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Solutions de remplacement pour les plans 7pt authentiques:
une étude comparative

OLIVER SCHABENBERGER et TIMOTHY G. GREGOIRE!

RESUME

L’échantillonnage sans remise & partir d’une liste avec probabilité proportionnelle & une mesure de taille est peu
utilisé en foresterie a cause des difficultés d’application de cette méthode, qu’on appelle d’ailleurs ‘“‘plan =pt”’ pour
distinguer ’échantillonnage sans remise du plan bien connu de I’échantillonnage PPT avec remise. Dans cet article,
nous étudions un plan wpt authentique (variante 2 de Sunter), un plan xpt approximatif (variante 1 de Sunter) ainsi
que la méthode des groupes aléatoires de Rao-Hartley-Cochran et nous calculons la variance des estimateurs
correspondants du volume total de ft pour quatre populations d’arbres. Les résultats montrent que, par rapport
4 la méthode de Rao-Hartley-Cochran, la variante 1 de Sunter produit en général des estimations plus précises lorsque
la relation entre I’information supplémentaire, x;, et le caractere étudié, yy., est modérée mais sensible au mode de
classement des éléments de la base de sondage, alors que la méthode de Rao-Hartley-Cochran ne nécessite pas de
classement particulier pour les éléments de la base de sondage et semble plus efficace que la variante 1 lorsqu’il
existe une forte relation linéaire entre xy et yy.

MOTS CLES: Echantillonnage avec probabilité proportionnelle a la taille; taille d’échantillon fixe; plans #pt
approximatifs; comparaison empirique.

1. INTRODUCTION

Rao (1978) classe les méthodes d’échantillonnage avec
probabilités inégales sans remise dans deux grandes caté-
gories: (i) celles ou les probabilités de sélection w; sont
proportionnelles & la caractéristique étudiée, y,, et ou est
utilisé ’estimateur de Horvitz-Thompson 7, ; (ii) celles ot
sont utilisées d’autres statistiques que ’estimateur de
Horvitz-Thompson. Les méthodes de la premiére caté-
gorie sont appelées plans PSPT (probabilité de sélection
proportionnelle a la taille) et celles de la seconde catégorie,
plans non-PSPT. Dans des ouvrages récents, par exemple
Sarndal et coll. (1992), on désigne la probabilité de sélection
par p dans le cas de I’échantillonnage avec remise et par
7 pour I’échantillonnage sans remise. C’est pourquoi, dans
cet article, nous appelons les plans d’échantillonnage de
la premiére catégorie ‘‘plans wpt authentiques’’. Les plans
PSPT et les plans non-PSPT ont ceci de commun que dans
des conditions de proportionnalité stricte, ¢.-a-d. 7, o« y,
et n(s) = n {constante}, Var(£) = 0, ou 7 est ’estima-
teur utilisé dans chaque cas. Pour cette raison, il semble
intéressant de tirer un échantillon sans remise lorsque
T o Yy, tout en gardant fixe la taille d’échantillon. Nous
nous intéressons particuliérement & I’utilité que peuvent
avoir ces méthodes pour I’échantillonnage en foresterie.

Il existe plusieurs plans «wpt authentiques; Rao (1978)
en fait une description et une analyse détaillées. Cependant,
leur mise en application est souvent une tache complexe,
qui entraine de lourds calculs étant donné la taille des
échantillons habituellement étudiés en foresterie. Bon
nombre de ces plans wpt authentiques nécessitent une énu-
mération de tous les échantillons possibles ou emploient

des algorithmes qui deviennent de plus en plus complexes
a mesure que 7 augmente. Sampford (1967) décrit un plan
simple qui s’applique aux cas ou n < 10.

En foresterie cependant, le nombre d’échantillons qui
doivent étre prélevés a n’importe quelle étape d’une enquéte
est souvent beaucoup plus élevé que cela, méme apres une
stratification. Par conséquent, soit qu’on établisse une
version approximative du processus d’échantillonnage wpt
de maniére a permettre un calcul exact des probabilités de
sélection, soit qu’on fasse une approximation des proba-
bilités de sélection du second ordre 7;; dans un plan qui
garantit un échantillonnage 7pt authentique. Rao, Hartley
et Cochran (1962) ont décrit un plan non-PSPT, aussi
appelé méthode des groupes aléatoires, qui a recu beaucoup
d’attention (voir aussi Rao 1966, 1978). Ce n’est pas un
plan 7pt, puisqu’il utilise un estimateur différent de 7,
pour que la variance soit nulle lorsque w, est propor-
tionnel a y,, mais il est d’une simplicité remarquable. Par
ailleurs, la méthode de Sunter (Sunter 1977a, 1977b) est
un plan rpt approximatif comme celui évoqué plus haut.
Ces deux méthodes seront désignées dans [’analyse qui suit
par les sigles RHC et SUNI1. Sunter (1986, 1989) a décrit
un plan 7pt authentique qui peut étre appliqué si certaines
conditions relatives au classement des éléments de la base
de sondage sont respectées et si I’on peut énumérer les
échantillons possibles afin de connaitre m;; pour certaines
paires d’éléments. On peut éviter I’énumération en utilisant
des valeurs approchées de 7,. Cette méthode sera appelée
variante 2, ou SUN2, dans notre analyse.

Sarndal et coll. (1992) disent que les méthodes SUNI et
RHC impliquent une perte d’efficacité comparativement
a des plans 7pt analogues, mais ils ne font pas d’analyse
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de leur efficacité relative. A notre connaissance, ces deux
méthodes ne sont plus utilisées; néanmoins, compte tenu
des avantages concrets qu’elles présentent, il serait bon
d’en faire une analyse comparative.

L’objet de cette étude est de comparer empiriquement
Iefficacité des trois méthodes en utilisant des données
tirées d’études sur le terrain en foresterie ainsi que des taux
de sondage pouvant aller jusqu’a 10% et qui donnent des
échantillons suffisamment grands.

Les méthodes SUN1, SUN2 et RHC conviennent si I’on
dispose d’une liste des éléments de la population dont peut
étre tiré I’échantillon. On ne s’attend pas a avoir une liste
compleéte des valeurs de la caractéristique étudiée y,, mais
on peut faire en sorte que les probabilités de sélection
soient proportionnelles & une variable auxiliaire x,.
Autrement dit, connaissant entierement .x; avant ’échan-
tillonnage, x, étant, par hypothese, a peu pres propor-
tionnelle a y,, nous tentons d’obtenir 7, o« x; tandis que
n = constante.

En foresterie, ’information supplémentaire est souvent
un caractére de dimension comme la hauteur (4), le
diametre & hauteur d’homme (d) ou une combinaison des
deux; facile a obtenir, cette information peut servir a un
échantillonnage efficace en vue d’estimer le volume de fiit
ou la biomasse, y. Par exemple, la forme d’un tronc
d’arbre laisse supposer des rapports entre d, /1 et le volume
du fat de I’arbre qui peuvent étre utiles pour I’échantillon-
nage. Dans notre analyse, le paramétre étudié est le volume
total de fiit par unité de superficie ou pour un peuplement.
En pratique, nous devrions recourir a un échantillonnage
a plusieurs degrés, mais, pour les besoins de notre exposé,
nous nous limiterons & un échantillonnage a un degré.

Pour les plans RHC et SUN, nous nous sommes servis
des variables auxiliaires d, d?, d’h et du numéro de
séquence de I’arbre. Le numéro de séquence a été utilisé
comme variable auxiliaire puisqu’en I’absence d’un clas-
sement selon la taille ce numéro n’a évidemment aucun
rapport avec le caractére étudié. Il pourrait servir a évaluer
Peffet d’une information supplémentaire non informative
sur des méthodes diversifiées (voir Rao 1966).

Tous les plans ont été analysés avec des échantillons de
1, de 2, de 5 et de 10%. L’efficacité des différents plans
a été mesurée par la variance de chaque estimateur de
t = Y ?_,»:. La formule de I’échantillonnage aléatoire
simple suivi de ’estimation d’un rapport de moyennes a
servi de point de référence puisque cette formule utilise la
méme information supplémentaire que les autres plans.
Nous avons comparé la variance des plans d’échantillon-
nage décrits dans la section suivante a I’erreur quadratique
moyenne de I’estimateur du rapport de moyennes (RM),
calculée au moyen de ’approximation du second ordre par
la méthode delta décrite dans Sukhatme et coll. (1984).

2. PLANS D’ECHANTILLONNAGE

2.1 Variante 1 de Sunter

Au début, Sunter a proposé deux plans xpt approxi-
matifs: dans un cas, il assouplit la condition touchant la

proportionnalité des probabilités de sélection ; pour un
sous-ensemble de la population et, dans I’autre cas, il
permet une certaine variation de la taille d’échantillon
(Sunter 1977a, 1977b; Schreuder et coll. 1990). Afin de
conserver le maximum de précision, Sunter suppose, dans
le second cas, que la variance de # (s) est faible et, dans
le premier cas, que la modification de certaines valeurs
n’a pas de conséquences graves. Dans notre étude, nous
n’utilisons que la premie¢re méthode parce que le plan RHC
prévoit lui aussi une taille d’échantillon fixe et que le but
de cette étude est précisément de comparer ’applicabilité
de la méthode de Sunter a celle de la méthode RHC.
Sarndal et coll. (1992) décrivent en détail la répartition de
I’échantillon et le calcul des probabilités de sélection. Pour
une partie de la population, m; o« X, ou x; est 'infor-
mation supplémentaire qui existe sur le k-i¢éme sujet (ou
enregistrement). Désignons par k* un élément de la popu-
lation ordonnée. Alors, pour tous les éléments pour
lesquels & < k*, I’échantillonnage est proportionnel a x;.
Le processus se termine lorsque la répartition d’un échan-
tillon de taille # est complétée ou lorsque £ = k* = min
{min{k: nx;/t; =z 1}, N — n + 1}, 00t = ¥ 5.
Dans ce dernier cas, on tire le reste des échantillons parmi
les éléments pour lesquels & = k* selon la méthode d’échan-
tillonnage séquentiel a partir d’une liste de Bebbington
(1975). L’avantage de cette méthode, comme le souligne
Sunter, est qu’il n’est pas nécessaire de parcourir la base
de sondage plus d’une fois. En outre, on peut calculer les
probabilités de sélection du premier et du second ordre
pendant I’opération de balayage. Comme le plan d’échan-
tillonnage faitque 7y > OV &k, [y mpym; — wy > OV K, [
et que 7 est fixe, il est facile de calculer I’estimateur de la
variance de Yates-Grundy non négatif. Les probabilités
de sélection du premier ordre sont w, = nx;/Tysik < k*
et mp = n)?k/TN sik = k*, ou TN = E;{\l:l X et X =
t/ (N — k* 4+ 1). Les expressions pour les probabilités
de sélection du second ordre figurent dans Sarndal et coll.
(1992).

Ainsi, le classement des éléments de la population influe
sur I’efficacité du plan SUNI puisque les probabilités de
sélection et, donc, la variance dépendent de k* (voir (2)
ci-dessous). Pour de grands échantillons, la condition
k* = min{min{k: nx,/t, =2 1}, N — n + 1} peut
devenir &* = min{k: nx,/t;, = 1}, ce qui peut amener
la transformation prématurée d’un échantillonnage 7pt en
un EAS a cause du classement des éléments de la base de
sondage. Notons qu’il n’est pas nécessaire que I’inéquation
X/t < Xpo/tg, pour k' > k, soit vraie puisque si
Xp > Xggg €tsify > t4, lerapport xi /¢, peut fort bien
étre plus grand ou plus petit que X, /f, . Il se peut
donc que nx;, > 1, et que nx, < f,., pour des valeurs k
et k' quelconques, ou &k’ > k. Dans ce cas, qui peut étre
assez fréquent, il est difficile de dire si le passage d’un
échantillonnage wpt 4 un EAS devrait se faire dés que
nx, = t, ou non. Il peut arriver que nx;, = ¢ pour les
deux ou trois premiers éléments de la population mais que
nx, soit plus petit que 7, pour la majeure partie de la base
de sondage. C’est exactement le cas lorsque # est grand et
qu’un petit nombre de valeurs x, tres élevées figurent
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dans le haut de la liste des éléments de la population.
Appliquer la régle de Sunter dans ces circonstances équi-
vaudrait essentiellement 2 tirer un échantillon aléatoire
simple.

Le m-estimateur du total de population peut étre cal-
culé par la formule

N

~ Yk

Lrsuni = E = I, 1
k=1 Tk

ou I, est la fonction indicatrice d’inclusion dans I’échan-
tillon. La variance est calculée par la formule

DO | =

N N 2
Var(fyson) =~ Y Y Cov(Zl) (ﬂ - y—’) .2)
k=1 I=1

T T

qui est la formule de Yates-Grundy, ou Cov([ly, I;) =
Ty — mm(Sérndal et coll. 1992). Dans le reste du texte,
nous désignerons ’expression (2) par VARgyn;-

2.2 Variante 2 de Sunter

Dans Sunter (1986, 1989), on décrit un plan #pt authen-
tique pour des échantillons de taille # > 2. Pour plus de
clarté, posons z; = x; /Ty et classons les éléments de la
population de telle sorte que

ng, < Zy,k=1,...,N— (n+ 1)
(n —kz < Zy,l =2 k=N —n,

ou Z, = Y ™, z. Soit m; le nombre d’échantillons, sur
n, qui restent a prélever lorsqu’on arrive au k-ieme élément
de population u,. Compte tenu de ce gue les deux condi-
tions sont satisfaites, I’algorithme suivant permet de tirer
un échantillon 7pt authentique. Pour uy, P(u, | my) =
nzi/Z, jusqu’a ce que my = 0 ou que my = N — k;
dans ce dernier cas, on élimine une des unités restantes
avec une probabilité de 1 — (imgz,/Z;) et on conserve
les autres.

Il n’est pas toujours possible de classer les éléments de
la population de telle maniére que les conditions ci-dessus
soient satisfaites. Sunter (1986) décrit un algorithme qui
permet de vérifier si un tel classement peut étre fait. Les
probabilités de sélection sont

Ty = NIy
(3)
7y = an — Dz k< N —n — 1,1 >k,
ou
1
Ye = (1 —ﬂ) (1 —Z—k—1>,
Lyt Z Z

SN — (n+ 1).
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Pour ce qui est des autres probabilités de sélection du
second ordre, ¢’est-a-dire 7y, pour / > kK > N - n, on
ne peut les déterminer que par une énumération des échan-
tillons possibles, chose sans doute irréalisable. Sunter
prétend qu’on peut obtenir une bonne approximation de
ces probabilités avec 1’équation (3); de fait, nous nous
sommes servis de cette équation ici. Avec ces probabilités
de sélection, 7, n> €st exprimé par le membre de droite
de I’équation (1). On obtient une approximation de
Var (7, sun2) au moyen de I’équation (2), tandis que 7, pour
/| > k > N — n, est calculée a ’aide de I’équation (3).

Il convient de souligner les différences entre SUN1 et
SUNZ2. Dans le cas de SUN1, les probabilités de sélection
composées sont calculées avec exactitude pour toutes les
paires, mais, vu I’existence d’un EAS pour certains élé-
ments, il ne s’agit pas d’un plan 7pt authentique. En ce
qui a trait a la variante 2 de Sunter, il s’agit d’un plan wpt
authentique, mais Var (7, qyn2) ne peut étre calculée
qu’approximativement. Nous désignerons cette variante
par VARSUNZ'

2.3 Plan RHC

La description du plan RHC est simple; les propriétés
de I’estimateur RHC sont largement illustrées dans Rao,
Hartley et Cochran (1962) et dans Rao (1966, 1978). Aprés
avoir déterminé la taille d’échantillon », on divise aléatoi-
rement la population de taille N en n groupes de taille V,,
ou N = Y,;N; (i =1, ..., n). Soit X, ’information
supplémentaire relative a ’élément u, du groupe /, k = 1,
..., Ni,etposons X; = Y™ X, . Un élément est prélevé
dans chaque groupe avec une probabilité p;;, = Xy /X, .
L’estimateur du total pour le groupe i est défini par I’équation

Ni

fiwzzyil:k’ik’

ou I est la fonction indicatrice d’inclusion dans I’échan-
tillon pour ’élément u, du groupe i. Le total pour la popu-
lation est donc estimé au moyen de ’équation

i =Y (4)
i=1

et la variance de cet estimateur est définie par ’équation

- 1 "
varti = =5 (£ =)
i=1

N
( Y Twviix - z2>. (%)

k=1

Il convient de souligner que I’équation (5) dépend de
la taille des groupes et que sa valeur est minimum lorsque
tous les groupes ont la méme taille. Dans notre application,
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nous avons défini N, de telle sorte que certains groupes
avaient pour taille N; = [N/n],,, ol gif désigne la fonc-
tion du plus grand entier, et les autres, N; = [N/n],, + 1.
On choisit des groupes de chaque catégorie de taille de
maniére que la somme de la taille des groupes soit égale
aN. Si N/nestun entier, tous les groupes sont évidemment
de méme taille. Dans la suite du texte, nous désignerons
I’expression (5) par VARRyyc-

(a)

80
o

Volume du fQt (pi. cu.)

()
300...
i a
d]l'.ﬂ
a
200 a 0= ‘%!
oa o
‘ ag

:

Volume du 0t (pi. cu.)

0 100 200 300 400 500 600 700 800
d?* hauteur (pi. cu.)

Le plan RHC n’est pas un plan wpt authentique puisque
la division de la population introduit un élément de hasard
qui n’a aucun rapport avec la valeur de la variable auxi-
liaire et que I’équation (4) n’est pas un estimateur de
Horvitz-Thompson. La probabilité de sélection dépend &
la fois de la valeur de Xj et de la probabilité qu’un
élément soit inclus dans le groupe i. Le classement des
¢léments de la population n’a aucun effet sur VARgyc.

(b)
300 -
R a
- 0 gt
3 a
_‘: 200+ ﬁu
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3 090 “o
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© a
o E%JD o
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Figure 1. Relation entre le volume du fiit et certaines de ses dimensions pour le tulipier d’Amérique: (a) diameétre a hauteur d’homme;
(b) diametre au carré; (c) diametre au carré fois la hauteur; (d) numéro de séquence de I’arbre.
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Tableau 1
Populations d’arbres étudiées dans la comparaison empirique des plans SUN1, SUN2 et RHC

Les quatre derniéres colonnes contiennent les coefficients de corrélation de Pearson entre x; et yy

P(y;x)
Essences
N t(pi*) d d? d’h No
Pin ponderosa Pinus ponderosa 140 9,366.6 0.99 0.99 0.99 0.31
Tulipier d’Amérique Liriodendron tulipifera 336 18,255.5 0.96 0.96 0.99 —-0.07
Pin a encens Pinus taeda 437 1,835.8 0.96 0.96 0.99 —-0.32
Pin rouge Pinus resinosa 91 4,075.7 0.96 0.96 0.97 —-0.05

(1) N = nombre d’arbres qui composent la population.
(2) ¢ = volume total.

3. POPULATIONS D’ARBRES

Le tableau 1 indique les populations d’arbres qui ont
été étudiées tandis que la figure 1 décrit la relation entre
les diverses modalités de x; et le caractere étudié pour la
population de tulipiers d’Amérique. On voit que le volume
a une relation presque parfaitement proportionnelle avec
d?h, nettement curviligne, avec d, et intermédiaire, avec
d?. Pour la base de sondage dont les éléments ne sont pas
classés dans un ordre déterminé, aucune tendance parti-
culiere ne se dessine dans la relation entre le numéro de
séquence et le volume. Des observations semblables sont
faites pour les trois autres populations d’arbres.

Comme il n’existe aucune observation pour laquelle
nx, > Ty pour les quatre populations et les diverses com-
binaisons de variable auxiliaire et de taux de sondage, les
enregistrements comportent tous une marge d’imprécision.

4. RESULTATS

4.1 Comparaison des variances

Le tableau 2 présente une comparaison des variances
des estimateurs SUN1, SUN2 et RHC de ¢ pour la popu-
lation de tulipiers d’ Amérique pour chacun des taux de
sondage étudiés; pour les besoins de la comparaison, la
variance est exprimée en proportion de ’EQM de I’esti-
mateur du RM (rapport de moyennes). Le tableau 3 donne
les résultats les plus pertinents pour les trois autres popu-
lations d’arbres. En ce qui concerne la méthode SUNI,
nous avons classé les éléments des populations par ordre
décroissant selon la valeur de X, comme le recommandait
Sunter (1977a, 1977b). Examinons d’abord les résultats du
tableau 2 relatifs a la population de tulipiers.

Pour un taux de sondage donné, la précision de chaque
estimateur étudié par rapport a celle de I’estimateur du
RM augmente selon ’ordre de modalités suivant pour
X = No, d,d*d*h, c.-a-d. 4 mesure que s’accroit le
degré de proportionnalité de la variable auxiliaire au
volume du fiit de ’arbre. Etant donné que I’approximation
de la variance de SUN2 donne des résultats satisfaisants,
VARG peut &tre considérée comme un indice de I’effi-
cacité des plans RHC et SUNI par rapport a un plan npt
authentique. Si le taux de sondage est faible et qu’on

dispose d’une information supplémentaire pertinente, les
deux plans s’écartent peu de SUN2, mais si le taux de
sondage est plus élevé, RHC et SUN1 semblent perdre de
Pefficacité par rapport a SUN2, suivant la mesure de taille
qui est utilisée. Si X = d°h, auquel cas Py = 0.99
(voir tableau 1), ’efficacité de RHC équivaut a 85%
(.4298/.5037) de celle de SUN2 alors que I’efficacité de
SUNI n’équivaut plus qu’a 14% (.4298/3.014) de celle de
SUN?2 pour un taux de sondage de 10%. L’efficacité de
RHC et de SUNI par rapport a SUN2 augmente pour
d’autres modalités de X qui sont moins fortement corré-
lées avec Y. Ainsi, lorsque X = No, SUNI est beaucoup
plus efficace que SUN2.

Tableau 2

Efficacité relative des plans SUN1, SUN2 et RHC
pour la population de tulipiers d’ Amérique,
lorsque I’estimation du rapport de moyennes (RM)
sert de point de référence

VARgun2  VARsuni  VARgpc |
n/N% X n *
EQMrm  EQMgrm  EQMgy
1 No 4 4.8120 3.3136 4.7767
1 d 4 0.6735 0.6684 0.6731 332
1 d? 4 0.4605 0.4596 0.4613 333
1 d’h 4 0.3361 0.3378 0.3402 330
2 No 7 5.1327 2.6346 5.0568
2 d 7 0.7090 0.6982 0.7081 325
2 d? 7 0.5731 0.5694 0.5751 318
2 d*h 7 0.4263 0.4542 0.4369 316
5 No 17 5.4938 1.6643 5.2793
5 d 17 0.7305 0.7808 0.7283 309
5 > 17 0.6541 0.6992 0.6608 291
5 da*h 17 0.4603 1.2638 0.4935 285
10 No 34 5.8326 1.0985 5.3594
10 d 34 0.7385 0.7083 0.7339 247
10 > 34 0.6712 0.9687 0.6864 260
10 d’h 34 0.4298 3.0140 0.5037 250

1k désigne I’observation, dans la base de sondage ordonnée, a partir
de laquelle le plan SUN1 passe d’un échantillonnage avec wpt a un EAS.
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Les résultats du tableau 2 ont ceci de curieux qu’ils
laissent supposer que SUN2 est moins efficace que RHC
ou SUNI pour certaines combinaisons de variable auxi-
liaire et de taux de sondage. Peut-étre est-ce un effet arti-
ficiel du calcul approximatif de certaines probabilités de
sélection du second ordre contenues dans VARgyN3. 1l
peut aussi s’agir d’un effet du classement utilisé dans
SUN1 ou de la taille des groupes utilisés pour 1’échan-
tillonnage RHC. On peut calculer la valeur exacte de
Var (,5un2) pour 7 = 2. Nous I’avons fait pour les popu-
lations de pins ponderosa et de pins rouges. Les résultats
indiquent que VAR, refléte avec beaucoup de justesse
la précision du plan SUN2 mais produit des valeurs un peu
prudentes. Nous avons calculé des valeurs se situant entre
0.975 et 0.999 pour le rapport Var (f,syn2)/ VARgyNa. 1
n’y a aucun moyen d’évaluer P’efficacité de la formule
d’approximation VAR N2 pour des échantillons plus
grands.

Comparons maintenant les plans RHC et SUNI1 entre
eux en nous servant a nouveau du tableau 2. Pour des taux
de sondage faibles, VARgn; et VARRc sont essentiel-
lement équivalents lorsque X = d*h. Cependant, pour
des taux plus élevés, avec la méme variable auxiliaire, t;,.
est beaucoup plus efficace dans certains cas, notamment
lorsque le taux de sondage est dg 10%: dans ce cas, t;,. est
presque 6 fois plus précis que 7, gn-

Ces résultats nous aménent a penser que plus la relation
X, o« y, est forte, plus l;,,. est précis par rapport a N,
a cause surtout de ’effet de k* sur VARgyy . De petites
valeurs de k* indiquent un passage hatif a un EAS et
correspondent a de petites valeurs de VARgyny/ VARgyn -
En revanche, des valeurs de k* élevées correspondent & des
rapports de variances qui se rapprochent de 1. Pour le
tulipier d’Amérique, la méthode SUNI est telle que
seulement les trois quarts de I’échantillon est prélevé selon
un plan wpt étant donné un taux de sondage de 10% et
X = d*h; nous pensons que le passage prématuré a un
EAS explique aussi le faible rendement du plan SUN1 par
rapport au plan RHC. Lorsque X = numéro de séquence
de ’arbre, SUNI est beaucoup plus précis que RHC, et
sa précision relative s’accroit lorsque # augmente.

La forte amélioration d’efficacité observée lorsque
d’autres variables que le numéro de séquence de ’arbre
servent de variable auxiliaire est une indication de ’effi-
cacit¢ des méthodes étudiées ici, lorsque X est corrélé
positivement avec Y, et de la faiblesse de I’échantillonnage
avec probabilité proportionnelle & une variable auxiliaire,
lorsque celle-ci n’a aucun rapport avec Y.

Les tendances observées pour le tulipier d’Amérique
dans le tableau 2 s’observent aussi, de facon générale, dans
les résultats concernant les autres essences. Le tableau 3
résume une partie de ces résultats. En ce qui a trait au pin
ponderosa, SUNI est toujours moins précis que RHC
lorsque X = d’h, quel que soit le taux de sondage, et
SUN2 est toujours supérieur aux deux autres lorsque cette
variable est utilisée. Pour toutes les essences, étant donné
un taux de sondage de 10% et X = d*h, SUN1 est moins
précis que les autres plans et moins efficace que ’estimation
du rapport de moyennes, sauf dans le cas des pins a encens.

Pour toutes les populations, la supériorité de I’estimation
du RM par rapport aux trois plans étudiés (zxpt authen-
tique, non-PSPT, #pt approximatif) lorsque X = numéro
de séquence de I’arbre est remarguable.

Tableau 3

Efficacité relative des plans SUN1, SUN2 et RHC
pour les autres populations d’arbres, lorsque I’estimation du
rapport de moyennes (RM) sert de point de référence

VARgsyn2  VARsyni  VARRpc ]
n/N% X n k*
EQMrm  EQMrm EQMRpy

Pin ponderosa

1 No 2 1.9608 1.9794 1.9507

1 d*h 2 0.1050 0.1096 0.1077 137
2 No 3 2.2976 1.9264 2.2275
2 d’h 3 0.1768 0.1919 0.1859 135
5 No 2.8717 2.0681 2.7819
5 d*h 7 0.3113 0.3890 0.3670 129
10 No 14 3.2528 2.2745 3.0294
10 d’h 14 0.2928 1.3724 0.4488 97
Pin rouge!
2 No 2 2.0210 1.9485 2.0029
2 d*h 2 0.9076 0.9026 0.9104 90
No 5 2.9295 2.3141 2.8236

5 d’h 5 0.8874 1.3456 0.8991 87
10 No 9 3.5548 2.0124 3.2958
10 d*hn 9 0.8699 1.3192 0.8942 81
Pin & encens
1 No 5  4.8011 3.7104 4.7625
1 d*h 5 0.4043 0.4161 0.4174 431
2 No 9  5.5940 3.7441 5.5044
2 d*h 9 0.5129 0.5510 0.5476 419
5  No 22 6.5290 3.3082 6.5253
5 d’h 22 0.5035 0.6385 0.6085 406
10 No 44  7.7977 2.6635 6.5708
10  d’h 44 0.3854 0.7214 0.6146 375

U Le taux de sondage de 1% a été exclus parce qu’on aurait obtenu un
¢échantillon de taille n = 1.

On peut voir, d’aprés la figure 1, que la relation entre
le volume du fit et le numéro de I’arbre est tout a fait
aléatoire, c.-a-d. que le numéro de séquence ne renseigne
aucunement sur le volume du fit. De fait, il y a un incon-
vénient a utiliser cette information supplémentaire non
informative pour déterminer les probabilités de sélection.
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L’inefficacité de I’échantillonnage avec probabilités inégales
attribuable 4 la présence d’information supplémentaire
non informative est un inconvénient majeur lorsqu’on
veut estimer simultanément plusieurs caracteres de la
population, dont certains peuvent étre fortement corrélés
avec la variable auxiliaire et d’autres, pas du tout. Rao
(1966) traite la question en détail et propose des estima-
teurs de rechange inspirés de ’estimateur non biaisé, dans
le cas de I’échantillonnage avec probabilités égales, et de
Pestimateur G,y = NY, ¥, 00 = Y py, dansle
cas du plan RHC. Dans un plan d’échantillonnage avec
probabilités inégales, ’estimateur de rechange est biaisé
mais son erreur quadratique moyenne est plus faible. Etant
donné un plan RHC et X = numéro de séquence de
Iarbre, le rapport EQMgpc (airy/ EQMgowm S€ trouve tres
amélioré grice a I’estimateur proposé par Rao (1966).
Pour la population de tulipiers d’ Amérique par exemple,
le rapport en question prend des valeurs allant de 1.34
(n = 4) a2.58 (n = 34), ce qui implique que I’erreur
quadratique moyenne de I’estimateur de rechange n’est
I’équivalent que de 28 4 48% (n = 34) de la variance de
I’estimateur RHC (5). On peut faire les mémes observa-
tions pour les trois autres essences d’arbre.

Comme I’estimateur de rechange n’est pas convergent,
son biais ne dépend pas de n; pour chaque essence, on
observe des ratios plus élevés lorsqu’il s’agit de gros
¢chantillons. Il semble donc raisonnable de limiter P’utili-
sation de I’estimateur de rechange aux petits échantillons.
Lorsque » augmente, on a aussi la possibilité d’utiliser un
estimateur par quotient - par exemple, I’estimateur de
Hajek N{(Yy;/m;)/ (¥ 1/m;)} - suivant un plan zpt
authentique.

4.2 Effet du classement des éléments sur la précision
de la variante 1 de Sunter

Sunter et d’autres ont remarqué que la précision du
plan SUN1 dépendait du classement des éléments de la
population. La recommandation selon laquelle on classe
les éléments de la base de sondage par ordre décroissant
selon la valeur de x, trouve sa justification dans 1’hypo-
thése que x;, est plus susceptible d’&tre proportionnel a y,
pour des valeurs élevées. De fait, I’objectif est d’appliquer
la portion 7pt du plan SUN1 non seulement a la plus
grande proportion de la population possible, mais aussi
aux éléments pour lesquels la relation x;, « y, est la plus
forte. C’est pourquoi, en vertu de I’hypothese ci-dessus,
on a proposé de classer les éléments pour lesquels la
valeur x; est élevée en téte de la base de sondage. Toute-
fois, il est clair que ce n’est 1a qu’une recette empirique,
puisque I’hypothése que x; est plus susceptible d’étre
proportionnel a y, pour des valeurs élevées peut ne pas
se vérifier.

Pour analyser I'effet du classement d’éléments, nous
avons trié les populations de pins ponderosa et de pins
rouges par ordre croissant selon la valeur de x;, puis nous
avons divisé chacune des populations en 10 groupes de
taille comparable. Nous avons calculé le coefficient de
corrélation de Pearson entre x;, et y, pour chaque groupe,
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puis nous avons classé les éléments de chaque groupe selon
deux combinaisons de critéres:

(a) corrélation décroissante et valeur de x; croissante,
(b) corrélation décroissante et valeur de x; décroissante,

enfin, nous avons répété I’échantillonnage selon SUN1
pour les modalités de x; et un taux de sondage de 10%.
Les résultats figurent au tableau 4.

Tableau 4

Vargyn1/EQMpgy pour le pin ponderosa
et le pin rouge, selon divers modes de classement
de la population

Pins ponderosa, classés selon Pins rouges, classés selon

o décr. o décr. p décr. p décr.
X xpdécr. xycroiss. xidécr. xi déer. xy croiss.  xj décr.

d 0.5614 0.6165 0.6043 1.0307 1.0236 0.6454
d*>  0.3478 0.6562 0.5869  1.2077 0.9373 0.6948

d*h 13724 60.861 0.4459  1.3192 0.8674 0.7461

Ces résultats sont plutdt étonnants. Pour le pin rouge,
le classement selon la corrélation décroissante améliore
toutes les mesures de précision. Dans chaque groupe, le
classement selon la valeur de x; croissante rapproche
sensiblement VARg N, de VARgyc et, lorsque x = d’h,
VARgynt < VARgye. Le classement, dans chaque
groupe, selon la valeur de x; décroissante donne des
résultats encore meilleurs. Par contraste, le classement des
pins ponderosa selon la corrélation décroissante et la
valeur de x,, croissante détériore les mesures de précision.
Le chiffre exorbitant de 60.861 est attribuable au passage
prématuré 2 un EAS puisque dans ce cas particulier,
la valeur de k* n’est que de 28, ce qui implique que seule-
ment 20% de la population est soumise a un échantil-
lonnage selon un plan 7pt. En outre, le classement des
pins ponderosa selon la corrélation décroissante et la
valeur de x;, décroissante améliore VARgy; seulement si
x = d*h.

Ces résultats indiquent qu’il existe probablement un
mode de classement qui a pour effet de minimiser
VARgyn; €t qui est susceptible de favoriser une plus
grande précision qu’un simple classement selon la valeur
de X décroissante. Toutefois, ce mode de classement
variera normalement selon I’information supplémentaire,
et méme un classement intuitivement raisonnable pourra
donner des résultats imprévus. On ne peut dire a ’heure
actuelle s’il existe un mode de classement qui soit optimal
- au sens de la minimisation de Var (/,syn;) - pour le
plan =pt approximatif utilisé dans cette étude. A notre
connaissance, aucune méthode optimale n’a encore été
présentée a ce propos.
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5. ANALYSE ET CONCLUSION

L’utilisation d’une information supplémentaire signi-
ficative a pour effet d’accroitre sensiblement la précision
des plans d’échantillonnage avec probabilités inégales par
rapport & I’estimation du rapport de moyennes.

Le choix de I’un ou I’autre des plans de Sunter dépend
de la relation entre la mesure de taille et le caracteére étudié.
Lorsque la relation X o Y est forte, SUN2 est plus avan-
tageux que SUNI; par contre, lorsque la relation est faible,
SUNI1 semble préférable. D’apres les résultats de notre
étude, le plan 7pt approximatif (SUNI) et le plan non-
PSPT (RHC) ont une efficacité qui semble se rapprocher
passablement de celle d’un plan 7pt authentique. Toute-
fois, lorsque le taux de sondage augmente, le plan SUN2
est le plus efficace de tous, bien que la qualité de I’approxi-
mation VARgyn; soit incertaine dans ce cas.

Si I’on doit choisir entre un plan wpt approximatif et
un plan non-PSPT dans le but d’estimer le volume total
de fat, le plan RHC, avec t;,,‘ comme estingeur, semble
plus avantageux que le plan de Sunter avec 7, gy comme
estimateur, du moins pour les populations d’arbres étudiées
ici. Lorsque le taux de sondage est relativement faible, les
deux estimateurs paraissent aussi précis I’un que ’autre.

Un des avantages du plan RHC est sa simplicité. Un
autre avantage de ce plan, d’ordre pratique celui-la, est
qu’il peut s’appliquer a chaque population parce qu’il est
indépendant du classement des éléments de la population
et qu’il produit une estimation non biaisée dans chaque
groupe. Tandis que la simplicité est aussi une caractéristique
de la variante 1 de Sunter, le classement des éléments, dans
ce plan, influe nettement sur la précision de I’estimateur
f,suni- Quant a la variante 2, elle ne peut étre utilisée que
si le classement des éléments de la population satisfait
les conditions énoncées dans la section 2.2. Autrement,
I’algorithme de sélection ne produira pas un échantillon
exactement de taille 7.

Néanmoins, la précision de la méthode RHC dépend
de la taille des groupes. L’algorithme présenté dans la
section 2.3 est optimal.

Bien que ’on puisse accroitre la précision de 7, gy
griace a un mode de classement particulier, on ne sait trop
encore comment faire la différence entre le mode de
classement optimal et la taille d’échantillon fixe. En outre,
il peut étre désastreux d’effectuer un classement optimal
selon une autre modalité de variable auxiliaire (ou carac-
téristique) que celle ayant déja servi a ce classement.

Toutes les méthodes peuvent avoir des effets malheureux
en présence d’information supplémentaire non informative.

Enfin, et dans la mesure ol le nombre de calculs a effec-
tuer est un critére important, le plan RHC est, pourrait-on
dire, moins lourd que la variante 1 de Sunter.
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