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Hétérogénéité inter-états du taux de sous-dénombrement
et les variables de remplacement dans le recensement
des Etats-Unis de 1990

JAY JONG-IK KIM, ALAN ZASLAVSKY et ROBERT BLODGETT!

RESUME

Dans le cadre de la décision relative au redressement des chiffres du recensement décennal de 1990, le U.S. Census
Bureau a étudié ’hétérogénéité possible des taux de sous-dénombrement parmi des parties de différents Ftats se
trouvant dans la méme case de rajustement ou strate formée a posteriori. Cing ‘‘variables de remplacement’’ que
1’on croyait associées au sous-dénombrement ont été analysées a I’aide d’une grande partie des données du recense-
ment, et ’on a constaté une hétérogénéité significative. L’analyse de I’enquéte post-censitaire sur les taux de sous-
dénombrement a montré que les variables de stratification a posteriori expliquaient une plus grande partie de la
variance que I’Etat, d’oli le choix de la strate a posteriori comme case de rajustement. On a observé une hétérogénéité
significative parmi les Etats dans 19 des 99 groupes de strates a posteriori (surtout dans les régions non urbaines),
mais, aprés avoir regroupé des strates a posteriori, on n’a pratiquement rien observé qui donne a penser que
Pestimateur de stratification a posteriori était biaisé de fagon a défavoriser certains Etats. Néanmoins, de futures
études sur I’évaluation de la couverture devraient permettre de résoudre cette question.

MOTS CLES: Stratification a posteriori; statistiques d’influence; linéarisation; estimation synthétique.

1. INTRODUCTION

L’enquéte post-censitaire (EPC) du recensement décennal
de 1990 des Etats-Unis était congue pour produire des esti-
mations de couverture pour 1,392 strates formées a poste-
riori. Le pays a d’abord été divisé en 116 domaines, appelés
groupes de strates a posteriori (GSP) selon la géographie,
origine ethnique/espagnole et le mode d’occupation (pro-
priétaire par opposition  locataire). Avec seulement quatre
exceptions, tous les GSP sont définis dans une division de
recensement, les divisions, au nombre de neuf, étant des
régions géographiques composées chacune de plusieurs Etats
contigus. Chaque GSP a ensuite été subdivisé en douze
groupes définis selon 1’4ge et le sexe, qui sont les strates
formées a posteriori. Par exemple, presque tous les loca-
taires de race noire de la ville de New York forment un GSP
et toutes les filles Agées de 0 a 9 ans dans ce GSP forment
une strate a posteriori (SP). D’autres détails sur I’enquéte
post-censitaire sont présentés dans Hogan (1992, 1993).

Les taux de sous-dénombrement dans les petites régions
ont été calculés par estimation synthétique; le méme facteur
de correction a été appliqué aux personnes d’une SP
donnée dans toutes les régions. Cette procédure est juste
selon I’““hypotheése synthétique’’ de I’homogénéité du taux
de sous-dénombrement dans une SP. On a beaucoup
discuté de la validité de I’hypothése synthétique (section 2).
Dans cet article, nous faisons état de la recherche effectuée
dans le cadre d’un projet d’évaluation de I’enquéte post-
censitaire (le “‘projet P12°%), qui étudiait I’hétérogénéité
a Pintérieur des strates a posteriori. Cette recherche portait

en particulier sur la possibilité de constater des différences
de couverture entre des parties d’une strate a posteriori qui
se trouvent dans des Etats différents.

Suivant ’hypothése de Phomogénéité, les taux sont
identiques dans un SP, quel que soit I’Etat. Donc, on peut
effectuer un test portant sur cette hypotheése en comparant
les taux d’un Etat a I’autre dans une méme SP; ce test fait
porter I’attention sur la question de savoir si 1’estimation
synthétique est ‘‘injuste’’ pour certains Etats. L’unité
d’analyse est I’intersection d’un ilot de recensement et
d’une SP ou d’un GSP, appelée partie d’ilot (PI) pour
I’analyse des données sur le taux de sous-dénombrement.
Un ilot de recensement est une petite région délimitée par
des caractéristiques physiques comme des rues, des cours
d’eau, efc. et (ou) par des limites territoriales. Dans les
régions urbaines, un ilot de recensement correspond
approximativement & un paté de maison ou ilot. En fait,
la plus grande partie de nos analyses porte sur des GSP,
puisque la répartition selon 1’4ge et le sexe dans les GSP
ne variait pas beaucoup d’un Etat 4 ’autre. Par consé-
quent, ’analyse est congue pour déterminer si, dans un
GSP, les PI different entre les Etats.

Deux analyses distinctes ont été effectuées. On a étudié
la distribution de cinq ‘‘variables de remplacement’’
(section 3), a I’aide d’un gros ensemble (4.26%) de données
du recensement. On a étudié la distribution du sous-
dénombrement 4 I’aide de I’ensemble de données, beaucoup
plus petit, de I’enquéte post-censitaire (section 4). Pour des
tableaux et une documentation plus détaillés sur le projet,
voir Kim (1991).
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2. REVUE DE LA LITTERATURE
SPECIALISEE

Dans les sources qui traitent de I’hétérogénéité, on s’est
intéressé a deux questions clés:

1. La question empirique: quelle est 'importance de
I’hétérogénéité et comment peut-on la décrire.

2. La question théorique et le point de vue des politiques:
quelles sont les implications de ’hétérogénéité pour
I’exactitude des rajustements synthétiques et la validité
des évaluations de ces rajustements?

On peut détecter et analyser I’hétérogénéité a plusieurs
niveaux d’agrégation. La parfaite homogénéité des taux de
sous-dénombrement pour de trés petits domaines est numéri-
quement impossible, a cause du caractére discontinu de la
population réelle et des chiffres du recensement. En fait,
comme les erreurs dans le recensement (omissions ou dénom-
brements erronés) sont en général ou bien indépendantes
les unes des autres, ou bien associées positivement (comme
lorsqu’un ménage de plusieurs membres est omis ou qu’une
caractéristique locale a une incidence sur tout un ilot), nous
nous attendrions & constater au moins une variabilité bino-
miale dans les taux de sous-dénombrement observés.

Hengartner et Speed (1993) ont analysé les données de
I’enquéte post-censitaire de 1990 pour deux endroits en
ajustant des modeéles dans lesquels les variables explicatives
étaient I'llot et le ‘‘démoide’’ (unité définie par les variables
de stratification a posteriori non géographiques telles que
P’origine ethnique, le sexe, I’4ge et le mode d’occupation
du logement). Ils ont constaté que la proportion de la
variance expliquée par I’ilot était légérement supérieure a
la proportion expliquée par le démoide; le nombre d’ilots
n’était pas beaucoup plus élevé que le nombre de démoides
dans leur ensemble de données. En réponse, Schafer (1993)
a soutenu qu’il ne serait pas pratique d’employer un plan
d’estimation utilisant des effets d’ilot parce qu’il faudrait
alors recueillir des données dans chaque ilot.

L’hétérogénéité du sous-dénombrement a un niveau
d’agrégation quelconque peut étre définie comme I’excédant
de variabilité des taux de sous-dénombrement observés a
ce niveau par rapport a ce qu’on s’attendrait d’observer
comme conséquence de la variabilité a un niveau d’agré-
gation inférieur. Par exemple, en limitant notre attention
a une seule strate formée a posteriori, un ensemble d’lots
est hétérogéne si les taux de sous-dénombrement dans cette
strate a posteriori différent plus que ce que 1’on prévoirait
si les ménages, y compris ceux qui, au recensement, ont
été dénombrés, partiellement dénombrés ou omis, avaient
été répartis au hasard entre les llots. De méme, un groupe
d’Etats est hétérogéne (en neutralisant de la méme fagon
la strate a posteriori) lorsque ces Etats différent plus qu’on
ne le prévoirait si les ilots, y compris ceux qui ont des taux
de sous-dénombrement plus élevés et plus faibles, avaient
été répartis au hasard entre les Etats. Plusieurs études ont
tenté de mesurer ’hétérogénéité dans les taux de sous-
dénombrement et dans d’autres variables du recensement.
Wachter et Freedman (1992) ont analysé un gros échantillon
de données du recensement (semblable a celui étudié dans

la section 3). IIs ont estimé ’excédant de variabilité entre
des ““super-ilots”’ sur celle qui était prévue par un modele
binomial avec des taux uniformes, pour quatre variables
de ‘“‘population artificielles’’ (taux de logement dans les
immeubles & logements multiples, taux de non-retour par
la poste, répartitions et substitutions) décrites dans la
section 3. Comparativement a la plus grande hétérogénéité
possible (si chaque flot était homogeéne), I’‘‘excédant de
variabilité’’ allait d’environ 20% (pour les immeubles a
logements multiples) & 2% (pour les substitutions). Une
autre étude, de Freedman et Wachter (1993), examinait
’hétérogénéité parmi les Etats a 1’aide de ‘‘populations
artificielles’’ fondées sur les mémes variables et sur deux
autres, et I’on a observé une variabilité importante.

Alho, Mulry, Wurdeman et Kim (1993) ont utilisé des
modeles de régression logistique conditionnels pour décrire
I’hétérogénéité associée a des covariables mesurées qui
n’étaient pas prises en compte lors de la stratification a
posteriori. Ils cherchaient plus a réduire le biais d’estima-
tions de systéme dual de la population qu’a obtenir des
estimations plus exactes pour de petites régions.

Un sujet controversé lors de 1’évaluation du redressement
proposé des chiffres du recensement de 1990 était I’effet
de Phétérogénéité sur I’exactitude des chiffres de population
redressés obtenus a I’aide de I’estimation synthétique et,
particuliérement, sur les comparaisons de I’exactitude des
chiffres rajustés et non rajustés. Wachter et Freedman
(1992) ont soutenu que, parce qu’on peut démontrer la
fausseté de I’¢‘hypothése synthétique’’ de couverture uni-
forme dans une strate formée a posteriori, les mesures
groupées de ’exactitude d’un recensement redressé sous-
estiment ’erreur de fagon systématique. Toutefois,
comme la non-uniformité de la couverture a aussi une inci-
dence sur P’exactitude des chiffres non redressés d’un
recensement, les implications de cette conclusion pour
I’opportunité du rajustement ne sont pas évidentes.

Dans une précédente étude sur les ‘‘variables de rempla-
cement’’, Isaki, Schultz, Diffendal et Huang (1988) ont
simulé le comportement d’estimateurs synthétiques sur des
“‘populations artificielles’’ qui étaient des transformations
du taux de substitution (imputation unitaire). Ils ont
constaté qu’un estimateur synthétique donnait généralement
de meilleurs résultats que les chiffres ‘“non redressés’’.

Schirm et Preston (1987) ont soutenu, en se fondant sur
les résultats de calculs analytiques et de simulations, que
I’estimation synthétique rend les estimations pour de
petites régions plus exactes dans des conditions plausibles,
méme si ’hypothése synthétique n’est pas vérifiée. Wolter
et Causey (1991) ont étudié le rendement des estimateurs
synthétiques et d’un seul rajustement du ratio quand les
taux de sous-dénombrement sont estimés avec erreur, a
I’aide de taux du sous-dénombrement provenant du Post-
Enumeration Program (PEP) de 1980 et en simulant divers
niveaux d’erreur d’échantillonnage; ils ont estimé des
coefficients de variation ‘“‘de point d’équilibre’’ auxquels
Perreur d’échantillonnage dans les proportions ou chiffres
rajustés les rendraient moins exacts que des proportions
ou des chiffres non rajustés. Les conclusions de ces articles
ont été critiquées par Freedman et Navidi (1992), qui ont
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présenté des contre-exemples de distributions possibles du
sous-dénombrement pour lesquelles le rajustement a I’aide
de I’estimation synthétique rendrait la distribution de la
population moins exacte.

Fay et Thompson (1993) ont simulé les effets de ’hété-
rogénéité sur I’exactitude d’estimations synthétiques, a
I’aide de huit variables de remplacement (dont les cing
utilisées dans la présente étude) et de I’ensemble de données
analysé dans la section 3. Ils ont effectué une analyse par
fonction de perte comme dans Mulry et Spencer (1993)
pour comparer ’exactitude de chiffres simulés non rajustés
a celle de chiffres rajustés synthétiquement. Ils ont constaté
que si I’on ne tenait pas compte de I’hétérogénéité on sous-
estimait le gain d’exactitude attribuable au rajustement
synthétique pour cinq des huit variables et on le surestimait
pour une variable (le taux de chdmage), alors qu’il y avait
peu de différence pour deux autres variables (le taux de
pauvreté et le taux de migration).

3. ANALYSE DES VARIABLES DE
REMPLACEMENT

Au cours de I’analyse des données du recensement, nous
avons choisi des variables qui étaient disponibles pour tout
le recensement et qui, comme le sous-dénombrement,
décrivaient le processus du recensement ou y étaient liées.
Les variables de remplacement choisies sont le taux de
répartition, le taux de retour par la poste, le taux des
immeubles 4 logements multiples, le taux des questionnaires
expédiés par la poste (fraction des unités qui recoivent un
questionnaire par la poste) et le taux de substitution. Le
taux de répartition est la fraction des ménages pour lesquels
des imputations ont été faites de maniere a corriger la
non-réponse partielle et le taux de substitution est la
fraction des ménages pour lesquels toutes les valeurs ont
été imputées parce qu’on a déterminé qu’une unité était
occupée mais qu’aucune interview n’avait pu étre réalisée.

Le tableau 1 montre les corrélations entre chacune de
ces variables et le taux de sous-dénombrement par GSP.
Ces corrélations ‘‘écologiques’’ (Freedman, Pisani et
Purvis 1978, pp. 141-142) de moyennes des GSP différent
de celles qui pouvaient étre calculées a partir des données
au niveau des lots. Ces derniéres sont moins importantes,
peut-&tre a cause du bruit introduit par la variabilité aléa-
toire dans les petites populations de chaque ilot.

Tableau 1

Coefficients de corrélation entre la
variable de remplacement et le taux de
sous-dénombrement par GSP

Variable Corrélation
Taux de répartition .44
Taux de retour par la poste -.57
Taux d’immeubles a logements multiples .39
Taux de questionnaires expédiés par

la poste .08
Taux de substitution 47
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Suite 4 ’application d’un test élémentaire qui traite les
GSP comme s’ils étaient indépendants, chaque corrélation
est significative sauf celle pour le taux des questionnaires
expédiés par la poste, mais la valeur de chaque corrélation
n’est pas élevée. De plus, dans une certaine mesure, ces
variables décrivent des conditions qui tendent a2 mener a
des taux d’omission plus élevés (répartitions attribuables
a un faible taux de questionnaires remplis, substitutions
attribuables a la difficulté de réaliser des interviews) ou
a des taux d’omission plus faibles (taux élevés de retour
par la poste). Par contre, des conditions difficiles de
réalisation du recensement peuvent aussi mener a des
dénombrements erronés, de sorte que ces effets sur le sous-
dénombrement net ne sont pas trés bien définis. Si nous
n’analysons pas ces variables, c’est tout simplement parce
que nous croyons qu’elles sont distribuées exactement de
la méme fagon que le sous-dénombrement. Nous espérons
plutdt qu’en obtenant des résultats sur la distribution
d’une gamme différente de variables du recensement, nous
pourrons avoir une meilleure idée de la distribution du
sous-dénombrement.

Pour I’analyse des variables de remplacement, nous
avons extrait un échantillon en grappes stratifié de données
du recensement de 1990. Cet échantillon est composé de
204,394 flots correspondant & 125,000 grappes d’ilots.
Chaque partie d’1lot contenant moins de dix personnes a
été combinée avec les parties d’ilots suivantes (selon ’ordre
du numéro d’ilot) jusqu’a ce qu’on obtienne une combi-
naison de parties d’lot renfermant au moins dix personnes.
Nous avons procédé de la sorte afin d’obtenir des taux
relativement stables pour les variables de remplacement
qui nous permettent d’analyser les taux eux-mémes.

Les variables de remplacement sont analysées par
régression logistique. Deux formes de modéle de régression
logistique ont été utilisées. Pour ’analyse 4 I’intérieur des
GSP, le modeéle pour le GSP i est

et, pour I’analyse a 'intérieur des divisions,

log[P;/(1 — Py)] = A + B; + C,

ou P;; est le taux pour une variable de remplacement dans
le i-iéme GSP et le j-iéme Etat, A est ’ordonnée a ’origine,
B; est Peffet du i-itme GSP et C; est Ieffet du j-i¢me Etat.
Pour les modéles, nous n’avons utilisé que les 99 GSP
chevauchant les frontiéres d’au moins deux Ftats. Des
modeles ont été produits pour les variables de remplace-
ment dans les 99 GSP et dans chacune des neuf divisions.
Nous avons utilis¢é PROC CATMOD du SAS pour estimer
les paramétres au moyen de la méthode du maximum de
vraisemblance et pour obtenir des statistiques de Wald afin
de tester la signification des effets de I’Etat.

Les données ont été recueillies au moyen d’un échan-
tillon par grappes plutot que d’un échantillon aléatoire
simple, de sorte que les critéres utilisés dans le test doivent
étre divisés par un effet du plan. Nous estimons un effet
du plan,
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oul pji est le taux pour le i-i¢me GSP, le j-iéme Etat et la
k-ieme PI combinée; n;; est la taille de la PI combinée;
K; est le nombre d’échantillons de PI combinées dans le
i-ieme GSP et le j-ieme Etat; et Pjjest le taux estimé pour
le i-ieme GSP et le j-ieme Etat. La fraction est le rapport
entre la variance inter-ilots observée et la variance prévue
pour un échantillonnage binomial.

L’effet du plan estimé DU est une mesure de ’hétéro-
généité a ’intérieur des Etats a ’intérieur des GSP. Plus
il y a d’hétérogénéité a Pintérieur des Etats, plus la variance
d’échantillonnage du taux au niveau de ’Etat est élevée
et plus il est difficile de détecter une différence significative.
L’importance de I’effet du plan a donc une incidence sur
la puissance des tests d’hypotheses.

L’effet du plan calculé n’est qu’une approximation de
la correction requise. Premiérement, pour calculer D}-, on
obtient la somme pour les PI combinées plutdt que pour
les PI particuliéres. Deuxiémement, I’échantillon est un
échantillon en grappes stratifié et la majorité ou la totalité
des strates formées a posteriori chevauchent plusieurs
strates d’échantillonnage. C’est seulement pour un échan-
tillon non stratifié que la formule est strictement exacte.
Troisiemement, pour calculer le véritable effet du plan,
il faut utiliser aussi bien les termes qui ne sont pas sur la
diagonale (covariance) que ceux qui s’y trouvent (variance);
or les termes qui ne sont pas sur la diagonale sont omis.
Pour tenir compte de cette situation, les effets du plan
calculés ont été multipliés par le facteur 1.25, que nous
avons obtenu par choix raisonné.

Un effet du plan a été calculé pour chaque variable de
remplacement et pour chaque GSP. Cet effet est faible
(sa valeur s’établissant autour de 2) dans la plupart des
GSP pour le taux de répartition et le taux de substitution.
Il est un peu plus élevé pour le taux de retour par la poste,
mais il tend a étre important (sa valeur pouvant atteindre 20)
pour le taux des immeubles a logements multiples et pour
le taux des questionnaires expédiés par la poste, car ces
caractéristiques sont habituellement assez uniformes dans
un flot mais varient beaucoup entre les ilots.

Le tableau 2 résume les tests, corrigés pour tenir
compte de I’effet du plan, pour les effets de I’Etat dans
les GSP.

A I’échelle nationale, pour chaque variable de rempla-
cement, ’effet de I’Etat est significatif pour au moins 84%
des GSP. (Le nombre total de GSP varie parce que,
lorsqu’un GSP fait partie d’un seul Etat ou qu’un seul Etat
compte des observations non nulles pour une variable
particuliére, il est impossible d’ajuster le modele corres-
pondant). Les résultats sont résumés au niveau de la
division. (Les divisions 1 a 9 sont les suivantes: New
England, Mid-Atlantic, South Atlantic, East South Central,
West South Central, East North Central, West North
Central, Mountain et Pacific.)

Tableau 2

Nombre de GSP avec effet significatif (« = .05)
de ’Etat (régression logistique)

Nombre . Retour Imme‘ubles erxlgsi?ec;n .
Div. de Répar- par la expédiés Substi-
tition logements tution
groupes poste multiples par la
poste
1 5 5 5 5 1(1) 3(4)
2 12 11 11 12 700) 12
3 16 15 16 16 3(3) 12(12)
4 8 8 8 7 5(6) 5(8)
5 10 10 9 10 44) 7(8)
6 15 15 13 15 5(7) 15
7 9 8 9 9 44) 8(8)
8 7 7 7 7 2(3) 6(6)
9 17 15 14 14 5(5) 6(12)
Somme 99 94 92 95 36(43) 74(84)

Les nombres entre parenthéses sont le nombre de GSP pour lesquels des
criteres utilisés dans un test sont disponibles quand le nombre de ces GSP
est inférieur au nombre de groupes.

Le tableau 3 donne les valeurs des effets de I’Etat,
exprimés comme valeurs des variables x2 des critéres
utilisés dans les tests corrigés pour tenir compte de ’effet
du plan, dans le cas de trois variables pour lesquelles la
corrélation avec le taux de sous-dénombrement est relati-
vement élevée. Dans ce tableau, les valeurs des variables
x? ont de 1 4 8 degrés de liberté.

Tableau 3

Valeurs des effets de I’Etat par rapport aux critéres
utilisés dans les tests

Taux de
substitution

Taux de retour
par la poste

Taux de
répartition

Minimum 4.3 0.28 5.46
25° percentile 27.5 102.83 49.80
50 percentile 68.9 254.49 97.35
75¢ percentile 140.3 644.05 260.88
Maximum 945.2 8,779.88 1,815.12

Dans les modeles au niveau de la division avec effet de
’Etat et effet du GSP, les effets tant de I’Etat que du GSP
étaient significatifs a un seuil de 1% dans toutes les divi-
sions et pour toutes les variables (sauf pour le taux des ques-
tionnaires expédiées par la poste dans deux divisions ou
il a été impossible de calculer le critére utilisé dans le test).

4. ANALYSE DU TAUX DE SOUS-
DENOMBREMENT

Les résultats décrits plus haut pour les variables de
remplacement ont été obtenus au début du processus de
réalisation du recensement, mais leur pertinence est limitée
pour ce qui est de Phomogénéité du sous-dénombrement
lui-méme. Apreés le traitement des données de I’enquéte
post-censitaire, on a pu effectuer une analyse directe de
la distribution du sous-dénombrement.
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L’ensemble de données utilisé pour ces analyses a été
obtenu par fusion de deux ensembles de données pour les
12,124 ilots de I’échantillon de I’enquéte post-censitaire,
un pour I’échantillon £ (suivi du recensement), I’autre
pour I’échantillon P (enquéte post-censitaire). Il y avait
12,124 flots pour la collecte, dont certains ont été subdivisés
a des fins de totalisation, ce qui a donné 12,964 ilots pour
la totalisation. Chose plus importante, comme certains des
flots les plus petits ont été combinés lors de I’échantillon-
nage, 5,293 grappes d’ilots ont été échantillonnées. Les
dénombrements exacts et les chiffres totaux pour I’échan-
tillon E se trouvent dans le fichier de ’échantillon E. Les
chiffres totaux pour I’échantillon P se trouvent dans le
fichier de I’échantillon P qui comprend aussi les nombres
de correspondances (les cases de I’échantillon qui sont
inclus dans le recensement).

4.1 Variance expliquée par I’Etat et par le GSP

Pour chaque division, nous avons ajusté une analyse
de variance a deux critéres de classification aux taux de sous-
dénombrement pour des parties d’Etat. Le tableau 4 montre
le rapport entre la somme des carrés attribuable aux GSP
et la somme attribuable aux Etats dans une division.

Tablean 4

Variance du taux de sous-dénombrement
expliquée par I’Etat et le GSP

Nombre

. Nombre SC (Groupe) CM (Groupe)

Div. de d’Etats* — -
groupes SC (Etat) CM (Etat)

1 5 6 4.51 5.64

2 12 3 4.88 .89

3 16 9 12.69 6.77

4 8 4 8.73 3.74

5 10 4 8.17 2.72

6 15 5 7.67 2.19

7 9 7 2.78 2.09

8 7 8 1.31 1.53

9 17 5 40.28 10.07
* | es Etats incluent le District of Columbia.

Le rapport est toujours supérieur a un et, dans la divi-
sion 9, il est de 40.28, ce qui montre des effets beaucoup
plus considérables pour le GSP que pour I’Etat. Le carré
moyen pour le groupe dépasse aussi le carré moyen pour
I’Etat dans toutes les divisions sauf la division 2. Cela justifie
la décision d’utiliser la SP plutdt que I’Etat comme case
pour ’estimation et la correction du sous-dénombrement.

4.2 Tests pour les effets de ’Etat sur les taux de
sous-dénombrement

SiI’on suppose que le taux de substitution (la fraction
des unités pour lesquelles il y a eu imputation pour corriger
la non-réponse) est négligeable, le facteur de correction
(R) pour un domaine est

P WCE/WE
WM/WP’
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et le taux de sous-dénombrement est
1 — 1/R,

ou WE et WP sont les tailles estimées pour la population,
pondérées a partir de I’échantillon E et de I’échantillon P,
respectivement. WCE est le nombre pondéré de dénom-
brements exacts et WM, le nombre pondéré d’appariements
dans ’enquéte post-censitaire.

La statistique d’influence (voir I’annexe) de la i-iéme
PI sur le facteur de correction ou sur le taux de sous-
dénombrement est

L =B WCE; + WP; WE; WM,

' (WCE WP  WE WM) ’

ou WCE,;, WP;, WE; et WM, sont les contributions de la
i-ieme PI aux totaux mentionnés plus haut.

On a ajusté un modéle linéaire aux statistiques d’in-
fluence de la PI pour réaliser un test sur les effets de I’Etat.
Selon ’hypothése nulle, toutes les parties d’un Etat dans
un GSP ont le méme taux de sous-dénombrement et la
moyenne théorique de la statistique d’influence pour
chaque Etat est de 0 dans chaque GSP. La statistique
d’influence peut étre étudiée au moyen d’une analyse de
variance a un critere de classification dans un seul GSP ou
d’une analyse de variance a deux critéres de classification
pour tous les GSP dans une division.

Le tableau 5 résume les tests pour les effets de I’Etat sur
des statistiques linéarisées dans chaque GSP.

Tableau S
Analyse du sous-dénombrement linéarisé au niveau du GSP

Nombre de GSP avec

Division Nombre de GSP P < .05
1 5 0
2 12 3
3 16 4
4 8 5
5 10 2
6 15 1
7 9 0
8 7 1
9 17 3

Somme 99 19

Les tests permettent de constater I’existence d’une hétéro-
généité significative parmi les Etats dans 19 des 99 groupes
2 un seuil de signification de 5%. La valeur de I’effet de I’Etat
estimé va de quelques points de pourcentage jusqu’a 20%,
mais les erreurs-types de ces estimations sont tres grandes.

Le tableau 6 résume les résultats de ces analyses selon
le genre d’endroit. Les genres d’endroit O, 1, 2 et 3 corres-
pondent a de grandes villes centrales dans une Primary
Metropolitan Statistical Area (PMSA), les genres d’endroit
4, 5 et 6 sont des villes non centrales dans des PMSA ren-
fermant de grandes villes centrales et les genres d’endroit
7, 8 et 9 correspondent aux autres régions.
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Tableau 6

Résumé de I’analyse du sous-dénombrement linéarisé
selon le genre d’endroit

Nombre de GSP avec

Genre d’endroit  Nombre de GSP

P < .05
0 11 3
1 23 i
2 12 1
3 8 1
4 0 0
5 6 2
6 6 1
7 11 3
8 11 4
9 10 3

Les résultats significatifs sont concentrés dans les GSP
pour de petites régions (genre d’endroit 7, 8 et 9). Pour
10 des 32 groupes de ce genre, on observe une hétérogénéité
significative parmi les Etats 4 un seuil de 5%. Cela laisse
supposer qu’on peut améliorer la stratification a posteriori
dans ces régions.

Le tableau 7 donne la statistique F et la valeur p pour
I’effet de ’Etat pour les modeles Etat x GSP, dans un
cas avec pondération selon la taille du domaine, dans
P’autre sans pondération.

Tableau 7

Effets de I’Etat selon la division - données pondérées
et non pondérées

Modeles Modeles
Division D.L. non pondérés pondérés
F p F p

1 5 .57 72 .40 85
2 2 4.64 .01 1.72 .18
3 8 A3 .91 .65 .74
4 3 .64 .59 .66 .58
5 3 .66 .58 1.37 .25
6 4 .60 .66 24 92
7 6 .39 .88 22 97
8 7 .62 .74 .76 .62
9 4 77 .54 .48 75

L’effet additif de I’Etat était significatif dans seulement
une division (p = .01) dans le modele Etat x GSP non
pondéré; quand les données étaient pondérées en fonction
de la taille du domaine, la plus petite valeur p pour I’effet
de I’Etat était 0.18. Dans les deux cas, I’effet le plus signi-
ficatif a été observé dans la division 2, dans laquelle le
New Jersey semblait avoir un plus haut taux de sous-
dénombrement, si ’on tient compte de I’effet du GSP, que
I’Etat de New York. Il faut remarquer que la région de
I’Etat de New York ot I’on observe le plus de sous-
dénombrement (la ville de New York) avait sa propre strate

formée a posteriori. Dans huit des dix GSP pour lesquels
les Etats du New Jersey et de New York pouvaient étre
comparés, y compris les régions non urbaines, le sous-
dénombrement estimé était plus élevé pour le New Jersey
que pour I’Etat de New York. Ailleurs, comme les effets
de I’Etat dans différents GSP variaient en importance et
parfois en signe, et comme c’est dans seulement une mino-
rité de GSP d’une division quelconque que I’on observait
des effets significatifs de ’Etat, aucune observation signi-
ficative ne permettait de penser qu’au niveau regroupé la
stratification a posteriori était biaisée de fagon & défavoriser
certains Etats.

Le tableau 8 donne les estimations ponctuelles des effets
de I’Etat dans des modeles linéaires du taux de sous-
dénombrement par partie d’Etat dans chaque division,
avec les effets pour I’Etat et pour les groupes de strates
formées a posteriori. (Les effets sont centrés a 0 par
division.) En fait, ce sont des estimations des différences
entre les Etats aprés qu’on a apporté une correction pour
tenir compte des effets expliqués par la composition en
GSP des différents Ftats.

Tableau 8

Effets estimés de 1’Etat sur le sous-dénombrement dans
une division (en pourcentage)

Division 1 Division 4 Division 7
CT -2.42 AL -2.90 IA -1.10
ME .74 KY 1.89 KS -0.50
MA —0.48 MS  —0.02 MN —0.01
NH -0.14 ™  1.03 MO -0.66
RI 1.43 NE 1.76
VT 0.90 ND -0.07

SD 0.60

Division 2 Division 5 Division 8
NI 4.8 AR 144 AZ 270
NY -3.91 CcO 0.68

LA -0.71
PA -0.26 OK 1.58 ID —-2.24
'30 MT -1.61
> -2 NV —0.10

Division 3 NM 3.35
DE -0.42 uT 0.08
DC 2.82 WY -2.84
FL -0.88 PP
GA ~1.43 Division 6 Division 9
MD -1.32 IL 086 AK -0.78
NC  0.53 IN 1.12 CA 1.02
SC 0.70 MI  -0.73 HI -0.18
VA -0.11 OH -0.88 OR -0.26
wV 0.11 WI -0.38 WA 0.18

La moyenne, pour toutes les divisions, de la moyenne
quadratique de I’analyse de variance pour I’Etat a I’inté-
rieur d’une division est de 1.72 pour cent. Rappelons que
ce n’est que pour ’analyse de la division 2 non pondérée
que les différences entre les Etats étaient significatives; il
faut souligner que les estimations présentées au tableau 8
ne représentent pas des différences bien mesurées entre
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Etats. Le fait que les effets estimés aient une valeur impor-
tante mais ne soient pourtant pas statistiquement signifi-
catifs nous indique que ces tests, effectués pour observer
des différences entre les Etats, compte tenu de la taille des
échantillons de I’enquéte post-censitaire, ne sont pas aussi
puissants qu’on pourrait le souhaiter.

Il y a une autre facon de traiter le probleme de la puis-
sance, qui est de considérer ce qui se produirait si Ia taille
de I’échantillon du recensement employé pour ’analyse
des variables de remplacement était réduite par un facteur
de 25, qui est le rapport entre la taille de I’échantillon
extrait du recensement et la taille de I’échantillon utilisé
pour ’enquéte post-censitaire. Si nous divisons par 25
chacun des critéres chi carré présentés au tableau 3, alors
c’est dans seulement 27 des 99 GSP que les différences
entre les Etats auraient été significatives pour le taux
de répartition (comparativement a 94 GSP sur 99 pour
I’échantillon complet). De méme, on aurait observé des
différences significatives pour 53 des 99 GSP dans le cas
du taux de retour par la poste (comparativement a 92 GSP
sur 99 pour I’échantillon complet) et pour 14 taux de subs-
titution sur 84 (comparativement a 74 sur 84). La valeur
des taux de substitution se compare a celle des taux de
sous-dénombrement; aprés notre réduction hypothétique
de la taille de I’échantillon, nous obtenons des nombres
semblables de tests significatifs pour le taux de substitution
et le taux de sous-dénombrement. Avec un échantillon
beaucoup plus considérable, nous aurions sans doute
observé beaucoup plus de différences significatives entre
les Etats, bien qu’on ne puisse pas savoir si ces différences
auraient été suffisamment grandes pour qu’il faille en tenir
compte.

5. DISCUSSION

Dans cet article, nous évaluons I’hétérogénéité du taux
de sous-dénombrement et d’autres variables parmi les
Etats dans le recensement de 1990.

L’évaluation fait appel a des données du recensement
de 1990 et a des données de ’enquéte post-censitaire de 1990.
Au moment de commencer cette recherche, les données de
I’enquéte post-censitaire n’étaient pas disponibles et I’on
ne s’attendait pas a ce qu’elles le deviennent avant la date
prévue pour la fin de cette analyse. Nous avons fait I’essai
de variables de remplacement du recensement de 1990 pour
vérifier s’il existait une hétérogénéité significative parmi
les Etats dans des GSP. Au niveau du GSP, I’effet de I’Etat
était significatif (« = .05) dans 84 a 95% de ses GSP
pour les diverses variables de remplacement.

L’analyse de variance portant sur le sous-dénombrement
linéarisé et fondée sur les données de I’enquéte post-
censitaire au niveau du GSP a montré des effets significatifs
de 'Etat (o = .05) pour 19 des 99 GSP. Les résultats
significatifs étaient concentrés dans les GSP qui se trouvent
dans des régions ne faisant pas partie d’une PMSA. On
a observé des effets significatifs de ’Etat pour dix des
32 GSP de ce genre. Cela laisse supposer que la stratifi-
cation effectuée a posteriori dans les régions relativement
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non urbaines n’a pas donné d’aussi bons résultats que dans
les régions plus urbanisées.

Comment pouvons-nous expliquer la différence entre
les résultats des deux études? Les deux ensembles de
données avaient des tailles d’échantillon trés différentes
I’une de I’autre, ¢’est-a-dire que pour les données du recen-
sement on comptait 125,000 grappes d’ilots mais seulement
5,293 pour les données de I’enquéte post-censitaire. Il n’est
donc pas surprenant que de petites différences entre les
Etats, relativement aux variables de remplacement, soient
statistiquement significatives bien qu’on ne puisse démon-
trer I’existence de différences correspondantes relativement
aux taux de sous-dénombrement.

De plus, les corrélations entre le taux de sous-dénombrement
et les variables de remplacement sont faibles, comme on le
voit au tableau 1. Par conséquent, toute généralisation des
variables de remplacement aux taux de sous-dénombrement
est plut6t conjecturale. Compte tenu de la faible corréla-
tion entre les taux de sous-dénombrement et les variables
de remplacement, nous préférons accorder plus de poids
aI’analyse des données tirées de I’enquéte post-censitaire.

Nous concluons, a partir de ces résultats, qu’il n’y a pas
de différences démontrables dans le taux de sous-
dénombrement moyen entre les Etats dans chaque division,
une fois que I’on a tenu compte des effets du GSP. Bien
qu’il existe un faible signe de différence entre le New Jersey
et ’Etat de New York, dans la division Mid-Atlantic, il
ne faut pas donner trop d’importance a ce résultat dans
le contexte du nombre de divisions (9) pour lesquelles le
test a été effectué. Nous concluons que si un rajustement
des chiffres de population fondé sur I’enquéte post-
censitaire de 1990 avait été effectué, aucun Etat n’aurait
pu démontrer que la stratification a posteriori était mani-
festement injuste a son endroit en ce sens qu’elle sous-
corrigerait les chiffres de cet Etat par rapport a ce que
montraient les estimations directes pour 1’Etat.

Comme le montre Panalyse présentée a la section 2, il
n’y a pas de consensus sur la question de savoir si I’hétéro-
généité parmi les Etats dans les taux de sous-dénombrement
a Yintérieur des GSP, qui a une certaine importance bien
qu’elle ne soit pas suffisamment grande pour étre mesurée
avec exactitude par I’enquéte post-censitaire, aurait ou non
une incidence systématique sur le gain d’exactitude obtenu
par le rajustement synthétique. Néanmoins, les différences
entre les Etats qui ont été observés dans ’analyse de
Penquéte post-censitaire, combinées avec la preuve auxiliaire
obtenue par les analyses des variables de remplacement,
nous aménent a penser qu’il est probable que I’hétérogé-
néité parmi les Etats sera, a nouveau, un probleme lié a la
mesure de la couverture pour le recensement de 1’an 2000,
particulierement dans les Etats les plus grands, pour lesquels
ces différences de couverture peuvent étre mesurées avec
le plus d’exactitude. Fay et Thompson (1993) soutiennent
que pour le recensement de I’an 2000 il faudrait concevoir
un échantillon permettant de mesurer la couverture et de
faire des estimations directes (plutdt que synthétiques) du
sous-dénombrement pour tous les Etats, bien qu’un panel
du Committee on National Statistics (CNSTAT 1994) ait
prévenu les spécialistes que, pour certains Ftats, cette
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facon d’agir imposerait une répartition trés inefficace de
I’échantillon. Jusqu’au recensement de I’an 2000, la
recherche devra porter sur I’élaboration d’une combinaison
d’un plan d’échantillonnage et de méthodes d’estimation
qui produiront des estimations justifiables de la population
par Etat.
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ANNEXE

Réalisation, a I’aide de statistiques linéarisées,
de tests sur les différences entre les Etats

Une analyse de variance & deux critéres de classification
portant sur les facteurs de correction dans des parties
d’Ftat donne un résumé intuitivement significatif des con-
tributions relatives des effets de I’Etat et du GSP sur la
variation des facteurs de correction. Comme 1’unité
d’échantillonnage de I’enquéte post-censitaire est la grappe
d’ilots plutt que la partie d’Etat, ces modéles ne donnent
pas des tests statistiques valables de la signification des
effets de I’Etat.

Considérons une statistique dont ’estimation calculée
a partir de I’échantillon pour un Etat ou pour une partie
d’Etat est une moyenne pondérée des estimations calculées
a partir d’un échantillon dans chaque ilot ou PI qui fait
partie de ’Etat. La signification statistique des effets de
I’Etat pour cette statistique dans un GSP pourrait étre
évaluée au moyen d’une analyse de variance & un critére
de classification - les parties d’1lots incluses étant utilisées
comme unités (correspondant aux UPE) - ou calculée
pour I’ensemble des GSP au moyen d’une analyse de
variance & deux critéres de classification pour les effets de
I’Etat et du GSP.

L’estimation du facteur de correction de I’échantillon
(WCE/WE) / ( WM/ WP) est une fonction non linéaire du
nombre de parties d’1lots échantillonnées. Dans de petites
unités primaires d’échantillonnage (UPE) telle que des
parties d’ilots, il se peut que cette non-linéarité soit treés
remarquable, particuliérement si le nombre d’appariements
dans une UPE est trés faible ou nul, de telle sorte que Iesti-
mation calculée a partir de I’échantillon du facteur de
correction est grande ou infinie. Dans ce cas, si les esti-
mations calculées a partir d’un échantillon d’UPE sont

traitées comme des données, les hypotheses additives de
P’analyse de variance ne sont pas respectées. On peut
toutefois réaliser des tests utiles en utilisant une version
linéarisée de la statistique qui nous intéresse.

Supposons que nous nous intéressions a un parametre
Z = f(X), ot X est un vecteur de proportions de la popu-
lation dans certaines cases. Représentons par X, x;, les
proportions correspondantes pour I’échantillon dans tout
’échantillon et dans 'UPE i respectivement, de sorte que
X = Y N;x;/ ¥ N, est une moyenne pondérée en fonction
de la taille des proportions de cases/ilot. Représentons par
J1(X) le gradient de f 4 X. Alors, au moyen de la linéarisa-
tion par série de Taylor, f(X) —f(X) = fi(X)' (¥ —X) =
YN, f1(X)'x;/ T N; — fi(X)'X, c’est-a-dire que nous
pouvons traiter le probléme comme un probléme d’inférence
ayant trait aux quantités (pseudo-observations) z; =
f1(X)’x;. Comme I'influence approximative (linéarisée)
de PUPE i sur I’estimation f (%), c’est-a-dire la différence
entre I’estimation obtenue avec ou sans I’UPE i, est
N fi(X)’ (x; — x), nous pouvons décrire la méthode
utilisée comme une méthode fondée sur les statistiques
d’influence (Hampel et coll. 1986) ou sur la méthode du
jacknife infinitésimale (Efron 1982, chapitre 6).

Pour obtenir un modele raisonnable de la variance,
supposons que nous puissions considérer I’UPE i comme
un échantillon (pas nécessairement aléatoire simple) tiré
d’une superpopulation avec proportions par case X;. Un
modele simple est alors, pour des matrices de covariance
U;and V;,

un modele de la superpopulation:
E(X;) = X, Var(X) =V,
et
un modele d’échantillonnage:
E(x; | X)) = X;, Var(x; | Xj) = U..

La covariance d’échantillonnage U, sera généralement
proportionnelle 3 N;~!. Une spécification plausible et
mathématiquement commode pour V; est V; a N;!
(c.-a-d. que les UPE plus petites sont plus variables que
les plus grandes), de sorte que Varz; = o%/N; pour une
constante 0. Le poids du modele linéaire correspondant
pour ’'UPE j est N;, de sorte que I’estimation de la moyenne
fondée sur un modele concorde avec I’estimation fondée
sur le plan obtenue en regroupant les effectifs de case si
N; est une mesure de taille pondérée.

Dans le cas du facteur de correction B = (WCE/WE)/
(WM/WP), les pseudo-observations ont la forme z; =

H(X) (x; — %) =

P WCE; + WP; WE; WM,
WCE WP WE WM}’
ou WCE;, WP;, WE; et WM, sont semblables aux équi-
valents déja mentionnés pour la i-ieme PI. Nous utilisons
I’équation N; = (WE; + WP;)/2 pour obtenir une
approximation du poids approprié d’une partie d’flot.
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Si les spécifications de la variance du modéle sont
inexactes, de sorte qu’il y ait une certaine hétéroscédasticité,
ou si la distribution est tres étendue a ses extrémités, alors
la distribution des résidus le sera aussi, et les tests ne seront
pas absolument stricts. Il faut prendre un certain soin pour
remarquer la présence de valeurs aberrantes signalant
I’existence de cette hétéroscédasticité, par exemple les ilots
isolés en raison d’erreurs de géocodage a grande échelle.

Il y a deux fagons de ne pas respecter I’hypothése
d’observations approximativement indépendantes pour
’analyse de variance. Premiérement, les UPE ne sont pas
choisies par échantillonnage aléatoire simple mais plutot
a la suite d’une stratification géographique un peu plus
détaillée que le plan de stratification a posteriori ne le laisse
supposer. Dans la mesure ou cette stratification géogra-
phique réduit la variance d’échantillonnage des estimations
de ’effet de I’Etat, les inférences obtenues en fonction
du modele de I’indépendance seront plutot prudentes.
Deuxieémement, il y aura des corrélations entre les facteurs
de correction pour différentes parties d’ilot provenant
d’un méme ilot (dans les modéles comportant plusieurs
GSP). Ces corrélations tendront a rendre un peu moins
strictes les inférences pour lesquelles on suppose 1’indé-
pendance. A tout prendre, nous jugeons utiles les tests
effectués dans le cadre des recherches dont les résultats
sont présentés ici.
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