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Quelques travaux récents sur les méthodes de
rééchantillonnage applicables
aux enquétes complexes
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RESUME

Les méthodes de rééchantillonnage permettant d’obtenir, par inférence, des résultats a partir de données
d’enquétes complexes incluent la méthode du jackknife, la méthode BRR (‘‘balanced repeated
replication’’) et la méthode d’auto-amorcage. La présente communication passe en revue certains travaux
récents relatifs a ces méthodes, pour I’estimation des erreurs-types et des intervalles de confiance. Certains
résultats empiriques relatifs a des statistiques non lisses sont également présentés.

MOTS CLES: BRR; auto-amorcage (bootstrap); jackknife; plans & plusieurs degrés stratifiés; estimation
de la variance.

1. INTRODUCTION

La théorie classique de I’échantillonnage est largement consacrée a I’estimation de I’erreur
quadratique moyenne (MSE) d’estimateurs sans biais ou approximativement sans biais ¥ d’un
total Y pour I’ensemble de la population. Un estimateur de I’erreur quadratique moyenne, ou
de la variance, fournit une mesure du degré d’incertitude de I’estimateur Y. Il est de pratique
courante de supposer que ’estimateur ¥ suit approximativement une distribution normale,
puis d’utiliser un intervalle de confiance bilatéral ¥ + z,,,5(Y), ou encore un intervalle de
confiance unilatéral (¥ — z,s(Y),») ou, (- o,Y + z,5(Y)), ous(¥) est I’erreur-type de
Y (c.-a-d. la racine carrée de ’estimation de ’erreur quadratique moyenne) et z,, est le point
alpha supérieur d’une variable N(0, 1). Ces intervalles comprennent le total vrai Y avec une
probabilité d’environ 1 — « si la taille de ’échantillon est grande, mais la probabilité réelle
d’inclure le total vrai pourrait étre sensiblement inférieure a 1 — « si I’échantillon est petit
ou s’il compte beaucoup d’unités de mémes grappes. Pour des statistiques non linéaires, comme
des ratios ou des coefficients de régression ou de corrélation, la méthode bien connue de linéa-
risation (ou développement de Taylor) est souvent utilisée (voir Rao 1988 pour des applications
détaillées). Des méthodes de rééchantillonnage, comme le jackknife, la méthode BRR et la
méthode d’auto-amorcage, sont également employées. En fait, plusieurs organismes américains
et canadiens ont adopté la méthode du jackknife pour I’estimation de la variance dans le cas
d’échantillonnages a plusieurs degrés stratifiés. La méthode de linéarisation a ’avantage de
pouvoir s’appliquer a des plans de sondage généraux, mais elle nécessite I’établissement d’une
formule d’erreur-type distincte, s(8), pour chaque statistique non linéaire 6. En revanche, les
méthodes de rééchantillonnage utilisent une formule d’erreur-type unique pour toutes les
statistiques §. Toutefois, la méthode du jackknife et la méthode BRR ne sont applicables, stric-
tement, qu’aux plans a plusieurs degrés stratifiés dans lesquels les grappes situées a ’intérieur
des strates sont sélectionnées avec remise, ou dans lesquels la fraction de sondage du premier
degré est négligeable. La méthode d’auto-amorgage de Rao et Wu (1987) convient a des plans
plus généraux, mais elle exige d’abondants calculs et son adaptation aux plans complexes n’a
pas encore été entierement étudiée.

1 J.N.K. Rao, Department of Mathematics and Statistics, Carleton University, Ottawa (Ontario) K1S 5B6.
C.F.J. Wu, Department of Statistics and Actuarial Science, University of Waterloo, Waterloo (Ontario) N2L 3G1.
Kim Yue, Division des méthodes d’enquétes sociales, Statistique Canada, Ottawa (Ontario) K1A 0T6.
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Le présent document fait état de certains travaux récents relatifs aux méthodes de réeéchan-
tillonnage applicables aux enquétes complexes. Il énonce aussi quelques résultats empiriques
concernant I’estimation de la variance par la méthode du jackknife et la méthode d’auto-
amorcage, pour des statistiques non lisses comme la médiane, en vertu d’un échantillonnage
par grappes stratifié et d’un échantillonnage aléatoire simple stratifié.

2. ECHANTILLONNAGE A PLUSIEURS
DEGRES STRATIFIES

Les enquétes a grande échelle utilisent souvent des plans d’échantillonnage & plusieurs degres
stratifiés comportant un grand nombre de strates, L, et un nombre relativement faible d’unités
primaires d’échantillonnage (grappes), n,(= 2), prélevées dans chaque strate 4. En fait, il est
trés fréquent de sélectionner n, = 2 grappes dans chaque strate, pour permettre un niveau
maximum de stratification des grappes, compatible avec I’obtention d’un estimateur valide
de la variance. Nous supposons que le sous-échantillonnage appliqué aux grappes sélectionnées
est effectué de maniére & permettre une estimation sans biais des totaux des grappes Y,
i=1,...,n3h=1,..., L.

Soit Wy (> 0) le poids de ’enquéte associé au k-ieme élément de I’échantillon (unité finale)
appartenant a la j-iéme grappe sélectionnée dans la A-iéme strate. Souvent, les poids de base
Wy sont soumis, au moment de la stratification & posteriori, & une correction visant a les
rendre compatibles avec des totaux connus de variables propres a la stratification a posteriori.
L’enquéte sur la population active canadienne, par exemple, utilise un estimateur de régression
généralisée pour assurer cette compatibilité. Nous omettrons toutefois cette complication
dans la présente communication. L’expression suivante définit un estimateur du total de la
population Y:

Y= E Whik Y hik > (2.1
(hik)€s

ou s dénote I’échantillon d’éléments et y,;, est la valeur d’un attribut d’intérét, y, associé a
1’élément (hik)es. Nous supposons un niveau de réponse complet pour chaque question.

11 est de pratique courante de sélectionner les grappes avec probabilités proportionnelles
a Ia taille (ppt) et sans remise, afin d’accroitre I’efficacité des estimateurs par rapport a I’échan-
tillonnage avec ppt avec remise, et pour éviter la possibilité d’inclure plus d’une fois la méme
grappe dans 1’échantillon. Toutefois, & I’étape de I’estimation de la variance, les calculs sont
énormément simplifiés si I’on traite I’échantillon comme si les grappes étaient sélectionnées
avec remise et que le sous-échantillonnage était effectué indépendamment chaque fois qu’une
grappe est choisie. Cette simplification se traduit pas une surestimation de la variance de Y,
mais le biais relatif sera vraisemblablement faible si la fraction de sondage du premier degré
est peu élevée dans chaque strate.

Si I’on écrit ¥ sous la forme

L
=Y (2.2)
h=1
avec

Tpi = E (M Whik ) Vhik> Tn = E Tyi/ Ry,
& ;
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on note que les ry,; sont des variables aléatoires indépendantes et identiquement distribuées (iid)
ayant la méme moyenne, Y, et la méme variance dans chaque strate 4, selon un échantillon-
nage avec remise des grappes. Il s’ensuit que ’expression suivante donne un estimateur sans
biais de la variance de ¥:

2 (¥) = )3 siu/my, 2-3)
h

avec

ny
(n, — 1)s% = E (rw — Fu)*

i=1

Si ’échantillonnage des grappes est fait sans remise, s2( ¥) produira une surestimation de la
variance vraie de Y.

I est souvent intéressant, par ailleurs, d’estimer la fonction de distribution de la population,
F(t), et le p-iéme quantile, # = F~1(p), 0 < p < 1, en particulier la médiane de la popu-
lation 8 = F~'(1/2). L’estimateur de ’enquéte de F(¢) est donné par:

F(t) = E Whik Qhikc » (2.4)
(hik)es

ou les Wy = ka/Esthk sont les poids normalisés Y Wy = letolay, = 1siyy < f et
anx = 0, et dans le cas contraire. Le p-iéme quantile de 1’échantillon est ainsi obtenu:

6 = F~1(p). (2.5)

En pratique, pour calculer §, on classe d’abord les valeurs sélectionnées yh,-k en ordre crois-
sant, disons {¥ )}, puis on cumule les poids connexes Wy jusqu’a ce qu’on croise p. Le
PIremier ¥ i) que I’on rencontre aprés avoir croisé p est considéré comme le p-itme quantile
de P’échantillon, §. Woodruff (1952) a obtenu des intervalles de confiance pour un quantile,
et Rao et Wu (1987) ont obtenu un estimateur simple de la variance en utilisant 1’intervalle
de Woodruff (voir aussi Kovar, Rao et Wu 1988, Francisco et Fuller 1991). Shao (1991) a
examiné des statistiques L générales, notamment le courbe de Lorenz de I’échantillon et I’indice
de concentration de Gini, qui sont des exemples de statistiques L lisses, et les quantiles de
I’échantillon, qui sont des exempies de statistiques L non lisses.

Plusieurs parameétres non linéaires dignes d’intérét, comme des moyennes de la population,
des ratios, des coefficients de régression et de corrélation, peuvent étre exprimés sous forme
de fonctions lisses, § = g(¥), d’un vecteur de totaux, ¥ = (Y}, ..., Y, ) de variables
convenablement définies. On a alors un estimateur de 8 sous la forme 67 = g( Y) Laméthode
de linéarisation peut étre utilisée pour estimer la variance de g(¥), en vertu de tout plan
complexe (voir Binder 1983 et Rao 1988).

3. METHODES DE REECHANTILLONNAGE

Les méthodes de rééchantillonnage, comme la méthode du jackknife et la méthode d’auto-
amorcage, sont largement utilisées dans le cas de variables iid. Des modifications ou des
prolongements appropriés de ces méthodes ont également été élaborés afin de permettre le
traitement des données d’enquéte provenant d’échantillons stratifiés ou en grappes. Nous
présentons maintenant un bref compte rendu de certains travaux récents ayant porté sur trois
de ces méthodes (jackknife, méthodes BRR et d’auto-amorgage), dans le contexte de I’échan-
tillonnage a plusieurs degrés stratifié.
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3.1 Jackknife

Pour la simplicité, supposons que 6 = g(Y) soit une fonction lisse du total estimé Y. Soit
0y = 8(Y(g)) Pestimateur de 6 obtenu de I’échantillon aprés avoir omis les données provenant
de la j-iéme grappe sélectionnée dans la g-itme strate (j = 1, ..., ;5 & = 1, ..., L),ou

" ng

Yy = E Whit Ynik + P Ingk Yyik- 3.1
(hik)€s (gikyes ~ &
h#g i#j

Notons que Y( gj) €St obtenu en remplacant le poids du (gik)-iéme élément par nw,/(n, — 1),
i # j, mais en conservant les poids originaux, wyy, pour # # g. L’expression suivante donne
un estimateur courant de la variance de  selon la méthode du jackknife avec suppression d’une

grappe:

s3(0) =

Nl

ng — 1 % . -
Y Bep — 07 3.2)
ng T

oo
Il

Deux variantes de s3(6) sont obtenues en remplacant f dans (3.2) par 6 @) = Lj 6 (gj)/ g €t
0y= Zebp/n ol n = Y,n, Dans le cas linéaire, § = Y, tous les estimateurs de la
variance selon la méthode du jackknife sont réduits a ’estimateur ‘‘approprié¢’’ de la variance,
s2(Y), donné par (2.3). Rao et Wu (1987) ont effectué¢ une analyse de second ordre des
estimateurs de la variance de rééchantillonnage quand 6 est exprimé sous forme d’une fonc-
tion lisse de totaux, ¥. Leurs principales conclusions concernant la méthode du jackknife sont
les suivantes: 1) Différents estimateurs de la variance selon la méthode du jackknife sont asymp-
totiquement égaux a des termes d’ordre supérieur & mesure que s’accroit le nombre de strates, L.
2) Dans le cas important ou n, = 2 pour tous les 4, Pestimateur de la variance selon la
méthode de linéarisation, si(é), ainsi que Iestimateur de la variance selon la méthode du
jackknife, sont asymptotiquement égaux a des termes d’ordre supérieur, d’ott il résulte que
le choix entre les deux méthodes devrait dépendre davantage de facteurs opérationnels que de
critéres statistiques.

La méthode du jackknife courante avec une suppression, dans le cas d’observations indé-
pendantes et identiquement distribuées (iid), comporte un inconvénient, a savoir que contrai-
rement a la méthode d’auto-amorcage, elle n’offre pas d’estimateur convergent de la variance
pour des statistiques non lisses, comme la médiane. Shao et Wu (1989), toutefois, ont montre
que cette déficience peut &tre corrigée par I’emploi d’une forme plus générale de la méthode
du jackknife, appelée méthode du jackknife avec d suppressions, dans laquelle le nombre
d’observations supprimées, d, dépend d’une mesure du degré de lissage de la statistique. En
particulier, pour les quantiles de I’échantillon, la méthode du jackknife avec d suppressions,
ou d satisfait a la condition n”/d — Oetn — d — oo quand n — oo produit des estimateurs
convergents de la variance dans le cas d’observations iid. Ce résultat donne a penser qu’un
effet semblable pourrait demeurer valable dans la méthode du jackknife avec suppression d’une
grappe pour I’échantillonnage a plusieurs degrés stratifi¢, puisque tous les éléments sélectionnés
provenant d’une grappe (g/) incluse dans I’échantillon sont supprimés quand on calcule 53(5 )
comme en (3.2). Nous nous penchons actuellement sur I’étude théorique de ce probléme, mais
nous avons effectué une étude de simulation limitée qui laisse croire que 1’estimateur de la
variance selon la méthode du jackknife avec suppression d’une grappe s%(é) pourrait se
révéler un trés bon estimateur. Nous allons maintenant exposer les résultats de 1’étude de
simulation pour la médiane, § = F~'(}2).
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Tableau 1

Bias et biais relatif en % (entre parenthéses) de I’estimateuur de la variance
jackknife pour la médiane selon un échantillonage par grappes stratifié
(n, = 2, L = 32) et certaines valeurs de corrélation intra-grappes identiques,
p, €t certaines tailles de grappes identiques, M

M

g 1 10 20 30 50

0 7.5(116) .28(41) .09(29) .04(15) .01(15)
0.05 - 2227 .09(18) .05(12) .03 (8)
0.10 - .28(28) .10(14) .06 9 .02 (3)
0.20 - 31(22) .11(10) .08 (8) .03 (3)
0.30 - .32(18) A1 (7) 07 () 01 (D)
0.50 - .44(17) .15 (6) A1 .(5) .04 (2)

Dans I’étude de simulation, nous avons produit des échantillons de grappes stratifiés
{Vhies kK = 1, My =1, > 3 h=1, L} en utilisant le modele d’erreurs emboitées
Yhik = pp + ah, + ehik avec a,,, ~ N(O o) et e,,,k “ N(O 0%,), ou la taille des grappes, M,
est supposée identique pour toutes les grappes (#i), et ou les corrélations intra-grappes,
02,/ (0% +0%) = py, sont supposées égales pour toutes les strates 4 (c.-a-d. (i.e., p;, = p).
Les poids de I’enquéte normalisés sont donnés par Wy, avec wy = W,/ (n,M), ou W,
désigne la taille relative de la strate 4. Le nombre de strates L ( = 32), les moyennes des strates,
s, les variances o3 = o2, + 02, et les tailles W, ont été choisis de maniére a correspondre a
des populations réelles observées dans une étude américaine intitulée *‘US National Assessment
of Educational Progress Study’’ (Hansen et Tepping 1985). Nous avons produit 1,000 échan-
tillons par grappes stratifiés indépendants avec n;, = 2 pour chaque combinaison sélectionnée
(p,M), puis nous avons calculé le biais et le biais relatif de I’estimateur de la variance selon la
méthode du jackknife, s,(é) pour la médiane: biais de [s,(é) = Z,sﬁ(é)/l 000 — MSE(6),
ous Jt(O) est la valeur de s3 5 (6) pour le t-iéme échantillon simulé (r = 1, , 1,000); biais
relatif de [51(0)] biais de [sJ(O) 1/MSE(#). Nous avons calculé MSE(O) a partir d’un
ensemble indépendant de 10,000 échantillons par grappes stratifiés pour chaque (p,M):
MSE(d) = ¥, (4, — 6.) 2/10,000, od 6, est 1a valeur de 6 pour le t-iéme échantillon simulé,
). = Y6,/ett =1, ...,10,000.

Le tableau 1 indique les valeurs simulées du biais et du biais relatif (entre parenthéses) de
I’estimateur de la variance selon la méthode du jackknife pour certaines combinaisons de p
et de M. En premier lieu, nous notons que dans le cas spécial de I’échantillonnage aléatoire
simple stratifié (o = 0, M = 1), le biais relatif est trés élevé (116%), ce qui confirme la
non-convergence de s% (6) dans ce cas. En deuxiéme lieu, nous observons que le biais et le biais
relatif diminuent tous deux quand M augmente, pour un p donné. De plus, pour une taille de
grappes donnée M, le biais augmente généralement avec p, mais le biais relatif, en fait, décroft,
parce que MSE () augmente plus vite que le biais quand p s’accroft. Il est réconfortant de constater,
en effet, que le biais relatif ne dépasse pas 10% pour M = 30etp = 0.10ouM = 20etp = 0.20.

3.2 Méthode BRR

La méthode BRR (‘‘balanced repeated replication’’) a été proposée par McCarthy (1969)
pour le cas spécial important de n, = 2 grappes par strate. Un ensemble de R demi-
échantillons compensés (répétitions) est formé en retranchant une grappe de I’échantillon dans
chaque strate. Cet ensemble peut &tre défini par une matrice de plan R x L dénotée (6%),
1=r=R,1 <h=< Lavecd), = + lou — 1selonquela premiere ou la deuxi¢me grappe
de I’échantillon appartenant a la A-iéme strate se trouve dans le r-iéme demi-échantillon, et
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Y, 8,8, = Opourtout & # h’, c.-a-d. que les colonnes de la matrice sont orthogonales. Un
ensemble minimum de R demi-échantillons compensés peut étre construit a partir de matrices
de Hadamard (L + 1 = R < L + 4) en choisissant n’importe quel ensemble de L colonnes
excluant la colonnes contenant les valeurs + 1.

Soit 8" Vestimateur de § obtenu & partir du r-iéme demi-échantillon. Notons que " est
obtenu de § en remplacant le poids du (kik)-ieme élément par 2wy, ou 0 selon que la (4i)-ieme
grappe est choisie ou non dans le demi-échantillon. Un estimateur de la variance selon la
méthode BRR pour 6§ est donné par

. 1 &K
stre (0) = - 2 a0 — )2 3.3)

Plusieurs variantes de s&gg (6) sont aussi dlspombles par exemple, § peut étre remplacé par
6(-) =¥,0/R. Dans le cas linéaire, 6 = Y, tous les estimateurs de la variance selon la
méthode BRR sont réduits a I’estimateur ‘‘approprié’’ de la variance, s 2(Y), comme pour la
méthode du jackknife.

Krewski et Rao (1981) ont établi la convergence de s J(O) et de sBRR(G) pour des statistiques
lissesd = g(¥), amesure que L augmente Rao et Wu (1985) ont effectué une analyse du second
ordre et ont montré que SBRR(O) et sL(G) ne sont pas asymptothuement équivalents & des
termes du second ordre, contrairement a s 1(0) et sL(O) Shao et Wu (1992) ont établi la
convergence de SBRR(O) pour les quantiles, 6 = Yp).

La méthode BRR a été étendue au casde n;, = p > 2 grappes par strate, p étant premier
ou une puissance de nombre premier (Gurney et Jewett 1975), mais le nombre de répétitions,
R, nécessaires est beaucoup plus grand que dans le cas de n, = 2. Dans beaucoup de plans
d’enquéte, les ny, ne sont pas égaux. Pour tenir compte de ce cas général ol les 7, sont inégaux,
Gupta et Nigam (1987), ainsi que Wu (1991), ont proposé I'utilisation de tableaux orthogo-
naux mixtes de force deux pour le tirage d’échantillons répétés compensés, ou n,, est le nombre
de symboles dans la #-iéme colonne du tableau. L’orthogonalité du tableau assure que les échan-
tillons répétés sont compensés. Comparativement au cas ol les 7, sont égaux, la correction
des poids de I’enquéte est plus complexe. Une méthode appropriée a été énoncée par Wu (1991).
D’aprés sa formule (6), deux corrections distinctes devraient &tre appliquées aux unités selec-
tionnées et non sélectionnées pour faire partie de chaque échantillon répété. Un traitement algebrlque
simple de I’équation (6) de Wu montre que wyy devient wy, = [1 + (1, — 1) 1wy ou
wip = [1 — (1, — 1) %1y, selon que le (kik)-iéme élément est choisi ou non pour faire
partie de ’échantillon repete (Notons que wyy = 2 et wiy = Opour n, = 2). Le calcul qui
reste pour obtenir 6 et SBRR(O) est le meme qu’en (3.3). En outre, ces poids de I’enquéte
modifiés peuvent €tre appliqués & 6 = F~!(p), et au cas plus général 6 = T(F), ou T est une
fonctionnelle de F. TI suffit de remplacer Wy dans (2.4) par wjy; ou wyy selon que le
(hik)-iéme élément est inclus ou non dans le r-iéme échantillon répété pour obtenir F" de
F pour le r-igme échantillon répété, ainsi que §7 = T(F("). Le calcul de I’estimateur de la
variance selon la méthode BRR est le méme qu’en (3 3).

L’utilisation de tableaux orthogonaux mixtes pose deux problémes. Premiérement, le tableau
peut étre de taille élevée pour un n, général. Deuxiémement, il n’existe pas de tableaux ortho-
gonaux pour toutes les combinaisons de n;,. Une solution pratique consiste a réunir les 7,
unités primaires d’échantillonnage (upé) de la strate /2 en deux ou quatre groupes d’upé, puis
d’appliquer la méthode BRR aux groupes en traitant ces derniers comme des unités. Cette
extension est appelée la méthode BRR & unités groupées. Comme 1’a montré Wu (1991), sa
perte d’efficacité peut étre relativement faible, par rapport 4 la méthode BRR compiete, si les
groupements sont faits judicieusement. Par exemple, il faut davantage de groupes si ny, est grand
et si les unités formant la strate sont plus hétérogénes. Pour n;, = 2, 3 ou 4, de nombreux
tableaux orthogonaux mixtes ont été construits (voir, par exemple, Dey 1985 et Wang et Wu
1991). Si 1, ne peut prendre que les valeurs 2 ou 4, des tableaux orthogonaux saturés peuvent
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étre facilement construits pour n’importe quelle combinaison, comme on peut le voir dans Wu
(1989). Autrement dit, le nombre de répétitions peut &tre aussi petit que possible. Par conséquent,
il est possible de constituer un vaste ensemble de tableaux orthogonaux mixtes en vue d’une
utilisation pratique si n,, se limite a 2, 3 ou 4.

La méthode BRR et les prolongements examinés jusqu’ici n’exigent le prélévement que d’une
seule unité (upé) par strate pour chaque échantillon répété. Pour le cas ou n, est grand, disons
supérieur a 3, Sitter (1992) a proposé ’emploi de multi-tableaux orthogonaux, de facon a
permettre que le nombre d’unités rééchantillonnées par strate soit supérieur a un. Cela pourrait
exiger moins d’échantillons répétés et pourrait englober des cas ou il n’existe pas de tableaux
orthogonaux de force deux, par exemple si n, = 6.

3.3 Méthode d’auto-amorcage

La méthode d’auto-amorgage, dans le cas des variables iid, a été abondamment étudiée
(Efron 1982). Rao et Wu (1987) ont proposé une extension englobant les plans d’échantillonnage
a plusieurs degrés stratifiés, mais limitée aux statistiques lisses § = g(¥). Cette extension
exigeait, pour que I’estimation de la variance soit valide dans le cas ou #,, est petit, qu’une
correction d’échelle soit effectuée, semblable a celle décrite a la section 3.2. Toutefois, les
auteurs ont omis de tenir compte du fait que la correction d’échelle devrait porter sur les poids
de ’enquéte wy,;, plutét que sur les valeurs y; directement, comme ils le proposaient. Par
conséquent, leur méthode ne peut &tre étendue au quantile § = F~!(p). Nous présentons
maintenant une méthode générale englobant a la fois les statistiques lisses et les statistiques
non lisses, pour des tailles arbitraires n,. En voici le fonctionnement: (i) Sélectionner un
échantillon aléatoire simple de m, grappes avec remise parmi les #n;, grappes de 1’échantillon,
indépendamment pour chaque 4. Soit m}; le nombre de fois que la (4i)-iéme grappe de
I’échantillon est choisie (}; m}; = my). Définissons ainsi les poids propres a la méthode
d’auto-amorgage:

Wi = [(1 = (mp/ (my — 1)) + (mp/ (= 1) " (mp/mp)mig| Wi, (3.4)

Sila (hi)-iéme grappe n’est pas incluse dans I’échantillon d’auto-amorgage, mj; = 0 et le
second terme de (3.4) disparait. Si m,, est choisi de maniére a étre inférieur ou égala n, — 1,
les poids d’auto-amorcage wj; sont tous positifs si wy; ( 0 pour tout (Ahik)é€s. Calculer 6%,
Iestimateur de 6, selon la méthode d’auto-amorcage, en utilisant les poids w; dans la for-
mule de §. La médiane d’auto-amorcage, par exemple, est calculée comme auparavant au moyen
des poids d’auto-amorcage normalisés Wi, = wiy/ ¥ Wik, pourvu que tous les wiy soient
plus grands que zéro. (ii) Répéter de facon indépendante I’étape (i) un grand nombre de fois,
disons B, et calculer les estimations correspondantes 87y, ..., 0g).
L’estimateur d’auto-amorgage de la variance selon la methode d’auto-amorgage s3o01 ) =

E.(8* — E«6*)?, est donné approximativement par

. 1 & .
Shoor(D) = — Y 103 — 012 3.5
b=1

On obtient une variante de (3.5) en remplagant 6 par 7. ) = = Yy0{y/B. Dans le cas linéaire,
SBOOT(O) se réduit a I’estimateur ‘‘approprié’’ de la variance s?(Y).

Rao et Wu (1987) ont obtenu des intervalles de confiance selon la méthode d’auto-amorgage
pour des fonctions lisses, § = g(Y), aumoyen d’une approximation de la distribution de ¢t =
(f — 0)/SJ((§) a laide de sa contrepartie d’auto-amorgage t* = (§* — é)/s,(@*), ol s2(6%)
est obtenue de (3.2) en remplagant wy; par wi;.. Un intervalle de confiance bilatéral au niveau
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(1 - ) pour 6 est alors donné par {6 — t*UsJ(é), 6 — t}jsj(é) }, ou £} et ¢f;sont les points a/2
inférieur et supérieur de r* obtenus de I’histogramme de la méthode d’auto-amorcage de
tt)» - ., £{p)- Cet histogramme d’auto-amorcage peut aussi permettre ’établissement d’inter-
valles de confiance unilatéraux. Des travaux empiriques de Kovar, Rao et Wu (1988) ayant
porté sur des fonctions lisses indiquent que I’intervalle de confiance qu’on en déduit avec
m, = n, — 1 permet la détermination des taux d’erreur tant a extrémité inférieure qu’a
’extrémité supérieure de maniére plus efficace qu’avec I’intervalle jackknife (6 — z, 28 ,(é),
6+ z, 28 J(é ) }, mais que le taux d’erreur total ne se différencie pas de celui obtenu avec cette
derniére méthode, c.-a-d. que pour des intervalles bilatéraux, les deux méthodes ont une
performance semblable pour ce qui est de la probabilité d’inclure la valeur vraie. Si une
transformation stabilisatrice de la variance peut &tre trouvée, par exemple la transformation
tanh ™' appliquée au coefficient de corrélation estimé, le probleme des taux d’erreur inégaux
aux deux extrémités posé par I'intervalle jackknife semble se corriger. On peut donc conclure
que D’intervalle jackknife, ou tout autre intervalle basé sur la théorie normale, s’il se fonde sur
de telles transformations, peut étre utile quand les transformations sont connues, tandis que
la méthode d’auto-amorcage offre une solution de rechange quand de telles transformations
n’existent pas ou sont inconnues.

Nous présentons maintenant les résultats d’une étude de simulation limitée relative a la
performance de la méthode d’auto-amorgage proposée dans le cas dela médiane. En utilisant
la population de base 1 de Hansen-Tepping avec L = 32 strates (voir Kovar et coll. 1988,
sections 3 et 6 pour avoir des détails), nous avons produit 500 échantillons aléatoires simples
stratifiés indépendants avec n, = 5, puis nous avons calculé le biais relatif et le coefficient de
variation (stabilité relative) de I’estimateur de la variance basé sur I'intervalle de Woodruff
avec o = 0.1 (voir Kovar et coll. 1988, éq. (2.8)), de I’estimateur de la variance BRR (3.3),
ainsi que de ’estimateur de la variance selon la méthode d’auto-amorgage (3.5) et de sa variante
obtenue en remplagant § par g%.,. Nous avons utilisé m, = n, — 1 et n, — 3, ainsi que
B = 500 échantillons répétés selon la méthode d’auto-amorcage pour chaque échantillon,
tandis que les échantillons répétés BRR ont été obtenus a partir d’un tableau orthogonal, au
moyen de 250 exécutions. Nous avons fait une approximation de I’erreur quadratique moyenne
vraie de 6 en choisissant 10,000 échantillons aléatoires stratifiés indépendants. Nous avons aussi
calculé les taux d’erreur a4 chaque extrémité (taux nominal de 5% a chaque extrémité) et les
étendues standardisées de ’intervalle de confiance basé sur la loi normale, en utilisant
Pestimateur de la variance BRR, Uintervalle de Woodruff et 'intervalle selon la méthode d’auto-
amorcage obtenu d’aprés la méthode des centiles au moyen de I’histogramme de 67y, .. .,
6%5, pour chaque échantillon.

Tableau 2

Biais relatif en % et CV en % d’estimateurs de la variance, et taux d’erreur et étendues
standardisées d’intervalles de confiance (niveau nominal de 5% & chaque extrémité),
pour la médiane, selon un échantillonnage aléatoire simple stratifié L = 32, n, = 3)

Méthode Biais relatif cv % Taux d’erreur Etendu.e,
(%) I S standardisée
Woodruff 4.2 47 4.2 5.6 0.997
BRR 3.1 31 5.0 5.0 1.004
Auto-amorcage*:
my = 4 12.6 52 5.0 5.2 0.987
(7.5) (48)
my =2 13.0 54 5.0 4.8 0.988
(7.8) (49)

* Les résultats relatifs & la variante de ’estimateur de la variance selon la méthode d’auto amorcage
sont indiqués entre parentheses.
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Letableau 2 indique les valeurs résultant de la simulation pour le biais relatif, le coefficient
de variation, les taux d’erreur des extrémités inférieure (I) et supérieure (S), ainsi que les étendues
standardisées. En premier lieu, nous notons que I’estimateur de la variance selon la méthode
de d’auto-amorcage (3.5) affiche un biais relatif plus grand et un coefficient de variation (CV)
légérement plus élevé que sa variante obtenue en remplacant  par 67.): biais relatif de 12.6%
comparativement a 7.5%, et CV de 52% comparativement a 48% pourm, = n, — 1 = 4.
En revanche, I’estimateur de la variance BRR affiche le biais relatif le plus faible (3.1%) et
le plus petit CV (31%), tandis que ’estimateur de la variance basé sur I’intervalle de Woodruff
comporte un biais relatif plus faible (4.2%) et un CV comparable (47%). En deuxiéme lieu,
les taux d’erreur des extrémités inférieure et supérieure sont voisins du niveau nominal (5%)
pour les intervalles selon les méthodes d’auto-amorc¢age et BRR, tandis que les taux d’erreur
sont légérement inégaux pour I’intervalle de Woodruff (7 = 4.2% et S = 5.6%). Enfin, nous
observons que les étendues standardisées sont a peu preés égales pour toutes les méthodes. Dans
I’ensemble, I’estimateur de la variance selon la méthode d’auto-amorcage et les intervalles
d’auto-amorcage basés sur la méthode des centiles ne se sont pas révélés meilleurs que ’esti-
mateur de la variance BRR et I’intervalle connexe basé sur la loi normale, ou que I’estimateur
de la variance Woodruff et I’intervalle de Woodruff.
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