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Estimation de systéme dual du sous-dénombrement dans le
recensement lorsqu’il y a erreur d’appariement

YE DING et STEPHEN E. FIENBERG!

RESUME

Depuis 1950, le Bureau of the Census des E.-U. a recours a ’estimation de systéeme dual (ESD) pour mesurer le
taux de couverture du recensement décennal. Selon cette méthode, on combine des données d’un échantillon avec
des données du recensement pour estimer le sous-dénombrement et le surdénombrement dans le recensement. L’ESD
repose sur "hypothése d’un appariement parfait des unités du recensement et de celles de I’échantillon. Or, les erreurs
d’appariement et les fausses non-concordances, qui sont inévitables, ont pour effet de réduire la précision de cette
méthode d’estimation. Dans cet article, nous reconsidérons P’ESD en assouplissant I’hypothése de I’appariement
parfait et nous proposons des modéles qui décrivent deux types d’erreur d’appariement: I’appariement de cas qui
ne sont pas appariables et le non-appariement de cas qui sont appariables. En outre, nous présentons des méthodes
pour estimer le total d’une population et le sous-dénombrement dans le recensement et nous en illustrons ’applica-
tion au moyen de données du recensement d’essai de 1986 & Los Angeles et du recensement décennal de 1990.

MOTS CLES: Saisie-ressaisie; biais d’appariement; modélisation de Uerreur d’appariement; fonction de

vraisemblance multinomiale.

1. INTRODUCTION

Aux Etats-Unis, le probléme du sous-dénombrement
dans le recensement est un sujet majeur de préoccupation
depuis le tout premier recensement, effectué en 1790
(Jefferson 1986). Dans le cadre de ce qu’on appelle le
programme d’enquétes postcensitaires (EP), on utilise
I’estimation de systeme dual (ESD) (ou méthode de saisie-
ressaisie) pour évaluer le taux de couverture de la population
dans le recensement. Ericksen et Kadane (1985) et Wolter
(1986) décrivent I’ utilisation de ’ESD par rapport au recen-
sement décennal de 1980. En ce qui concerne le recensement
décennal de 1990, un nouveau plan de sondage était prévu
pour ’EP et on a cherché a perfectionner la méthodologie
4 Poccasion d’un recensement d’essai effectué en 1986
dans le Central Los Angeles County et connu sous le nom
de Test des opérations de redressement (TOR). Diffendal
(1988) traite de la méthodologie, des opérations et des
résultats du TOR, tandis que Hogan et Wolter (1988) et
Schenker (1988) font une évaluation des opérations et des
hypothéses qui se rattachent a I’ESD.

Dans PEP, Pestimation de systéme dual emploie deux
échantillons: I’échantillon P et I’échantillon D. Le premier,
tout a fait indépendant du recensement, sert a mesurer les
omissions du recensement; le second, formé d’enregistre-
ments du recensement, sert a mesurer les enregistrements
erronés. Pour le TOR de 1986, I’estimateur de systeme
dual de la taille de la population, N, qui combine I’infor-
mation de I’échantillon P et celle de I’échantillon D, était
défini par ’expression suivante:

N = (CEN — EE — SUB) - N,/M,

otl CEN est le chiffre du recensement non redressé, EE,
le nombre estimé d’enregistrements erronés et de per-
sonnes non appariables dans le recensement, SUB, le
nombre de substitutions de personnes dans le recensement,
N,, le nombre de personnes dans I’échantillon P, et M,
le nombre estimé de personnes qui font partie a la fois
de la population recensée et de I’échantillon P. Pour
plus de détails, voir Diffendal (1988) ou Wolter (1986).
Une variante de cette formule a été utilisée dans le cadre
du recensement de 1990; voir 4 ce sujet Hogan (1992,
1993).

L’ESD et le probleme de I’appariement ont fait I’objet
d’une grande attention dans les années 1970 a cause de
P’emploi de cette méthode pour I’estimation du nombre de
naissances et de déces dans les pays en voie de développe-
ment, et certains croient que le taux d’erreur d’appariement
a peut-8tre été la principale difficulté de la méthode d’esti-
mation de systeéme dual utilisée dans le recensement de
1980 (Fienberg 1989). Jaro (1989) décrit les nouvelles
techniques d’appariement introduites par le Bureau of the
Census pour 1990 ainsi que I’expérimentation qui a éte
faite de la méthodologie correspondante lors d’un prétest
en 1985. Biemer (1988) examine des modeles servant &
mesurer I’effet de ’erreur d’appariement sur les estima-
tions de I’erreur de couverture du recensement, sans tenter
de compenser le biais d’appariement contenu dans I’esti-
mation de systéme dual ordinaire. La méthode utilisée
dans le recensement de 1990 comprenait non seulement un
algorithme d’appariement informatisé et des étapes de
suivi manuel, mais aussi des modeles de régression logis-
tique pour les cas non résolus des échantillons P et D (voir
Belin et coll. 1993).
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L’appariement sert a déterminer un code de dénombre-
ment pour les personnes qui forment I’échantillon P. Plus
précisément, les membres de I’échantillon P qui sont appa-
riés & un enregistrement du recensement sont considérés
comme ayant €té dénombrés. Les membres de ’échan-
tillon P qui ne peuvent étre appariés a aucun enregistrement
du recensement sont, pour la plupart, considérés comme
ayant été oubliés. Deux raisons générales expliquent que
des erreurs d’appariement puissent se produire:

1. soit que I'information enregistrée par le répondant ou
I’intervieweur est inexacte;

2. soit que I'information enregistrée est exacte mais utilisée
incorrectement.

En outre, deux types d’erreur sont possibles: I’appariement
de cas non appariables et le non appariement de cas appa-
riables. Le premier type d’erreur peut étre divisé en deux
catégories:

a) le cas ou un membre de I’échantillon P a été apparié par
erreur a I’enregistrement d’une autre personne, alors
qu’il aurait dd étre appari€¢ a un enregistrement de
I’échantillon D;

b) le cas out aucun appariement n’aurait di étre fait.

La premiere catégorie n’a pas de conséquences ‘‘graves’’
pour I’estimation de N puisque en fait la personne ‘‘mal
appariée’’ aurait normalement été comptée parmi les enre-
gistrements du recensement. En revanche, les erreurs de
la seconde catégorie ont pour effet de provoquer une sous-
estimation du nombre de non-concordances. Par ailleurs,
le deuxiéme type d’erreur (non appariement de cas appa-
riables) a pour effet de surestimer le nombre de non-
concordances. Fay, Passel, Robinson et Cowan (1988)
soulignent que les fausses non-concordances représentent
sans doute un probléme plus grand que les fausses concor-
dances. Celles-ci sont plus rares que celles-1a parce qu’il
est facile de vérifier I’authenticité d’une concordance.

Dans la section 2, nous proposons des modeles d’erreur
d’appariement et dans les sections 3 et 4, nous présentons
une méthode systématique pour estimer le total d’une
population et, partant, le sous-dénombrement dans le
recensement. Dans la section 5, nous analysons les données
du recensement d’essai de 1986 effectué & Los Angeles et
du recensement décennal de 1990 afin de montrer comment
notre méthode évalue ’erreur d’appariement contenue
dans les estimations du sous-dénombrement.

2. MODELISATION DE L’ERREUR
D’APPARIEMENT

Pour des raisons de simplicité, nous appliquons une
contrainte au mécanisme d’appariement, a savoir qu’un
membre d’un échantillon ne peut étre apparié a plus d’un
membre d’un autre échantillon. En outre, nous supposons
implicitement un échantillonnage aléatoire stratifi¢, ce qui
donne un modele d’échantillonnage multinomial classique
pour P'estimation de systéme dual. Cette simplification
nous permet de concentrer notre attention sur ’effet de

P’appariement et sur son mécanisme. Nous allons maintenant
décrire une facon de représenter les données de ressaisie
dans le but explicite d’établir des modeles d’appariement.

Soit Zx« le vecteur de caractéristiques pour la popu-
lation entiere, de sorte que la i-ieme composante de Z |
renferme les caractéristiques de la i-iéme personne,
1 </ < N. Ce ne sont pas toutes les composantes de
Zy« qui peuvent étre observées dans un échantillon
quelconque. Nous cherchons a estimer N, la taille de la
population, & partir des données de deux échantillons.
Imaginons que I’action de tirer un échantillon dans une
population équivaut a prélever aléatoirement des compo-
santes de Zy, pour former un nouveau vecteur Y. Siles
composantes prélevées ne contiennent pas toutes les carac-
téristiques voulues ou si elles renferment des caractéristiques
erronées, il peut se produire des erreurs d’appariement.
Nous allons donc désigner le premier échantillon par Y,
et le second, par Y,, et, dans I’analyse qui va suivre, les
deux serviront d’échantillon de saisie-ressaisie pour I’esti-
mation de systéme dual.

Deux types d’erreur d’appariement sont possibles: le
non-appariement de cas appariables (que nous appellerons
erreur de type 1) et ’appariement de cas non appariables
(que nous appellerons erreur de type 2). Nous pouvons
choisir de modéliser Pun ou I’autre type d’erreur ou les
deux. Sil’appariement est parfait, chaque composante de
Y, ou Y, contiendra la méme information que dans Zy |,
et le nombre de concordances sera égal au nombre d’élé-
ments communs a Y] et Y5. Si ’appariement est imparfait,
nous considérerons le modéle élémentaire suivant:

Modele (A):
i) les concordances réalisées dans les conditions d’appa-

riement parfait seront de nouveau réalisées, avec une
probabilité commune o, 0 < o < 1;

ii) toutes les non-concordances demeureront des non-
concordances, c’est-a-dire qu’il n’y aura pas de fausses
concordances.

Le modéle (A) définit le mécanisme de I’erreur d’appa-
riement de type 1 avec probabilité d’erreur 1 — «, en
supposant que ’erreur de type 2 soit négligeable.

Pour élaborer un modele pour les deux types d’erreur
d’appariement, nous devons examiner soigneusement
toutes les situations qui peuvent mener a de fausses concor-
dances. Lorsqu’il n’y a pas d’erreur d’appariement, on
peut écrire Yy = (M|, N|) et Y, = (M,, N,), de sorte
que les ensembles M, et M, ont la méme taille et que
chaque unité de M, est appariée correctement & une unité
de M, et vice versa, que N, est I’ensemble des unités de
I’échantillon Y; qui ne sont appariées a aucune des unités
de I’échantillon Y,, et que N, est I’ensemble des unités de
Y, qui ne sont appariées a aucune des unités de Y,. Lorsque
des erreurs d’appariement sont possibles, de fausses con-
cordances peuvent étre établies selon quatre possibilités:

a) une unité de M; est appariée incorrectement a une
unité de M,;

b) une fausse concordance est établie entre M, et N,;

¢) une fausse concordance est établie entre M, et Ny;

d) une fausse concordance est établie entre N, et N,.
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Nous remarquons gue les cas a), b) ou ¢) peuvent se
produire seulement si au moins deux erreurs sont com-
mises: le non-appariement de deux unités appariables et
I’appariement de deux unités qui n’ont pas de lien entre
elles. Comme la probabilité de ces erreurs est faible, nous
supposons, pour des raisons de simplicité, que les cas a),
b) et ¢) ont trés peu de chances de se produire selon le
mod¢le suivant.

Modeéle (B):

i) comme dans le modele (A), les concordances réalisées
entre M, et M, seront de nouveau réalisées, mais avec
une probabilité o, 0 < o < 1;

ii) les fausses concordances de type a), b) ou ¢) ont une
probabilité de réalisation négligeable;

iii) chaque unité (ou individu) de V, sera appariée a une
unité de N, avec une probabilité commune {3,
0=8<1.

Meéme si, en théorie, la valeur de « et celle de 5 peuvent
varier de 0 4 1, dans le contexte du recensement nous nous
attendons que o = let 8 = 0.

Nous pouvons aussi envisager le cas ou les probabilités
d’erreur d’appariement et les probabilités de saisie varie-
raient selon des sous-groupes particuliers de la population.
Autrement dit, la population peut étre divisée en strates
selon des critéres démographiques (par exemple ’4age,
’origine ethnique, le sexe) ou géographiques, et on suppose
que les probabilités d’erreur d’appariement et les proba-
bilités de saisie sont plus homogénes dans ces strates que
dans la population totale. Supposons que la population
totale consiste en / strates. Soit Z }Q{. «1 le vecteur de carac-
téristiques pour la population de la strate { de taiile
inconnue NV, et soient Y;;, Y}, deux échantillons prélevés
dans la strate i qui servent a calculer N;. Nous pouvons
alors construire un estimateur de la taille de la population
globale en posant N = ¥ /_, N;. Nous pouvons affiner
les modeles (A) et (B) de la facon suivante:

Modeéle (A’):
Le modele (A) est valide pour chaque strate et ¢; est la

probabilité d’appariement de deux éléments appariables
delastrate , 0 < o; = 1,1l =i =< [.

Modele (B'):

Le modele (B) est valide pour chaque strate et o;, 3;,
1 < i = [/, sont les deux paramétres de probabilité pour
la strate i.

Dans I’enquéte postcensitaire de 1990, I’étude d’apparie-
ment pour I’échantillon P s’est faite au moyen des ilots
échantillonnés et d’un anneau d’ilots avoisinants (Hogan
1993). Les erreurs de géocodage peuvent amener 1’établis-
sement de fausses concordances entre des éléments de
strates formées a posteriori selon des critéres géographiques;
de fausses concordances sont également possibles pour les
strates définies selon des criteres démographiques. Le
modele (B’) suppose implicitement qu’il ne peut y avoir
de fausse concordance entre les éléments de strates formées
a posteriori. En outre, tous les mod¢les sont une simplifi-
cation du plan de sondage de 'EP.
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3. ESTIMATION DU TOTAL D’UNE
POPULATION

Dans cette section, nous cherchons a estimer le total
d’une population suivant les divers modeles d’erreur
d’appariement - (A), (A’), (B) et (B’) - en supposant
valides les hypothéses habituelles de I'indépendance des
deux échantillons et de I'uniformité des probabilités de
sélection. Pour des modeles ou I’on suppose que les proba-
bilités d’échantillonnage ne sont pas uniformes ou que les
échantillons ne sont pas indépendants, voir la méthode a
trois échantillons dans Darroch et coll. (1993) et la méthode
décrite dans Alho et coll. (1993).

Soit N le nombre d’unités (ou d’individus) formant la
population a I’étude, x, ., le nombre d’unités dans Y,
X 41, le nombre d’unités dans Y, et x;, le nombre d’unités
présentes dans les deux échantillons a la fois. Le nombre
d’unités présentes dans Y, mais non dans Y| est x; =
X, — X et le nombre d’unités présentes dans Y, mais
non dans Y, est x;5 = x;, — Xxy;. On peut disposer les
données de saisie-ressaisie dans un tableau de contingence
2 x 2 dont une des cases est vide:

Echantillon Y,

unités unités
présentes absentes
unités ¥ ¥
. ) présentes 1 12
Echantillon Y, L
unites x _
absentes 2l

Dans ce tableau on utilise le symbole ¢‘ —’’ pour désigner
une case vide, ainsi que la notation habituelle pour les totaux
marginaux: X;, = X;; + Xj2, X151 = X1 + X3,. A ce
tableau correspond un tableau de probabilités ~ p;; = Pr
[un individu se trouve dans la case (i,j)] - de méme
dimension,

Echantillon Y,

unités unités
présentes absentes
unités
, . présentes Pu Pr2
Echantillon Y, . s
unités
absentes P2 P2

étant donné la contrainte linéaire habituelle

2

2
YoM pu=t
j=1

i=1

Soit n le nombre d’individus différents présents dans les
deux échantillons, ¢’est-a-dire que n = x| + X5 + Xa5.
Si nous supposons que les échantillons sont tirés aléatoire-
ment avec probabilités de sélection uniformes pour les unités,
les effectifs par case ont une distribution multinomiale

(xll’x129x21aN - n) -~ Muh(Nspllap129p21’p22)'
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Nous utilisons la méthode de vraisemblance condition-
nelle élaborée par Sanathanan (1972). Pour une valeur »
fixe, (X1, X3, X2;) a une distribution multinomiale avec
une fonction de vraisemblance

X X X
. n PP’ et
Li(p11, Pr12s P21) = T -
xplxplod Apn + pi + pay)

0]

On considére alors que # suit une distribution binomiale
avec une taille d’échantillon N et une probabilité p,; +
P12 + D>y, et la fonction de vraisemblance correspon-
dante est

!

- n
AN — n)!(p” + pi + pa)

(1 — (piy +pi + 221V ()

Ly(N) =

Selon ’approche conditionnelle, nous calculons les esti-
mations du maximum de vraisemblance des probabilités
par case au moyen de I’équation (1), puis, a I’aide des
valeurs des probabilités par case, nous déterminons la
valeur de N qui maximise (2). Sanathanan (1972) a montré
que dans des conditions de régularité convenables, les esti-
mations de vraisemblance conditionnelle aussi bien que les
estimations de vraisemblance inconditionnelle de N sont
convergentes et ont la méme distribution normale multi-
variée asymptotique. L.’approche conditionnelle convient
particulierement bien aux situations qui impliquent de gros
échantillons, comme c’est le cas ici.

Suivant I’hypothése de I'uniformité des probabilités de
sélection, nous posons p, comme la probabilité qu’une
unité quelconque de la population soit incluse dans Y et,
de la méme maniere, nous posons p, comme la probabilité
qu’une unité de la population soit incluse dans Y,. On
appelle habituellement ces probabilités p, et p, des proba-
bilités de saisie, et elles ne dépendent pas de la maniére
dont s’opere I’appariement. Donc, la probabilité qu’un
individu se trouve dans les deux échantillons est p, p, et la
probabilité de faire partie de I’ensemble N, est p; (1 — p,).
Puisque le modéle (A) est un cas particulier du modéle (B),
avec 8 = 0, nous allons nous attarder a formuler le pro-
bléme dans les termes du modeéle (B). Pour cela, il faut
d’abord établir la spécification paramétrique des proba-
bilités par case. Deux scénarios seulement feront qu’un
individu pourra se trouver dans la case (1,1) du tableau de
contingence: soit que I’individu appartient effectivement
aux deux échantillons, et un appariement est alors effectué,
ou bien I'individu appartient 4 N, et il est apparié erroné-
ment & un individu de N,, pour employer la notation pré-
sentée dans la derniére section. Dans ce cas-ci, la direction
de ’appariement, de N, vers N,, est implicite dans ’hypo-
thése (iii) du modele (B). La probabilité de réalisation du
premier scénario est o p; p, et la probabilité de réalisation
du second est 8p; (1 — p,). En outre, les deux scénarios
s’excluent mutuellement. Par conséquent, nous avons

pu =apipy + Bp (1 — py)etpy, = pp — pyy =py —

apipy — B0l = p3),pay = P2 — P1t = P2 —apipr —
Bpi(1 — p,). Rao (1957) a étudié les conditions de régu-
larité selon lesquelles les estimations les plus vraisemblables
des parametres d’une distribution multinomiale sont uniques.
Ses conditions sont satisfaites par le paramétrage de {p;;}
dans le cas ci-dessus.

Sia = letB = 0, lasituation ci-dessus se raméne au
cas classique des deux échantillons, et il existe alors des
solutions completes bien connues pour les équations de
vraisemblance liées a la fonction de vraisemblance condi-
tionnelle (1) (voir Bishop et coll. 1975, chap. 6, p. 232),
ce qui nous amene a ’estimateur de systéme dual ordi-
naire, Ngsp = X;4X,1/X;;. Autrement, il n’existe pas
d’expression en forme analytique fermée pour les estima-
tions du maximum de vraisemblance. Cependant, lorsqu’on
connait p, et p,, qui sont les estimations du maximum de
vraisemblance conditionnelle de p, et p,, ’estimateur du
maximum de vraisemblance conditionnelle de N peut &tre
exprimé par la formule

n
P+ By — (a — B)P1hy — BB,

N = 3

(voir Chapman 1951). En ce qui concerne les modeéles (A”)
ou (B’), on peut se servir, pour la strate /, des estimations
de parametres calculées selon le modeéle (A) ou (B) pour
les données de cette strate, puis faire la somme des esti-
mations pour toutes les strates afin d’estimer le total de
population.

4. ESTIMATION DES TAUX D’ERREUR
D’APPARIEMENT A L’AIDE DES DONNEES
D’UNE ETUDE DE RAPPARIEMENT

Dans cette section, nous calculons des valeurs estimées
des parametres « et 3 du taux d’erreur d’appariement en
nous servant des données d’une étude sur ’erreur d’appa-
riement (étude de rappariement) qui s’inscrivait dans le
recensement d’essai qu’a effectué en 1986 sur le territoire
de Los Angeles le Bureau of the Census dans le but d’éva-
luer ’EP. En quelques mots, une étude de rappariement
porte ordinairement sur un échantillon de cas; sa réalisation
exige I’application de méthodes plus poussées, ’emploi de
personnel hautement qualifi¢ et le recours & la réinterview
pour obtenir des estimations du biais lié aux opérations
d’appariement antérieures. Pour plus de détails, voir
Childers, Diffendal, Hogan et Mulry (1989). Dans leur
analyse de I’étude de rappariement effectuée a I’occasion
du TOR de Los Angeles, Hogan et Wolter (1988) écrivent:
““On a effectué [le rappariement] indépendamment de
Pappariement initial, puis on a déterminé quels étaient les
écarts entre les résultats des deux opérations. A cause de
la rigueur avec laquelle s’est fait le nouvel appariement,
nous croyons que les résultats de cet appariement reflétent
la réalité tandis que les écarts entre les résultats du premier
et du second appariement reflétent le biais dont sont
entachés les résultats du premier appariement.”’
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Les données recueillies a I’occasion d’une étude de
rappariement peuvent étre présentées sous la forme illustrée
au tableau suivant:

Données d’une étude de rappariement

Classement
de rappariement

Elements Elements
appariés appariés

Eléments y ,
i¢ 1 12
Classement ?’ppal‘les
original Eléments
hon, Y21 Yn
appariés

Pour estimer « et 3, nous supposons que dans 1’appa-
riement initial les erreurs se produisent selon le modele (B)
et que dans le rappariement elles peuvent ne pas étre
prises en considération, c’est-a-dire que nous supposons
le rappariement parfait. En conséquence, y;; + ¥ est
le nombre réel de concordances et il est donc fixe, tandis
que yq, est une variable aléatoire qui suit une distribution
binomiale, ¢’est-a-dire que y;; ~ B (¥ + ya,@). Par
conséquent, I’estimation du maximum de vraisemblance
de aest & = y;/(y1; + y21) et estimation du maxi-
mum de vraisemblance du taux d’erreur dans les non-
concordances, v, est ¥ = 1 — & = yo1/ (¥ + Y21)-
Selon le méme raisonnement, ¥, ~ & (v, + ¥2,0), et
P’estimation la plus vraisemblable du taux d’erreur dans
les concordances est 8 = y1/ (V12 + ¥Y2).

Nous pouvons nous servir des estimations du taux d’erreur
d’appariement calculées ici pour analyser les données de
I’étude de rappariement faite lors du recensement d’essai
de Los Angeles. Trés souvent, il est intéressant d’estimer,
outre la taille d’une population, celle d’une sous-population
définie selon des critéres démographiques (par ex., Noirs,
Blancs) ou des critéres géographiques. Dans ce cas, il convient
mieux d’imaginer des taux d’erreur d’appariement différents
d’une strate 4 I’autre en utilisant des estimations du taux
d’erreur d’appariement pour chaque strate a I’étude. On
peut obtenir des estimations de ce genre en effectuant une
étude de rappariement pour chaque strate, puis en se servant
des estimations tirées de cette étude. Les données servant
al’application du modele (B”) sont tirées de la base du recen-
sement de 1990, et nous les analysons ici.

5. APPLICATIONS

5.1 Application du modéle a une strate au TOR de 1986

Hogan et Wolter (1988) présentent les données de I’étude
de rappariement effectuée a I’occasion du TOR de 1986
a Los Angeles. Les résultats de I’étude pour I’échantillon
P sont exposés dans le tableau 1 sous la forme d’une table
ou se recoupent les codes d’appariement obtenus par suite
de’appariement initial du TOR et ceux obtenus par suite
du nouvel appariement. Le tableau 2 présente, sous la forme
d’une table a double entrée, les données pour le TOR de
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1986, sans stratification a posteriori. Le nombre estimé de
personnes qui n’ont été recensées par aucun des deux
systemes (5,870) est du méme ordre de grandeur que le
nombre de substitutions dans le recensement (5,259) et que
le nombre d’enregistrements erronés (6,426) (Hogan et
Wolter 1988). Les résultats de I’étude pour ’échantillon D
figurent dans le tableau 3. Posons ECP et EEP comme le
nombre total d’enregistrements corrects et que le nombre
total d’enregistrements erronés, respectivement, selon le
classement initial, et posons ECR et EER comme le nombre
total d’enregistrements corrects et le nombre total d’enregis-
trements erronés, respectivement, selon le classement du
rappariement. Se fondant sur les données du tableau 3,
Hogan et Wolter (1988) concluent que le taux initial d’enre-
gistrements erronés (EE) - EEP/(ECP + EEP) = 325/
(325 + 19,269) = .016 - devrait étre porté a environ .021,
c’est-a-dire que EER/(ECR + EER) = 411/(411 + 19,334).

Tableau 1

Résultats de 1’étude de rappariement effectuée dans le cadre
du recensement d’essai effectué a Los Angeles en 1986:
échantillon P. Source: Hogan et Wolter (1988)

Classement de Classement du rappariement

I’appariement Non Non

initial Appariés appariés résolus Total

Appariés 16,623 18 55 16,696

Non appariés 88 2,164 56 2,308

Non résolus 17 0 132 149

Total 16,728 2,182 243 19,153
Tableau 2

Données et estimations de systéme dual pour le recensement
d’essai effectué a Los Angeles en 1986
Source: Hogan et Wolter (1988)

EP

Dénombrés Manqués Total

298,204 45,463 343,667
38,503 5,870 44,373

336,707 51,333 388,040

* Enregistrements corrects du recensement = total des enregistrements
du recensement — substitutions — enregistrements erronés.

Enregistrements Dénombrés
corrects du  Manqués
recensement®  Total

Tableau 3

Résultats de ’étude de rappariement effectuée dans le cadre
du recensement d’essai effectué a Los Angeles en 1986:
échantillon D. Source: Hogan et Wolter (1988)

Résultats du rappariement

Résultats Enregis-  Enregis- Cas
Initiaux trement trement non Total
correct erroné résolu

Enregistrement

correct 19,153 28 88 19,269
Enregistrement

erroné 41 283 1 325
Cas non résolu 140 100 223 463
Total 19,334 411 312 20,057
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Nous allons maintenant réanalyser les données du
tableau 2 en utilisant le modele (B), mais nous ne tiendrons
pas compte des cas non résolus du tableau 1 parce que nous
ignorons & quelle classe ils devraient appartenir. A I’aide
des données du tableau 1, nous calculons ¥ = 1 — & =
88/(16,623 + 88) = .53% et 8 = 18/(18 + 2,164) = .82%.
Le tableau 4 donne les estimations - avec 1’écart-type corres-
pondant - calculées selon le modgle (B) et selon la méthode
d’ESD classique. Les écarts-types sont calculés par la
normalité asymptotique; pour plus de détails, voir Ding
(1990, 1993a, 1993b). Le sous-dénombrement estimé est
alors défini par la formule suivante: sous-dénombrement =
(N — CEN)Y/N x 100%, ou CEN est le total des enre-
gistrements du recensement, ¢’est-a-dire que CEN = enre-
gistrements corrects du recensement + substitutions +
enregistrements erronés (EE) = 343,667 + 5,259 +
6,426 = 355,352. Les estimations qui figurent sur la
derniére ligne du tableau 4 indiquent que I’estimation du
sous-dénombrement calculée selon ’ESD devrait étre
réduite de .37% (soit 8.42% — 8.05%). Rappelons-nous
que Hogan et Wolter (1988) estiment que le taux initial
d’EE devrait étre relevé de .5% (soit 2.1% — 1.6%) a
cause des données de I’étude de rappariement, ce qui
signifie un rajustement additionnel d’environ .5% du sous-
dénombrement estimé. En définitive, nous considérons
que ’estimation du sous-dénombrement était entachée
d’un biais par excés d’environ .9% (en supposant que le
chevauchement soit négligeable, méme si deux éléments
ne peuvent, a strictement parler, s’additionner).

Tableau 4

Comparaison d’estimations pour le recensement d’essai
effectué a Los Angeles en 1986

. . EMV du
Parametre ESD (E.T.) modele (B) (E.T.)

2 8856 (5.48 x 10~ %) 8892 (5.51 x 10~%)
0> 8677 (5.78 x 10™%) 8712 (5.86 x 10™%
N 388,040 (87) 386,470 (79)

Sous-

dénombrement
(%) 8.42% 8.05%

5.2 Application du modéle a plusieurs strates au
recensement de 1990

Nous allons maintenant analyser des données stratifiées
tirées de I’étude d’évaluation de I’EP réalisée dans le cadre
du recensement décennal de 1990. Hogan (1993) décrit les
opérations et les résultats de PEP de 1990, Mulry et Spencer
(1991, 1993) présentent une analyse de I’erreur totale, et
Davis et coll. (1991) parlent de I’étude sur I’erreur d’appa-
riement dans ’EP (Matching Error Study - MES). Cette
¢tude a porté sur treize strates d’évaluation formées a
posteriori (SEP) selon la région géographique et le groupe
ethnique. Des treize SEP énumérées dans le tableau 5, cing
renferment une forte proportion de personnes membres
d’une minorité (Noirs et Latino-Américains): ce sont les

strates 1, 3, 5, 8 et 11. Dans le tableau 6, nous présentons
les données de systéme dual pour chacune des 13 SEP et,
dans les tableaux 7 et 8, nous donnons les résultats perti-
nents de ’étude de rappariement pour 1’échantillon P et
I’échantillon D. Ces résultats sont tirés des rapports finals
des projets d’évaluation de I’EP P7 et P10 du Bureau of
the Census (Davis et Biemer 1991a, 1991b). L’échantillon P
de I’enquéte postcensitaire de 1990 comprenait environ
172,000 unités de logement (Hogan 1992). Dans ’analyse
habituelle des données de systéme dual, comme dans
I’analyse que nous présentons ici, les données de I’échan-
tillon P sont pondérées pour calculer des estimations de
x4 (total pour I’échantillon P) et de x;; (total des concor-
dances). Néanmoins, on peut se servir des données non
pondérées (brutes) pour faire de ’inférence; en annexe,
nous comparons des estimations basées sur les données
réelles de ’échantillon P avec des estimations basées sur
les données pondérées du méme échantillon.

Tableau 5

13 strates d’évaluation formées a posteriori (SEP)
pour ’EP de 1990

Nord-Est, noyau urbain, minorités
Nord-Est, noyau urbain, non-minorités
Nord-Est, ville non centrale, minorités
Nord-Est, ville non centrale, non-minorités
Sud, noyau urbain, minorités

Sud, noyau urbain, non-minorités

Sud, ville non centrale, non-minorités
Midwest, noyau urbain, minorités
Midwest, noyau urbain, non minorités
Midwest, ville non centrale, non-minorités

—_ =
—_— O D 00 1N R W N =

Ouest, noyau urbain, minorités
Ouest, noyau urbain, non-minorités
Ouest, ville non centrale, non-minorités + Indiens

—
w N

Tableau 6
Données de systeme dual pour 13 SEP de ’EP de 1990

X14 Xt

SEP (recensement) (échantilllon P) X
1* 5,966,529 4,656,305.09 4,284,132.78
2 9,235,705 8,685,235.79 8,626,362.34
3* 24,255,611 22,628,349.88 21,068,045.55
4 31,173,378 30,150,266.34 29,966,142.62
5% 9,985,055 8,809,620.02 8,249,407.92
6 13,977,529 13,582,482.34 13,278,614.01
7 47,548,548 44,059,397.93 42,987,517.59
8* 4,060,286 3,714,168.27 3,520,314.04
9 11,826,352 10,058,288.52 9,854,052.95
10 39,343,787 38,358,735.32 38,031,852.01
11* 7,283,885 5,743,998.39 5,365,961.67
12 11,073,872 10,512,339.59 10,222,147.69
13 26,415,232 26,721,116.28 26,025,370.25

*Désigne une strate de minorités formée & posteriori.
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Tableau 7

Résultats de 1’étude de rappariement pour 13 SEP
de ’EP de 1990: échantillon P

Tableau 9
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Estimations de systéme dual et écarts types correspondants
pour 13 SEP de ’EP de 1990

SEP i Yai Y2 yn SEP Ay (B.T) £ (BE.T.) N(E.T.)
1+ 14,301 124 11 2,773 1% 0.92007 (12.57 x 10-5) 0.71803 (18.42 x 10~5) 6,484,855 (470)
5 15,051 16 16 1,136 2 099322 (278 x 10-5) 093402 (8.17 x 1073) 9,298,737 (67)
" 28,784 293 49 4,166 3093105 (5.33 x 10-5) 0.86858 (6.86 x 10~5) 26,051,987 (540)
4 32,753 203 > 2,058 4 099389 (1.42 x 10-5) 0.96127 (3.46 x 10~3) 31,364,919 (88)
5 28,674 189 18 3,738 5% 0.93641 (8.22 x 10-5) 0.82618 (11.99 x 10~3) 10,663,134 (390)
21,757 6 hy 1156 6 097763 (4.01 x 10-5) 0.95000 (5.83 x 10=5) 14,297,391 (131)
; 48,061 47 % 1978 0.97567 (2.32 x 10-5) 0.90408 (4.27 x 10=5) 48,734,156 (359)
. ’ ’ 8% 0.04781 (11.54 x 10-5) 0.86701 (16.85 x 10~5) 4,283,875 (190)
8 14,800 38 21 2,521 9 0.97969 (4.45 x 10-5) 0.83322 (10.84 x 1075) 12,071,466 (224)
? 16,327 39 20 874 10 0.99148 (1.48 x 10-5) 0.96665 (2.86 x 10~5) 39,681,946 (108)
10 43,721 120 107 1,664 1% 0.93419 (10.35 x 10-5) 0.73669 (16.32 x 10=5) 7,797,041 (443)
e 12,522 133 1 2,097 12 097240 (5.05 x 10-5) 0.92309 (8.01 x 10-5) 11,388,243 (164)
12 15,122 39 8 1,078 13 0.9739 (3.08 x 10=5) 0.98524 (2.35 x 10=5) 27,121,400 (104)
13 43,356 232 108 4,583
Tableau 10
Tableau 8 Estimations du taux d’erreur d’appariement
Résultats de I’étude de rappariement pour 13 SEP pour 13 SEP de ’EP de 1990
de ’EP de 1990: échantillon D SEP ) (%)
SEP ECP EEP ECR EER
1* 0.009 0.011
1* 17,027 1,415 17,106 1,645 i* gg?g ggi;
2 15,821 879 15,631 932 ’ ’
3* 32,420 2,430 32,322 2,446 ; 883; gg(l):
4 33,369 1,242 32,922 1,665 6 0.003 0.030
5% 32,412 1,880 33,030 2,044 7 0.001 0.006
24,392 1,225 24,336 1,284 g* 0.004 0.008
7 51,107 2,908 50,929 3,047 9 0.002 0.022
8* 17,174 1,518 17,133 1,526 10 0.003 0.060
9 18,279 648 18,228 656 11* 0.011 0.005
10 44,450 1,604 44,584 1,631 12 0.004 0.007
11* 13,644 985 13,693 909 13 0.005 0.023
12 15,647 522 15,590 583
13 49,647 2,062 49,545 2,334
Tableau 11
EMYV du modele (B’) et écarts types correspondants
pour 13 SEP de I’EP de 1990
Le tableau 9 donne les estimations de systéme dual - et - - —
’écart-type correspondant — de la probabilité de saisie (qui SEP b1 (E.T) pr (E.T) N(E.T.)
équivaut a un taux de couverture pour le recensement ou . s s
I’échantillon P) pour chacune des treize SEP. Les estima- 1% 0.92406 (12,68 x 10 5) 072114 (18.79 > 10 5) 6,436,833 (440)
tions du tableau 10 indiquent que le taux d’erreur d’appa- 2 099464 (279 x 1075) 093336 (B30 x 1077 - 9,285,474 ©2)
riement varie sensiblement d’une SEP a I’autre. Parmi les 3+ 0.93896 (538 x 1073) 087597 (101 x 107%) 25,832,352 (279)
trois SEP pour lesquelles ¥ est plus grand que .01%,1a 3 et 4* 099999 (2.63 1072) 098070 3.64 107? 30,731,889 (781)
la 11 sont celles qui renferment une forte proportion de 5T 094166 (8.28 > 10 5) 083080 (12.13 > 10 5) 10,603,717 (306)
personnes membres d’une minorité. Il est donc permis de 6 09722 (.03 x 10:5) 095134 1(6.03 x 10:5) 14,274,182 (69
croire que le taux de non-concordances serait plus élevé 7097600 (232 % 107 5) 0-90438 (430 x 10_ 5) ABTITTO2 (338)
pour les strates contenant des membres de minorités que B 0.95034 11,39 x 10 5) 086933 (17.06 10 5) 4,272,439 (139)
pour les autres. En revanche, les estimations de B ne 9 097756 (447 x 1073) 083141 (112> 1077) 12,097,806 (283
permettent pas d’affirmer que le taux d’erreur dans les 10 0.99217 (130 x 1072) 096733 (3.06 x 10_2) 39,654,306 ©0)
concordances est plus élevé, ou moins élevé, pour les strates 1T 0.94239 (10,46 X 1042) 0.74316 (16.58 x 107%) 7,729,158 (339)
de minorités. Le tableau 11 donne les estimations du maxi- 12 097561 (5.07 x 1075) 092614 (8.10 x 107%) 11,350,674 (101
13 0.97895 (3.10 x 10-5) 0.99020 (2.42 x 10-5) 26,983,168 (355)

mum de vraisemblance - et I’écart-type correspondant —
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calculées selon le modele (B ). L’hétérogénéité des proba-
bilités de saisie est appréciable. Cette hétérogénéité et la
variabilité des taux d’erreur d’appariement donnent a
penser que le modele (B’) convient mieux que le modeéle
(B). Les écarts-types asymptotiques des tableaux 9 et 11
semblent anormalement faibles par rapport a la taille de
I’échantillon de N. Ding (1993b) montre que cette anor-
malité apparente est une caractéristique propre du systéme
dual lorsque les probabilités de saisie sont trés élevées,
comme c’est le cas pour un recensement. Malgré des inter-
valles de confiance trés étroits, les études de simulation
décrites dans Ding (1993b) montrent que I’approximation
normale asymptotique utilisée est tres précise du point de
vue de la probabilité d’inclusion de la valeur vraie.

Tableau 12

Sous-dénombrement en pourcentage et biais estimés
pour 13 SEP de I’EP de 1990

SEP SD(ESD) SD(P) SD(D) SD(T) Biais(P) Biais(D) Biais(T)

1* 6.40 5.99 530 4.89 0.41 1.10 1.51

2 -0.69 —-0.83 —-1.05 —1.20 0.14 0.36 0.51
3% 5.59 479 553 472 0.80 0.06 0.87
4 -0.11 =217 -1.33 -3.39 2.06 1.23 3.29
5* 5.03 449 468 4.15 0.53 0.35 0.88
6 1.22 .06 0.99 0.83 0.16 0.23 0.39
7 1.77 1.73 1.50 1.47 0.03 0.26 0.29

8* 3.52 3.26  3.46  3.20 0.26 0.06 0.32

9 1.05 1.26 1.00 1.21 —-0.22 0.05 -0.17
10 0.41 0.34 036 0.29 0.07 0.05 0.12
11* 5.26 4.43 577 4.94 0.83 -0.51 0.32
12 1.89 1.56 1.51 1.19 0.32 0.38 0.70
13 1.79 1.29  1.28 0.78 0.50 0.51 1.01

Le tableau 12 donne, par rapport a diverses sources, les
estimations du biais d’appariement contenu dans les esti-
mations du sous-dénombrement calculées selon la méthode
d’ESD ordinaire. SD(ESD) désigne I’estimation de systéme
dual du sous-dénombrement définie comme dans le TOR
de 1986; SD(P) est ’estimation du sous-dénombrement
calculée au moyen de "EMV du modele d’erreur d’appa-
riement et qui prend en compte le biais d’appariement dans
I’échantillon P, et Biais(P) = SD(ESD) — SD(P). En
outre, d’aprés Hogan et Wolter (1988), nous définissons
le biais contenu dans I’échantillon D par ’expression
Biais(D) = EER/(ECR + EER) — EEP/(ECP + EEP)
et ’estimation du sous-dénombrement qui prend en compte
Perreur dans I’échantillon D, par SD(D) = SD(ESD) —
Biais(D). Enfin, le biais d’appariement total, contenu dans
les deux échantillons (P et D), est défini par I’expression
Biais(T) = Biais(P) + Biais(D), et I’estimation du sous-
dénombrement qui prend en compte les deux sources d’erreur
est SD(T) = SD(ESD) — Biais(T). Notons qu’il peut exister
des estimations négatives du sous-dénombrement, comme
on peut [’observer pour les strates 2 et 4 du tableau 12; cela
signifie qu’il y a plut6t surdénombrement. Cette situation

se produit quand I’ESD (ou P’EMV) est inférieure a CEN,
qui est le total des enregistrements du recensement. Les
données de systeme dual sont des chiffres du recensement
““redressés’’ qui, contrairement a CEN, ne comprennent
pas les enregistrements erronés.

Les valeurs positives qui figurent dans les colonnes
Biais(P), Biais(D) et Biais(T) représentent le biais par excés
dont est entachée I’estimation de systéme dual du sous-
dénombrement quand on ne tient pas compte de la source
d’erreur correspondante; autrement dit, il faut réduire
SD(ESD) d’une valeur équivalent au biais estimé pour
tenir compte de ’effet de la source d’erreur. Par ailleurs,
nous constatons que dans les quatre cas (SD(ESD), SD(P),
SD(D) et SD(T)), les estimations sont beaucoup plus élevées
pour les cing strates de minorités, ¢’est-a-dire pour SEP 1,
3,5, 8et 11. En outre, les estimations des colonnes Biais(P)
et Biais(D) sont toutes positives, sauf celle pour la strate 9,
dans le cas de Biais(P), et celle pour la strate 11, dans le
cas de Biais(D). Ces observations vont dans le sens de
I’opinion répandue selon laquelle Pestimation de systéme
dual du sous-dénombrement est normalement entachée
d’un biais par exces attribuable aux erreurs d’appariement,
sauf dans le cas de certains secteurs géographiques qui ne
comptent pas de membres de minorités et ou, de fait, les
enregistrements erronés sont proportionnellement beaucoup
plus nombreux.

Les effets de chaque type d’erreur d’appariement sont
donc clairs. Une fausse non-concordance induit un biais
par exces, tandis qu’une fausse concordance crée un biais
par défaut. La nature du biais d’appariement global
dépendra donc de ’importance relative de chaque type
d’erreur. Apres avoir calculé des estimations du sous-
dénombrement pour le recensement de 1980 avec des valeurs
choisies de y et 8, Ding (1990) arrive i la conclusion que,
étant donné que Papplication de la méthode de saisie-
ressaisie dans le contexte du recensement suppose des
probabilités de saisie élevées, le biais d’appariement
est influencé surtout par le taux d’erreur dans les non-
concordances (y) lorsque celui-ci est comparable au taux
d’erreur dans les concordances (3). Cette conclusion peut
se vérifier facilement dans le contexte de cet article. En
effet, la SEP 4 est la strate pour laquelle v est le plus élevé
(¥ = .021%) et par conséquent celle pour laquelle Biais(P)
est le plus élevé (2.06%). Les SEP 3 et 4 présentent a peu
prés la méme estimation de 8 (3 =.012% et .013% respec-
tivement), mais Biais(P) est beaucoup plus petit pour la
strate 3 (.80%) parce que la valeur estimée de vy pour cette
strate est plus faible (¥ = .010%). Donc, une différence
d’environ .01% dans la valeur de 4 a une influence énorme
sur la valeur de Biais(P). Pour les concordances et les non-
concordances basées sur des données complétes, Fay et coll.
(1988, p. 53) écrivent: ““A cause de la nature parfois
complexe des opérations d’appariement, les fausses non-
concordances représentent peut-étre un probléme plus
grand que les fausses concordances.”” (TRADUCTION)
Les données que nous avons analysées & 1’aide de nos
méthodes comprennent aussi bien des données complétes
que des données obtenues par imputation au Bureau of the
Census. La sensibilité de nos estimations a la valeur de v
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donne un certain poids a Paffirmation de Fay et coll. lorsque
Pappariement pour des données completes et ’'appariement
pour des données imputées sont considérés simultanément.
Par ailleurs, on peut observer un biais par défaut lorsque B
est beaucoup plus grand que 4. PourlaSEP 9, B = .022%),
soit environ 10 fois la valeur de 4 = (.002%). Donc, les
fausses concordances prédominent sur les fausses non-
concordances pour cette strate, et ¢’est pourquoi la strate
9 est la seule qui affiche une valeur négative pour Biais(P)
(- .22%), ce qui signifie un biais par défaut.
L’application d’une méthode d’appariement suppose
toujours un compromis entre les erreurs d’appariement et
les cas non résolus. Suivant I’importance du nombre de
cas non résolus et I’algorithme d’imputation utilisé, le
processus de résolution peut engendrer un nombre appré-
ciable de fausses concordances. Comme nous le disions
plus haut, les données empiriques rassemblées par le
Bureau of the Census tendent & confirmer le caractere
“non biaisé’’ du mécanisme de non-réponse utilisé dans
le processus d’imputation de notre exemple, mais il est
souhaitable de recueillir plus de données sur le sujet.

6. CONCLUSION

Dans cet article, nous avons présenté des modeles et des
méthodes pour estimer le total d’une population et le sous-
dénombrement dans le recensement avec ’intention de
compenser le biais d’appariement que renferme ’estimateur
de systeme dual lorsqu’il y a erreur d’appariement. La
méthode d’estimation utilisée intégre deux sources d’infor-
mation: les données de systéme dual - ou données de saisie-
ressaisie — pour le recensement et les données d’une étude
sur I’erreur d’appariement (étude de rappariement). La
précision de nos estimations repose sur I’hypothése que le
rappariement ne comporte aucune erreur. En outre, il est
peu vraisemblable que le taux d’erreur d’appariement soit
le méme d’une strate a ’autre. Le modéle (B’) suppose
I’hétérogénéité des taux d’erreur d’appariement dans les
diverses strates; toutefois, il exige I’emploi de données de
rappariement stratifiées pour estimer les parameétres
d’erreur pour les strates. Les méthodes exposées dans cet
article sont une généralisation du modele théorique courant
de D’utilisation de ’estimation du maximum de vraisem-
blance dans le cas ou il y a des erreurs d’appariement.

Nous pouvons mesurer 'effet des enregistrements
erronés dans le calcul de EE en nous servant des données
d’une étude de rappariement pour 1’échantillon D. On
obtient le biais d’appariement global de ’ESD en faisant
la somme des biais rattachés a I’échantillon P et 4 I’échan-
tillon D. Notre analyse des données du recensement d’essai
effectué a Los Angeles en 1986 indique que I’estimation
de systéme dual du sous-dénombrement dans le recense-
ment renferme un biais par excés d’un peu moins de 1%,
ce qui tend & justifier la valeur de 1% utilisée par Hogan
et Wolter (1988) dans leur étude d’évaluation. Pour ce qui
est de I’analyse des données du recensement de 1990, non
seulement les résultats des calculs confirment les caracté-
ristiques déja connues du biais d’appariement, mais aussi
ils révélent aussi de nouveaux aspects de ce biais.
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Pour des raisons de simplicité, nous avons suppos¢ que
I’EP, compte tenu de la stratification, repose sur un échan-
tillonnage aléatoire simple. Toutefois, dans la réalité, les
modeéles devront étre adaptés au degré de complexité du
plan d’échantillonnage de I'EP (voir Hogan 1992, 1993).

On sait que I’hypothése de ’appariement parfait ne se
vérifie pas quand on applique la méthode d’estimation de
systeme dual dans le contexte du recensement des E.-U.
Le probleme de ’appariement que pose I'utilisation de
’ESD a deux dimensions. La premiére concerne I’absence
de codes de dénombrement dans I’échantillon P et la
seconde a trait aux erreurs qui peuvent étre commises lors-
qu’il s’agit d’identifier les personnes de I’¢chantillon P
comme des cas recensés ou oubliés. Dans cet article, nous
avons présenté une méthode pour résoudre les deux dimen-
sions au moyen de données de systéme dual corrigées en
fonction de probabilités de dénombrement imputées; cette
méthode pourrait &tre utile dans des recensements futurs,
pourvu que les modeles soient adaptés au degré de com-
plexité du plan d’échantillonnage de I’'EP. Ding (1993c)
élabore des estimateurs destinés a résoudre la premiére
dimension du probléme de I’appariement en modifiant la
méthode d’ESD ordinaire et il décrit le rapport entre les
estimations proposées et celles obtenues par suite de
I’application de la méthode d’imputation du Bureau of the
Census pour les codes de dénombrement manquants de
I’échantillon P (Schenker 1988; Belin et coll. 1993).
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ANNEXE

Comparaison d’estimations basées sur les données
pondérées et non-pondérées de I’échantillon P

Pour des raisons de simplicité, nous supposons un poids
k > 1pour I’échantillon P et nous considérons la méthode
d’estimation de systéme dual habituelle. Soit {x;} les
effectifs par case du tableau2 x 2 pour les données pon-
dérées de 1’échantillon P et les enregistrements du recen-
sement, i, j = 1, 2 et {j # 22. On peut connaitre par
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inférence les effectifs par case {y;}, i,/ = 1,2etij # 22,
en se servant des données non pondérées de I’échantillon P
et des enregistrements du recensement corrigés par un
facteur de k. Alors, x;; = ky;;, ij # 22,etx ;. = kyq,
Xy1 = ky,,. Désignons par j,, p, et N,, les estimations
de systéme dual tirées de {x;} et par g, g, et N, les esti-
mations tirées de {y;;}. Nous avons (Bishop et coll. 1975,
chap. 6) py = Xj1/Xo1 = yu/yi1 = G by = Xpy/x, =
YuVie = Go Ny = XX 0/x = kyi2y /vy = kN,.
Donc, si 'on opte pour les données non pondérées de
I’échantillon P et qu’on utilise la formule N = kN, pour
estimer le total de la population, on obtiendra les mémes
estimations ponctuelles avec §,, §, et N« qu’avec p;, p, et
N,,, celles-ci basées sur les données pondérées de I’échan-
tillon P. De la distribution normale asymptotique des esti-
mations (Ding 1993b) nous déduisons: Var(N,,) =
kVar(N,), Var(gy) = kVar(p)), Var(d,) = kVar (py).
Alors, Var(N«) = kVar(N,), et §,, 4, et N. ont une
variance plus élevée que p;, p, et N, respectivement.
Pour calculer des estimations avec des données non pon-
dérées de I’échantillon P, il faut connaitre k et § Vil
Nous tenons a souligner que I’hypothése du poids d’échan-
tillonnage unique pour toutes les unités d’une strate n’est
posée ici que pour simplifier I’analyse. Dans la réalité, la
situation peut étre plus complexe. Par exemple, des Noirs
peuvent étre échantillonnés avec une faible probabilité
dans une strate a majorité blanche, puis &tre classés avec
d’autres Noirs qui, eux, sont échantillonnés avec une pro-
babilité beaucoup plus grande.

BIBLIOGRAPHIE

ALHO, J. M., MULRY, M.H., WURDEMAN, K., et KIM, J.
(1993). Estimating heterogeneity in the probabilities of
enumeration for dual-system estimation. Journal of the
American Statistical Association, 88, 1130-1136.

BELIN, T.R., DIFFENDAL, G.J., MACK, S., RUBIN, D.B.,
SCHAFER, J.L., et ZASLAVSKY, A.M. (1993). Hierarchical
logistic regression models for imputation of unresolved enu-
meration status in undercount estimation. Journal of the
American Statistical Association, 88, 1149-1166.

BIEMER, P.P. (1988). Modélisation de I’erreur d’appariement
et son effet sur les estimations de ’erreur d’observation du
recensement. Techniques d’enquéte, 14, 125-143.

BISHOP, Y.M.M., FIENBERG, S.E., et HOLLAND, P.W.
(1975). Discrete Multivariate Analysis: Theory and Practice.
Cambridge, MA: M.I.T. Press.

CHAPMAN, D.C. (1951). Some properties of the hypergeometric
distribution with applications to zoological sample censuses.
University of California Publications in Statistics, 1, 131-160.

CHILDERS, D., DIFFENDAL, G., HOGAN, H., et MULRY, M.
(1989). Coverage Evaluation Research: the 1988 Dress
Rehearsal. Communication présentée au Census Advisory
Committee of the American Statistical Association et au Census
Advisory Committee on Population Statistics & Joint Advisory
Committee Meeting, Alexandria, VA.

DARROCH, J.N., FIENBERG, S.E., GLONEK, G.F.V., et
JUNKER, B.W. (1993). A three-sample multiple-recapture
approach to census population estimation with heterogeneous
catchability. Journal of American Statistical Association, 88,
1137-1148.

DAVIS, M.C., MULRY, M., PARMER, R., et BIEMER, P.
(1991). The matching error study for the 1990 Post Enumeration
Survey. Proceedings of the Section on Survey Research
Methods, American Statistical Association, 248-253.

DAVIS, M.C,, et BIEMER, P. (1991a). Estimates of P-Sample
Clerical Matching Error from a Rematching Evaluation.
Report on Post-Enumeration Survey Evaluation Project P7,
U.S. Department of Commerce, Bureau of the Census.

DAVIS, M.C., et BIEMER, P. (1991b). Measurement of the
Census Erroneous Enumerations: Clerical Error Made in
the Assignment of Enumeration Status. Report on Post-
Enumeration Survey Evaluation Project P10, U.S. Department
of Commerce, Bureau of the Census.

DING, Y. (1990). Capture-recapture Census with Uncertain
Matching. Thése de doctorat, Department of Statistics,
Carnegie Mellon University, Pittsburgh, Pennsylvania.

DING, Y. (1993a). On the asymptotic normality of multinomial
population size estimates with application to the backcalculation
estimates of AIDS epidemic. A paraitre dans Biometrika.

DING, Y. (1993b). On the asymptotic normality of dual system
estimates. Manuscrit non-publié.

DING, Y. (1993c). Capture-recapture census with probabilistic
matching. Soumis pour publication.

DIFFENDAL, G. (1988). Test des opérations de redressement
de 1986 dans le Central Los Angeles County. Technigues
d’enquéte, 14, 75-92.

ERICKSEN, E.P., et KADANE, J.B. (1985). Estimating the
population in a census year: 1980 and beyond (avec discussion).
Journal of American Statistical Association, 80, 98-131.

FAY,R.E., PASSEL, J.S., ROBINSON, J.G., et COWAN, C.D.
(1988). The Coverage of Population in the 1980 Census. U.S.
Department of Commerce, Bureau of the Census.

FIENBERG, S.E. (1989). Undercount in the U.S. decennial
census. Encyclopedia of Statistical Sciences, Supplement
Volume, 181-185.

JARO, M. (1989). Advances in record-linkage methodology as
applied to matching the 1985 test census of Tampa, Florida.
Journal of American Statistical Association, 84, 414-420.

JEFFERSON, T. (1986). Lettre au David Humphreys. The
Papers of Thomas Jefferson, 22, 62.

HOGAN, H. (1992). The 1990 post-enumeration survey: an
overview. The American Statistician, 46, 261-269.

HOGAN, H. (1993). The 1990 post-enumeration survey:
operations and results. Journal of American Statistical
Association, 88, 1047-1060.

HOGAN, H., et WOLTER, K. (1988). Mesure de I’erreur dans
une enquéte post-censitaire. Techniques d’enquéte, 14, 105-124.



Techniques d’enquéte, décembre 1994

MULRY, M.H., et SPENCER, B.D. (1991). Total error in
PES estimates of population: the dress rehearsal census of
1988 (avec discussion). Journal of American Statistical
Association, 86, 839-854.

MULRY, M.H., et SPENCER, B.D. (1993). Accuracy of the
1990 census and undercount adjustments. Journal of American
Statistical Association, 88, 1080-1091.

RAO, C.R. (1957). Maximum likelihood estimation for the
multinomial distribution. Sankhya, 18, 139-148.

165

SANATHANAN, L. (1972). Estimating the size of a multi-
nomial population. Arnals of Mathematical Statistics, 43,
142-152.

SCHENKER, N. (1988). Traitement des données manquantes
dans I’estimation de la couverture: le test des opérations de
redressement de 1986. Techniques d’enquéte, 14, 93-104.

WOLTER, K. (1986). Some coverage error models for census
data. Journal of American Statistical Association, 81,
338-346.



