o     

 

Preuve. Premièrement, considérons l’événement .μJ J  Définissons :  

                          

      

     

 

 

* * *
1 1 1
ˆ ˆ ˆˆ ˆSSE

ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ ˆ ˆ

ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ

ˆ

s s

s J J J J s s J J J J s

s J J J J s

s J J J J s

 





  

   
          





θ Z θ Z θ

Z I A A A A Z Z I A A A A Z

Z A A A A Z

y A A ΣA A y 

T

T

T T T T

T T T

T T T

  

de même, nous définissons :  

        0 0 0 0

* * *SSE = .
μ μ μ μ

μ μ μ μ μ μθ Z θ Z θ μ A A Σ A A μ
J J J J



  
T T T T   

Notons que la projection de μZ  sur l’espace linéaire couvert par les lignes de μA  en position 0
μJ  est 

identique à la projection sur l’espace linéaire couvert par les lignes de μA  en position .μJ  Nous avons 

donc :  

            0 0 0 0

*SSE .
μ μ μ μμ μ μ μ

μ μ μθ μ A A Σ A A μ μ A A Σ A A μJ J J JJ J J J



 T T T T T T   

Ensuite, notons :  

                                        1, 1, 1,
ˆ ˆ ˆˆ ˆ ˆSSE

μ μ μ μ μ μ μ
θ Z θ Z θ y A A ΣA A yJ s J s J s J J J J s



     
T

T T T   
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        , , ,SSE μ μ μ μ μ μθ Z θ Z θ μ A A Σ A A μJ J J J J J J



   
T T T T   

où   1,
ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ ˆ

μ μ μ μ μ
θ I A A A A ZJ J J J J s



  T T  et   , , , , , .μ μ μ μ μ μθ I A A A A ZJ J J J J



  T T  Alors, nous devons avoir : 

          * *
, 1 1,

ˆ ˆSSE SSE et SSE SSE
μμ μθ θ θ θJ J    

et en raison de la convergence de y s
  et ˆ ,Σ  respectivement, nous avons aussi :  

                * *
1 , 1,

1 1ˆ ˆSSE SSE 1 et SSE SSE 1 .
μμ μθ θ θ θJ p J po o

n n
      

Enfin, par l’inégalité de Markov, nous obtenons :  

 

                
          

   
             

    

* * *
1, 1 , ,

* *
1, 1 ,

*
,

* *1 1
1, 1 ,

*1
,

ˆ ˆPr Pr SSE SSE SSE SSE SSE SSE

ˆ ˆSSE SSE SSE SSE

SSE SSE

ˆ ˆSSE SSE SSE SSE

SSE SSE

0

J J J

J J

J

J Jn n

Jn

J J

E

E E

     

  




  






μ

μ

μ

μ μ μ μ μ

μ μ

μ μ

μ μ

μ μ

θ θ θ θ θ θ

θ θ θ θ

θ θ

θ θ θ θ

θ θ



  

étant donné que         *1
1,
ˆSSE SSE 1

μ μθ θJnE o   et         *1
1 ,
ˆSSE SSE 1 .μθ θ JnE o   Au moyen 

du même argument, nous pouvons aussi démontrer que :  

    0Pr 1μJ J o   

le théorème est démontré.  

Selon le même argument que dans le lemme 2, nous avons aussi le résultat suivant.  

 

Lemme 3. Supposons que ΣJ  (inconnu) est l’ensemble correspondant de la solution *
1θ
  qui minimise 

   1 1Z θ Z θs s  T

 soumis à 1 .θ  C  Nous obtenons alors :  

        0Pr 1 Pr 1 ,Σ μ μ ΣJ J o et J J o     

où μJ  et 0
μJ  sont définis dans le lemme 2.  

 

Lemme 4. Nous avons :  

          
1 1

1 1
1 1 1 1

1 1ˆmin min 1
θ θ

y θ Σ y θ y θ Σ y θs s s s po
n n

 

 
        

T T

C C
  

pour ce qui est du mécanisme d’échantillonnage.  
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Preuve. Soit J  l’ensemble observé pour un échantillon donné .s  Nous pouvons écrire la différence comme 

suit :  

                    

       

   

   

      

1 1

0 0

1 1
1 1 1 1

or

1 1ˆmin min

1 1ˆ ˆ ˆ ˆˆ ˆ=

ˆ

ˆ

Σ Σ Σ Σ

Σ Σ Σ Σ

μ μ μ μ

θ θ
y θ Σ y θ y θ Σ y θ

Z A A A A Z Z A A A A Z

y A A ΣA A y y A A ΣA A y

y A A ΣA A y

y

s s s s

s J J J J s s J J J J s

s J J J J s s J J J J s

s J J J J s J J J J J J J

n n

n n

n n

n I I

 

 

 

 



 

    



 

 



   

    

   

 



C C

T T

T T T T T T

T T T T T T

T T T

 

    00 ( or )Σ Σ Σ Σ Σ μ μ Σμ Σ μ

A A ΣA A ys J J J J s J J J JJ J J
n I I



 
T T T

 

  

par le lemme 2 et le lemme 3, nous obtenons que 
 

 
0or

1
μ μ

pJ J J J
I o

 
 et 

 
 

0or
1 .

Σ μ μ Σ
pJ J J J

I o
 

 Nous 

obtenons alors :  

                    

       

       
 

       
 

1 1

0 0

0 0

0 0

1 1
1 1 1 1

1 1ˆmin min

ˆ 1

1

Σ Σ Σ Σμ μ μ Σ μ

Σ Σ Σ Σμ μ μ Σ μ

μ μ

θ θ

μ μ

μ

y θ Σ y θ y θ Σ y θ

y A A ΣA A y y A A ΣA A y

μ A A Σ A A μ μ A A Σ A A μ

μ A A Σ

s s s s

s J J J J s s J J J J s pJ J J J J J

J J J J J J J J pJ J J J J J

J J

n n

n I n I o

n I n I o

n

 

 

 

   



   

    

  

  



   

   

C C

T T

T T T T T T

T T T T T T

T T      

 

0 0 0 0 0 0 1

1

μ μ μ μ μ μ
μA A μ μ A A Σ A A μ pJ J J J J J

p

n o

o

 

 



T T T T

  

où nous utilisons le fait que pour tout ensemble J  avec 0 ,μ μJ J J   nous obtenons que : 

 

   

 
 

0 0 0 0

*SSE

.

J J J J

J J J J

J J J J













μ μ μ μ

μ μ μ μ

μ μ

μ

μ

θ μ A A Σ A A μ

μ A A Σ A A μ

μ A A Σ A A μ

T T T

T T T

T T T
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Extension de la méthode de partage des poids lors de 
l’utilisation d’une base de sondage continue 

Guillaume Chauvet, Olivier Bouriaud et Philippe Brion1 

Résumé 

La définition des unités statistiques est une question récurrente dans le domaine des enquêtes-échantillons. En 
effet, les populations sondées ne comportent pas toutes une base de sondage déjà disponible. Dans certaines 
populations, les unités échantillonnées sont différentes des unités d’observation, et la production d’estimations 
concernant la population d’intérêt soulève des questions complexes qu’il est possible de traiter en utilisant la 
méthode de partage des poids (Deville et Lavallée, 2006). Les deux populations prises en considération dans cette 
méthode sont toutefois discrètes. Dans certains champs d’études, la population échantillonnée est continue : c’est, 
par exemple, le cas des inventaires forestiers dans lesquels, souvent, les arbres sondés sont ceux situés sur des 
parcelles de terrain dont les centres sont des points tirés aléatoirement dans un secteur donné. La production 
d’estimations statistiques à partir de l’échantillon d’arbres sondés présente des difficultés d’ordre 
méthodologique, tout comme les calculs de variance qui y sont associés. Le présent article a pour but d’étendre 
la méthode de partage des poids au cas de populations continues (population échantillonnée) et de populations 
discrètes (population sondée), à partir de l’extension proposée par Cordy (1993) de l’estimateur de Horvitz-
Thompson pour procéder à un tirage de points dans un univers continu.  

 
Mots-clés : Estimation de la variance; inventaire forestier; plan d’échantillonnage continu; statistique de l’environnement; 

variable synthétique. 

 
 

1. Introduction 
 

La définition des unités statistiques est une question récurrente dans le domaine des enquêtes-

échantillons. En effet, les populations sondées ne comportent pas toutes une base de sondage déjà 

disponible. Dans certains cas, les unités échantillonnées (pour lesquelles il existe une base de sondage 

permettant de sélectionner des unités selon un plan d’échantillonnage donné) sont distinctes des unités 

d’observation, qui constituent la population d’intérêt. 

Cette question est soulevée depuis longtemps dans l’étude des populations difficiles à joindre, comme 

les sans-domicile fixe (consulter, par exemple, Ardilly et Le Blanc, 2001; De Vitiis, Falorsi et Inglese, 2014; 

Laporte et coll., 2018), ou les populations nomades ou non localisées (consulter, par exemple, Lohlé-Tart, 

Clairin, François et Gendreau, 1988; Clairin et Brion, 1996; Himelein, Eckman et Murray, 2014). Ces 

derniers temps, elle n’a cessé de gagner de l’importance pour la statistique des entreprises en raison de 

l’utilisation d’une unité « entreprise statistique » n’étant pas nécessairement l’équivalent de l’unité 

disponible dans les registres des entreprises (Lorenc, Smith et Bavdaž, 2018). Dans ce cas, la production 

d’estimations sur la population d’intérêt soulève des questions complexes liées au fait que les facteurs de 

pondération des unités d’observation doivent reposer sur les poids de sondage des unités sélectionnées dans 

la base de sondage.  

Pour gérer ce problème, Deville et Lavallée (2006) ont proposé la méthode dite de partage des poids. 

Elle est fondée sur un principe de dualité entre la population échantillonnée et la population observée, où 
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une variable d’intérêt définie sur la population observée peut être écrite sous forme de variable synthétique 

définie sur la base de sondage (voir également Lavallée, 2009). Compte tenu du lien créé entre les unités 

d’observation et les unités échantillonnées, cette méthode permet d’utiliser les propriétés du plan 

d’échantillonnage pour définir des estimateurs sans biais des totaux pour les populations observées, et d’en 

dériver des formules de variance. Les poids d’échantillonnage des unités d’échantillonnage servent plus 

particulièrement à attribuer des poids d’estimation aux unités d’observation. Le présent article porte sur 

l’extension de cette méthode au cas où la population échantillonnée est une base de sondage continue. Pour 

la population échantillonnée et la population observée, nous ferons appel aux notations AU  et BU  dans le 

cas de populations discrètes, et à AU  et BU  dans le cas de populations continues.  

Nous nous intéressons particulièrement aux applications utilisées dans les inventaires forestiers, dans 

lesquels la pratique courante consiste à utiliser un échantillon de points sélectionnés dans un continuum, 

puis des supports de forme fixe définis à partir de ces points afin de procéder à l’observation d’une 

population discrète d’arbres. La méthode consistant à « transporter » une variable d’une population discrète 

dans une population continue n’a rien de nouveau, et a été utilisée par Stevens et Urquhart (2000), Gregoire 

et Valentine (2007) et Mandallaz (2007), par exemple. Malgré la similitude de ces travaux antérieurs en ce 

qui concerne leur méthode globale d’échantillonnage indirect, le lien entre les unités de la population 

échantillonnée et celles de la population cible n’y est qu’implicite.  

Les travaux de Stevens et Urquhart (2000) s’apparentent beaucoup aux nôtres. Ils ont étudié le cas où 

une population finie d’intérêt est liée à un territoire continu, et ont songé à un moyen de transférer une 

variable d’intérêt dans une base de sondage continue, d’une manière semblable à la variable synthétique que 

nous présentons dans l’équation (3.15). Ils en ont tiré une condition dite « agrégation-absence de biais » afin 

d’obtenir des estimateurs totaux sans biais. Ils ont aussi proposé un estimateur de variance de Horvitz-

Thompson en faisant appel à la théorie de Cordy (1993). Malgré son importance, cet article n’a pas eu un 

impact majeur dans la littérature. Le fait que l’article ne soit pas cité dans des ouvrages comme ceux de 

Gregoire et Valentine (2007) et de Mandallaz (2007) en dit long. Par conséquent, nous pensons qu’il faut 

procéder à une présentation simple de la méthode, dans laquelle nous explicitons les poids d’estimation, les 

estimateurs résultant des totaux pour la population finie et les estimateurs de variance de Horvitz-Thompson 

qui y sont associés. La méthode de partage des poids constitue un outil très utile et simple pour ce faire, 

comme l’illustrent les applications présentées à la section 3.  

Dans les populations naturelles, comme les arbres d’une forêt, les unités sont réparties sur un territoire. 

L’estimation des totaux de toute caractéristique donnée de cette population requiert la réalisation d’un 

échantillonnage spatial. À cette fin, Gregoire et Valentine (2007, chapitre 10) ont présenté la méthode dite 

d’intégration de Monte Carlo, dans laquelle la variable synthétique est appelée « densité de la caracté-

ristique ». Plusieurs exemples sont fournis concernant des méthodes utilisées dans le cadre d’inventaires 

forestiers (par exemple l’échantillonnage par points à l’aide d’un relascope et l’échantillonnage linéaire). 

Le lien avec la méthode proposée par Cordy n’est pas indiqué, et l’estimation de la variance se limite au cas 

d’une sélection des points effectuée selon l’échantillonnage uniforme indépendant. Mandallaz (2007, 
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section 4.2) a aussi élaboré une méthode connexe où le lien entre la population finie observée et la 

population continue échantillonnée est établi au moyen de ce qu’il appelle la « densité locale ». La méthode 

a d’abord été présentée pour l’échantillonnage par parcelles, pour ensuite s’étendre à des situations plus 

complexes comme l’échantillonnage par grappes (« trakt »), qui est populaire pour les inventaires forestiers 

(Lawrence et coll., 2010). Elle est toutefois développée de façon ad-hoc, puisqu’il faut calculer la densité 

locale différemment dans chaque situation. Par ailleurs, la méthode de partage des poids permet de produire 

des formules générales pour les estimateurs ponctuels et les estimateurs de variance. Dans la section 3.4, 

nous examinons de plus près le cas de l’échantillonnage par grappes spatiales pour les inventaires forestiers, 

puisque la méthode de partage des poids fournit une solution générale pour l’estimation et l’estimation de 

la variance selon un plan d’échantillonnage continu arbitraire.  

Dans le texte qui suit, nous commençons par rappeler, dans la section 2, les principes de base de la 

méthode de partage des poids dans le cas de deux populations discrètes AU  et .BU  Dans la section 3, nous 

étendons la méthode au cas de l’échantillonnage d’une population continue ,AU  et où nous voulons inférer 

sur une population discrète .BU  Les résultats de deux études par simulation sont présentés à la section 4 et 

nos conclusions sont présentées à la section 5.  

 
2. Échantillonnage d’une population discrète 
 

Nous définissons d’abord, dans la section 2.1, les notations que nous employons dans l’échantillonnage 

d’une population discrète .AU  Puis, dans la section 2.2, nous expliquons la façon dont il est possible 

d’utiliser la méthode de partage des poids pour produire des estimations dans une autre population discrète 
BU  couplée à .AU  Nous présentons un exemple simple, à la section 2.3, pour illustrer le tout. 

 
2.1 Notations 
 

Nous portons notre attention sur une population discrète ,AU  pour laquelle les unités de la population 

sont dénombrables et, par conséquent, pour laquelle une base de sondage peut être disponible. Il pourrait, 

par exemple, s’agir d’une population de ménages ou de particuliers dans des enquêtes sociales, ou d’un 

registre dans des enquêtes-entreprises. La taille de la population AU  est désignée par .AN  Supposons que 

nous nous intéressons à une variable d’intérêt 
Ay  prenant la valeur 

A
iy  pour l’unité ,Ai U  et que nous 

voulons estimer le total de la population  

 .
A

A A
y i

i U

y


   (2.1) 

Un échantillon aléatoire AS  est sélectionné dans AU  au moyen d’un plan d’échantillonnage  .Ap   

Supposons que As  désigne une possible réalisation de .AS  L’estimateur de Horvitz-Thompson (HT) est  

     ˆ ,
A

A A A
y i i

i S

d y


   (2.2) 
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où 1A A
i id   est le poids de sondage de l’unité i  et ,A

i  la probabilité d’inclusion de l’unité i  dans 

l’échantillon. Cet estimateur est sans biais par rapport au plan pour ,A
y  à condition que tous les 

A
i  soient 

0.  

La variance de ˆA
y  est  

     
,

ˆ ,
A

AA
jA A A Ai

p y ij i jA A
i j U i j

yy
V    

 

   (2.3) 

où A
ij  est la probabilité que les unités i  et j  soient sélectionnées conjointement dans .AS  Si tous les A

ij  

sont positifs, cette variance est estimée sans biais par  

  
,

ˆ ˆ .
A

A A A AA
j ij i jA A i

y A A A
i j S i j ij

yy
V

  


  

 
   

 
  (2.4) 

 

2.2 Méthode de partage des poids 
 

Supposons que nous nous intéressons à une autre population ,BU  comportant une variable d’intérêt 
By  

prenant la valeur 
B
ky  pour l’unité .Bk U  Nous voulons estimer le total d’une population  

 .
B

B B
y k

k U

y


   (2.5) 

Nous supposons qu’aucune base de sondage n’est disponible pour ,BU  mais que cette population est 

couplée à la population .AU  Le lien entre les unités présentes dans AU  et BU  est représenté par les 

variables indicatrices  

  
1 si les unités et sont liées,

,
0 sinon.

A B
AB i U k U

L i k
  

 


 (2.6) 

L’ensemble d’ancêtres d’une certaine unité 
Bk U  est   Anc ;  , 1 .A AB

k i U L i k    L’ensemble de 

descendants d’une certaine unité 
Ai U  est   Des ;  , 1 .B AB

i k U L i k    Pour toute unité ,Bk U  

  ,
A

AB AB
k

i U

N L i k



   (2.7) 

est le nombre total d’ancêtres. Il faut que toute unité 
Bk U  soit couplée à au moins une unité dans  

;AU  c’est-à-dire que nous supposons que 0AB
kN   pour toute unité .Bk U  

Un échantillon BS  s’obtient dans BU  en sondant tous les descendants des unités i  sélectionnées dans 

.AS  De manière plus formelle, nous obtenons 

 Des .
A

B
i

i S

S


 ∪  (2.8) 

Pour obtenir un estimateur de ,B
y  la méthode de partage des poids (Deville et Lavallée, 2006) fait appel au 

principe de dualité entre les populations AU  et BU  fondée sur la fonction de lien donnée dans l’équation 

(2.6). Le total B
y  pourrait s’écrire ainsi :  
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 ,

avec ,
A B

AB B
B A A k
y i i AB

i U k U k

L i k y
y y

N


  

    (2.9) 

consulter Deville et Lavallée (2006, résultat 2). L’équation (2.9) représente le fait que la variable 
B
ky  

pourrait être répartie sur les unités dans AU  afin d’obtenir une variable synthétique .A
iy  Pour ce faire, il 

faut partager chacune des valeurs 
B
ky  également entre les ancêtres dans Anc .k  

À partir de l’équation (2.9), il est possible d’estimer sans biais le total B
y  en effectuant une estimation 

de HT de l’échantillon AS  au moyen de la variable synthétique .A
iy  Cet estimateur de HT peut se réécrire 

comme suit :  

    ˆ ,
A B

B A A B B
y i i k k

i S k S

d y w y
 

    (2.10) 

où 

  
1

, ,
A

B AB A
k iAB

i Sk

w L i k d
N 

    

consulter Deville et Lavallée (2006, résultat 3). Chaque unité 
Bk S  se voit affecter la somme des poids 

des unités échantillonnées 
Ai S  qui sont couplées à ,k  divisée par le nombre de liens .AB

kN  Les poids 
A
id  

des unités 
Ai S  sont, par conséquent, partagés entre les unités ,Bk S  d’où le nom de la méthode. Il est 

important de prendre note qu’il n’est possible de calculer les poids 
B
kw  que si le nombre d’ancêtres 

AB
kN  est 

connu pour chaque unité .Bk S  Il faut donc recueillir ce renseignement durant l’enquête. Dans certaines 

situations, il sera peut-être difficile, voire impossible d’affirmer qu’une unité dans AU  est ou non liée à une 

autre unité dans .BU  Xu et Lavallée (2009) appellent cela la non-réponse de lien et proposent des méthodes 

de traitement pour gérer ce problème.  

À partir de l’équation (2.10), la méthode de partage des poids permet d’attribuer à chaque unité 
Bk S  

un poids ,B
kw  qu’il est possible d’utiliser pour toute variable d’intérêt 

B
ky  et ainsi, l’estimateur ˆB

y  est sans 

biais. Il s’agit d’une très importante propriété. À l’opposé, il est impossible de calculer l’estimateur de HT 

pour l’échantillon .BS  La probabilité d’inclusion de l’unité k  dans l’échantillon BS  est  

    

Anc

Pr .
A A

A
k

B A A

s U
s

k S p s


  

    (2.11) 

Calculer ces probabilités d’inclusion nécessiterait une spécification complète du plan d’échantillonnage 

 Ap   et des liens entre les deux populations, ce qui est habituellement impossible.  

Puisque ˆB
y  peut s’écrire sous forme d’estimateur de HT dans l’échantillon ,AS  la variance de ˆB

y  est 

obtenue par l’équation (2.3), la variable synthétique 
A
iy  étant obtenue par l’équation (2.9) et un estimateur 

de variance est obtenu par l’équation (2.4). Il convient d’indiquer que le calcul exact de la variable 
A
iy  peut 

se faire pour toute unité ,Ai S  puisqu’on présume que toutes les unités de BU  couplées aux unités de AS  

sont sondées, comme l’indique l’équation (2.8). 
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2.3 Un exemple simple 
 

Pour illustrer cela, nous présentons un exemple simple à la figure 2.1. La population AU  contient 

4AN   unités, et la population BU  contient 5BN   unités. Les flèches représentent les liens entre les 

unités. Par exemple, l’unité 3i   dans AU  a quatre descendants, à savoir les unités 2, 3, 4k   et 5. Par 

conséquent, nous obtenons  3,1 0ABL   et        3, 2 3, 3 3, 4 3, 5 1.AB AB AB ABL L L L     L’unité 4k   

a un seul ancêtre, 3,i   tandis que l’unité 5k   en a deux, 3i   et 4.i   Supposons que le plan d’échan-

tillonnage mène à la sélection du sous-ensemble  2, 3 .As   Cela entraîne la sélection de tous les 

descendants des unités de As  et l’observation du sous-ensemble  

  2, 3, 4, 5 .Bs   (2.12) 

 
Figure 2.1 Exemple simple de liens entre deux populations discrètes AU  et .BU  

 

 
 
 
 
 
 

Supposons maintenant que les valeurs échantillonnées soient  

  2 3 4 51, 3, 3, 5.B B B By y y y     (2.13) 

Nous calculons d’abord la variable synthétique 
A
iy  pour les unités 

Ai s  à l’aide de l’équation (2.9). Nous 

obtenons  

 

32
2

3 52 4
3

1,83,
3 2

7,33.
3 2 1 2

BB
A

B BB B
A

yy
y

y yy y
y

 

   





  

Nous calculons ensuite les poids 
B
kw  pour les unités 

Bk s  au moyen de la méthode de partage des poids 

en utilisant l’équation (2.10). Supposons que l’échantillon AS  est sélectionné dans AU  par un échan-

tillonnage aléatoire simple sans remise, ce qui donne 0,5A
i   et 2A

id   pour tout .Ai U  Nous obtenons  
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2 3
2

2 3
3

3
4

3
5

1,33,
3

2,
2

2,
1

1.
2

A A
B

A A
B

A
B

A
B

d d
w

d d
w

d
w

d
w





 

 

 



  

L’estimation pour le total B
y  est donc  

  ˆ 18,33.
B

B B B B
y k k

k s

s w y


     

La figure 2.2 résume les résultats. 

 
Figure 2.2 Calcul de la variable synthétique A

iy  et des poids B
kd  obtenus par la méthode de partage des poids 

dans un exemple simple. 

 
 
 
 
 
 
 

 

 
3. Échantillonnage d’une population continue 
 

Nous définissons d’abord, dans la section 3.1, les notations que nous employons lors de l’échantillonnage 

d’un univers continu ,AU  d’après Cordy (1993). Dans la section 3.2, nous expliquons la façon dont il est 

possible d’étendre la méthode de partage des poids pour produire des estimations dans une certaine 

population discrète BU  couplée à .AU  Nous examinons les applications des plans d’échantillonnage 

utilisés dans les inventaires forestiers, pour lesquels des méthodes analogues ont été proposées dans la 

littérature. Le cas d’un échantillonnage direct par parcelles est d’abord étudié dans la section 3.3. 

L’application de l’échantillonnage par grappes est abordée ensuite dans la section 3.4. 

 

3.1 Notations 
 

Nous évaluons, dans un premier temps, la méthode d’échantillonnage et d’estimation dans un univers 

continu AU  présenté par Cordy (1993). Ce cadre, fortement motivé par les applications environnementales, 
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a mené à une extension de l’estimateur de HT existant pour une population discrète, que nous avons vue à 

la section 2.1.  

Supposons que nous nous intéressions à une population continue ou à un univers continu, c’est-à-dire, 

selon la définition de Gregoire et Valentine (2007, page 93), « qui ne se divise pas naturellement en unités 

discrètes plus petites ». Il pourrait s’agir d’un paysage ou d’un lac, par exemple. Nous supposons que 

l’univers AU  est compris dans qR  et que 1.q   Nous nous intéressons à une certaine fonction Lebesgue 

intégrable :A Ay RU  et voulons estimer le total (intégrale)  

  
A

A A
y y x dx  U  (3.1) 

de cette fonction pour .AU  

Un échantillon aléatoire  1 , , A

A A A

n
S S S …  de An  localisations est sélectionné dans ,AU  et nous 

supposons que  1 , , A

A A A

n
s s s …  désigne une réalisation possible de .AS  Nous supposons l’existence de la 

fonction de densité de probabilité jointe  

  1 , , A

A A

n
f s s…  (3.2) 

des localisations, de même que l’existence de la fonction de densité de probabilité marginale et de la fonction 

de densité de probabilité jointe  

    et ,A A A
i i ij i jf s f s s  (3.3) 

de 
A
is  et de A

js  pour .i j  Si, par exemple, l’échantillon AS  est obtenu par An  sélections indépendantes 

d’un point, de manière uniforme dans ,AU  nous obtenons  

    1 A A
iA

i i A

s
f s

M




U
 (3.4) 

et    1 =1
, , ,

A

A

nA A A
i in i

f s s f s…  où A

AM dx U  est la mesure globale de l’univers et  1 ,  une fonction 

indicatrice.  

Supposons que la fonction de densité de probabilité soit absolument continue au regard de la mesure de 

Lebesgue. Comme l’ont indiqué Cordy (1993) et Stevens (1997), pour certains plans de sondage utilisés en 

pratique, comme l’échantillonnage systématique, cette hypothèse n’est pas valide. Pour tout point ,AxU  

la fonction de densité d’inclusion se définit par : 

    
1

.

An
A

i
i

x f x


   (3.5) 

On pourrait voir cela comme une mesure locale du nombre de points échantillonnés selon l’unité de mesure. 

Nous obtenons plus précisément   ,A A

A x dx n U  une propriété usuelle des plans d’échantillonnage de 

taille fixe .An  De même, la fonction de densité d’inclusion jointe se définit par : 
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                                                          
=1=1

, ,

A An n
A

ij
ji
j i

x x f x x



    (3.6) 

pour , .Ax xU  

L’estimateur de HT de A
y  est  

    ˆ ,
A

A A A
y

s S

d s y s


   (3.7) 

et    1A Ad x x  est le poids de sondage du point .x  Cet estimateur est sans biais pour ,y  à condition 

que   0A x   presque partout, comme l’a précisé Cordy (1993, théorème 1). 

Si la fonction  Ay   est bornée et que   1 ,A

A x dx  U  la variance de ˆA
y  sera alors obtenue à 

l’aide de la formule de Horvitz-Thompson  

                  
 

  
 

      
 

 

 

 

2

ˆ

, ,
A A

A
A
y A Ax

A A
A A A

A Ax x

y x
V dx

x

y x y x
x x x x dxdx

x x




  
 



 




    





 

U

U U

 

(3.8)

 

ou de la même façon à l’aide de la formule de Sen-Yates-Grundy  

                                    
 

 

 

 

2

1
ˆ , ,

2 A A

A A
A A A A
y A Ax x

y x y x
V x x x x dxdx

x x
   

  

 
      

 
 U U

 (3.9) 

selon Cordy (1993, section 2). Les estimateurs de variance correspondants sont, respectivement,  

                                 

 
 

 

     

 
 

 

 

 

2

HT
ˆ ˆ

,

,

A

A A

A
A
y A

s S

A A A A A

A A A
s S s S

s s

y s
V

s

s s s s y s y s

s s s s




  

  



 


 
  

 

     
  

   



 
 

(3.10)

 

et  

            
     

 
 

 

 

 

2

YG

,1ˆ ˆ .
2 ,A A

A A A A A
A
y A A A

s S s S
s s

s s s s y s y s
V

s s s s

  


   


      
    

     
   (3.11) 

De plus, si   0A x   et  , 0A x x    presque partout dans ,AU  ces deux estimateurs de variance seront 

alors sans biais, comme l’a indiqué Cordy (1993, théorème 2). Il convient de noter que la condition de 

 ,A x x   peut ne pas être valide, par exemple lors de l’utilisation de plans d’échantillonnage systématique. 

 
3.2 Méthode de partage des poids : le cas continu-discret 
   

Supposons que nous nous intéressions encore à la population BU  et à l’estimation du total B
y  obtenu 

dans l’équation (2.5). Les unités dans BU  ne sont pas échantillonnées directement; l’échantillonnage utilise 
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un univers continu AU  couplé à .BU  Les liens entre les unités présentes dans les populations AU  et BU  

sont représentés par la fonction indicatrice  

  
1 si et sont liés,

,
0 sinon.

A B
AB x k U

L x k
  

 


U
 (3.12) 

Nous conservons la terminologie utilisée à la section 2.2 et écrivons Anck  pour le sous-ensemble d’ancêtres 

de ,Bk U  et  Des x  pour le sous-ensemble de descendants de .AxU  Pour tout ,Bk U  

  ,
A

AB AB
k

x
M L x k dx


  U

 (3.13) 

est la mesure du sous-ensemble d’ancêtres de l’unité .k  Comme dans le cas d’une population discrète, nous 

supposons que 0AB
kM   pour tout .Bk U  

Un échantillon BS  s’obtient dans BU  en sondant tous les descendants des points sélectionnés dans .AS  

Nous obtenons donc 

  Des .
A

B

s S

S s


 ∪  (3.14) 

Pour obtenir un estimateur de ,B
y  nous établissons un principe de dualité entre les populations AU  et 

.BU  La proposition 1 résume ce processus. Le principe de dualité est semblable à celui obtenu au moyen 

d’une population discrète : chaque valeur 
B
ky  est partagée également entre les points du sous-ensemble 

d’ancêtres de .k  Il est par conséquent possible d’interpréter la fonction synthétique  Ay x  en tant que 

mesure locale de densité de la variable 
By  selon l’unité de surface. Cette méthode a déjà été envisagée dans 

le domaine des inventaires forestiers par Mandallaz (2007, section 4.2) et par Gregoire et Valentine (2007, 

chapitre 10), par exemple, comme nous l’avons mentionné en introduction. 
 

Proposition 1. Le total B
y  peut s’écrire ainsi :  

   
A

B A
y

x
y x dx


  U

 (3.15) 

où 

  
 ,

.
B

AB B
A k

AB
k U k

L x k y
y x

M 

    

 

Preuve. Nous obtenons : 

                                               

 

 
 

1
,

,
.

A
B B

A A
B

B B B AB
y k k AB x

k U k U k

AB B
Ak

ABx x
k U k

y y L x k dx
M

L x k y
dx y x dx

M




  

 
 

  

 

  

 

U

U U

  

 

La proposition 1 permet de réécrire B
y  en tant qu’intégrale sur l’univers AU  et d’ainsi utiliser l’estimateur 

de HT étendu donné dans l’équation (3.7). Cet estimateur peut à son tour s’écrire sous forme de somme 

pondérée sur l’échantillon .BS  La proposition 2 résume ce raisonnement. 
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Proposition 2. Le total B
y  peut être estimé sans biais par  

            ˆ
B A

B B B A A
y k k

k S s S

w y d s y s
 

    (3.16) 

où 

    1
, .

A

B AB A
k AB

s Sk

w L s k d s
M 

    

 

Preuve. Nous pouvons réécrire  

   

   

   

,
ˆ

,

A B

A B

AB B A
B k
y AB

s S k S k

AB B A
k

AB
s S k U k

L s k y d s

M

L s k y d s

M


  

  





 

 
  

où la dernière égalité vient du fait que si ,As S  toutes les unités k  de son sous-ensemble de descendants 

 Des x  sont sélectionnées dans .BS  Il s’ensuit que  

  
 

   
,

ˆ ,
A B A

AB B
B A A Ak
y AB

s S k U s Sk

L s k y
d s d s y s

M


  

      

qui est simplement l’estimateur de HT de l’intégrale   .
A

A

x
y x dx

 U
 

 

La méthode de partage des poids apporte ainsi une solution à l’estimation de ,B
y  en s’appuyant sur un 

estimateur pondéré calculé dans l’échantillon BS  où les poids 
B
kw  sont obtenus à l’aide de l’équation (3.16). 

Chaque unité 
Bk S  est obtenue par la somme des poids des points échantillonnés 

As S  qui sont liés à 

,k  divisée par ,AB
kM  la mesure du sous-ensemble d’ancêtres de l’unité .k  Le principe est donc le même 

que celui de la méthode de partage des poids habituelle appliquée aux populations discrètes. Il est important 

de noter que pour chaque unité ,Bk S  nous devons connaître la mesure 
AB
kM  de son sous-ensemble 

d’ancêtres.  

Puisque ˆB
y  peut s’écrire sous forme d’estimateur de HT dans l’échantillon ,AS  la variance est obtenue 

par l’équation (3.8) ou (3.9), en s’appuyant sur la variable synthétique  Ay x  obtenue dans l’équation 

(3.15). Il est possible d’obtenir un estimateur de variance en appliquant l’équation (3.10) ou (3.11). Par 

conséquent, l’estimation de la variance provient directement de l’estimateur du partage des poids. 

 
3.3 Application à l’échantillonnage par parcelles pour les inventaires 

forestiers 
 

Nous examinons d’abord une application de la méthode de partage des poids à un cas d’inventaire 

forestier réalisé par échantillonnage direct de parcelles. Nous nous intéressons à une population BU  d’arbres 

situés dans un territoire .AU  Un échantillon de points AS  est d’abord sélectionné dans AU  à l’aide d’un 

plan d’échantillonnage continu. Pour chaque point ,As S  on dessine le cercle  
rC s  centré sur s  selon 
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un rayon r  prédéterminé. Tous les arbres Bk U  dont le centre kx  se trouve à l’intérieur de ces cercles 

sont sélectionnés dans l’échantillon BS  et enquêtés.  

La fonction de lien est donc  

    
   1 si , 1 si ,

,
0 sinon, 0 sinon.

AB k r r kx C x x C x
L x k

  
  
 

 (3.17) 

Pour tout arbre ,Bk U  la quantité 
AB
kM  est  

                       , 1 ,
A A

AB AB
k r kx x

M L x k dx x C x dx  
   U U

 (3.18) 

qui correspond à l’aire de l’intersection entre AU  et le cercle centré sur .kx  Pour tout point ,AxU  la 

variable synthétique est  

  
 

 

,
.

k r

AB B B
A k k

AB AB
B x C xk kk U

L x k y y
y x

M M 

    (3.19) 

La solution obtenue dans ce cas équivaut à la fonction d’agrégation de Stevens et Urquhart (2000, 

section 4.2), à la densité de caractéristique de Gregoire et Valentine (2007, section 10.2) ou à la densité 

locale de Mandallaz (2007, équation 4.5). 

Afin d’illustrer cela, nous présentons un exemple simple à la figure 3.1. Nous nous intéressons à un 

territoire rectangulaire AU  ayant une mesure globale 
27 8 56 .AM m    À l’intérieur de cette aire, nous 

avons une population BU  de 5BN   arbres. Un échantillon de 2An   points est sélectionné au moyen de 

tirages indépendants à l’aide de la fonction de densité de probabilité marginale donnée dans l’équation (3.4), 

qui mène à l’observation de  1 2, .A A As s s  

 
Figure 3.1 Exemple simple de liens entre une population continue U A  et une population discrète .BU  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
Pour chaque point ,As s  on dessine le cercle  

rC s  centré sur s  selon un rayon 1,r   et tous les arbres 

k  dont le centre kx  se trouve à l’intérieur de ces cercles sont enquêtés. Dans l’exemple présenté à la 

figure 3.1, nous obtenons  1, 4, 5 .Bs   Les valeurs de la variable d’intérêt pour les unités dans Bs  sont : 
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 1 4 51, 4, 3.B B By y y     

Nous calculons les quantités 
AB
kM  pour les arbres 

Bk s  en appliquant l’équation (3.18). Pour les arbres 

4k   et 5, le cercle  r kC x  est compris dans ,AU  ce qui donne 3,14.AB
kM   Pour l’arbre 1,k   nous 

obtenons 1 3,00.ABM   Nous calculons la variable synthétique  Ay x  pour les points dans As  à l’aide de 

l’équation (3.19). Nous obtenons  

  
 

 

1
1

54
2

0,33,
3.00

2,23.
3.14 3.14

B
A

BB
A

y
y s

yy
y s



 





  

Pour terminer, nous calculons les poids 
B
kw  pour les arbres 

Bk s  au moyen de la méthode de partage des 

poids en utilisant l’équation (3.16). Nous obtenons  

               

 

 

 

1
1

1

2
4

4

2
5

5

28
9,33,

3,00

28
8,91,

3,14

28
8,91.

3,14

A
B

AB

A
B

AB

A
B

AB

d s
w

M

d s
w

M

d s
w

M







 

 

 







  

L’estimation du total B
y  est donc  

                  ˆ 71,72.
B

B B B B
y k k

k s

s w y


     

La figure 3.2 résume les résultats. 

 
Figure 3.2 Calcul de la variable synthétique  Ay x  et des poids B

kw  obtenus par la méthode de partage des 
poids dans un exemple simple. 
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3.4 Application de l’échantillonnage par grappes spatiales pour les 
inventaires forestiers 

 

Lorsque l’accès au terrain est difficile, la pratique courante pour les inventaires forestiers consiste à 

utiliser des grappes de parcelles (Köhl et Magnussen, 2015). Ces grappes ont une forme géométrique fixe, 

déterminée avant l’enquête. Les parcelles peuvent, par exemple, se situer dans les coins d’un carré de 

50 mètres (consulter Mandallaz, 2007, section 4.3). 

Supposons que nous nous intéressions encore à une population BU  d’arbres situés dans une forêt .F  

Supposons que AU  désigne un ensemble tel que ,AUF  et que 1, , Le e…  désigne un ensemble de L  

vecteurs dans 2 .R  Pour tout point ,AxU  la grappe  c x  correspond à un ensemble de points 

 ; 1, , .l lx x e l L   …  Selon la notation de Mandallaz (2007), nous considérons 1e  comme le vecteur nul 

et 1 ,x x  comme l’origine de la grappe. Notons 
Al A

le U U  pour 1, , ,l L …  et 
1

LC Al

l 
∪ UV  pour 

leur réunion. On suppose aussi que l’ensemble AU  est suffisamment grand pour faire en sorte que 
AlUF  pour tout 1, ,l L …  (consulter Mandallaz, 2007, section 4.3). À des fins d’illustration, la 

figure 3.3 présente un exemple du cas où 4.L   

 
Figure 3.3 Exemple d’échantillonnage par grappes dans des populations continues. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

Note de présentation. Dans le panneau supérieur se trouve un exemple de grappe de taille 4L   dont l’origine est le point .x  Dans le panneau de 

gauche, deux populations continues correspondant à 
AF U  sont données. Dans le panneau de droite, les ensembles , 1, , 4Al l  …U  associés à 

AU  sont présentés, où l’ensemble hachuré correspond à 2.AU  

 
L’échantillonnage par grappes s’effectue en sélectionnant d’abord un échantillon AS  de An  points dans 

,AU  selon un plan d’échantillonnage continu. Pour chaque point ,Ax S  nous obtenons la grappe associée 

   1, , Lc x x x …  dont l’origine est 1 ,x x  de même que les cercles associés  r lC x  dessinés selon un 
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rayon prédéterminé .r  Tous les arbres Bk U  dont le centre kx  se trouve à l’intérieur d’un de ces cercles 

  , 1, ,r lC x l L …  pour 
Ax S  sont sondés. La figure 3.4 en montre un exemple.  

Pour tout point ,AxU  la variable synthétique  Ay x  est obtenue en deux étapes, CV  servant de 

population pivot. Nous définissons d’abord une fonction de lien entre CV  et BU  sous la forme  

  
 1 si ,

,
0 sinon,

CB k rx C z
L z k

 
 


 (3.20) 

où kx  correspond au centre de l’arbre k  et ,z  à un point dans l’ensemble unifié ,CV  ce qui est semblable 

à la fonction de lien définie à l’équation (3.17). En suivant le même raisonnement, nous obtenons la variable 

synthétique intermédiaire  

  
 

pour tout ,
k r

B
C Ck

CB
x C z k

y
y z z

M 

  V  (3.21) 

où   1
C

CB
k r k

z
M z C x dz


  V

 correspond à l’aire de l’intersection entre CV  et le cercle centré sur .kx  

Nous définissons ensuite une fonction de lien entre AU  et CV  sous la forme  

  
   11 si , , ,

,
0 sinon.

AC Lz c x x x
L x z

  
 


…
 (3.22) 

 
Figure 3.4 Exemple d’échantillonnage par grappes où 3An   points sont d’abord sélectionnés dans .U A  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

Autrement dit, x  et z  sont couplés si z  est un des sommets de la grappe qui prend naissance dans .x  La 

quantité  

  ,
A

AC AC
z x

M L x z dx 
  U

 (3.23) 
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est le nombre de grappes ayant z  pour sommet. À la figure 3.5, nous donnons les valeurs obtenues pour les 

sommets des grappes dans l’exemple initié à la figure 3.4. Nous obtenons finalement la variable synthétique  

  
 

 

   

1
pour tout .

k r

BC
A Ak

AC AC CB
z c x z c x x C zz z k

yy z
y x x

M M M    

     U  (3.24) 

 
 

Figure 3.5 Valeurs des quantités AC
xM 

 pour les sommets d’un échantillon par grappes. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
Comme le prouve la proposition 2, il est possible d’estimer B

y  sans biais au moyen de ˆ ,B
y  et un 

estimateur de la variance sans biais s’obtient directement en appliquant l’équation (3.10) ou (3.11). Par 

conséquent, la méthode de partage des poids fournit une solution générale d’estimation et d’estimation de 

la variance pour l’échantillonnage par grappes, selon un plan d’échantillonnage arbitraire réalisé dans .AU  

En revanche, la solution décrite dans Mandallaz (2007, équation 4.17) est valable uniquement dans le cas 

où on a obtenu AS  à partir de sélections uniformes indépendantes tirées de .AU  

 
4. Étude par simulation 
 

Dans la présente étude par simulation, nous examinons la question de l’estimation et de l’estimation de la 

variance pour un échantillonnage par grappes spatiales. Nous voulons comparer la méthode de partage des 

poids avec la solution décrite dans Mandallaz (2007, équation 4.17), dans le cas où l’échantillon AS  est 

obtenu à partir de sélections uniformes indépendantes dans .AU  C’est l’objet de la première étude par 

simulation décrite à la section 4.1. Nous voulons aussi évaluer la méthode de partage des poids dans le cas 

où l’échantillon AS  des origines de la grappe n’est pas sélectionné à l’aide d’un échantillonnage uniforme 
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indépendant et où la technique de Mandallaz ne serait par conséquent pas applicable. C’est l’objet de la 

deuxième étude par simulation décrite à la section 4.2.  

La population continue AU  que nous examinons est un carré de 1 000 mètres. À l’intérieur de ,AU  la 

forêt est située dans un territoire carré F  de 600 mètres, mais l’emplacement de la forêt et sa superficie 

sont considérés comme inconnus avant l’enquête. Une population de 30942BN   Pinus nigra var. 

austriaca (Hoess) est générée dans la forêt .F  Les principales caractéristiques de la population de pins, en 

ce qui a trait au volume 1( ,B
ky  mètres cubes) et au diamètre à hauteur de poitrine 2( ,B

ky  centimètres), sont 

résumées dans le tableau 4.1.  

 
Tableau 4.1 

Moyenne, écart-type, minimum et maximum du diamètre à hauteur de poitrine et du volume de la population 

de pins tordus latifoliés 
 

 Moyenne Écart-type Minimum Maximum 
Diamètre à hauteur de poitrine (centimètres) 17,28 6,38 3,57 41,78 
Volume (mètres cubes) 0,17 0,16 0,00 0,99 

 
Nous voulons estimer les paramètres suivants : le nombre total d’arbres 0 0B

B B
y kk U

y


  selon 0 1,B
ky   

le volume total de bois 1 1 ,B

B B
y kk U

y


  le volume moyen des arbres 1 1 ,B B B
y y N   le diamètre moyen à 

hauteur de poitrine 2 2 ,B B B
y y N   le volume moyen de bois par mètre carré de forêt 1 1 ,B B

yY M F  où 

M F  correspond à la superficie de la forêt .F  

 
4.1 Comparaison entre la méthode de partage des poids et l’estimateur de 

Mandallaz pour l’échantillonnage par grappes 
 

D’abord, nous comparons l’efficacité des estimateurs proposés à ceux proposés par Mandallaz (2007, 

section 4.3), dans le cas d’un échantillonnage par grappes (consulter la section 3.4) où l’échantillon AS  des 

origines de la grappe est sélectionné à partir d’un échantillonnage uniforme indépendant du territoire .AU  

Nous sélectionnons un échantillon AS  de taille 100, 200An   ou 400. Un échantillon d’arbres est ensuite 

sélectionné et enquêté grâce à la technique d’échantillonnage par grappes décrite à la section 3.4, dans 

laquelle nous utilisons des grappes carrées de taille 4L   et de longueur 60 mètres, et des parcelles avec 

un rayon r  de 25 mètres.  

Pour un échantillon donné, les estimateurs sont obtenus comme suit par la méthode de partage des poids. 

Les estimateurs des totaux 0
B
y  et 1

B
y  sont obtenus à l’aide de l’équation (3.16) sous la forme  

  
0 0

ˆ ,
A

A
B A
y A

x S

M
y x

n




   (4.1) 

  
1 1

ˆ ,
A

A
B A
y A

x S

M
y x

n




    
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où 0
Ay  et 1

Ay  s’obtiennent en insérant dans l’équation (3.24) les variables 0
B
ky  et 1 ,B

ky  respectivement, et où 
AM  est la superficie de .AU  Les estimateurs des moyennes de population 1

B
y  et 2

B
y  sont  

 
1 2

1 2

0 0

ˆ ˆ
ˆ ˆet ,

ˆ ˆ

B B
y yB B

y yB B
y y

 
 

 
    

respectivement, et sont obtenus à l’aide du principe de substitution. 2
ˆB

y  est obtenu selon l’équation (4.1). 

L’estimateur de 1
BY  est  

 
1

1

ˆˆ ,
ˆ

B
yBY

M




F
  

où  

    
 

 
3 3

1ˆ avec
A

A
A A

A AC
z c xx S z

zM
M y x y x

n M 


  F F

 (4.2) 

est un estimateur sans biais de .M F  Les estimateurs proposés par Mandallaz s’obtiennent comme suit. 

L’estimateur de 1
BY  est  

            
    

  

1

1, mand

1
ˆ

1

B
k

A
r k

A

y

x S z c x k C z MB

x S z c x

z
Y

z
  

 






  
 

FF

F
  

où kM
F

 correspond à l’aire de l’intersection entre F  et le cercle centré sur ,kx  comme l’indique l’équation 

(4.17) dans Mandallaz (2007). Les estimateurs des totaux 0
B
y  et 1

B
y  sont  

         
 

 
 

0
0,mand

1
ˆ 1 ,

A
r

BA
B k
y A

z c x k C zx S k

yM
z

L n M


  

    F
F   

         
 

 
 

1
1, mand

1
ˆ 1 ,

A
r

BA
B k
y A

z c x k C zx S k

yM
z

L n M


  

    F
F   

selon l’équation (4.16) de Mandallaz (2007). Les estimateurs des moyennes de population 1
B
y  et 2

B
y  sont  

 
1,mand 2,mand

1,mand 2,mand

0,mand 0,mand

ˆ ˆ
ˆ ˆet ,

ˆ ˆ

B B
y yB B

y yB B
y y

 
 

 
    

respectivement, et sont obtenus à l’aide du principe de substitution.  

Les étapes d’échantillonnage et d’estimation sont répétées 10 000D   fois. Pour un estimateur ̂  d’un 

paramètre ,  nous calculons le biais relatif de Monte Carlo en pourcentage  

                                                   
1

=1
ˆ

ˆBR 100 ,

D

dd
D  




 
 


 (4.3) 
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et l’erreur quadratique moyenne de Monte Carlo  

    
2

1

1ˆ ˆEQM .
D

d
dD

  


   (4.4) 

Les résultats sont présentés dans le tableau 4.2. Pour l’un ou l’autre des cinq paramètres, les deux méthodes 

d’estimation mènent à des estimateurs pratiquement sans biais, et les erreurs quadratiques moyennes sont 

très semblables. L’estimateur de Mandallaz fonctionne un peu mieux pour 1 ,BY  tandis que la méthode de 

partage des poids fonctionne un peu mieux pour les autres paramètres.  

 
Tableau 4.2 

Biais relatif en pourcentage et erreur quadratique moyenne pour cinq paramètres estimés au moyen de la 

méthode de partage des poids et au moyen des estimateurs proposés par Mandallaz 
 

   0
B
y  1

B
y  1

B
y  2

B
y  1

BY  

100An   Partage des poids BR (%) -0,01 -0,01 0,00 0,00 -0,15 

 EQM 2,04 
710  6,24 

510  1,22 
610

 1,81 
310

 8,76 
710

 

Mandallaz BR (%) -0,02 -0,02 0,00 0,00 -0,17 

 EQM 2,06 
710  6,29 

510  1,25 
610

 1,85 
310

 8,65 
710

 

200An   Partage des poids BR (%) -0,01 -0,01 0,00 0,00 -0,15 

 EQM 9,91 
610  3,03 

510  6,07 
710

 9,09 
410

 4,15 
710

 

Mandallaz BR (%) -0,01 -0,01 0,00 0,00 -0,15 

 EQM 9,99 
610  3,05 

510  6,20 
710

 9,27 
410

 4,08 
710

 

400An   Partage des poids BR (%) -0,02 -0,02 0,00 0,00 -0,03 

 EQM 5,03 
610  1,54 

510  2,99 
710

 4,44 
410

 2,15 
710

 

Mandallaz BR (%) -0,02 -0,03 0,00 0,00 -0,04 

 EQM 5,07 
610  1,55 

510  3,05 
710

 4,52 
410

 2,12 
710

 

Note : BR signifie Biais relatif; EQM signifie Erreur quadratique moyenne. 

 
Pour les estimateurs obtenus à l’aide de la méthode de partage des poids, nous avons également examiné 

l’estimation de la variance. Nous n’avons pas procédé à une estimation de la variance pour les estimateurs 

de Mandallaz, puisque dans son ouvrage (2007, section 4.3), des estimations de la variance sont proposées 

seulement pour des moyennes spatiales comme 1 ,BY  et non pour des totaux ou des moyennes de population. 

À partir d’un échantillonnage uniforme indépendant de ,AU  l’application de l’équation (3.10) permet 

d’obtenir l’estimateur de variance sans biais  

               
 

   

22

HT 0 0 0

1 1ˆ ˆ ,
1 A A

A
B A A
y A A A

x S s S

M
V y x y s

n n n


 

  
   

   
   (4.5) 

pour 0
ˆ ,B

y  et une expression semblable pour 1
ˆ .B

y  Un estimateur de la variance approximativement sans biais 

1
ˆ B

y  est obtenu en remplaçant la variable  
0
Ay x  dans l’équation (4.5) par la variable linéarisée  

                                                     1 1 1 0

0

1
ˆ  ,

ˆ
A A B A

yB
y

u x y x y x


   (4.6) 
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qu’il est aussi possible d’obtenir pour 2
ˆ .B

y  Un estimateur de variance approximativement sans biais pour 

1
ˆ BY  est obtenu en remplaçant la variable  

0
Ay x  dans l’équation (4.5) par la variable linéarisée  

                                                           2 1 1 3

3

1 ˆ .
ˆ

A A B A

B
y

u x y x Y y x


   (4.7) 

Les étapes d’échantillonnage et d’estimation sont répétées 1000E   fois. Pour mesurer le biais d’un 

estimateur de variance  
HT

ˆˆ ,V   nous utilisons le biais relatif de Monte Carlo en pourcentage  

   
   

 

1
HT1

HT

ˆ ˆˆ EQM
ˆˆBR 100 ,

ˆEQM

E

ee
E V

V
 









 


 (4.8) 

où  ˆEQM   est obtenu indépendamment du premier cycle de 10 000D   simulations, voir l’équation (4.4). 

Les résultats sont présentés dans le tableau 4.3. Tous les estimateurs de variance sont approxi-mativement 

sans biais.  

 
Tableau 4.3 

Biais relatif en pourcentage de l’estimateur de variance pour cinq paramètres estimés au moyen de la méthode 

de partage des poids 
 

An   0
ˆ ˆB

yV    1
ˆ ˆB

yV    1
ˆ ˆ B

yV    2
ˆ ˆ B

yV    1

ˆˆ BV Y  

100 -1,21 -1,17 -0,48 -0,04 -0,17 
200 1,75 1,83 -0,59 -0,76 3,35 
400 0,49 0,62 0,40 1,09 -0,29 

 
4.2 Évaluation de la méthode de partage des poids pour un échantillonnage 

par grappes avec un échantillonnage non uniforme des grappes 
 

Nous envisageons un second cas d’échantillonnage par grappes où la sélection de l’échantillon AS  ne 

découle pas d’un échantillonnage uniforme indépendant de ,AU  de sorte que l’on ne peut pas utiliser les 

estimateurs proposés par Mandallaz (2007). La population AU  est d’abord divisée en une sous-population 

1
AU  d’une longueur de 300 mètres et d’une hauteur de 1 000 mètres (partie occidentale) et en une sous-

population 2
AU  d’une longueur de 700 mètres et d’une hauteur de 1 000 mètres (partie orientale). La 

superficie de 1
AU  et de 2

AU  est désignée par 1
AM  et 2 ,AM  respectivement. Un échantillon de 1 75, 150n   

ou 300 points est d’abord sélectionné de façon générale dans ,AU  et un deuxième échantillon de taille 

2 25, 50n   ou 100 est ensuite sélectionné dans 2 .AU  Ce cas pourrait, par exemple, survenir lorsqu’il est 

particulièrement intéressant de procéder à une estimation de la sous-population 2
AU  et qu’il est possible de 

financer une extension de l’échantillon pour que l’échantillon global sélectionné dans 2
AU  soit assez 

important. L’union de ces deux échantillons est désignée par .AS  Supposons que 1
An  désigne la taille 

(aléatoire) de 1 1 ,A A AS S U  et que 2
An  désigne la taille (aléatoire) de 2 2 .A A AS S U  

Conditionnellement aux valeurs de 1
An  et 2 ,An  les estimateurs sans biais des totaux 0

B
y  et 1

B
y  sont  
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     
1 2

1 2
0,cond 0 0

1 2

ˆ ,
A A

A A
B A A
y A A

x S x S

M M
y x y x

n n


 

     

    
1 2

1 2
1,cond 1 1

1 2

ˆ ,
A A

A A
B A A
y A A

x S x S

M M
y x y x

n n


 

     

où 0
Ay  et 1

Ay  s’obtiennent en insérant dans l’équation (3.24) les variables 0
B
ky  et 1 ,B

ky  respectivement. Les 

estimateurs des moyennes de population 1
B
y  et 2

B
y  sont  

      
1,cond 2,cond

1,cond 2,cond

0,cond 0,cond

ˆ ˆ
ˆ ˆet ,

ˆ ˆ

B B
y yB B

y yB B
y y

 
 

 
    

respectivement, et sont obtenus à l’aide du principe de substitution. L’estimateur de 1
BY  est  

        
1,cond

1,cond

cond

ˆˆ ,
ˆ

B
yBY

M




F
  

où  

     
1 2

1 2
cond 3 3

1 2

ˆ
A A

A A
A A

A A
x S x S

M M
M y x y x

n n 

  F   

est un estimateur sans biais de ,M F  où  
3
Ay x  est défini dans l’équation (4.2).  

Les étapes d’échantillonnage et d’estimation sont répétées 10 000D   fois. Pour un estimateur ̂  d’un 

paramètre ,  nous calculons le biais relatif de Monte Carlo en pourcentage obtenu à l’équation (4.3) et 

l’erreur quadratique moyenne de Monte Carlo obtenue à l’équation (4.4). Les résultats sont présentés dans 

le tableau 4.4. Pour l’un ou l’autre des cinq paramètres, les estimateurs sont quasi sans biais. L’erreur 

quadratique moyenne diminue à mesure que la taille de l’échantillon augmente, comme on peut s’y attendre.  

 
Tableau 4.4 

Biais relatif en pourcentage et erreur quadratique moyenne pour cinq paramètres estimés au moyen de la 

méthode de partage des poids 
 

  
0

B
y  1

B
y  1

B
y  2

B
y  1

BY  

100An   BR (%)  0,03 0,03 0,00 0,00 -0,02 
EQM  1,85 

710  5,67 
510  1,19 

610
 1,78 

310
 8,5 

710
 

200An   BR (%)  -0,02 -0,02 0,01 0,00 -0,06 
EQM  9,40 

610  2,87 
510  5,83 

710
 8,70 

410
 4,34 

710
 

400An   BR (%)  0,09 0,09 0,00 0,00 0,05 
EQM  4,67 

610  1,43 
510  2,90 

710
 4,35 

410
 2,18 

710
 

Note : BR signifie Biais relatif; EQM signifie Erreur quadratique moyenne. 

 
Nous examinons maintenant l’estimation de la variance. Conditionnellement à 1

An  et 2 ,An  l’estimateur 

de variance sans biais pour 0,cond
ˆB

y  est  
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 
 

   

 
   

1 1

2 2

22

1
2 0 0 0

1 1 1

22

2

0 0

2 2 2

1 1ˆ ˆ
1

1 1
,

1

A A

A A

A
B A A
y A A A

x S s S

A
A A

A A A
x S s S

M
V y x y s

n n n

M
y x y s

n n n


 

 

  
   

   

  
   

   

 

 

 

(4.9)

 

qu’il est possible d’exprimer de façon similaire pour 1,cond
ˆ .B

y  Un estimateur de variance approximativement 

sans biais pour 1,cond
ˆ B

y  est obtenu en remplaçant la variable  
0
Ay x  dans l’équation (4.9) par la variable 

linéarisée obtenue dans l’équation (4.6), qu’il est possible d’obtenir de la même façon pour 2
ˆ .B

y  Un 

estimateur de variance approximativement sans biais pour 1,cond
ˆ BY  est obtenu en remplaçant la variable  

0
Ay x  

dans l’équation (4.9) par la variable linéarisée obtenue dans l’équation (4.7).  

Les étapes d’échantillonnage et d’estimation sont répétées 1000E   fois. Pour mesurer le biais d’un 

estimateur de variance  
2

ˆˆ ,V   nous utilisons le biais relatif de Monte Carlo en pourcentage défini à 

l’équation (4.3). Les résultats sont présentés dans le tableau 4.5. Tous les estimateurs de variance sont 

approximativement sans biais.  

 
Tableau 4.5 

Biais relatif en pourcentage de l’estimateur de variance pour cinq paramètres estimés au moyen de la méthode 

de partage des poids 
 

An   2 0
ˆ ˆB

yV    2 1
ˆ ˆB

yV    2 1
ˆ ˆ B

yV    2 2
ˆ ˆ B

yV    2 1

ˆˆ BV Y  

100 3,18 3,16 -3,02 -2,96 -0,28 
200 0,97 0,92 -1,59 -1,01 -1,88 
400 1,12 1,03 0,05 -0,36 -1,46 

 
5. Discussion 
 

En pratique, plusieurs raisons peuvent expliquer l’absence, pour une population, d’une base de sondage 

manipulable. Lorsqu’il est possible de coupler une population d’intérêt à une population discrète pour 

laquelle il existe une base de sondage, la méthode de partage des poids habituelle (Deville et Lavallée, 2006) 

permet d’obtenir des échantillons de probabilité pour la population d’intérêt, de même que des estimateurs 

et des estimateurs de variance sans biais pour cette population. Nous avons montré que cette méthode 

pourrait être généralisée de manière naturelle lorsque la population d’intérêt est couplée à une population 

continue, au moyen d’une fonction synthétique pour cette population continue qui pourrait être interprétée 

comme une mesure locale de densité. Dans le cas d’un échantillonnage par grappes spatiales comportant 

une sélection uniforme indépendante des origines de grappe, les résultats de notre simulation montrent que 

la méthode de partage des poids et l’estimateur de Mandallaz procurent des résultats similaires. L’estimateur 

de Mandallaz n’est pas applicable quand la sélection des origines de grappe ne se fait pas au moyen d’un 

échantillonnage uniforme indépendant. Dans ce cas, les résultats de notre simulation confirment que la 

méthode de partage des poids mène à des estimateurs sans biais.  
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De notre point de vue, l’utilisation de la méthode de partage des poids présente plusieurs avantages. Tout 

d’abord, elle permet de faciliter la gestion des effets de bord, c’est-à-dire le fait que certaines unités ont un 

sous-ensemble d’ancêtres qui intersecte la superficie d’intérêt. L’utilisation de la superficie d’un sous-

ensemble d’ancêtres AB
kM  dans les poids d’estimation (consulter l’équation [3.16]) procure des estimateurs 

sans aucun biais, tandis que les méthodes alternatives de corrections de limites peuvent se révéler quelque 

peu fastidieuses, comme nous l’observons dans Gregoire et Valentine (2007, section 10.7) ou Roesch, Green 

et Scott (1993), par exemple. De plus, notre méthode nous permet de retourner à la population qui a 

effectivement été échantillonnée. Cela s’avère nécessaire pour utiliser l’estimateur de Horvitz-Thompson et 

calculer un estimateur de variance sans biais. Il est possible de le faire en toute généralité, c’est-à-dire selon 

un plan d’échantillonnage continu arbitraire, en faisant appel à la théorie élaborée par Cordy (1993).  

Cette méthode ne se limite évidemment pas aux inventaires forestiers. On en voit un exemple dans 

l’enquête sur les pratiques culturales réalisée en France par le service statistique ministériel de l’agriculture 

et de l’alimentation jusqu’en 2006. L’échantillon de cette enquête se composait de parcelles de terrain 

sélectionnées à partir de points de l’enquête sur l’utilisation du territoire (Teruti) (Chapelle-Barry, 2008). 

L’enquête Teruti est axée sur la production de statistiques relatives à l’utilisation du sol, et les points où 

l’utilisation du sol était associée à des pratiques culturales constituait la base sur laquelle reposait la sélection 

des parcelles de terrain. Le calcul des poids pour les parcelles de terrain s’est fait en considérant que chaque 

parcelle avait une probabilité d’être tirée proportionnelle à sa superficie. De cette manière, la méthode a 

permis de produire les mêmes poids que la méthode de partage des poids, exception faite des effets de bord. 

L’utilisation de la méthode de partage des poids mènerait toutefois à l’obtention d’un cadre méthodologique 

général permettant la dérivation d’un estimateur de variance. D’autres sujets, liés à des questions 

environnementales, pourraient également tirer avantage de l’application de cette méthode. Il serait 

également judicieux d’envisager l’extension de la méthode de partage des poids à des estimateurs qui ne 

sont pas directement des estimateurs de Horvitz-Thompson, comme ceux relatifs à l’échantillonnage à deux 

phases, souvent utilisés pour les questions environnementales. 
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Résumé 

Des estimations précises et sans biais des propensions à répondre (PR) jouent un rôle décisif dans l’observation, 
l’analyse et l’adaptation d’une collecte de données. Dans un environnement d’enquête fixe, ces paramètres sont 
stables et leurs estimations finissent par converger lorsque suffisamment de données historiques sont recueillies. 
Dans les pratiques d’enquête, toutefois, les taux de réponse varient progressivement dans le temps. Comprendre 
la variation temporelle de la prédiction des taux de réponse est essentiel lors de l’adaptation d’un plan d’enquête. 
La présente étude met en lumière la variation temporelle des taux de réponse au moyen de modèles hiérarchiques 
(à plusieurs niveaux) de séries chronologiques. Il est possible de générer des prédictions fiables en apprenant à 
partir de séries chronologiques historiques et de mises à jour avec de nouvelles données dans un cadre bayésien. 
Pour illustrer une étude de cas, nous nous concentrons sur des taux de réponse en ligne dans le cadre de l’enquête 
sur la santé réalisée aux Pays-Bas de 2014 à 2019. 

 
Mots-clés : Analyse bayésienne; modèle hiérarchique; propension à répondre; série chronologique. 

 
 

1. Introduction 
 

Au cours des deux dernières décennies, les plans d’enquête dynamiques et adaptatifs (Chun, Heeringa 

et Schouten, 2018) ont suscité un intérêt considérable en rassemblant des caractéristiques des plans 

d’enquête avant ou pendant la collecte des données, dans le but ultime d’optimiser le rapport coût-qualité 

des enquêtes aux fins d’attribution efficace des ressources. L’émergence des enquêtes en ligne, la 

disponibilité de données de processus et l’augmentation des coûts des enquêtes ont stimulé la recherche sur 

l’observation (Kreuter, 2013) et l’adaptation (Schouten, Peytchev et Wagner, 2017) de la collecte des 

données. Toutefois, une compréhension approfondie de l’incidence des caractéristiques des plans et des 

variations temporelles sur des paramètres importants des modèles de réponse et de coût est impérative pour 

permettre toute adaptation. Un facteur essentiel est, par exemple, la vraisemblance qu’un participant réponde 

à une enquête (c’est-à-dire sa propension à répondre) qui peut dépendre de facteurs à la fois dépendants et 

indépendants de la nature de l’enquête elle-même. De plus, le coût de l’enquête est un calcul complexe qui 

concerne toutes les étapes, de la planification de l’enquête jusqu’au bilan des données, en passant par 

l’exécution de l’enquête; il peut influer directement sur le type d’enquête menée, qui peut à son tour 

influencer la propension à répondre (PR). Pour cette raison, l’élaboration de telles mesures de paramètres 

est nécessaire avant d’entreprendre toute activité de collecte de données.  

Au cours de la dernière décennie, on a assisté à un regain d’intérêt à l’égard de la prévisibilité de la 

propension à répondre dans le cadre de plans d’enquête dynamiques et adaptatifs. En techniques d’enquête, 
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l’utilisation de scores de propension (Rosenbaum et Rubin, 1983) est la façon courante d’adapter des 

fonctionnalités différentielles à des cas échantillonnés pour atteindre les objectifs souhaités en matière de 

coût ou de qualité. Dans un environnement changeant de collecte de données, le rendement et la structure 

d’un plan d’enquête dépendent considérablement de modèles de propension pouvant mener à des décisions 

inefficaces. En s’appuyant uniquement sur des données sur les processus ou des données de réponse au 

cours des premières étapes d’une enquête à plan de sondage adaptatif, par exemple, les estimations de la 

propension à répondre peuvent produire des estimations biaisées de la propension à répondre finale à la fin 

de la collecte des données (Wagner et Hubbard, 2014). De plus, l’incertitude des estimations de propension 

à répondre devrait être intégrée aux modèles de propension, afin d’éviter les conceptions moins optimales 

(Burger, Perryck et Schouten, 2017). 

Des estimations exactes de la propension à répondre sont par conséquent au cœur des activités d’enquête. 

C’est pourquoi les spécialistes de la recherche sur les enquêtes appliquent des données historiques afin 

d’estimer les coefficients d’un modèle de propension, puis utilisent ces coefficients estimés dans les cycles 

suivants de l’enquête. L’analyse bayésienne (Gelman, Carlin, Stern, Dunson, Vehtari et Rubin, 2013) est 

une approche naturelle d’utilisation à la fois de données historiques et nouvelles pour améliorer les 

prédictions. Les conclusions de lois a priori tirées de données historiques deviennent des lois a posteriori, 

qui servent de lois a priori dans les analyses suivantes, à mesure que les données s’accumulent. Schouten, 

Mushkudiani, Shlomo, Durrant, Lundquist et Wagner (2018) ont été les premiers à appliquer un modèle 

bayésien général pour analyser la propension à répondre et le coût dans le cadre de l’enquête sur la santé 

réalisée aux Pays-Bas. Ils affirment qu’une mauvaise définition des lois a priori peut affaiblir le rendement 

de la prédiction. Ainsi, la déduction d’une loi a priori devient une étape influente. L’intégration de 

conclusions d’expert est un préalable pour une telle déduction de loi a priori. Cela découle d’un long 

historique de documentation biométrique et médicale; toutefois, cette application n’est qu’à ses débuts dans 

le contexte des enquêtes. De récents exemples ont été données par : West, Wagner, Coffey et Elliott (2021), 

qui ont examiné des données empiriques en matière de prédiction de la propension dans le cadre d’enquêtes; 

Coffey, West, Wagner et Elliott (2020), qui ont consulté des gestionnaires de la collecte de données en 

matière de coefficients estimés; et Wu, Schouten, Meijers et Moerbeek (2022), qui ont eu recours à du 

personnel de collecte de données à titre de spécialistes afin de tirer parti des données historiques pertinentes 

selon les critères d’une nouvelle enquête ou d’une enquête remaniée. 

Pour l’instant, ces approches supposent que les propensions à répondre sont stables sur une période 

relativement courte. Dans un environnement d’enquête fixe, ces paramètres demeurent stables et leurs 

estimations convergent finalement vers l’accumulation de données historiques. Dans les pratiques 

d’enquête, cependant, ces paramètres varient progressivement au fil du temps ce qui signifie que les 

prévisions peuvent ne pas converger. On peut, par exemple, observer une variation saisonnière et des 

tendances à la baisse des taux de réponse. Ainsi, l’avantage d’une déduction de loi a priori pourrait 

éventuellement être annulé si l’on ne tient pas compte des variations temporelles. Des études récentes de 

Mushkudiani et Schouten (2019) ainsi que de Fang, Burger, Meijers et van Berkel (2020) décrivent quels 
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facteurs dépendant du temps affectent de manière significative l’exactitude de l’estimation de paramètres; 

l’incidence sur l’exactitude de la prévision est toutefois toujours inconnue, ce qui est le sujet de la présente 

étude.  

La présente étude fournit de nouveaux renseignements, de façon structurelle, sur des modèles souples de 

séries chronologiques de propension à répondre dans le cadre de plans d’enquête adaptatifs. Nous tentons 

d’interpréter la variation temporelle dans les propensions à répondre aux enquêtes présentant une corrélation 

significative avec les biais de non-réponse lorsque cette dernière fait l’objet d’une variation dans le temps. 

Notre approche s’applique à des enquêtes transversales répétées comptant de multiples étapes de collecte 

de données. 

Notre principal objectif est de faire des prédictions fiables de la propension à répondre pour les diverses 

strates de population pertinentes. (Il convient de mentionner que les strates de population au sein desquelles 

les propensions à répondre diffèrent peuvent être des sous-populations d’intérêt; on les appelle strates dans 

la présente étude, même si elles ne correspondent pas nécessairement aux strates d’échantillonnage). Nous 

examinons également le rendement de la prédiction, afin de pouvoir mesurer dans quelle mesure le temps 

modifie la propension à répondre. Cette question générale peut se résumer à quatre aspects concrets : 
 

1) Quelles composantes d’une série chronologique contribuent le plus à la variation des propensions 

à répondre ? 

2) Quel degré d’exactitude de la prédiction de la propension à répondre peut être obtenu pour la 

période suivante ? 

3) Dans quelle mesure l’exactitude de la prédiction varie-t-elle pour les strates de population ? 

4) Dans quelle mesure l’exactitude de la prédiction dépend-elle de la longueur de la série 

chronologique d’enquête historique ? 

 

Les nombreuses connaissances relatives aux séries chronologiques d’enquête historiques nous 

permettent d’étudier les effets de facteurs temporels sur la propension à répondre. Nous considérons deux 

niveaux (temps et strate) qui constituent plusieurs composantes intervenant dans un modèle de séries 

chronologiques. Ces composantes décrivent la variation au fil du temps ou parmi les strates ou les deux, et 

peuvent être analysées individuellement et collectivement. Plusieurs études se rapportant aux techniques 

d’enquête reposent sur une telle approche par modèle hiérarchique de séries chronologiques pour les 

statistiques officielles; Boonstra et van den Brakel (2019 et 2022), par exemple, estiment les taux de 

chômage régionaux mensuels et trimestriels à l’aide d’un modèle hiérarchique bayésien pour emprunter des 

informations dans le temps, l’espace et découlant de séries auxiliaires. Une telle utilisation provient de la 

documentation sur l’estimation sur petits domaines (Rao et Molina, 2015).  

Dans la présente étude, nous utilisons l’enquête sur la santé réalisée aux Pays-Bas (GEZO), afin 

d’évaluer notre approche relativement aux quatre questions de recherche susmentionnées. Cette enquête 

présente une plan stable depuis 2011; nous nous concentrons sur la série chronologique de 2014 à 2019. 
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Pour optimiser les prédictions, nous comparons un ensemble de compositions de modèles selon divers 

critères d’information, afin d’atteindre un équilibre entre la qualité de l’ajustement et la complexité du 

modèle. Pour évaluer le modèle « optimal », nous évaluons sa performance prédictive et son exactitude en 

fonction de sa capacité à saisir correctement l’ampleur et la variation de la propension à répondre. Il convient 

de mentionner que nous nous concentrons sur l’obtention d’une inférence fiable au fil du temps, plutôt que 

sur l’atténuation de l’erreur de non-réponse, qui est l’un des objectifs des plans d’enquête adaptatifs.  

Cette étude présente d’abord plusieurs facteurs temporels particulièrement pertinents en matière de 

variation et donne un exemple hypothétique à la section 2, puis elle traite des compositions différentielles 

de modèles sous la forme générale d’un modèle hiérarchique bayésien de séries chronologiques à la 

section 3. La section 4 présente l’optimisation du rendement du modèle à partir de l’analyse empirique de 

l’enquête GEZO. Nous discutons de nos constatations et concluons l’étude par un aperçu des travaux à venir 

à la section 5.  

 
2. Composantes des séries chronologiques dans les taux de réponse 

aux enquêtes 
 

Il est bien connu que la propension à répondre varie progressivement au fil du temps. Ne pas intégrer 

cette dépendance temporelle dans les décisions relatives au plan peut mener à des conceptions d’enquête 

inefficaces. Dans la présente section, nous avons recours à un exemple présentant des facteurs temporels 

associés à une variation considérable de la propension à répondre.  

Nous nous concentrons sur les sous-groupes de population, ou strates, désignés par  1, , ,g G   

puisque notre intention, en fin de compte, est que les modèles proposés servent à éclairer les décisions en 

matière de plan d’enquête adaptatif. Les strates sont formées à l’aide de variables auxiliaires liées à 

l’échantillon et sont donc disponibles pour toutes les unités de l’échantillon. Une propension à répondre de 

série chronologique ,g t  pour la strate g  et le temps t  est une séquence de variables aléatoires. En 

supposant que les données historiques d’enquête sont disponibles jusqu’au moment ,t  nous souhaitons 

mesurer la variation qui découle de facteurs temporels dans les prédictions de la propension à répondre les 

plus à jour. Pour atteindre ce but, nous proposons d’abord des facteurs temporels potentiels. En donnant un 

exemple d’une série chronologique divisée selon les composantes suivantes : tendance, saisonnalité, etc., la 

figure 2.1 permet de comparer le taux de réponse général pour la variation temporelle suivante : 
 

• Tendance. La tendance rend compte de la variation à long terme de la série chronologique 

observée sans la variation saisonnière. Elle montre la tendance générale des taux de réponse au 

niveau de la population au fil des années, qui peut être linéaire ou non linéaire. Ainsi, cette 

tendance permet d’étudier la croissance ou la diminution des prévisions à long terme. Comme le 

montre la figure 2.1, la direction à long terme ne se comporte pas comme une fluctuation 

cyclique. Il est de la plus haute importance pour l’élaboration d’un modèle de séparer la tendance 
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totale en une tendance globale partagée par toutes les strates et des tendances locales, c’est-à-dire 

propres aux strates. 

• Saisonnalité. La variation saisonnière dans les réponses générales rend compte des variations 

périodiques à récurrence régulière qui n’influent pas sur les moyennes annuelles. Les fluctuations 

périodiques présentent une nature systématique et liée au calendrier qui peut être prédite et 

attribuée à une saison fixe dans une année. Le taux de réponse serait, par exemple, plus élevé en 

début d’année et relativement plus faible au milieu de l’année ou en décembre. 

• Variation résiduelle. La variation résiduelle est la portion du signal obtenu après avoir exclu 

toutes les composantes susmentionnées. On modélise généralement cette portion en tant que bruit 

blanc, c’est-à-dire des variations indépendantes normalement distribuées.  

 
Figure 2.1 Série observée de taux de réponse générale simulés sur plusieurs années et sa décomposition. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
De plus, d’autres composantes dépendantes du temps que la figure 2.1 ne montre pas peuvent exister et 

avoir une incidence importante sur la fiabilité des prédictions de la propension à réponse pour les strates. 

Nous considérons donc des composantes temporelles supplémentaires liées aux strates : 
 

• Strate. Différents sous-groupes ont des comportements de réponse différents; par exemple, des 

sous-groupes de jeunes sont plus susceptibles de répondre à l’enquête en ligne que les sous-

groupes de personnes plus âgées, car ces derniers peuvent ne pas être aussi familiers avec Internet 

et ne pas y avoir autant accès. Cette variation selon les sous-groupes entraîne une tendance 

différentielle au niveau de la strate et peut également contribuer à une variation saisonnière 

différentielle. 
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• Variation d’échantillonnage. La variation d’échantillonnage complique l’estimation de la 

propension à répondre, en particulier pour les strates de taille d’échantillon réduite. La variation 

d’échantillonnage est prise en compte en adoptant une vraisemblance binomiale. 

• Événements inattendus. Des événements inattendus, comme des serveurs Web temporairement 

inaccessibles, apparaissent comme des valeurs aberrantes et peuvent ne pas correspondre à la 

tendance existante. Ils correspondent à des variations irrégulières sur de courtes périodes. La 

variation obtenue ne suit pas de modèle particulier, est imprévisible et peut avoir une influence 

sur la prédiction de la propension à répondre future. 

• Intervention. Une modification du plan de l’enquête, comme l’introduction d’un incitatif, est 

largement appliquée comme intervention volontaire en vue de stimuler des réponses et améliorer 

la qualité de la collecte des données, voire d’attribuer de façon efficace des ressources limitées 

afin de réduire le coût d’une enquête. Une intervention a une incidence permanente sur la 

propension à répondre. Cette influence peut être prédite, mais peut uniquement être étudiée au 

détriment de la valeur potentielle de riches données historiques et d’une longue période de 

collecte de données avant l’application de l’intervention. La variation obtenue est moins 

susceptible d’influer sur les tendances saisonnières, alors qu’elle peut avoir des répercussions 

similaires sur les taux de réponse de certaines strates. 

 

Ensemble, toutes ces composantes, à l’exception de la variation d’échantillonnage, constituent le signal, 

c’est-à-dire les propensions à répondre latentes réelles, mais inconnues. Les formulations mathématiques 

correspondant à chaque composante sont présentées dans la section suivante où nous proposons le modèle 

structurel de séries chronologiques (voir Harvey, 1990 ainsi que Durbin et Koopman, 2012 pour obtenir des 

renseignements contextuels généraux sur ces composantes et ces modèles de séries chronologiques). 

 
3. Méthodologie 
 

Dans la présente section, nous traduisons les composantes de la série chronologique dont il est question 

dans la section 2 en modèles hiérarchiques de séries chronologiques et élaborons la stratégie d’estimation. 

Nous adoptons une approche bayésienne, afin de tenir compte de l’incertitude dans les données d’enquête 

historiques et de mettre à jour les prédictions de propension à répondre au fil du temps. Le recours à des 

modèles hiérarchiques est étendu dans le cadre d’estimations sur petits domaines, pour lesquelles on se 

concentre sur une estimation fiable pour des domaines tels que des zones géographiques, des périodes, des 

sous-groupes démographiques ou une combinaison de ceux-ci, dont les tailles d’échantillons sont souvent 

trop réduites pour fournir des estimations directes fiables (voir Rao et Molina, 2015 pour en avoir un aperçu). 

Parmi les références anciennes à la littérature portant sur les études de petits domaines à l’aide de modèles 

hiérarchiques de séries chronologiques, mentionnons les ouvrages de Pfeffermann et Burck (1990), Rao et 

Yu (1994), Datta, Lahiri, Maiti et Lu (1999), You, Rao et Gambino (2003). Dans la plupart de ces études, y 
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compris celles de Boonstra et van den Brakel (2019), on suppose une distribution d’échantillon gaussienne, 

éventuellement après transformation adéquate des données. Une différence notable dans notre présente 

application à la propension à répondre est que nous utilisons une distribution d’échantillon binomiale, qui 

est une distribution naturelle permettant de décrire le processus de réponse en fonction du nombre de 

personnes échantillonnées dans chaque sous-groupe démographique et chaque période. Franco et Bell 

(2015) ont étudié de tels modèles binomiaux de séries chronologiques. Leur approche ressemble à notre 

stratégie, même si la nôtre fait intervenir davantage de types différents de composantes de séries 

chronologiques dans la spécification du modèle, comme le caractère saisonnier. 

Nous commençons la discussion de notre méthode en présentant la notation utilisée tout au long de 

l’étude. Nous décrivons ensuite notre modèle et la stratégie utilisée pour estimer la propension à répondre 

et nous concluons en présentant les critères utilisés pour évaluer le rendement et l’applicabilité des modèles 

de prédiction de la propension à répondre dans le cadre bayésien. 

 
3.1 Spécification du modèle hiérarchique de séries chronologiques 
 

L’objectif est de prédire les propensions à répondre au niveau de la strate à un certain moment. Nous 

répartissons la population ou un échantillon en strates fondées sur plusieurs variables auxiliaires (c’est-à-

dire l’application d’une stratification), ce qui équivaut à un classement recoupé de certaines variables. Ici, 

nous supposons que la stratification est précisée avant d’ajuster les modèles. Les catégories de chaque 

variable peuvent être fusionnées pour fournir des tailles d’échantillons suffisantes.  

Soit ,g tn  la taille d’échantillon pour la strate g  pour la vague t  et , ,g tr  le nombre de répondants, où 

 1, ,g G   et  1, , .t T   Le nombre de strates G  est généralement de l’ordre de 10 à 20 et T  désigne 

les vagues d’enquête, chacune étant une nouvelle réplique de l’enquête à partir d’un nouvel échantillon. 

Nous supposons que toutes les unités échantillonnées sont indépendantes quant à leur comportement de 

réponse au sein des strates et entre elles. Pour la strate g  et le temps ,t  la réponse ,g tr  suit une distribution 

binomiale, si la propension à répondre (PR) est ,g t  et la taille d’échantillon , ,g tn  c’est-à-dire 

 , , , , ,, Binom , .~g t g t g t g t g tr n n   Puisque la propension à répondre est limitée de sorte qu’elle se situe 

entre 0 et 1, nous transformons l’échelle 0-1 en ligne réelle   en utilisant une fonction de lien logit (d’autres 

fonctions de lien peuvent également être utilisées). La fonction fournit une transformation non linéaire et 

produit une variable latente , ,g t  qui suit la fonction de logarithme du risque :  

   ,

, ,

,

logit ln .
1

g t

g t g t

g t


 



 



    

  

Nous pouvons remanier la transformation pour calculer , :g t  

             
 
 

,

,

,

exp
.

1 exp

g t

g t

g t








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Pour toute strate g  et tout temps ,t  la variable explicative linéaire ,g t  peut prendre la forme la plus 

générale, être linéaire, additive, multiniveau et constituée de plusieurs composantes de séries chronolo-

giques. Comme cela est expliqué à la section 2.2, des variables démographiques définissent les strates, une 

tendance globale, une variation saisonnière, des tendances propres aux strates et une variation résiduelle. Le 

modèle hiérarchique devient ainsi : 

 , , , ,g t g t g t g t g tt v u z w       β x δ s  (3.1) 

où le vecteur- p  des effets de régression β  est associé à des covariables indépendantes du temps .xg  Dans 

l’application sur laquelle nous nous concentrons plus loin dans la présente étude, toutes les covariables sont 

binaires, car nous considérons uniquement des variables catégoriques. Toutefois, dans le cadre d’une 

utilisation plus générale, les entrées pourraient être des variables ordinales ou numériques, comme des 

tentatives de prise de contact et elles pourraient même varier au fil du temps. 

Le scalaire   est le paramètre de pente de la tendance temporelle linéaire générale. Le vecteur δ  

comprend des effets saisonniers, le vecteur ts  permettant de sélectionner la saison correspondant au mois 

.t  Les effets saisonniers sont soit communs à toutes les strates, soit propres à une strate. Dans la présente 

étude, nous définissons les saisons comme une division de mois dans une année civile, c’est-à-dire des 

ensembles {1, 2}, {3, 4, 5}, {6, 7, 8}, {9, 10, 11} et {12} correspondant à l’hiver, au printemps, à l’été, à 

l’automne et à Noël.  

Les trois premiers termes sont modélisés comme des effets fixes alors que les quatre derniers termes sont 

modélisés comme des effets aléatoires dans (3.1). Le premier de ces termes aléatoires correspond aux 

ordonnées à l’origine aléatoires pour la strate que l’on suppose être normalement distribuée avec une 

moyenne 0 et une variance 2
v  selon : 

  20~ ,g vv N   (3.2) 

de façon identique et indépendante pour 1, , .g G   Deuxièmement, une tendance temporelle globale est 

définie par un vecteur d’effet aléatoire  1, , Tu u u  distribué selon : 

       2~ 0, .u uN u V  (3.3) 

La matrice de covariance uV  rend compte des structures de covariance entre tout iu  et tout .ju  On peut 

supposer une marche aléatoire de premier ordre (RW1, connu comme la tendance au niveau local) ou une 

marche aléatoire de deuxième ordre (RW2, c’est-à-dire la tendance dite lisse). Les structures dépendant du 

temps sont exprimées de façon plus pratique par la matrice de précision 1.Q Vu u
  On préfère la matrice de 

précision à la matrice de covariance, car elle est parcimonieuse et permet le calcul efficace de l’inférence 

de la loi a posteriori hiérarchique dans une analyse bayésienne (voir par exemple Rue et Held, 2005). La 

matrice uQ  pour RW1 et RW2 est une matrice tridiagonale et une matrice pentadiagonale (on suppose une 

matrice en bande  , ,i jQ q  1 a une bande non nulle le long de la diagonale principale de telle sorte que 
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, 0i jq   si 1,i j   alors que 2 présente deux bandes non nulles, de telle sorte que , 0i jq   si 2)i j   

(voir l’annexe C pour connaître leurs définitions). Il convient de mentionner que les matrices de précision 

uQ  sont singulières, menant à une loi a priori inappropriée. Cela n’est pas un problème, puisque des 

contraintes peuvent être imposées sur ces effets aléatoires, afin de s’assurer que tous les coefficients de 

modèles demeurent identifiables. Sous RW1 et RW2 ,u  la contrainte est 0.tt
u   Sous RW2 ,u  la 

contrainte 0tt
tu   est également imposée, de sorte que le niveau global correspondant et la pente linéaire 

soient saisis par l’ordonnée à l’origine du modèle et l’effet fixe .  

Nous envisageons également des distributions autres que la distribution normale en (3.3). Nous 

envisageons, en particulier, la loi a priori de Laplace, la loi a priori de Student et la distribution a priori 

horseshoe comme autres options. De telles lois a priori peuvent être encadrées comme des combinaisons 

d’échelle de la distribution normale (voir West, 1987; Carvalho, Polson et Scott, 2010; Polson et Scott, 

2010). 

Le troisième terme d’effet aléatoire  ,1 ,, ,g g g Tz z z  désigne des tendances propres aux strates 

réparties selon : 

       20,~g z zN z V  (3.4) 

pour 1, , .g G …  La matrice de covariance zV  décrit une marche aléatoire RW1 au cours des mois. La 

matrice de précision correspondante est la même que celle décrite ci-dessus et une contrainte à somme nulle 

est imposée à chaque vecteur de tendance ,zg  puisque les niveaux propres aux strates sont déjà saisis par 

les ordonnées à l’origine aléatoires .gv  Il est important de souligner que les tendances gz  partagent un 

paramètre de covariance commun 2 .z  Il serait possible d’envisager un paramètre de variance distinct, mais 

nous avons conclu que cela entraînait un surajustement.  

Le dernier terme ,g tw  de (3.1) représente le bruit blanc et correspond à la variation non structurée restante 

dans les propensions à répondre au fil du temps et pour les strates, c’est-à-dire au niveau le plus détaillé. 

Pour toute strate g  et tout temps ,t  ces composantes sont distribuées de façon indépendante et identique 

selon : 

  2
, ~ 0, ,g t ww N   (3.5) 

à l’aide du paramètre de variance unique 2 .w  

L’expression (3.1) expose le modèle le plus général envisagé en combinant toutes les composantes sous-

jacentes. À la section 4, nous étudions ce modèle complet ainsi que des modèles reposant sur divers sous-

ensembles des composantes décrites en (3.2)-(3.5). 

 
3.2 Stratégie d’estimation 
 

Dans la présente section, nous adoptons une approche bayésienne hiérarchique pour estimer les 

coefficients de modèle et prédire la propension à répondre (PR). Puisque les distributions a posteriori ne 
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sont pas disponibles sous forme fermée, un échantillonneur de Gibbs est utilisé selon la mise en œuvre du 

paquetage R mcmcsae (Boonstra, 2021). Nous commençons la sous-section en spécifiant les lois a priori 

attribuées aux paramètres du modèle. 

Pour les effets fixes ,β  nous supposons une loi a priori faiblement informative : 

  ~ 0,100 ,N β I   

avec la matrice d’identité .I  Des erreurs-types pour β  de 10 sont prises en compte, ce qui est suffisamment 

élevé pour l’échelle des PR relative aux échelles de covariables. De la même façon, nous attribuons 

également à la tendance temporelle linéaire   et aux effets saisonniers   des lois a priori faiblement 

informatives, avec la même erreur-type.  

Pour les composantes d’effets aléatoires, nous attribuons aux paramètres de variance de (3.2) à (3.5) des 

lois a priori inverses 2 ,  selon la condition de paramètres auxiliaires ,  avec 1 degré de liberté et un 

paramètre d’échelle 2 ;  par exemple,  2 2 2Inv – 1, .~v v v     Les hyperparamètres   sont attribués aux 

lois a priori  0,1 .N  Combiner les variances normale   et de khi carré inverse conditionnelle donne des 

lois a priori marginales demi-Cauchy pour chaque paramètre d’écart type ,v ,u z  et .w  Comme le 

suggèrent Gelman (2006) ainsi que Polson et Scott (2010), les lois a priori demi-Cauchy pour les écarts 

types, ou la famille de lois a priori demi-t plus générales, sont généralement plus efficaces que les lois 

a priori gamma inverses couramment utilisées pour les paramètres de variance, qui peuvent être trop 

informatives.  

Le vecteur des (hyper) paramètres, désigné par :  

  2 2 2 2, , , , , , , , , , , , , ,v u z w v u z wv u z w              

comprend tous les paramètres de (3.1), les paramètres de variance associés aux termes d’effet aléatoire ainsi 

que les paramètres auxiliaires introduits. La fonction de vraisemblance peut être exprimée comme suit : 

     , ,,

, ,
,

,, 1
g t g tg t

n rr

g t g t
g t

p r n   


   (3.6) 

où   1logit    et   est la fonction linéaire de variable explicative du vecteur   comme l’exprime 

(3.1). Selon le théorème de Bayes, la loi a posteriori du vecteur   est proportionnelle au produit de la loi 

a priori et de la vraisemblance, c’est-à-dire      , , .p n r p p r n    L’échantillonneur de Gibbs 

génère alors des échantillons à partir de la loi a posteriori conjointe et les estimations de la loi a posteriori 

de PR ,g t  sont obtenues comme sous-produits de ces échantillons; par échantillon, les PR peuvent être 

calculées à l’aide d’une transformation logit inversée. Des échantillons répétés sont tirés de la loi 

a posteriori conditionnelle complète de chaque (hyper) paramètre. (Voir l’annexe D pour obtenir de plus 

amples renseignements sur les distributions a posteriori conditionnelles complètes.) 

L’échantillonneur de Gibbs produit trois chaînes de Markov à l’aide du paquetage mcmcsae (Boonstra, 

2021) programmé dans R (R Core Team, 2020). Chaque chaîne consiste en 1 500 tirages générés 
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séquentiellement; toutefois seuls les 1 000 derniers tirages sont conservés pour l’algorithme d’estimation. 

La convergence de l’échantillon de la méthode de Monte Carlo par chaînes de Markov (MCMC) est évaluée 

à l’aide de tracés de trajectoire et d’autocorrélation. Le facteur potentiel de réduction d’échelle de Gelman-

Rubin (Gelman et Rubin, 1992) est évalué pour diagnostiquer la combinaison de chaînes. On réduit, en 

particulier, l’autocorrélation des tirages séquentiels, puisque l’échantillonneur de Gibbs par blocs met 

simultanément à jour tous les coefficients fixes et aléatoires. De plus, cette approche inclut une nouvelle 

approche d’augmentation des données aux fins d’échantillonnage à partir de modèles logistiques binomiaux 

(Polson, Scott et Windle, 2013), laquelle est connue pour mener à un échantillonneur efficace et convergeant 

relativement rapidement. 

 
3.3 Critères de rendement 
 

Pour guider la construction du modèle à l’aide des composantes de modèle et des lois a priori décrites 

aux sections 3.1 et 3.2 ainsi que pour évaluer la pertinence des modèles, nous utilisons trois critères pour 

évaluer les modèles et un pour évaluer le rendement de prédiction des modèles.  

Les critères de sélection courants et populaires des environnements hiérarchiques bayésiens sont le 

critère d’information largement applicable WAIC (Watanabe, 2010, 2013) et le critère d’information de 

déviance (DIC) (Spiegelhalter, Best, Carlin et van der Linde, 2002). Ils sont choisis pour obtenir un équilibre 

raisonnable entre l’ajustement du modèle, la complexité du modèle et un calcul efficace (voir l’annexe C 

pour connaître les définitions). Nous préférons les modèles présentant des critères DIC/WAIC inférieurs. 

Nous utilisons ensuite des valeurs p  prédictives a posteriori pour vérifier l’ajustement du modèle, c’est-à-

dire en simulant des tirages à partir d’une distribution prédictive a posteriori et en les comparant avec les 

données observées (voir par exemple Gelman, Meng et Stern, 1996). Cela permet d’évaluer si le modèle 

hiérarchique peut reproduire des données similaires aux observations. Les valeurs p  sont définies selon :  

     répPr ,p S r S r r   (3.7) 

où S  est une variable à tester et 
répr  désigne un ensemble de données répété généré à partir d’une 

distribution prédictive a posteriori fondée sur le modèle ajusté,      rép rép , , .p r p r n p r dr n     

Les valeurs p  sont estimées à partir du résultat de la méthode MCMC; les valeurs proches de 0 ou de 1 

indiquent un piètre ajustement pour des statistiques .S  Nous considérons deux variables à tester : 
 

1.   ,S r r  la moyenne non pondérée du vecteur de données répliqué; 

2.    
2

1
,GT 1 ,

,g tg t
S r r r   la variance non pondérée du vecteur de données répliqué et r  est 

la moyenne de , .g tr  

 

Pour évaluer le rendement de prédiction des modèles, nous définissons une mesure prédictive : la racine 

de l’erreur quadratique moyenne (REQM ou RMSE) de la strate g  pour le mois ,t  sous la forme de la 

racine carrée de la somme de deux termes : 1) les différences quadratiques entre les moyennes a posteriori 
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de ,g t  et le taux de réponse (TR) observé, et 2) les variances a posteriori de , .g t  La forme générale de 

l’expression de la strate g  pour le mois t  est : 

       
2

, , , ,ˆREQM , var
t tg t g t g tg t E       (3.8) 

où ,
ˆ

g t  est la valeur réalisée de la PR et est estimée par le TR observé et t  est la distribution prédictive 

a posteriori de la PR, lorsque nous utilisons des données historiques jusqu’à 1t   inclus et de nouvelles 

données dans t  pour la prédiction de PR. Pour faciliter la notation, les deux termes sous la racine carrée de 

(3.8) sont désignés comme le terme de biais   ,B g t  et l’écart type   ET , .g t  Le terme de biais de (3.8) 

est, en général, supérieur à zéro du fait de la variation aléatoire dans l’échantillonnage des strates et dans la 

réponse des unités d’échantillonnage. Nous comparons la REQM par rapport à la limite empirique inférieure 

désignée par minREQM .  L’estimation de la limite inférieure s’appelle l’approximation de Monte Carlo de 

la moyenne a posteriori des écarts types binomiaux, qui est une fonction de l’itération ek  à partir des tirages 

a posteriori de , :g t  

  
    , ,

min
1 ,

11
REQM ,   ,

k k
K

g t g t

k g t

g t
K n

 




   (3.9) 

où k  désigne les passages sur les tirages MCMC et ,g tn  est la taille de l’échantillon de la strate g  du mois 

.t  (3.8) et (3.9) fournissent des évaluations sur un mois par strate .g  Elles doivent être agrégées pour toutes 

les strates et tous les temps, afin d’obtenir des évaluations générales utiles. 

Pour un mois en particulier, une strate de taille d’échantillon supérieure devrait mettre davantage de 

poids sur les prédictions fiables. Les poids ,g td  sont définis comme la proportion de l’échantillon, c’est-à-

dire :  

 
,

, ,

,

en fonction de 1.
g t

g t g tg
g tg

n
d d

n
 


  

Par conséquent, les sous-termes : 

       
2

, , ,
ˆ

tg t g t g tg
B t d E      

et  

    , ,ET var
tg t g tg

t d      

pour le mois t  devraient être la racine carrée de la somme des mesures individuelles pondérées  ,B g t  et 

 ET ,g t  de ,g td  pour la strate, alors que la limite inférieure pour la strate au temps  t  devient : 

                                  
    , ,

min ,1
,

11
REQM   .

k k

g t g tK

g tk g
g t

t d
K n

 




     



Techniques d’enquête, juin 2023 189 

 

 
Statistique Canada, no 12-001-X au catalogue 

De plus, les sous-termes propres aux strates : 

     
2

, ,
ˆ

1
,

t g t g tt
B g T E

T
      

et  

           ,

1
ET , var

t g tt
g T

T
     

pour une période  1, , TT t t t   sont la moyenne des mesures individuelles  ,B g t  et  ET ,g t  pour les 

mois où t  indique un mois, alors que la limite inférieure propre à la strate pour la période T  devient la 

moyenne des mesures individuelles  minREQM , ,g t  soit :  

                                         
    , ,

min 1
,

11 1
REQM , .

k k

g t g tK

t k
g t

g T
T K n

 




     

De plus, les sous-termes ou termes généraux pour la période T  deviennent la moyenne des sous-termes 

pondérés  ,B t   ET t  et  minREQM t  pour les mois, soit : 

                           
2

, , ,
ˆ

1
 ,

tg t g t g tt g
B T d E

T
       

                 , ,

1
ET var

tg t g tg
T d

T
     

et 

                  
    , ,

min ,1
,

11 1
REQM .

k k

g t g tK

g tt k g
g t

T d
T K n

 




      

 
4. Analyse des résultats 
 

Dans la section qui suit, nous présentons l’enquête sur la santé réalisée aux Pays-Bas (GEZO) comme 

étude de cas pour montrer la façon de construire les modèles hiérarchiques de séries chronologiques et de 

mettre à jour la PR au fil du temps. Nous étudions quatre questions de recherche dans les sous-sections 

correspondantes. 

 
4.1 Enquête sur la santé des Pays-Bas 
 

L’enquête GEZO des Pays-Bas est menée tous les ans depuis 1981 par le Bureau central de la statistique 

des Pays-Bas à titre d’enquête transversale répétée dans le cadre de laquelle un échantillon de ménages est 
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interviewé dans le but de fournir un aperçu de l’évolution de la santé, de la consommation de soins de santé, 

du style de vie et des comportements préventifs de la population néerlandaise. La base de sondage est formée 

en tirant d’abord un échantillon de municipalités, puis un échantillon obtenu auprès des personnes vivant 

dans les municipalités sélectionnées. À compter de 2010, l’enquête est passée à un mode mixte faisant 

intervenir une réponse initiale en ligne, puis un suivi téléphonique (ou en personne); on communique par 

téléphone avec les non-répondants à l’enquête en ligne si leur numéro de téléphone est connu au registre, 

sinon on organise une interview en personne. Au cours de ces années, la taille de l’échantillon a augmenté 

pour s’établir à 15 000 personnes et le taux de réponse général a augmenté de 25 %. À partir de 2014, on 

est passé d’un mode de suivi mixte à une interview en personne. En 2018, toutefois, une partie des non-

réponses en ligne a été traitée à l’aide d’une interview en personne de manière plus efficace. La propension 

à répondre à des interviews personnelles dans le cadre d’une série chronologique dépend fortement du 

résultat de la réponse en ligne; ainsi, la modélisation de la propension du suivi dépend du modèle de 

propension à répondre en ligne. Cet enjeu nécessite d’être pris en compte plus que l’interprétation de la 

variation dans le temps de la PR en ligne et dépasse l’objectif principal de la présente étude. Pour simplifier, 

nous nous concentrons, dans la présente étude, sur la modélisation de la propension à répondre en ligne 

comme étape initiale fondamentale; ainsi, la modélisation de la PR de suivi dans une série chronologique 

est plus adaptée à des recherches futures. Il est important de mentionner ici que seules les données de 

l’enquête GEZO en ligne de 2014-01 à 2019-10 inclusivement sont analysées dans la présente étude. Nous 

utilisons trois variables auxiliaires qui découlent de bases de sondage ou de registres administratifs. Les 

variables auxiliaires obligatoires sont l’âge, le sexe et l’ethnicité, qui répartissent la population ou son 

échantillon en 20 strates disjointes (voir l’annexe A pour obtenir de plus amples renseignements).  

L’enquête GEZO menée sur de nombreuses années présente un plan d’enquête relativement constant. 

Cette caractéristique permet de valider l’étude de la dépendance de la PR dans le temps grâce aux 

nombreuses séries chronologiques. Nous nous intéressons aux données de réponse mensuelles, c’est-à-dire 

à la taille d’échantillon et au nombre de répondants pour chaque strate. Des prédictions sont faites tous les 

mois, mais peuvent également être agrégées par trimestre ou par année.  

 
4.2 Quelles composantes d’une série chronologique contribuent le plus à la 

variation des propensions à répondre ? 
 

Nous traitons cette question en deux étapes : tout d’abord, nous exécutons les combinaisons de modèles, 

puis nous comparons leurs rendements. La comparaison de plusieurs modèles se fait selon deux 

perspectives : 1) « Quelle combinaison est le mieux ajustée aux données de réponse ? » et 2) « Quelle 

combinaison génère les prédictions les plus fiables ? ». Nous utilisons des critères d’information et des 

valeurs p  prédictives a posteriori pour mesurer le rendement de chaque modèle et ainsi rechercher le 
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modèle « optimal ». Le modèle présentant les critères d’information les plus bas et les valeurs p  prédictives 

les plus proches de 0,5 est privilégié.  

Puisque l’essai de toutes les combinaisons de composantes de (3.1) entraîne de lourds calculs, il est 

important de procéder à une recherche efficace du modèle « optimal ». Pour ce faire, nous ajustons les 

modèles aux données de réponse à l’aide de la stratégie suivante :  

1. Commencer par le modèle de base (uniquement les variables auxiliaires). 

2. Ajouter au modèle de base les effets fixes en séquence, la tendance temporelle linéaire et les 

tendances saisonnières. 

3. Étudier si le modèle présenté au point 2 continue à s’améliorer avec les effets temporels généraux 

ou la saisonnalité générale. 

4. Étudier si les tendances temporelles propres aux strates ou les effets saisonniers continuent 

d’améliorer le modèle. 

5. Déterminer si un terme de bruit blanc représentant une variation inexpliquée est nécessaire. 

6. Étudier la robustesse pour des valeurs aberrantes à l’aide de différentes spécifications de loi 

a priori ou d’une structure dépendante du temps d’ordonnées à l’origine aléatoires générales au 

fil du temps. 

7. Évaluer le modèle à l’aide de plusieurs diagnostics. 

 

Le tableau 4.1 présente les résultats de la sélection. Les modèles à effets fixes (M1 à M3) se comportent 

moins bien que les modèles à effets mixtes en matière de compromis entre l’ajustement et la complexité, 

puisque ces derniers produisent des critères d’information (DIC, WAIC) inférieurs. La comparaison de 

M2/M3 et M1 indique que la pente du temps   ou la saisonnalité   entraîne une diminution des critères 

d’information (CI). Toutefois, le modèle continue de s’améliorer en introduisant la tendance générale ,tu  

car on observe une diminution importante des CI dans le M4 par rapport au M3. Comme le montrent les M5 

et M6, l’amélioration se poursuit en ajoutant des ordonnées à l’origine aléatoires pour la strate gv  et les 

tendances temporelles propres aux strates , .g tz  Même si le bruit blanc ,g tw  semble apporter très peu au M7 

globalement, les valeurs p  prédictives a posteriori pour les variances indiquent qu’il est utile d’inclure ce 

bruit blanc. De plus, nous avons constaté qu’utiliser une tendance au niveau local (RW1) ou une tendance 

lisse (RW2) comme tendance générale tu  ne change pratiquement rien en ce qui a trait aux CI des modèles 

M6 à M11.  

Enfin, la quatrième colonne du tableau 4.1 présente la loi a priori utilisée pour les coefficients de 

tendance générale .tu  Les lois a priori non normales mises à l’essai n’améliorent pas plus les CI, mais, du 

fait de queues de distribution plus lourdes, elles aident à combattre une valeur aberrante dans les données 

(problème exceptionnel survenu en février 2017).  
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Tableau 4.1 

Résumé des modèles hiérarchiques de séries chronologiques envisagés 
 

Modèle Fixe  Aléatoire  Loi a priori DIC pDIC WAIC pWAIC 
PPP 

Moyenne Variance 

M1   - - 7 511 7 7 518 13 0,501 0,006 

M2 ,   - - 7 415 8 7 421 15 0,503 0,051 

M3 , ,    - - 7 368 12 7 378 22 0,498 0,092 

M4 ,   tu  Normale 7 255 43 7 280 68 0,484 0,168 

M5 ,   ,t gu v  Normale 6 916 56 6 925 65 0,491 0,172 

M6 ,   ,, ,t gu v zg t  Normale 6 790 98 6 781 90 0,494 0,356 

M7 ,   , ,, , ,t g g tu v z wg t  Normale 6 790 131 6 769 110 0,517 0,425 

M8 ,   , ,, , ,t g g tu v z wg t  Laplace 6 790 133 6 768 111 0,503 0,397 

M9 ,   , ,, , ,t g g tu v z wg t  Distribution T 6 790 130 6 769 110 0,492 0,391 

M10 ,   , ,, , ,t g g tu v z wg t  Horseshoe 6 790 131 6 769 110 0,518 0,411 

M11 , ,    , ,, , ,t g g tu v z wg t  Laplace 6 806 150 6 779 122 0,519 0,413 

Notes : « - » indique aucun effet aléatoire ou aucune loi a priori. 
 DIC signifie Deviance Information Criterion (critère d’information de déviance); WAIC signifie Widely Applicable Information 

Criterion (critère d’information largement applicable); PPP signifie valeurs p prédictives a posteriori. 

 
Les lois a priori de distribution T et horseshoe s’adapteront probablement mieux et seront probablement 

plus robustes par rapport aux valeurs aberrantes que les lois a priori normales et Laplace, comme le montre 

la comparaison de leur moyenne a posteriori de la tendance générale tu  qui figure à l’annexe B. De plus, la 

tendance au niveau local du M8 semble compenser légèrement les tendances de lissage du M11. Les valeurs 

p  de la moyenne de M8 fournissent une valeur plus proche de 0,5 que les M9 et M11. 

Pour déterminer le modèle étant souple par rapport aux valeurs aberrantes et celui générant une 

estimation fiable pour toute la série, nous examinons plus précisément l’écart entre les observations et les 

estimations fondées sur les modèles, en particulier M8, M9 et M11. Cette comparaison démontre que ces 

trois modèles présentent une capacité limitée à tenir compte de valeurs aberrantes. Les quantiles inférieurs 

tentent d’atteindre la valeur aberrante, mais ne parviennent pas à la traiter. De plus, la loi a priori de Laplace 

présente une incertitude légèrement inférieure à la loi de distribution T en matière d’estimations a posteriori, 

mais une incertitude de taille similaire au modèle de tendance lissée (voir l’annexe B). 

 
4.3 Quel degré d’exactitude de prédiction de la propension à répondre peut 

être obtenu pour la nouvelle période suivante ? 
 

Pour répondre à la deuxième question de recherche, nous estimons le niveau et la variation de la 

prédiction de la réponse générale pour la vague de collecte de données à venir. Le niveau estimé est l’écart 

entre la prédiction de la propension a posteriori attendue et le taux de réponse atteint, alors que la variation 

estimée désigne l’exactitude de la prédiction de la propension à répondre générale. Nous mesurons 

également l’équilibre entre le niveau et la variation et le comparons avec la référence de (3.9). Cette 
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évaluation nous permet de vérifier s’il est possible d’améliorer notre méthode. Il est possible de prendre des 

mesures pour adapter ou maintenir la collecte de données de la vague suivante, une fois l’amélioration 

connue à partir de la série historique.  

Nous soulignons que l’analyse est effectuée en fonction du modèle « optimal », M8. Pour toutes les 

strates d’un nouvel échantillon par mois, les mois à partir de janvier 2014 jusqu’au mois présent (mais celui-

ci n’étant pas compris) sont considérés comme la série chronologique historique, qui est utilisée pour 

entraîner M8. Nous utilisons ensuite le nouvel échantillon du mois actuel pour le critère prédictif estimé. La 

série chronologique historique est cumulée et des critères prédictifs sont mis à jour avec la nouvelle vague. 

L’évaluation continue se termine avec 2019-09; en effet, un mois doit demeurer pour l’exercice de 

prédiction, car 2019-10 correspond au dernier mois de données disponibles. Pour conférer de la robustesse 

à l’incidence de la taille historique sur le rendement prédictif, nous laissons la série chronologique historique 

commencer avec 60 mois (de 2014-01 à 2018-12) comme essai initial par défaut.  

Le tableau 4.2 montre que l’incertitude a posteriori des prédictions de la propension à répondre générale 

diminue régulièrement, mais lentement et converge vers 0,027 environ. Du fait de la variation d’échantillon-

nage inhérente au terme de biais, la tendance du biais est erratique et présente une légère diminution au 

mieux. Par rapport aux taux de réponse réalisés, l’écart le plus important des moyennes a posteriori est 

d’environ 0,07 en janvier et juin et l’écart le plus petit est d’environ 0,04 en mars, mai, août et octobre. Les 

résultats de la racine carrée de l’erreur quadratique moyenne (REQM) varient avec le terme de biais tout au 

long des mois, car les écarts types estimés sont bien inférieurs aux biais estimés. La REQM enregistre une 

valeur maximale de 0,084 en janvier, ce qui est probablement attribuable aux mois comportant des valeurs 

aberrantes du début de 2017. Même si le modèle réagit à cette perturbation, cette dernière a une incidence 

négative sur le rendement des prédictions obtenues au cours de ce mois. Outre janvier, pour certains mois, 

la REQM estimée est proche de la référence minREQM .  On peut en conclure que l’exactitude estimée est 

relativement proche de l’exactitude possible maximale. 

 

Tableau 4.2 

Prédiction un mois avant de trois mesures de la propension à répondre (PR) pour les strates : biais, écart type 

(ET) et racine carrée de l’erreur quadratique moyenne (REQM) par rapport à la référence (REQMmin) 
 

 2019 
 Janv. Févr. Mars Avr. Mai Juin Juill. Août Sept. Oct. 
Biais 0,078 0,064 0,045 0,062 0,046 0,077 0,063 0,049 0,058 0,048 
ET 0,030 0,031 0,031 0,029 0,028 0,029 0,028 0,027 0,028 0,027 
REQM 0,084 0,071 0,055 0,069 0,054 0,082 0,068 0,056 0,065 0,055 
REQMmin 0,055 0,056 0,055 0,055 0,055 0,055 0,048 0,048 0,049 0,049 

Note : La colonne indique le mois actuel d’évaluation du rendement de la prédiction. 

 
4.4 Dans quelle mesure l’exactitude de la prédiction varie-t-elle pour les 

strates de population ? 
 

Cette question de recherche porte sur les différentes strates et le rendement du modèle à prédire la PR 

par strate. À cette fin, nous considérons la REQM au niveau de la strate ainsi que ses deux composantes, 
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c’est-à-dire le biais et l’écart type. Les mesures d’évaluation sont la moyenne des prédictions sur les 10 mois 

précédents. Le mois 2019-10 est le dernier disponible. Cette anticipation de presque un an permet au 

personnel de la collecte des données de planifier des plans adaptatifs bien longtemps à l’avance. 

De façon similaire à la section 4.3, nous limitons l’analyse aux hypothèses. Le modèle retenu est 

sélectionné à partir de la section 4.1 et la série chronologique historique est fixée à 60 mois (de 2014 à 

2018). Pour chaque strate, le modèle est entièrement entraîné par les données historiques fixes et permet des 

déductions pour les mois restants en 2019.  

Le tableau 4.3 présente les critères de prédiction pour chaque strate ainsi que la référence. Les termes de 

biais estimés varient largement entre les strates. Le plus important écart de l’attente a posteriori par rapport 

aux taux de réponse réalisés a lieu pour les strates 8, 10, 12 et 18, qui présentent toutes des biais supérieurs 

à 0,1. Par rapport aux biais, une variation relativement lisse des écarts types estimés d’environ 0,03 est 

observée, lorsque la strate 4 présente l’incertitude la moins importante par rapport aux estimations 

a posteriori (0,018).  

Certaines strates ayant des biais plus importants peuvent présenter une moindre exactitude des 

estimations a posteriori de la PR que les strates présentant des propensions moins biaisées. De façon 

similaire, plus la prédiction est biaisée, plus on estime une REQM élevée. Les biais estimés sont en effet 

bien supérieurs aux écarts types estimés. Il n’est pas étonnant que la strate 10 enregistre la valeur de REQM 

la plus importante, pour laquelle la prédiction est la plus biaisée et la précision la moins bonne. Les résultats 

de REQM peuvent rattraper voire être comparables ou supérieurs à la référence. Lorsque le modèle génère 

une prédiction pour la strate 20, par exemple, des améliorations plus importantes peuvent être obtenues que 

pour d’autres strates.  

 
Tableau 4.3 

Moyenne de la prédiction 10 mois d’avance de trois mesures pour chaque strate : biais, écart type (ET) et racine 

carrée de l’erreur quadratique moyenne (REQM) par rapport à la référence (REQMmin) 
 

 Biais ET REQM REQMmin 

1 0,045 0,030 0,060 0,046 
2 0,066 0,030 0,077 0,094 
3 0,028 0,025 0,039 0,039 
4 0,049 0,018 0,053 0,061 
5 0,035 0,026 0,045 0,035 
6 0,047 0,021 0,053 0,064 
7 0,062 0,032 0,073 0,054 
8 0,105 0,030 0,111 0,154 
9 0,047 0,031 0,060 0,045 

10 0,165 0,035 0,173 0,160 
11 0,044 0,031 0,057 0,048 
12 0,134 0,030 0,138 0,092 
13 0,030 0,027 0,044 0,042 
14 0,081 0,022 0,086 0,074 
15 0,044 0,028 0,056 0,038 
16 0,067 0,022 0,072 0,072 
17 0,030 0,031 0,048 0,053 
18 0,114 0,029 0,120 0,146 
19 0,031 0,029 0,046 0,041 
20 0,095 0,030 0,105  0,172 
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Le rendement prédictif affiche une différence significative entre les strates, lorsqu’il n’y a qu’une 

caractéristique différente. La REQM de la strate 20, par exemple, est inférieure de 0,06 à celle de la strate 

10. Cela semble sous-entendre que les groupes de femmes pourraient présenter un biais ou une variance 

inférieurs aux groupes d’hommes lorsque les personnes non occidentales âgées de plus de 64 ans sont prises 

en compte. Étant donné l’âge et l’ethnicité des groupes et comparativement aux groupes non occidentaux 

(lignes paires), les résultats de la REQM sont bien inférieurs pour les groupes occidentaux (lignes impaires). 

Pour valider cette supposition, certaines strates sont combinées en sous-groupes présentant des caracté-

ristiques moins détaillées. Comme le montre la figure 4.1, le modèle fournit de meilleures prédictions pour 

le groupe occidental que pour les groupes non occidentaux, puisque les estimations a posteriori attendues 

atteignent principalement la réponse observée par mois. Le rendement comparatif pour les groupes d’âge 

ou de sexe est présenté en annexe B. 

 
Figure 4.1 Moyennes a posteriori mensuelles de la propension à répondre (PR) agrégées pour les groupes 

ethniques par rapport aux taux de réponse (TR) observés des groupes ethniques. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
Note : Mois de 2014-01 à 2018-12 pour le modèle estimé et mois de 2019-01 à 2019-10 pour les prédictions de PR. 

 

 
4.5 Dans quelle mesure l’exactitude de la prédiction dépend-elle de la 

longueur de la série chronologique d’enquête historique ? 
 

La principale préoccupation pour cette question est de déterminer la robustesse du rendement de la 

prédiction pour la quantité de séries chronologiques historiques utilisées aux fins d’entraînement du modèle 

et de prédiction. À cette fin, nous poursuivons avec la moyenne de prédictions de REQM sur trois mois et 

ses deux termes (le biais et l’écart type) au niveau général à un moment donné quelconque. Nous appelons 

cette moyenne fondée sur cette longueur la moyenne trimestrielle. Pour étudier l’incidence de la taille des 

données historiques, nous procédons à une validation croisée des séries chronologiques divisées par trois 

sur l’ensemble de données, c’est-à-dire un ajout successif de trois mois de nouvelles données à l’ensemble 
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de données d’entraînement utilisé pour les prédictions fondées sur le modèle. Cette analyse est réitérée en 

continu et la stratégie étape par étape est établie comme suit : 

1.  Sélectionner les composantes du modèle basées sur la série chronologique dans son ensemble. 

2.  Sélectionner l’ensemble de référence des périodes historiques de longueur .t  Diviser la fenêtre 

comme suit : l’ensemble d’entraînement oD  des premières périodes 3t   et l’ensemble d’essai 

tD  des trois dernières périodes.  

3. Utiliser les données oD  pour entraîner le modèle sélectionné, au moyen d’une simulation à partir 

de la distribution a posteriori de tous les paramètres du modèle, en connaissant .oD  

4. En fonction du modèle simulé en 3, les moyennes et variances prédictives a posteriori sont 

calculées pour les PR de chaque strate et de chaque moment donné de l’ensemble d’essai .tD  

5. En fonction des prédictions de PR individuelles mentionnées au point 4, calculer le biais général 

et l’écart type à l’aide de la proportion de l’échantillon ,g td  pour la strate g  au temps t  comme 

poids; alors l’équation (3.8) permet de calculer la moyenne trimestrielle de la REQM. 

6. Étendre la fenêtre à 1,t   avec une prévision sur une période supplémentaire. Répéter les étapes 3 

à 5 pour mettre à jour les prédictions de la REQM et ses deux termes.  

7. Répéter 6 jusqu’à ce que la longueur t  soit la dernière période disponible.  

 

Nous soulignons qu’il est nécessaire d’utiliser au moins deux ans comme longueur d’entraînement 

initiale, lorsque des composantes saisonnières sont incluses. Dans notre cas, les périodes sont des mois et la 

série chronologique s’étend jusqu’au 2019-07. 

À la figure 4.2, les estimations de la REQM, des biais et de l’écart type dépendent du temps et sont 

calculées pour les strates trois mois à l’avance. La fenêtre de référence des données d’entraînement pour 

ajuster le modèle optimal va de 2014-01 à 2015-12. Pendant la fenêtre de la série chronologique, les résultats 

des biais sont supérieurs à environ deux fois les écarts types. Par conséquent, les résultats de REQM sont 

dominés par les biais et présentent la même volatilité. Au bout du compte, leurs estimations sont d’environ 

0,06, alors que les estimations des écarts types enregistrent une légère augmentation. Ce dernier point est 

un peu étonnant, car l’on s’attendrait normalement à ce qu’utiliser une série chronologique plus longue pour 

estimer le modèle diminue les erreurs-types de prédiction a posteriori. Il s’avère, toutefois, que deux 

événements ont eu une importante incidence sur le rendement de la prédiction. Tout d’abord, au début de 

2017, la collecte des données a été interrompue du fait de problèmes techniques liés au serveur Web. Cet 

incident a eu d’importantes répercussions immédiates sur la PR et, par conséquent, sur le rendement de 

prédiction du modèle. Ensuite, en 2018, des incitatifs conditionnels ont été introduits et le questionnaire de 

l’enquête a été remanié pour pouvoir être utilisé à partir d’un téléphone intelligent. Cette intervention sur le 

plan a eu un effet plus progressif et durable.  
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Figure 4.2 Moyenne mobile en avant d’un pas du biais trimestriel (volet supérieur), écart type trimestriel (volet 
du milieu) et racine carrée de l’erreur quadratique moyenne (REQM) trimestrielle (volet inférieur). 
REQM (ligne pleine) par rapport à la REQM de référence (ligne pointillée) lorsque la longueur de 
l’ensemble de données d’entraînement se déplace le long de l’axe des x. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
Les résultats des biais et de la REQM enregistrent une importante hausse entre le 2016-10 et le 2017-02. 

Lorsque la fenêtre d’entraînement arrive au point 2016-10, la fenêtre d’essai commence à inclure les 

données de 2017-01 pour lesquelles les PR ont accusé une baisse. Leurs courbes continuent de croître et 

atteignent des maximums autour de 0,1, lorsque la fenêtre d’entraînement passe à 2016-12 et la fenêtre 

d’essai passe d’abord au mois « stable » 2017-03, lorsque les courbes des biais et de la REQM redescendent 

vers environ 0,05. Au cours de ces mois, on peut également observer une légère augmentation progressive 

de l’écart type. 

L’inclusion de ces mois aberrants influe sur l’exactitude des prédictions en 2017. Entre les mois 2017-

03 et 2017-12, les courbes des biais et de REQM sont plus volatiles et diminuent uniquement après 2018-

01. Les écarts types présentent une tendance à la hausse entre 2017-03 et 2017-12 et diminuent à peine. 

En 2018, l’incidence sur la propension à répondre de l’intervention sur le plan a été bien plus modeste 

qu’en 2017, mais comme elle est structurelle, elle a en fait une incidence sur l’exactitude de la prédiction 

en 2018 et en 2019. Ces deux événements, l’un technique et l’autre relevant d’un changement de plan, sont 

réalistes dans les pratiques d’enquête et peuvent avoir des répercussions désastreuses lorsqu’ils ne sont pas 

pris en considération. Nous présentons un exemple de la façon de les gérer. Les efforts supplémentaires 

pour cela sont les suivants : 

• Méthode de rejet. Pour les données initiales, supprimer les chiffres de réponse ,g tr  dans 2017-01 

et 2017-02, puis les traiter comme des données manquantes. Imputer ces données manquantes 

,g tr  par les moyennes a posteriori des réponses simulées à partir de la distribution prédictive 

a posteriori. Il convient de mentionner que dans la section 4.2, nous avons expliqué qu’utiliser 

des lois a priori particulières non normales pour les composantes de la série chronologique peut 
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également limiter l’effet de valeurs aberrantes. Si une valeur aberrante est assez extrême et qu’il 

est connu qu’elle a lieu à un moment particulier, il peut toutefois être préférable de la rejeter.  

• Méthode d’intervention. Inclure un terme d’intervention dans le modèle saisissant la potentielle 

modification structurelle. Ajouter des variables d’intervention binaires à la série de données 

initiales et les définir à 0-1, où, dans notre cas, elles prendraient la valeur 1 et s’activeraient à 

partir de 2018-01. Les effets potentiels relatifs à l’intervention pourraient être un effet fixe unique, 

un effet aléatoire propre à la strate ou les deux.  
 

Les résultats de l’application de ces deux méthodes séparément sont présentés à la figure 4.3. 

Ces deux méthodes ont un effet évident sur les prédictions. Dans la période allant de 2016-12 à 2017-

05, où s’arrête la fenêtre de la série chronologique d’entraînement, les moyennes a posteriori de la méthode 

de rejet présentent une tendance à la baisse, par rapport aux moyennes a posteriori du modèle initial 

(« complet » de la figure 4.3). Toutefois, entre 2017-10 et 2018-03, la différence dans les moyennes fondées 

sur le mode et dans les observations diminue dans la méthode de rejet. De plus, la méthode de rejet fait 

diminuer l’incertitude relative aux moyennes a posteriori, à mesure que l’intervalle de crédibilité devient 

plus étroit à partir de 2016-12. L’incidence de l’intervention sur la propension à répondre générale ne peut 

pas être bien estimée au moyen de quelques nouveaux mois seulement.  

 

Figure 4.3 Moyenne mobile en avant d’un pas des estimations a posteriori trimestrielles de la propension à 
répondre générale selon trois scénarios : 1) série chronologique initiale (volet supérieur); 2) nouvelle 
série chronologique en rejetant les données du début de 2017 (volet du milieu) et 3) nouvelle série 
chronologique en ajoutant les effets d’intervention (volet inférieur).  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
Note : Par rapport à la moyenne mobile trimestrielle des taux de réponse observés (ligne pointillée), les estimations fondées sur le modèle sont 

résumées par les moyennes a posteriori (ligne pleine) avec un intervalle de crédibilité à 95 % (bande grise). L’axe des X désigne la longueur 
des données d’entraînement de 2014 pour ce moment donné. 

 

Même si nous n’avons pas l’intention de fournir une explication détaillée des options de modélisation 

de changements accidentels et structuraux, le modèle de séries chronologiques que nous proposons peut être 

modifié d’une manière relativement simple et souple. Une réplique avec une longue série chronologique 

d’enquête s’impose pour se faire une idée des meilleures options. 
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5. Discussion 
 

Une prédiction exacte et fiable des propensions à répondre (PR) est la clé pour améliorer et optimiser 

des plans d’enquête adaptatifs. Une telle inférence peut être compliquée par une variation saisonnière et des 

tendances temporelles potentiellement propres à des strates de population. Dans la présente étude, nous 

introduisons un modèle bayésien hiérarchique de séries chronologiques pour fournir des prédictions de PR 

au niveau de la strate. Ce modèle est suffisamment souple pour inclure une variation saisonnière, diverses 

formes de tendances, des modifications du plan d’enquête et une dépendance aux strates, de sorte qu’il peut 

faciliter la préparation du plan d’enquête adaptatif dans un environnement d’enquête changeant. Ces 

modèles sont obtenus à partir de données d’enquête historiques et mis à jour avec de nouvelles données 

d’enquête.  

Dans la présente étude, nous appliquons cette méthode à une enquête répétée sur une population générale, 

l’enquête sur la santé menée aux Pays-Bas du Bureau central de la statistique des Pays-Bas, afin de fournir 

un soutien empirique pour un cas réaliste. Nous nous concentrons principalement sur l’amélioration des 

prédictions de PR au niveau de la strate soumises à des facteurs temporels. Selon diverses combinaisons de 

modèles comprenant ces facteurs, l’un de nos objectifs concrets est de rechercher le modèle le plus efficace 

offrant un compromis entre l’ajustement du modèle et la facilité du calcul. Le modèle optimal est sélectionné 

en fonction de critères permettant d’évaluer le rendement (CI élevés, valeurs 0,5)p   et une capacité 

prédictive PR(REQM basse).  Ces mesures fournissent une information précieuse sur l’amélioration relative 

obtenue en ajoutant de nouveaux facteurs. Cette approche souple permet à d’autres spécialistes de la 

recherche sur les enquêtes de tenir compte de différents facteurs temporels et de choisir finalement le modèle 

privilégié selon leurs paramètres.  

Les autres objectifs de la présente étude consistent à évaluer le rendement de la prédiction des PR dans 

leur ensemble et au niveau de la strate selon le modèle retenu. Nous utilisons des mesures prédictives, en 

particulier la racine carrée de l’erreur quadratique moyenne (REQM), pour évaluer l’incertitude des 

prédictions. Cela nous permet de comparer directement : 1) la réponse prévue générale avec les premières 

données à venir; 2) des moyennes annuelles de la réponse prévue pour chaque strate; et 3) des moyennes 

trimestrielles de la réponse prévue générale. Nous évaluons finalement le rôle de la longueur de la série 

chronologique d’enquête historique pour le modèle privilégié et dans un modèle réoptimisé lorsque des 

données sont reçues. Ce faisant, nous pouvons déterminer le moment propice pour commencer à mettre en 

œuvre un plan d’enquête adaptatif. Il convient de mentionner que lorsque le plan de l’enquête devient 

adaptatif, il devient moins évident de savoir comment connaître le changement temporel des paramètres du 

modèle. De plus, le modèle de séries chronologiques lui-même peut nécessiter une mise à jour selon le type 

d’adaptation d’enquête. 

Alors que notre tentative constitue un premier pas vers des plans d’enquête adaptatifs, il existe toutefois 

divers points à prendre en compte sur les plans méthodologique et pratique. Tout d’abord, notre approche 

s’applique à une enquête transversale fréquemment répétée. Les données historiques de telles enquêtes 

représentent une importante source d’estimations relativement robustes de coefficients de modèles et de 

prédictions fiables. Lorsqu’il s’agit d’une nouvelle enquête ou d’une enquête peu fréquente d’un bureau de 

la statistique, notre approche peut être moins efficace. Deuxièmement, nous supposons que la stratification 
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est effectuée sur un modèle entièrement saturé, c’est-à-dire que les strates sont prédéfinies par des variables 

auxiliaires qui sont des prédicteurs robustes de réponse en ligne. Comment varie le rendement de la 

prédiction lors de l’ajout de variables auxiliaires moins influentes ? Il est important d’évaluer la sensibilité 

des prédictions fiables en fonction du choix de variables auxiliaires. De plus, nous supposons que les strates 

sont fixes tout au long de la série chronologique. Dans les pratiques d’enquête, les données auxiliaires 

sélectionnées peuvent varier progressivement dans le temps, et donc, la pertinence de certaines strates 

également. Par conséquent, il est essentiel de tenir compte d’une variation de la stratification liée aux 

données auxiliaires lors de la prédiction de la réponse. Troisièmement, nous supposons que le plan de 

l’enquête ne change pas au fil du temps, c’est-à-dire que les hypothèses du modèle doivent être valides tout 

au long de la série chronologique. En cas d’intervention ou de l’introduction d’un autre mode 

d’autodéclaration (par exemple l’utilisation de téléphones intelligents), il convient d’inclure explicitement 

la variation des réponses que cela entraîne. Le recours à une méthodologie avancée est nécessaire, car il 

n’existe alors pas de connaissances historiques antérieures relatives à une modification du plan. L’inclusion 

d’un tel changement dans le modèle peut entraîner une importante variation et, avant que le modèle ne 

puisse fournir des renseignements sur les effets du changement sur les PR, un échantillonnage historique 

pour une période suffisamment longue doit d’abord être obtenu. 

Nous constatons également des limites dans la méthodologie proposée. Pour une année en particulier des 

données de l’enquête sur la santé réalisée aux Pays-Bas, nous observons une augmentation soudaine des 

écarts types de la propension à répondre prévue et des indicateurs de la qualité généraux. Cette hausse était 

attribuable à une intervention (les téléphones intelligents ont été introduits comme dispositifs de réponse 

ainsi que des incitatifs conditionnels). Les résultats montrent que le modèle peut être sensible à un 

changement de plan. Par conséquent, tenir compte des changements apportés au plan est nécessaire et 

réduira temporairement la performance prédictive.  

De futurs travaux de recherche doivent aborder les prédictions de réponse conditionnelles dans le cadre 

de plans d’enquête en mode mixte. Dans la présente étude, nous nous sommes uniquement concentrés sur 

des prédictions de réponse en mode unique. De telles considérations sont utiles pour optimiser les décisions 

en matière de plan d’enquête adaptatif, comme passer, par exemple, à un mode plus ou moins coûteux en 

fonction du budget. Notre méthode ouvre la voie à l’élaboration de tels modèles conditionnels.  

Actuellement, le modèle proposé est conçu pour les enquêtes transversales répétées, mais il peut être 

étendu à d’autres plans d’enquête et plans de sondage, comme le renouvellement de panel. Une telle 

extension signifierait qu’il faudrait ajouter au vecteur de modèle des propensions des panels à répondre ou 

des propensions à l’attrition et revoir la structure de corrélation entre les propensions. 
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Annexe A 
 

Tableau A.1 

Les variables auxiliaires forment 20 strates et la saison est jugée être un facteur qui influe sur la prédiction de 

la propension à répondre 
 

  Catégorie 

Variable auxiliaire Sexe Hommes 

Femmes 

Âge Enfants (<= 17 ans) 

Jeunes (18 à 34 ans) 

Personnes d’âge moyen (35 à 54 ans) 

Personnes âgées (55 à 64 ans) 

Retraités (>= 65 ans) 

Ethnicité Occidentaux (y compris, de souche et première et deuxième générations d’Occidentaux) 

Non-Occidentaux (y compris première et deuxième générations de non-Occidentaux) 

Variable Saison Hiver (janvier et février) 

Printemps (mars à mai) 

Été (juin à août) 

Automne (septembre à novembre) 

Noël (décembre) 

 
 
Annexe B 
 

Figure B.1 Moyennes a posteriori des tendances temporelles générales tu  selon M7 à M10. 
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Figure B.2 Comparaison des prédictions a posteriori de la propension à répondre (PR) pour des strates selon 
quatre modèles (M7 à M10) et des TR observés et sélection du modèle le plus compatible avec les 
valeurs aberrantes observées. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
Note : Les prédictions de la PR générale sont résumées comme les moyennes a posteriori (PR) et l’intervalle de crédibilité à 95 % (IC). 

 
 

Figure B.3 Prédictions a posteriori de la propension à répondre (PR) pour des strates par rapport aux TR 
observés selon M8, M9 et M11. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
            

Note : Les prédictions de la PR générale sont résumées comme les moyennes a posteriori (PR) et l’intervalle de crédibilité à 95 % (IC). 
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Figure B.4 Moyennes a posteriori mensuelles de la propension à répondre (PR) pour les groupes d’âge par 
rapport aux taux de réponse (TR) observés des groupes d’âge.  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
Note : Mois de 2014-01 à 2018-12 pour un ajustement du modèle et mois de 2019-01 à 2019-10 pour des prédictions de la PR. 

 
 

Figure B.5 Moyennes a posteriori mensuelles de la propension à répondre (PR) pour les hommes et les femmes 
par rapport aux taux de réponse (TR) observés pour chaque sexe.  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

Note : Mois de 2014-01 à 2018-12 pour un ajustement du modèle et mois de 2019-01 à 2019-10 pour des prédictions de la PR. 
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Annexe C 
 

La matrice de précision uQ  comprend la structure voisine des innovations de tendance (par exemple Rue 

et Held, 2005). Cheminement aléatoire de premier ordre :  

 

1 1

1 2 1

1 2 1
,

1 2 1

1 1

u

 
 
  
  

  
 
  
   

Q
  

  

Cheminement aléatoire de deuxième ordre : 

                   

1 2 1

2 5 4 1

1 4 6 4 1

1 4 6 4 1
.

1 4 6 4 1

1 4 5 2

1 2 1

u

 
 
  
  
 

  
 
 

  
  
 
  

Q
   

  

Le critère d’information de déviance DIC est défini par : 

      post DICDIC 2 log , ,p r n E p     

                          DIC post post2 log , log , ,p p r n E E p r n     

où  postE   est la moyenne a posteriori du paramètre latent,   post,p r n E   est la vraisemblance évaluée 

à la moyenne a posteriori de   et DICp  est une estimation du nombre efficace de paramètres de modèle. On 

préfère les modèles présentant des valeurs DIC plus faibles.  

Le critère d’information largement applicable WAIC est défini par : 

                                                  
 

 post WAIC
1, GT

, ,WAIC 2 log 2i i
i

E p r n p


     

                                     
 

    WAIC post post
1, GT

, .2 log l ,ogi i i i
i

p E p r n E p r n 


 
   

 
   

Ici,  ,i ip r n   est la vraisemblance instantanée pour une combinaison de strates en fonction du temps 

.i  Comme pour les DIC, on préfère les modèles présentant des valeurs WAIC plus faibles.  
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Annexe D 
 

Les modèles hiérarchiques binomiaux de séries chronologiques sont ajustés au moyen d’un 

échantillonneur de Gibbs. Pour la dérivation de l’ensemble de distributions conditionnelles complètes, nous 

nous reportons à (l’annexe de) la version du rapport technique de Boonstra et van den Brakel (2022). 

L’échantillonneur de Gibbs y est obtenu pour une catégorie générale de modèles hiérarchiques, qui 

comprend l’ensemble de modèles dont il est question dans la présente étude, à l’exception du fait que nous 

employons ici un modèle binomial plutôt qu’une distribution de données gaussienne. Heureusement, 

l’utilisation de l’approche d’augmentation de données à combinaison d’échelles pour des modèles 

logistiques binomiaux (Polson, Scott et Windle, 2013) permet de s’assurer que les mêmes distributions 

conditionnelles complètes de forme fermée comme dans le cas gaussien puissent être utilisées avec 

seulement des modifications minimes de leurs paramètres, ainsi qu’une distribution conditionnelle complète 

supplémentaire des facteurs d’échelle latents auxiliaires. Pour commencer avec cette dernière, la distribution 

conditionnelle complète pour le facteur d’échelle i  est fournie par : 

    G ,, . Pi i i irp n     

indépendamment de toutes les valeurs de .i  Pour simplifier la notation, nous utilisons l’indice i  plutôt que 

le double indice ,g t  utilisé dans le texte principal, et r  désigne le vecteur de réponse observée complet. Ici 

 i  est la variable explicative linéaire et  PG ,i i in   désigne la distribution de Pólya-Gamma avec les 

paramètres in  et   i  (voir Polson, Scott et Windle, 2013). Les distributions conditionnelles complètes des 

coefficients présentent des changements uniquement dans leurs paramètres. Par exemple, dans la 

distribution conditionnelle complète pour une composante d’effets aléatoires généraux, l’équation (A.28) 

du rapport technique, la matrice de précision 1Σ ,  devient  1Σ diag    et le vecteur de réponse y  est 

remplacé par la « réponse de travail » 
2 .r n




 Il en est de même pour les distributions conditionnelles 

complètes des effets fixes et des paramètres auxiliaires .  Toutes les autres distributions conditionnelles 

complètes demeurent inchangées.  
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Échantillonnage avec probabilités de tirage adaptatives 

Bardia Panahbehagh, Yves Tillé et Azad Khanzadi1 

Résumé 

Le présent article présente des méthodes d’échantillonnage adaptatif proportionnel à la taille, avec et sans remise. 
Des estimateurs sans biais y sont élaborés pour ces méthodes et leurs propriétés sont étudiées. Dans les deux 
versions, les probabilités de tirage sont adaptées pendant le processus d’échantillonnage à partir des observations 
déjà sélectionnées. À cette fin, dans la méthode avec remise, après chaque tirage et chaque observation de la 
variable d’intérêt, le vecteur de la variable auxiliaire sera mis à jour au moyen des valeurs observées de la variable 
d’intérêt pour que soit estimée la probabilité de sélection exacte proportionnelle à la taille. Dans la méthode sans 
remise, tout d’abord, à l’aide d’un échantillon initial, nous modélisons la relation entre la variable d’intérêt et la 
variable auxiliaire. Puis, en utilisant cette relation, nous estimons les unités de population inconnues (non 
observées). Enfin, à partir de ces unités de population estimées, nous sélectionnons un nouvel échantillon 
proportionnel à la taille sans remise. Ces méthodes peuvent améliorer considérablement l’efficacité des plans, 
non seulement dans le cas d’une relation linéaire positive, mais aussi dans le cas d’une relation non linéaire ou 
d’une relation linéaire négative entre variables. Nous étudions l’efficacité des plans au moyen de simulations et 
d’études de cas réels sur les plantes médicinales ainsi qu’au moyen de données sociales et économiques. 

 
Mots-clés : Échantillonnage adaptatif; efficacité; modèles de régression; plan d’échantillonnage. 

 
 

1. Introduction 
 

Lors de l’échantillonnage avec probabilité proportionnelle à la taille (PT), les unités d’échantillonnage 

sont sélectionnées proportionnellement à la taille d’une variable auxiliaire. Le plan d’échantillonnage avec 

probabilités inégales avec remise, à savoir la probabilité proportionnelle à la taille (PPT), a été présenté pour 

la première fois par Hansen et Hurwitz (1943). Madow (1949), Narain (1951) et Horvitz et Thompson 

(1952) ont proposé des versions sans remise de l’échantillonnage PPT, sous la forme PT.  De nombreux 

plans différents ont été proposés pour l’échantillonnage PT,  et 50 d’entre eux sont listés dans Brewer et 

Hanif (1983) et Tillé (2006, 2020). Presque toutes ces méthodes utilisent l’estimateur   (Narain, 1951; 

Horvitz et Thompson, 1952) pour calculer un estimateur sans biais du total de la population et son estimateur 

de variance. En général, l’échantillonnage PT  est plus efficace que l’échantillonnage PPT, mais la 

méthode PPT offre des avantages par rapport à la méthode PT  pour ce qui est de la simplicité de la 

sélection de l’échantillon et des calculs de l’estimateur de la variance. 

Nous cherchons à améliorer les plans d’échantillonnage PPT et PT  en fonction d’une méthode 

adaptative. L’adjectif « adaptatif » renvoie à l’utilisation de renseignements provenant des unités échan-

tillonnées dans le processus d’échantillonnage (Seber et Salehi, 2013). Dans les plans d’échantillonnage 

adaptatifs, il n’est pas possible de sélectionner l’échantillon final avant de commencer le processus 

d’échantillonnage. Le concept d’un plan d’échantillonnage adaptatif consiste à utiliser les renseignements 

tirés des unités d’échantillonnage observées pour obtenir le plus de renseignements possible sur la 

population. Les méthodes proposées sont faciles à mettre en œuvre. Nous présentons l’échantillonnage avec 

probabilité adaptative proportionnelle à la taille dans la section 2 et l’échantillonnage avec   adaptative 
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proportionnelle à la taille dans la section 3. Au moyen de simulations et d’études de cas réels, nous évaluons 

l’efficacité de l’échantillonnage PPT et de l’échantillonnage PT,  respectivement, dans les sections 4 et 

5. Les conclusions sont tirées dans la section 6. 

 
2. Échantillonnage avec probabilité adaptative proportionnelle à la 

taille 
 

Supposons une population finie dont l’ensemble d’étiquettes est désigné par  1, , , , .U k N … …  La 

variable d’intérêt est  1, , , ,k Ny y yy … …
T

 et la variable auxiliaire est  1, , , , .k Nx x xx … …
T

 On 

suppose que les deux variables sont positives et non nulles, c’est-à-dire 0, .N
y x   Supposons que le 

paramètre d’intérêt est le total de la variable d’intérêt :  

 .y k
k U

t y


    

Le total de la variable auxiliaire est représenté par : 

 .x k
k U

t x


    

De même, pour tout sous-ensemble A  de U  ayant une cardinalité ,AN  nous définissons  

 
1

, et = .yA k A k xA k
k A k A k AA

t y y y t x
N  

      

L’idée fondamentale qui sous-tend l’échantillonnage avec probabilité adaptative proportionnelle à la taille 

(PAPT) consiste à mettre à jour le vecteur des variables auxiliaires en se fondant sur les renseignements de 

la variable d’intérêt observée après chaque tirage. Pour prendre un échantillon PAPT de taille ,n  nous 

procédons de la façon décrite dans l’algorithme 1. 

 

Algorithme 1. Échantillonnage avec probabilité adaptative proportionnelle à la taille 

Définir  

   1
1 11 1 1, , , , , , , , .k N

k N

x x x x

x xx
p p p

t t t t

 
    

 

x
p … … … …

T

T
 (2.1) 

Définir  
0s   

Pour 1, , ,i n …  suivre les étapes suivantes :   

• Sélectionner une unité (supposons )j  dans U  selon les probabilités 1( , ,i ipp …  

, , ) .ik iNp p… T  

• Définir  1 .i is s j   

• Calculer       1 1 1 1 1
, , , , ,i i i k i N

p p p   
p … …

T
 où  

  1

1

si
, pour tous les .

si

i

i

k xs

i

x ysi k

k i

y t
k s

t tp k U

p k s






 




 (2.2) 

 



Techniques d’enquête, juin 2023 211 

 

 
Statistique Canada, no 12-001-X au catalogue 

Dans l’algorithme 1, les deux premières unités sont sélectionnées avec remise au moyen de 1p  et 

 2 1 ,p p  respectivement, et nous observons leurs valeurs .y  En effet, selon l’équation (2.2) dans 

l’algorithme 1, après avoir observé la valeur y  de la première unité de l’échantillon (supposons ),j  nous 

obtenons  

 
1

2

1

si
, pour tous les ,

si

j j j

j

x j xk

k

y x x
p k j

t y tp k U

p k j


  

 
 

  

ou, en bref, 2 1.p p  Par conséquent, il faut au moins les valeurs y  de deux unités différentes pour mettre 

à jour le vecteur des probabilités de tirage  .p  Pour la troisième unité à partir de là, d’après les valeurs y  

observées, nous mettons à jour le vecteur des probabilités de tirage. Chaque unité est ensuite sélectionnée 

au moyen d’un vecteur de probabilités de tirage différent.  

 

Résultat 1. Dans le cadre de l’échantillonnage PAPT, pour chaque = 1, , ,i n…  

                                                       1,ik
k U

p


   

et  

                                 
PAPT

1

1ˆ i

i

n
k

i ik

y
t

n p

   

est un estimateur sans biais de yt  ayant une variance  

  
2

2PAPT
1 1

1ˆ .
n N

k
y ik

i k ik

y
V t E t p

n p 

  
   
   

   

Un estimateur sans biais de la variance est obtenu par :  

           

2

PAPT PAPT
1

1ˆ ˆ ˆ ,
1

i

i

n
k

i ik

y
V t t

n n p

 
  

   
   

où 
iikp  est la e

ik  unité de  1 2, , , .i i i iNp p pp …
T

 

La preuve du résultat 1 se trouve à l’annexe A. 

Si nous paramétrons les probabilités de tirage comme étant exactement proportionnelles à la taille de ,y  

c’est-à-dire ,k k yp y t  nous obtenons un estimateur sans biais pour yt  ayant une variance nulle :  

        
PAPT

1 =1

1 1ˆ .i

i

n n
k ki

y
i iik k yi

y y
t t

n p n y t

      

En suivant la procédure de l’algorithme 1 étape par étape, la probabilité de tirage de l’unité k  se 

rapproche de la probabilité idéale proportionnelle à la taille basée sur .y  Pour le prouver, considérons que 

si les unités k  et   ont été sélectionnées au moins une fois dans les étapes jusqu’à l’étape i  inclusivement, 

alors dans toutes les étapes après l’étape ,i  le ratio de leurs probabilités de tirage est égal à ,ky y  qui est 

identique au cas idéal :  
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1

, .j j

j j

xs k xsjk k y

j x ys x ys y

y t y tp y t
j i

p t t t t y t


 
   
 
 



 

  

 

3. Échantillonnage avec probabilité adaptative proportionnelle à la 
taille sans remise (APT) 

 

En général, les plans d’échantillonnage sans remise sont plus efficaces que les plans d’échantillonnage 

avec remise de même taille en raison de l’inclusion de renseignements sans double compte. L’échantillon-

nage avec probabilité adaptative proportionnelle à la taille sans remise ( APT)  est une sorte de méthode 

adaptative de PT.  Pour prendre un échantillon APT  de taille ,n  nous procédons de la façon décrite 

dans l’algorithme 2. 

 
Algorithme 2. Échantillonnage avec probabilité adaptative proportionnelle à la taille sans remise 

( APT)  

1. À partir d’un plan d’échantillonnage classique (comme l’échantillonnage aléatoire simple sans 

remise [EASSR] ou PT),  un échantillon initial 0s  de taille 0n  sera sélectionné.  

2. Au moyen de 0 ,s  y  est modélisé, par exemple, par un polynôme d’ordre M  de x  pour 

détecter la relation potentiellement non linéaire entre x  et .y  Autrement dit, nous supposons 

un modèle de superpopulation tel que  

 2
0 1 2 , ,M

k k k M k ky x x x k U          …   

où k  est une variable aléatoire indépendante de kx  selon   0,kE    puis  

 2 *
0 1 2 0
ˆ ˆ ˆ ˆˆ , \ ,M

k k k M ky x x x k U U s         …   

où ˆ , 1, ,m m M  …  peut être estimé au moyen de la méthode des moindres carrés dans un 

échantillonnage de population finie. Si ˆky  est négatif ou nul, il est remplacé par une petite 

valeur positive de ,y  afin de ne pas obtenir de probabilités d’inclusion nulles.  

3. À partir de *ˆ , ,ky k U  nous sélectionnons une PT  de taille *
0 ,n n n   disons *.s  

 
Dans l’algorithme 2, on peut bien entendu utiliser tout modèle paramétrique ou non paramétrique au lieu 

d’un modèle linéaire pour obtenir une prévision de .ky  Notre méthode d’échantillonnage est d’autant plus 

efficace si la prédiction de ky  est exacte. Les valeurs prédites doivent être positives. Au moyen d’un plan 

d’échantillonnage APT,  nous pouvons estimer la population totale par  

 
*

0

*APT
ˆ ,k

k
k sk s k

y
t y




 


    

selon 

 
   

 
*

* *
0

* * *

ˆmin ,1 ,

ˆoù la variable constante est définie par min ,1 ,

k k k

k

k U

E I s c y

c c y n


  


 

(3.1)
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où kI  est une fonction indicatrice qui prend la valeur de 1 si l’unité k  est sélectionnée comme unité de *.s  

En ayant des probabilités d’inclusion exactement proportionnelles à la taille de y  comme dans l’équation 

(3.1), à condition que 

 
*

*
*0 1, pour tous les ,k

yU

n y
k U

t
     

nous obtenons  

 
*

*
* *, pour tous les ,k
k

yU

n y
k U

t
     

ce qui permet d’obtenir un estimateur sans biais pour yt  ayant une variance nulle :  

 *
0

* * *0 0

* *APT
ˆ .k k

k k ys yyU
k s k sk s k sk k yU

y y
t y y t t t

n y t
  

      


      

Ensuite, si nous pouvons estimer les valeurs y  en ayant une grande exactitude à partir de l’algorithme 2 et 

au moyen de l’échantillon initial 0 ,s  nous pouvons estimer yt  en ayant une grande efficacité. 

 

Résultat 2. Dans le cadre de l’échantillonnage APT,  

 
*

0

*APT
ˆ ,k

k
k sk s k

y
t y




 


    

est un estimateur sans biais de yt  ayant une variance  

         
* *

*

* *APT
ˆ ,k

k

k U U k

y y
V t E


 

 
     

  


 

  

et, à condition que toutes les *
k   soient strictement positives (ce qui dépend du plan d’échantillonnage 

utilisé dans *),U  un estimateur de variance sans biais est 

                
* *

*

* * *APT

ˆ ˆ ,k k

k s s k k

y y
V t


 




  
  

  

  

où * * * *
k k k         et  *

0 .k kE I I s    

La preuve du résultat 2 se trouve à l’annexe B. 

Dans 
APT

ˆ ,t


 pour les cas extrêmes où la taille de *s  est trop petite, nous pouvons exagérer le rôle de *s  

dans l’estimation par rapport à 0.s  Nous pouvons ensuite ajuster l’estimateur en ajoutant un paramètre de 

pondération, disons 0 1   comme suit :  

  
*

0

*APT
0 0

1 1ˆ 1 .k
k

k sk s k

y
t N y

N n n
 




 
   

   
    

 

Résultat 3. Dans le cadre de l’échantillonnage APT ,  si nous sélectionnons 0s  par EASSR, alors   

(i) 
APT APT

ˆ ˆ ,t t
 
  pour  0 ,N n N    

(ii) 
APT

t̂


 est sans biais,  APT
ˆ ,yE t t


  
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(iii) au moyen de la variance suivante :  

   

 
  * *

2
2 *

2 * *APT
0

2

2 20

0 0

ˆ

1
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      

   
    

   

  


 
  

où 0 0 ,f n N  

(iv) et un estimateur sans biais de la variance, à condition que toutes les *
k   soient strictement 

positives, est  
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où  
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2 22 2
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(v) La valeur optimale de   pour minimiser la variance de l’estimateur est  

                                 
 
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



  

 
   




 (3.2) 

 
4. Simulations pour l’échantillonnage avec probabilité adaptative 

proportionnelle à la taille 
 

Afin d’évaluer les plans d’échantillonnage, nous avons exécuté des simulations à partir de données 

réelles. Toutes les simulations des sections 4 et 5 ont été mises en œuvre au moyen de méthodes de Monte 

Carlo selon 2 000 itérations. Nous utilisons une étude de cas réelle portant sur les plantes médicinales et des 

données réelles du Centre statistique d’Iran pour les années 2015 et 2016 (https://www.amar.org.ir) pour 

évaluer les résultats de la section 2. Pour comparer les plans d’échantillonnage, on définit l’efficacité par  

 
 
 

Efficacité ,
ˆ

sV N y
F

V t




   (4.1) 

où sy  est la moyenne de l’échantillon dans l’échantillonnage aléatoire simple avec remise (EASAR) de 

taille ,n  et où t̂  indique l’estimateur de Hansen-Hurwitz selon un échantillonnage PPT, un échantillonnage 

PAPT comptant n  tirages ou un estimateur   dans PT.  Pour chaque cas, nous indiquons la variable 

d’intérêt et la variable auxiliaire. Les probabilités de tirage pour PPT et PAPT sont calculées à partir des 

équations (2.1) et (2.2), respectivement. De plus, les probabilités d’inclusion pour PT  sont calculées à 

partir de la variable auxiliaire au moyen de l’équation (3.1). Pour les probabilités d’inclusion dans l’équation 
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(3.1), nous avons utilisé U  et m  au lieu de *U  et de * ,n  respectivement. Comme les plans d’échan-

tillonnage PAPT et PT  sont, respectivement, avec et sans remise, afin d’avoir une comparaison équitable, 

le coût de l’échantillon doit être le plus égal possible pour tous les plans d’échantillonnage. À cette fin, dans 

chaque itération, un échantillonnage PAPT est d’abord mis en œuvre, puis pour l’échan-tillonnage PT,  

la taille de l’échantillon est fixée au nombre d’unités distinctes obtenues avec n  tirages dans 

l’échantillonnage PAPT. Pour mettre en œuvre l’échantillonnage PT  dans cette section, nous avons utilisé 

la méthode éliminatoire basée sur la fonction UPtille disponible dans le module sampling du logiciel 

R (Tillé et Matei, 2015). 

Aux fins des simulations, nous avons considéré deux types de données :   

1. Plantes médicinales : Les données proviennent d’une étude de cas réelle sur la fleur de camomille 

(Panahbehagh, Bruggemann, Parvardeh, Salehi et Sabzalian, 2018) pour utilisation médicinale. La 

moyenne de population de l’« essence » est le paramètre d’intérêt pour lequel 44,4yt   et 

60.N   Dans la pratique, la variable d’intérêt n’est pas connue avant l’échantillonnage, alors 

nous utilisons quatre variables auxiliaires facilement accessibles ayant diverses corrélations avec 

la variable d’intérêt. Les quatre variables auxiliaires et les corrélations sont le « poids à l’état frais 

des fleurs », soit 0,33; le « poids à l’état sec des fleurs », soit 0,59; la « hauteur de la tige », soit 

0,53; et le « nombre de pétales », soit 0,71. Les résultats sont présentés à la figure 4.1, où les 

corrélations sont désignées par .r  

2. Données sociales : Ces données, provenant du Centre statistique d’Iran, ont été recueillies dans 

les 31 provinces iraniennes en 2015 et en 2016 (www.amar.org.ir). Les données sur le mariage, 

le divorce et les diplômes universitaires sont des statistiques officielles portant sur toutes les 

populations cibles, fondées, respectivement, sur les données de l’Organisation nationale de 

l’enregistrement de l’état civil et celles du ministère de la Science, de la Recherche et de la 

Technologie. De plus, la taille des populations provinciales est fondée sur le recensement iranien 

de 2016. Nous avons considéré quatre situations selon une variable auxiliaire et une variable 

d’intérêt : 

– le nombre enregistré de « Divorces après moins d’un an de mariage » et de « Mariages » 

comme étant, respectivement, la variable d’intérêt et la variable auxiliaire; 

– le nombre enregistré de « Divorces après moins d’un an de mariage » et de « Divorces » 

comme étant, respectivement, la variable d’intérêt et la variable auxiliaire;  

– le nombre enregistré de « Titulaires de baccalauréat » et de « Diplômes » comme étant, 

respectivement, la variable d’intérêt et la variable auxiliaire;  

– le nombre enregistré de « Titulaires de maîtrise et niveau supérieur » et de « Diplômes » 

comme étant, respectivement, la variable d’intérêt et la variable auxiliaire.  
 

Les résultats sont présentés à la figure 4.2.  
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Comme on peut le voir à la figure 4.1, en général, lorsque l’on compare l’axe vertical, plus la corrélation 

est élevée, plus l’efficacité est élevée. En comparant la figure 4.2 et la figure 4.1, l’efficacité augmente de 

façon spectaculaire pour les données sociales comparativement aux plantes médicinales, ce qui était 

prévisible étant donné les corrélations supérieures à 0,90 dans les données sociales. On s’attendait à une 

relation positive entre la corrélation et l’efficacité, car quand la corrélation est élevée, le vecteur des 

probabilités de tirage donne une approximation de la probabilité d’échantillonnage exacte proportionnelle à 

la taille de manière plus précise. 

 
 
Figure 4.1  Efficacités de PT,  de PAPT et de PPT par rapport à EASAR pour les données sur les plantes 

médicinales selon différentes variables auxiliaires. m  est la taille de PT,  qui est l’espérance de 
Monte Carlo du nombre d’unités distinctes dans leurs plans d’échantillonnage avec remise (PPT et 
PAPT) respectifs de taille .n  La variable d’intérêt et la variable auxiliaire sont représentées dans 
le coin supérieur gauche de chaque graphique, et leur coefficient de corrélation de Pearson respectif 
est indiqué par .r  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
 
 

Note : Échantillonnage aléatoire simple avec remise (EASAR); Proportionnelle à la taille (PT); Probabilité adaptative proportionnelle à 
la taille (PAPT); Probabilité proportionnelle à la taille (PPT). 
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Figure 4.2  Efficacités de PT,  de PAPT et de PPT par rapport à EASAR pour les données sociales selon 
différentes variables auxiliaires et corrélations. m  est la taille de PT,  qui est l’espérance de 
Monte Carlo du nombre d’unités distinctes dans leurs plans d’échantillonnage avec remise (PPT et 
PAPT) respectifs de taille .n  La variable d’intérêt et la variable auxiliaire sont représentées dans 
le coin supérieur gauche de chaque graphique, et leur coefficient de corrélation de Pearson respectif 
est indiqué par .r  

   

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
 
 
 

Note : Échantillonnage aléatoire simple avec remise (EASAR); Proportionnelle à la taille (PT); Probabilité adaptative proportionnelle à 
la taille (PAPT); Probabilité proportionnelle à la taille (PPT). 

 
À la figure 4.1, pour les données sur les plantes médicinales, l’échantillonnage PAPT est plus efficace 

que l’échantillonnage PPT dans tous les cas. L’efficacité de la méthode PPT fluctue légèrement avec la 

variation de ,n  ce qui montre que l’augmentation de la taille de l’échantillon permet d’améliorer les 

méthodes EASAR et PPT au même niveau. Parallèlement, l’efficacité de l’échantillonnage PAPT augmente 

généralement avec l’augmentation de la taille de l’échantillon. De fait, dans la méthode PAPT, plus la taille 

de l’échantillon est grande, plus les unités de variables auxiliaires sont à jour et, par conséquent, plus 

l’approximation de la probabilité proportionnelle à la taille exacte est précise. De plus, bien que l’efficacité 

de la méthode PAPT soit beaucoup plus proche de celle de PT  que de celle de PPT dans la plupart des 

cas, l’efficacité de PT,  en particulier pour les grands échantillons, est supérieure à celle des deux autres 

méthodes dans tous les cas de la figure 4.1, et l’écart augmente avec l’augmentation de .n  Comme dernier 

point de la figure 4.1, l’efficacité de la méthode PAPT est souvent à peu près identique à celle de PT  si 

la taille de l’échantillon est inférieure à environ 15 % de la taille de la population (soit une taille raisonnable 

d’échantillon). 

      m = 3          m = 5          m = 7          m = 9          m = 11               m = 3          m = 5          m = 7          m = 9           m = 10 

       n = 3           n = 6           n = 9            n = 12         n = 15                n = 3            n = 6           n = 9           n = 12          n = 15 

 « Divorces après moins d’un an de mariage » et « Mariages »                                                             « Divorces après moins d’un an de mariage » et « Divorces » 
  r = 0,94                                                                                                                                                  r = 0,96 

 

ΠPT 

PAPT 

PPT 

 

ΠPT 

PAPT 

PPT 

  
  

   
  

   
   

 E
ff

ic
ac

it
é 

   
  

   
   

  
   

  
   

   
  

   
  

   
   

  
   

  E
ff

ic
ac

it
é 

 2
6

   
  

   
30

   
  

   
34

   
  

   
38

   
  

   
   

  
   

  
   

  
   

   
 9

,5
   

   
  

   
  1

0,
5 

  
  

   
  

   
   

 E
ff

ic
ac

it
é 

   
  

   
   

  
   

  
   

   
  

   
  

   
   

  
   

  E
ff

ic
ac

it
é 

 1
9

   
  

   
21

   
  

  2
3

  
   

   
25

  
   

   
  

   
   

  
  

   
10

,5
  

   
 1

1
,5

   
  

 1
2,

5
   

   
 1

3
,5

 

      m = 3          m = 5          m = 7          m = 9          m = 10               m = 3          m = 5           m = 7          m = 9          m = 10 

       n = 3           n = 6            n = 9           n = 12         n = 15                n = 3            n = 6           n = 9           n = 12          n = 15 

 « Titulaires de baccalauréat » et « Diplômés »                                                                                    « Titulaires de maîtrise et niveau supérieur » et « Diplômés » 
  r = 0,99                                                                                                                                                r = 0,96 

  

ΠPT 

PAPT 

PPT 

  

 ΠPT 

 PAPT 

 PPT 



218 Panahbehagh, Tillé et Khanzadi : Échantillonnage avec probabilités de tirage adaptatives 

 

 
Statistique Canada, no 12-001-X au catalogue 

La plupart des résultats de la figure 4.2 sont semblables à ceux de la figure 4.1. Pour les données sociales 

comme pour les données sur les plantes médicinales, l’échantillonnage PAPT est plus efficace que 

l’échantillonnage PPT dans tous les cas, et l’efficacité de l’échantillonnage PAPT augmente généralement 

(en ayant quelques fluctuations) quand la taille de l’échantillon augmente. Cependant, soulignons que 

contrairement à ce qui est observé concernant les données sur les plantes médicinales, la méthode PAPT est 

plus efficace que la méthode PT  dans certains cas. Ce résultat est intéressant parce qu’il est beaucoup 

plus facile de mettre en œuvre et de calculer les estimateurs dans l’échantillonnage PAPT que dans 

l’échantillonnage PT.  En fin de compte, l’efficacité de l’échantillonnage PPT fluctue de nouveau, mais 

cette fois-ci, elle a tendance à diminuer légèrement quand n  augmente. 

 
5. Simulations pour l’échantillonnage avec probabilité adaptative 

proportionnelle à la taille sans remise (APT) 
 

En suivant la notation utilisée dans l’équation (4.1), « »  indique la stratégie particulière, à savoir la 

méthode PT, APT  ou APT ,  et sy  est la moyenne de l’échantillon dans EASSR selon une taille .n  

Concernant la remarque de l’étape 2 de l’algorithme 2 relative aux valeurs négatives de ˆ,y  nous les 

remplaçons par 0,0001 dans les simulations. 

De plus, pour l’échantillonnage PT  et l’étape 3 de l’algorithme 2 dans l’échantillonnage APT,  nous 

avons utilisé le plan d’échantillonnage à entropie maximale basé sur la fonction UPmaxentropy 

disponible dans le module sampling du logiciel R (Tillé et Matei, 2015). 

 
5.1 Données de Boston 
 

Dans la présente sous-section, nous analysons un ensemble de données de la ville de Boston (consulter 

la figure 5.1). Trois variables différentes de la valeur du logement pour les banlieues de Boston (Harrison 

et Rubinfeld, 1978; Belsley, Kuh et Welsch, 1980) se trouvent dans le module MASS du logiciel R, à savoir :   

• rm : le nombre moyen de pièces par logement;  

• lstat : le pourcentage de la population en situation économique faible et défavorisée dans les 

banlieues de Boston;  

• medv : la valeur médiane des logements occupés par leur propriétaire en milliers de dollars.  
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Figure 5.1 Relation entre trois variables d’intérêt, à savoir rm, lstat et medv, pour les données de Boston. Dans 
cette matrice de graphiques 3 3,  la partie inférieure non diagonale permet de tracer des nuages 
de points comportant des régressions par les moindres carrés linéaires ajustées, la diagonale 
représente les histogrammes avec le nom des variables et la partie supérieure non diagonale 
représente les coefficients de corrélation de Pearson. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 
 

Note : rm : le nombre moyen de pièces par logement; lstat : le pourcentage de la population en situation économique faible et défavorisée 
dans les banlieues de Boston; medv : la valeur médiane des logements occupés par leur propriétaire en milliers de dollars.  

 

Dans les secteurs urbains et résidentiels, on peut s’attendre à ce qu’une plus grande superficie de 

logement signifie un plus grand nombre de pièces. En outre, plus le logement est grand, plus sa valeur 

devrait être élevée. Il existe ainsi une relation positive entre la superficie des logements et le nombre moyen 

de pièces dans chaque logement, et entre le nombre moyen de pièces et la valeur d’un logement. Par ailleurs, 

les personnes défavorisées sur le plan économique vivent généralement dans des logements plus petits, de 

sorte que plus la proportion de personnes défavorisées dans un secteur résidentiel est élevée, plus la demande 

de petits logements est élevée, et par conséquent, le nombre moyen de pièces par logement dans ce secteur 

sera plus petit. Il s’ensuit que, dans un secteur résidentiel, il y a une relation négative entre la proportion de 

personnes défavorisées et le nombre moyen de pièces dans chaque logement. 

Pour modéliser la variable d’intérêt y  en fonction de la variable auxiliaire ,x  nous avons utilisé  

 2 3
0 1 2 3
ˆ ˆ ˆ ˆˆ ,k k k ky x x x        (5.1) 

où les coefficients sont estimés selon la méthode des moindres carrés pour les erreurs. Dans ce cas-ci, selon 

le résultat 3, on utilise l’estimateur de la valeur optimale de   obtenu dans l’équation (3.2), où 
2 2

0
ˆ

y yS s  et  
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ˆ .k k k

k

k U U k s sk k k

y yy y
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     


   

  

Les résultats des simulations sur les données de Boston sont présentés dans le tableau 5.1. Dans tous les cas, 

la méthode APT  est meilleure que la méthode APT  et, dans presque tous les cas, elle est plus efficace 
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que la méthode EASSR (sauf dans certains cas où les valeurs de n  et 0n  sont petites). De plus, pour 

l’échantillonnage APT  et APT ,  l’efficacité augmente généralement quand n  et 0n  augmentent. Dans 

chaque modèle, les 2R  pour différents cas fluctuent légèrement autour d’une certaine valeur et, comme on 

pouvait s’y attendre, les valeurs s’avèrent indépendantes de la taille initiale de l’échantillon. Ensuite, nous 

avons indiqué seulement les valeurs médianes des 2R  pour les différents cas dans le tableau. 

Comme prévu, plus la valeur absolue de la corrélation entre x  et y  est élevée, plus 2R  est élevé. Par 

conséquent, puisque les méthodes APT  et APT  reposent sur le modèle de régression pour prédire 

les valeurs ,y  plus 2R  est élevé, plus l’efficacité de APT  et de APT  est grande. De plus, la méthode 

PT  est meilleure que la méthode EASSR seulement pour rm-medv, qui a une relation positive et presque 

linéaire avec certaines valeurs aberrantes, et PT  est moins efficace que la méthode EASSR pour les deux 

autres modèles ayant des corrélations négatives (bien qu’elles soient fortes). L’utilisation d’un modèle de 

régression fait en sorte que les échantillonnages APT  et APT  ne sont pas touchés par le signe des 

corrélations. Dans le modèle rm-medv, la méthode PT  est meilleure que les autres, mais pour les 

échantillons de grande taille, APT  pourrait s’approcher de PT.  

Si l’on examine en détail les résultats de la méthode Monte Carlo, l’échantillonnage APT,  en 

exagérant le rôle de *s  (comme nous l’avons vu à la section 3) dans certaines itérations, permet de produire 

des estimations très biaisées pour le paramètre. Étant donné qu’il ne peut pas être aussi efficace que 

l’EASSR pour les modèles medv-rm et lstat-rm, dans la prochaine simulation sur les données économiques, 

nous comparons simplement les efficacités des plans d’échantillonnage APT  et PT.  

 

Tableau 5.1 

Efficacités de PT,  de APT  et de APT  selon 3M   pour les données de Boston. Pour chaque cas, la 

variable d’intérêt y  et la variable auxiliaire x  sont précisées. 0n  et n  représentent les tailles d’échantillon 

initiales et finales, respectivement, F  désigne l’efficacité et 2R  est la valeur de R au carré du modèle 
2 3

0 1 2 3
ˆ ˆ ˆ ˆˆ

k k k ky x x x        
 

 n  0n  2R  PT
F


 

APT
F


 

APT
F


 

x = medv, y = rm, N = 506 50 15 0,63 1,65 0,59 0,83 
20   0,70 1,05 
25   0,62 1,22 

75 20  1,65 0,81 1,01 
30   0,84 1,27 
40   0,89 1,43 

100 25  1,50 0,96 1,15 
30   0,78 1,34 
50   0,89 1,36 

x = stat, y = rm, N = 506 50 15 0,49 0,72 0,62 0,91 
20   0,40 1,03 
25   0,63 1,05 

75 20  0,71 0,77 0,97 
30   0,77 1,10 
40   0,71 1,19 

100 25  0,76 0,93 1,15 
30   0,86 1,23 
50   0,79 1,18 

Note : rm : le nombre moyen de pièces par logement; lstat : le pourcentage de la population en situation économique faible et défavorisée dans les 
banlieues de Boston; medv : la valeur médiane des logements occupés par leur propriétaire en milliers de dollars.  
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Tableau 5.1 (suite) 

Efficacités de PT,  de APT  et de APT  selon 3M   pour les données de Boston. Pour chaque cas, la 

variable d’intérêt y  et la variable auxiliaire x  sont précisées. 0n  et n  représentent les tailles d’échantillon 

initiales et finales, respectivement, F  désigne l’efficacité et 2R  est la valeur de R au carré du modèle 
2 3

0 1 2 3
ˆ ˆ ˆ ˆˆ

k k k ky x x x        
 

 n  0n  2R  PT
F


 

APT
F


 

APT
F


 

x = medv, y = lstat, N = 506 50 15 0,70 0,11 1,20 1,51 
20   1,12 1,51 
25   1,08 1,64 

75 20  0,11 1,43 1,78 
30   1,41 1,93 
40   1,23 1,76 

100 25  0,10 1,40 1,91 
30   1,42 1,79 
50   1,41 1,93 

Note : rm : le nombre moyen de pièces par logement; lstat : le pourcentage de la population en situation économique faible et défavorisée dans les 
banlieues de Boston; medv : la valeur médiane des logements occupés par leur propriétaire en milliers de dollars.  

 

 
5.2 Données économiques 
 

Les données découlant de quatre variables économiques différentes pour 180 pays, partiellement 

disponibles de 1980 à 2006, ont servi à évaluer les résultats de la section 3. Les données ont été recueillies 

sur le site Web de la Banque mondiale (2021). Les quatre variables prises en compte dans la simulation sont 

les suivantes.   

• PIB : Le produit intérieur brut par habitant fondé sur la parité de pouvoir d’achat. Le PIB est le 

produit intérieur brut converti en dollars internationaux au moyen des taux de parité de pouvoir 

d’achat. Un dollar international a le même pouvoir d’achat par rapport au PIB que le dollar 

américain aux États-Unis. Le PIB aux prix d’acquisition est la somme de la valeur ajoutée brute 

par tous les producteurs résidents de l’économie, plus les taxes sur les produits et moins les 

subventions non incluses dans la valeur des produits. Il est calculé sans déduire l’amortissement 

des biens fabriqués ni l’épuisement et la dégradation des ressources naturelles. Les données sont 

en 2 000 dollars internationaux constants.  

• TMI : Le taux de mortalité infantile pour 1 000 naissances correspond au nombre de nourrissons 

qui meurent avant d’avoir atteint l’âge de un an.  

• EVN : L’espérance de vie à la naissance indique le nombre d’années qu’un nouveau-né vivrait si 

les tendances dominantes en matière de mortalité au moment de sa naissance restaient identiques 

tout au long de sa vie.  

• NMAS : Le nombre moyen d’années de scolarité dans la population totale âgée de plus de 25 ans.  

 

Les ressources humaines sont un des facteurs de production, et plus la qualité et la quantité des ressources 

humaines sont élevées, plus la productivité et la production de l’économie sont élevées. Il est possible 

d’accroître la qualité des ressources humaines en améliorant leur santé et leur bien-être. L’amélioration des 
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soins de santé fait augmenter l’espérance de vie et réduit la mortalité. De plus, la formation des ressources 

humaines conduit à leur promotion dans les domaines scientifiques et technologiques. Par conséquent, 

l’espérance de vie et le nombre moyen d’années de scolarité ont une relation positive avec le PIB par 

habitant, et le taux de mortalité a une relation négative avec le PIB par habitant. 

La relation entre les quatre variables est présentée à la figure 5.2. La taille de population N  varie pour 

les différentes paires en raison de l’exclusion des données manquantes. 

 
Figure 5.2 Relation entre les quatre variables des données économiques. Les nuages de points des variables 

sont présentés avec les coefficients de corrélation de Pearson pour les deux variables en haut de 
chaque nuage de points. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

Note : Taux de mortalité infantile (TMI); Espérance de vie à la naissance (EVN); Nombre moyen d’années de scolarité (NMAS); Produit 
intérieur brut (PIB). 

 
Les résultats présentés dans le tableau 5.2 peuvent se résumer comme suit :   

• La méthode APT  est plus efficace que la méthode EASSR dans tous les cas, mais la méthode 

PT  est très inefficace dans les cas comportant des relations non linéaires ou négatives. Dans 

tous les cas, sauf pour le modèle NMAS-PIB, la méthode APT  est plus efficace que la méthode 

PT.  

            Corrélation = -0,94                                       Corrélation = 0,82                                    Corrélation = -0,82 

 

  
  

   
  

   
   

  
   

   
 E

V
N

   
  

   
   

  
   

   
  

   
  

   
  

   
   

  
   

   
  

   
   

  
   

   
  

   
   

  
P

IB
 

  
  3

0
   

   
40

   
   

 5
0

   
   

60
   

   
 7

0
   

   
80

   
   

   
   

   
   

   
   

   
   

  0
  1

0
 0

0
0 

   
   

  3
0

 0
00

   
   

  5
0

 0
0

0 

  
  

   
  

   
   

  
   

   
N

M
A

S
   

  
   

   
  

   
   

   
  

   
  

   
   

  
   

   
  

   
   

  
   

   
  

   
   

  
  P

IB
 

  
0 

   
   

2 
   

   
4 

   
   

6 
   

   
8 

   
  1

0
   

  1
2

   
  

   
   

   
   

   
   

   
   

 0
  5

 0
00

   
   

15
 0

0
0 

   
  2

5 
00

0
   

   
35

 0
0

0 

   0            50         100         150                                    30     40      50      60      70      80                   0       2        4       6        8       10     12 

                         TMI                                                                EVN                                                             NMAS 

0             50          100         150                            0        2        4       6        8      10      12                   0            50          100         150 

                         TMI                                                          NMAS                                                              TMI 

            Corrélation = -0,67                                      Corrélation = 0,69                                     Corrélation = 0,83 
  

  
   

  
   

   
  

   
   

 E
V

N
   

  
   

   
  

   
   

  
   

  
   

  
   

   
  

   
   

  
   

   
  

   
   

  
   

   
  

P
IB

 
  

30
   

   
4

0 
   

   
50

   
   

 6
0

   
   

70
   

   
 8

0
   

  
   

   
   

   
   

   
   

   
  0

  1
0 

00
0

   
   

  3
0

 0
00

   
   

  5
0

 0
00

0 

 



Techniques d’enquête, juin 2023 223 

 

 
Statistique Canada, no 12-001-X au catalogue 

• TMI-PIB et EVN-PIB affichent presque la même tendance, mais en ayant des signes différents. 

La méthode APT  est efficace dans les deux cas et elle est plus efficace dans le modèle ayant 

une corrélation absolue plus élevée. Cependant, la méthode PT  est efficace pour la relation 

positive (EVN-PIB) et très inefficace pour la relation négative (TMI-PIB).  

• Pour NMAS-EVN, bien que la relation soit positive et presque linéaire (étant donné que 
2 20,82 0,67R    pour 0 1

ˆ ˆˆ = ),k ky x   mais contrairement à APT  qui est un plan efficace, 

PT  est très inefficace comparativement à EASSR.  

• Les corrélations dans les deux modèles NMAS-EVN et TMI-NMAS sont identiques, mais selon 
2 ,R  il semble que l’équation de régression (5.1) permet de mieux prédire ŷ  dans le modèle TMI-

NMAS que dans le modèle NMAS-EVN. Par conséquent, la moyenne des efficacités du modèle 

TMI-NMAS (2,93) est supérieure à celle du modèle NMAS-EVN (2,47).  

• TMI-EVN a la valeur 2R  la plus élevée, et pour les grandes tailles d’échantillon initiales et 

finales, l’efficacité de la méthode APT  est la plus élevée comparativement à d’autres 

méthodes ayant les mêmes tailles d’échantillon initiales et finales.  

• En général, l’augmentation de la taille de l’échantillon accroît l’efficacité de la méthode 

APT .  

• Pour la méthode APT ,  dans tous les cas (à l’exception du modèle TMI-PIB), l’efficacité la 

plus élevée (en moyenne) est observée à la plus grande taille d’échantillon  150 .n   

 

Tableau 5.2 

Efficacités de PT  et de APT  selon = 3M  pour les données économiques. Pour chaque cas, la variable 

d’intérêt y  et la variable auxiliaire x  sont précisées. 0n  et n  représentent les tailles d’échantillon initiales et 

finales, respectivement, F  désigne l’efficacité et 2R  est la valeur de R au carré du modèle 0
ˆˆ =ky    

2 3
1 2 3
ˆ ˆ ˆ .k k kx x x     La taille de la population N  est différente pour les différentes paires en raison de 

l’exclusion des données manquantes 
 

 n  0n  2R  
PT

F


 
APT

F


 

x = TMI, y = PIB, N = 1 522 80 20 0,70 0,07 2,18 
30   2,30 
40   2,35 

100 30  0,08 2,39 
40   2,12 
50   2,13 

150 40  0,07 1,88 
60   1,94 
80   2,22 

x = TMI, y = EVN, N = 1 619 80 20 0,85 0,01 1,32 
30   2,67 
40   2,94 

100 30  0,01 2,02 
40   2,81 
50   2,89 

150 40  0,01 2,62 
60   4,17 
80   3,22 

Note : Taux de mortalité infantile (TMI); Produit intérieur brut (PIB); Espérance de vie à la naissance (EVN); Nombre moyen d’années de 
scolarité (NMAS). 
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Tableau 5.2 (suite) 

Efficacités de PT  et de APT  selon = 3M  pour les données économiques. Pour chaque cas, la variable 

d’intérêt y  et la variable auxiliaire x  sont précisées. 0n  et n  représentent les tailles d’échantillon initiales et 

finales, respectivement, F  désigne l’efficacité et 2R  est la valeur de R au carré du modèle 0
ˆˆ =ky    

2 3
1 2 3
ˆ ˆ ˆ .k k kx x x     La taille de la population N  est différente pour les différentes paires en raison de 

l’exclusion des données manquantes 
 

 n  0n  2R  
PT

F


 
APT

F


 

x = EVN, y = PIB, N = 2 357 80 20 0,76 1,31 2,46 
30   2,68 
40   2,38 

100 30  1,29 2,63 
40   2,57 
50   2,14 

150 40  1,41 2,86 
60   2,58 
80   2,51 

x = NMAS, y = EVN, N = 452 80 20 0,75 0,08 2,29 
30   2,71 
40   2,30 

100 30  0,08 2,66 
40   2,34 
50   2,50 

150 40  0,07 2,82 
60   2,54 
80   2,10 

x = NMAS, y = PIB, N = 487 80 20 0,71 3,46 2,30 
30   2,33 
40   2,23 

100 30  4,10 2,87 
40   2,97 
50   2,72 

150 40  7,04 4,49 
60   3,88 
80   2,99 

x = TMI, y = NMAS, N = 428 80 20 0,78 0,05 2,82 
30   2,89 
40   2,56 

100 30  0,04 2,73 
40   2,94 
50   2,63 

150 40  0,04 3,65 
60   3,26 
80   2,90 

Note : Taux de mortalité infantile (TMI); Produit intérieur brut (PIB); Espérance de vie à la naissance (EVN); Nombre moyen d’années de 
scolarité (NMAS). 

 
6. Conclusions 
 

Deux versions adaptatives de la méthode PT, avec et sans remise, ont été présentées. Les deux versions 

sont fondées sur les renseignements observés au cours du processus d’échantillonnage et aident 

l’échantillonneur à obtenir un échantillon plus efficace, et ainsi des estimations plus exactes. Compara-

tivement aux versions classiques, ces versions adaptatives de la méthode PT ne nécessitent pas de 

renseignements supplémentaires et nécessitent seulement du temps pour analyser l’échantillon initial afin 

de décider des prochaines étapes du processus d’échantillonnage. 
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La méthode PAPT est facile à mettre en œuvre, plus efficace que sa version classique, à savoir la méthode 

PPT, et parfois plus efficace que la méthode PT.  Les simulations montrent que la méthode PAPT est 

toujours plus efficace que la méthode PPT. De plus, l’augmentation de la taille de l’échantillon permet de 

mettre à jour un plus grand nombre d’unités de la variable auxiliaire grâce à la méthode PAPT, ce qui accroît 

l’efficacité. Parallèlement à ces avantages, la méthode PAPT présente deux faiblesses : le plan d’échan-

tillonnage est avec remise et les unités d’échantillonnage doivent être sélectionnées une par une dans l’ordre. 

Par ailleurs, la méthode APT  est un plan d’échantillonnage sans remise qui doit être mis en œuvre en 

deux phases. Dans la première phase, un échantillon initial est sélectionné et y  est modélisé selon ,x  et 

dans la deuxième phase, l’échantillon final est sélectionné en fonction des valeurs y  prédites. La relation 

entre x  et y  est modélisée au moyen des renseignements sur l’échantillon fondés sur la théorie du 

développement en série de Taylor dans la première phase de l’échantillonnage. Puis, une méthode 

d’échantillonnage proportionnel à la taille est utilisée dans la deuxième phase de l’échantillonnage. Les 

simulations confirment que la méthode d’échantillonnage APT  est efficace et fiable. 
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Preuve du résultat 1. 
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Aussi, pour ,i j  jZ  est constant étant donné 1,is   et alors  1, 0.i j iC Z Z s    Enfin, au moyen de 
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Annexe B 
 

Preuve du résultat 2. 
 

Pour démontrer que 
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 est sans biais et en calculant sa variance, nous avons 
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respectivement. Notons que * ,U  *
k  et *

k   sont aléatoirement fondés sur le plan d’échantillonnage. 

De plus, pour démontrer que  APT
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Annexe C 
 

Preuve du résultat 3. 
 

(i) Cette partie du résultat 3 sera facilement démontrée en remplaçant   par  0 .N n N   

(ii) Pour démontrer que  APT
ˆ ,yE t t


  il suffit de noter que quand 0s  est un EASSR de taille 0 ,n  

alors 0\U s  est un EASSR de taille 0 .N n  Alors  
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(iii) Pour calculer la variance de 
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(iv) La preuve de cette partie est la même que celle du résultat 2 et que celle du fait que dans EASSR, 

 2 2
0 .y yE s S  

(v) La valeur optimale *  est obtenue par le calcul de la dérivée de  APT
ˆV t


 par rapport à   et en 

résolvant l’équation qui en résulte  
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Pour montrer que la valeur   calculée minimise la variance, il est facile de démontrer que la 

seconde dérivée de  APT
ˆ ,V t


 étant donné 0 1f   et 2 0,yS   est strictement positive :  
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