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Estimation d’une mesure du risque de divulgation pour les 
microdonnées d’enquête sous échantillonnage avec probabilités inégales 

C.J. Skinner et R.G. Carter 1 

Résumé 
Skinner et Elliot (2002) ont proposé une mesure simple du risque de divulgation pour les microdonnées d’enquête et montré 
comment estimer cette mesure sous échantillonnage avec probabilités égales. Dans le présent article, nous montrons 
comment on peut étendre leurs résultats pour l’estimation ponctuelle et l’estimation de la variance à l’échantillonnage avec 
probabilités inégales. Nous élaborons notre méthode en supposant un plan d’échantillonnage de Poisson et faisons certains 
commentaires sur les résultats éventuels lorsqu’on s’écarte de cette hypothèse. 
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1. Introduction  
Les fichiers de microdonnées d’enquête peuvent avoir 

une grande valeur analytique pour les chercheurs. Lorsqu’ils 
décident s’ils peuvent donner accès à ce genre de fichier et 
de quelle façon, les organismes qui réalisent des enquêtes 
doivent s’assurer que les données sont protégées contre la 
divulgation statistique (Willenborg et de Waal 2001). 
Skinner et Elliot (2002, nommés dans la suite SE) ont pro-
posé une mesure simple du risque de divulgation statistique 
relatif aux microdonnées d’enquête qu’on peut utiliser pour 
prendre des décisions éclairées. Ils ont montré que sous 
échantillonnage avec probabilités égales, l’estimation de 
cette mesure est simple. Dans le présent article, nous mon-
trons comment on peut étendre leurs résultats à l’échan-
tillonnage avec probabilités inégales. 

À la section 2, nous présentons la mesure. Aux sections 3 
et 4, nous envisageons l’estimation ponctuelle et l’estima-
tion de la variance de la mesure, respectivement. Pour le lien 
entre la mesure proposée et les données publiées sur le 
risque de divulgation statistique, consulter SE. 

 
2. Mesure du risque de divulgation 

 
Nous considérons la diffusion éventuelle d’un fichier de 

microdonnées comprenant un ensemble d’enregistrements 
pour les unités (par exemple, des individus ou des ménages) 
d’un échantillon s, sélectionné par une méthode probabiliste 
à partir d’une population .U  Chaque enregistrement cor-
respond à un vecteur de valeurs d’un ensemble spécifié de 
variables pour l’unité donnée. Suivant une méthode type 
d’évaluation du risque de divulgation (par exemple, 
Bethlehem, Keller et Pannekoek 1990), nous supposons 
qu’un intrus essaye d’apparier les enregistrements de 

microdonnées à des unités connues de population à l’aide 
d’un sous-ensemble spécifié de variables. Nous supposons 
que ces « variables d’identification » sont nominales et que 
les combinaisons possibles de leurs valeurs définissent les 
catégories J,,1 K  d’une variable X  (habituellement, la 
valeur de J  est très grande). 

Nous supposons que l’intrus est capable de déterminer la 
valeur de X  pour une unité de population d’identité connue 
et qu’il « affirme » qu’un enregistrement de microdonnées 
est identifié si, et uniquement si, cette valeur concorde avec 
la valeur de X  figurant dans le fichier de microdonnées 
pour un seul enregistrement. Si nous supposons a) que l’uni-
té de population d’identité connue est sélectionnée au hasard 
à partir de U  avec probabilités égales et b) que la valeur de 
X  pour cette unité est mesurée de la même façon que X  
est mesuré dans les microdonnées, la probabilité que l’affir-
mation soit correcte est : 
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où jf  et jF  sont les fréquences des unités de s  et de ,U  
respectivement, pour lesquelles jX =  et où (.)I  est la 
fonction indicateur 1)(( =AI  si A  est vrai et ,0)( =AI  
autrement). Le numérateur de θ  est le nombre d’enregistre-
ments uniques dans l’ensemble de microdonnées en ce qui 
concerne X  et le dénominateur de θ  est le nombre d’unités 
de la population qui partagent la même valeur de X  avec 
n’importe lequel de ces enregistrements. 

La quantité θ  est la mesure du risque de divulgation 
envisagée dans le présent article. Pour assurer la protection 
contre la divulgation, on doit estimer θ  pour diverses formes 
de diffusion des microdonnées (ce qui sous-entend diverses 
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spécifications de )X  et pour une forme de diffusion choisie 
de sorte que la valeur inférée de θ  soit suffisamment faible. 
Habituellement, il faut procéder à une analyse de sensibilité 
où la spécification de X  varie en fonction non seulement de 
la forme de diffusion, mais aussi de diverses formes plau-
sibles d’information externe qu’un intrus pourrait posséder 
au sujet des unités de population connues. Par exemple, on 
pourrait envisager à la fois un intrus n’ayant accès qu’à de 
l’information publiquement disponible, comme les caracté-
ristiques visibles d’un individu, et un intrus ayant accès à une 
base de données privée créée par un organisme. 

 
3. Estimation de θ   

Nous supposons que les données sont les valeurs de X  
pour les unités d’échantillonnage. Donc, nous connaissons 
les fréquences d’échantillon ,jf  mais non les fréquences de 
population jF ).,,1( Jj K=  Le « paramètre » d’intérêt, ,θ  
est également inconnu mais doit être estimé. Nous adoptons 
une méthode d’inférence fondée sur le plan de sondage dans 
laquelle les jf  sont aléatoires et les jF  sont fixes. Comme 
l’ont exposé SE, le « paramètre », ,θ  dépend donc de ,s  
contrairement aux paramètres types de population finie 
considérés en échantillonnage. 

SE justifient leur estimateur ponctuel de θ  par un argu-
ment de rééchantillonnage qui peut être généralisé au cas de 
l’échantillonnage avec probabilités inégales comme suit.  
Répéter les étapes suivantes K  fois.  
Étape 1 : supprimer une unité i de l’échantillon de 

microdonnées s avec la probabilité 

,11 −− ππ=α ∑ isii  

où iπ est la probabilité d’inclusion (de 
premier ordre) de l’unité ;i  

 
Étape 2 : recopier l’unité éliminée dans l’échantillon 

avec la probabilité ;iπ  
 
Étape 3 :  noter si l’unité éliminée correspond à un 

enregistrement unique dans les microdonnées 
et si cet appariement est correct. 

 
L’idée est que l’étape 1 imite la sélection par l’intrus (avec 
probabilité égale) d’une unité à partir de U  (en s’appuyant 
sur la notion de l’échantillonnage inverse de Hinkins, Oh et 
Scheuren 1997). L’étape 2 imite l’inclusion de cette unité 
dans .s  L’estimateur de θ  est la proportion empirique 
d’appariements uniques qui sont corrects. Suivant l’argu-
ment de SE, quand ,∞→K  cet estimateur converge pres-
que certainement vers 
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où )1(s  est le sous-échantillon d’unités seules dans )2(, ss  
est le sous-échantillon d’unités appariées et =)1(n  
∑ =j jfI )1(  est la taille de .)1(s  Dans le cas de l’échan-
tillonnage avec probabilités égales où θπ=π ˆ,i  se réduit à 

+)1()1( /[nn )],1(2 1)2( −π −n  où ∑ == j jfIn )2(22 )2(  
est la taille de ,)2(s  comme dans SE. 

Nous voulons calculer ,θ̂  défini par (1), comme étant 
l’estimateur de .θ  SE montrent que θ̂  converge vers θ  
dans le cas de l’échantillonnage avec probabilités égales. 
Les étapes fondamentales de leur argument peuvent être 
généralisées au cas de l’échantillonnage avec probabilités 
inégales comme suit. Nous pouvons écrire 
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Donc, si nous comparons (1) et (2), θ̂  sera un « bon » 
estimateur de θ  si ∑ −π−

)2( )1( 1
s i  est un « bon » estimateur 

de ).1()1( =−∑ jj j fIF  En fait, nous prouvons à l’an-
nexe 1 que ce dernier estimateur est sans biais, c’est-à-dire 
que 
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sous l’hypothèse de l’échantillonnage de Poisson, c’est-à- 
dire quand les unités de population sont échantillonnées 
indépendamment. L’équation (3) généralise la proposition 2 
de SE. Dans le cas de l’échantillonnage avec probabilités 
égales, SE montrent comment on peut étendre le résultat de 
l’équation (3) pour prouver la convergence de θ̂  en tant 
qu’estimateur de ,θ  au moyen d’un cadre asymptotique où 

∞→J  et sous certaines conditions de régularité, en parti-
culier le fait que les jF  sont bornées. 

Après avoir établi le principal résultat d’absence de biais 
dans (3), nous conjecturons que ce résultat de convergence 
peut être généralisé au cas de l’échantillonnage de Poisson 
avec probabilités inégales, sous réserve de contraintes fai-
bles supplémentaires sur les ,iπ  par exemple que les iπ  
aient une borne supérieure constante positive. 
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L’hypothèse de l’échantillonnage de Poisson généralise 
l’hypothèse de l’échantillonnage de Bernoulli faite par SE. 
Ces derniers concluent qu’en pratique, θ̂  restera approxi-
mativement sans biais pour θ  sous plusieurs autres plans 
d’échantillonnage avec probabilités égales, y compris 
l’échantillonnage aléatoire simple, l’échantillonnage systé-
matique (avec probabilités égales) ou l’échantillonnage 
aléatoire simple stratifié proportionnel. Nous soutenons 
que, de façon comparable, θ̂  restera approximativement 
sans biais pour θ  sous les plans d’échantillonnage avec 
probabilités inégales correspondants, c’est-à-dire l’échan-
tillonnage aléatoire simple stratifié disproportionné et 
l’échantillonnage systématique avec probabilités inégales. 
Nous soutenons aussi qu’il pourrait être raisonnable de 
tenir compte de la non-réponse dans θ̂  si s  est l’ensemble 
de répondants et que 1−πi  représente un poids qui pourrait 
être interprété comme étant la réciproque de la probabilité 
estimée d’être à la fois échantillonné et répondant. 

Comme le mentionnent SE, en pratique, la forme 
d’échantillonnage qui semble donner lieu au biais le plus 
important dans θ̂  en tant qu’estimateur de θ  est l’échan-
tillonnage à plusieurs degrés, où les unités à plusieurs degrés 
sont fortement corrélées pour .X  Par exemple, le biais 
pourrait être non négligeable si les ménages forment des 
grappes dans lesquelles tous les adultes sont échantillonnés, 
dans le cas où les microdonnées incluent des enregistre-
ments au niveau de l’individu, mais que X est déterminé 
principalement d’après les variables au niveau du ménage. 
Ces conditions pourraient donner lieu à une valeur de 

)1()2( / nn  plus élevée que celle attendue sous échantil-
lonnage de Poisson, donc à une sous-estimation de .θ  
Toutefois, ce genre d’exemple est quelque peu artificiel et 
nous pensons que le biais de θ̂  en tant qu’estimateur de θ  
est modéré dans la plupart des enquêtes sociales types. 

 
4. Estimation de la variance  

SE présentent un estimateur par linéarisation de 
var )ˆ( θ−θ  qui dépend de )1(n  et ,)2(n  comme ,θ̂  ainsi 
que de ,)3()3( ∑ == j jfIn  le nombre de valeurs de X  
pour lesquelles il existe exactement trois enregistrements de 
microdonnées. Nous montrons à l’annexe 2 que, dans le cas 
de l’échantillonnage de Poisson avec probabilités inégales, 
on peut généraliser cet estimateur de la variance à 
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},jX i =  où iX  est la valeur de X  pour l’unité .i  

 

Notons que, selon cette notation, nous pouvons écrire 
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Comme dans le cas de l’échantillonnage avec probabilités 
égales, θ̂  et v̂  peuvent être calculés tous deux directement 
à partir des valeurs de iX  et de iπ  pour .si ∈  L’expression 
mentionnée plus haut pour v̂  se réduit à l’expression de la 
proposition 3 de SE quand π=πi  pour tout .si ∈  

L’argument de linéarisation qui donne v̂  suppose que J 
est grand. Cette condition semble faible comparativement à 
l’hypothèse de l’échantillonnage de Poisson. L’estimateur 
de la variance par linéarisation ne semble pas se généraliser 
simplement à d’autres plans d’échantillonnage complexes. Il 
en est ainsi parce que la forme linéarisée de θ−θ̂  dépend 
des jF  et que celles-ci ne peuvent être remplacées facile-
ment par des estimateurs convergents. Il ne semble pas non 
plus qu’on puisse appliquer simplement les méthodes de 
répétition pour estimer la variance de ,ˆ θ−θ  puisque θ  est 
inconnu et que, en pratique, comme l’indique l’étude en 
simulation de SE, la variance de θ  n’est pas nécessairement 
négligeable comparativement à la variance de .θ̂  

 
5. Conclusion 

 
La mesure estimée θ̂  considérée dans le présent article 

peut servir d’indice pour déterminer si le risque de 
divulgation associé à un fichier proposé de microdonnées 
est d’un niveau acceptable ou non. L’objectif peut être de 
s’assurer que la valeur de θ̂  n’excède pas une probabilité 
spécifiée. Pour tenir compte de la variation d’échantillon-
nage dans ,θ̂  une méthode plus prudente consisterait à 
exiger que la borne supérieure d’un intervalle de confiance 
pour ,θ̂  disons ,ˆ2ˆ 2/1v+θ  n’excède pas la probabilité 
spécifiée. 

En outre, θ̂  peut être utilisé pour comparer diverses 
stratégies de contrôle du risque de divulgation. Par exemple, 
on peut inclure dans le fichier de microdonnées des 
variables présentant des niveaux plus ou moins élevés de 
détails de classification. Un niveau de détail élevé peut 
rehausser la valeur du fichier pour l’analyse, mais aussi 
augmenter le risque de divulgation si la variable peut être 
utilisée pour l’appariement à des données externes. On 
pourrait donc se servir de la mesure estimée θ̂  pour évaluer 
le risque relatif résultant de diverses méthodes d’agrégation 
du niveau de classification dans des variables d’identi-
fication particulières, y compris la géographie. 

On peut estimer la mesure non seulement pour la po-
pulation dans son ensemble, mais aussi pour des sous- 
populations. Ce genre de ventilation permet d’obtenir une 
évaluation plus réaliste du risque que posent les intrus qui 
visent des sous-populations particulières. Une menace ciblée 
de  cette  sorte  rend  invalide  l’hypothèse  fondamentale 
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qui sous-tend la définition de la mesure pour l’ensemble de 
la population, ,θ  à savoir que l’unité de population 
d’identité connue est sélectionnée aléatoirement à partir de 
U  avec probabilités égales. Une estimation distincte de la 
mesure dans diverses strates caractérisées par des fractions 
d’échantillonnage différentes donne aussi une méthode 
simple de traiter le cas de la sélection avec probabilités 
inégales. Nous montrons dans le présent article comment 
tenir compte dans θ̂  et v̂  de sources plus générales 
d’échantillonnage avec probabilités inégales. Les travaux 
devront se poursuivre afin d’évaluer la robustesse de ces 
estimateurs lorsqu’on s’écarte de l’hypothèse de l’échan-
tillonnage de Poisson, particulièrement dans le cas de 
l’échantillonnage à plusieurs degrés. 

Lors de l’estimation distincte de la mesure pour diverses 
sous-populations, l’effet de la réduction de la taille de 
l’échantillon pourrait être problématique. SE constatent que 
θ̂  est stable dans leurs études numériques, le coefficient de 
variation n’excédant jamais 6 %. Toutefois, la taille mi-
nimale d’échantillon qu’ils ont étudiée était d’environ 9 000, 
si bien que d’autres travaux numériques sont nécessaires 
pour évaluer la stabilité de θ̂  pour de plus petites tailles 
d’échantillon. La méthode proposée d’estimation de la 
variance fournit certaines lignes directrices pour tout cas 
particulier. En principe, on pourrait améliorer la stabilité de 
l’estimateur en utilisant des hypothèses de modèle et l’un de 
nous (CJS) poursuit l’étude pour le cas limitant d’une petite 
sous-population, ne comptant qu’une seule unité, qui étend 
θ  à une mesure du risque au niveau de l’enregistrement 
analogue à celle considérée par Skinner et Holmes (1998).  

Annexe 1  
Preuve de l’équation (3)  

Soit 11 −π=β −
ii  et ,,,1},;{ JjjXUiU ij K==∈=  

où iX  représente la valeur de X  pour l’unité .i  La taille 
de jU  est .jF  Au lieu d’étiqueter les unités dans U  au 
moyen du simple indice ,i  considérons le double indice 

,,,1,,,1),( jFkJjjk KK ==  si bien que, dans notre 
exemple, )( jkπ  représente la probabilité d’inclusion de la 

ek  unité dans jU  et .11
)()( −π=β −

jkjk  Sous échantillon-
nage de Poisson, le deuxième membre de (3) est 
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et le premier membre de (3) est 
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qui est identique à (A.1) et donc (3) s’ensuit. 

 
Annexe 2  

Calcul de l’estimateur de la variance par linéarisation  
Écrivons ,/)/(ˆ
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Soit ,3,2,1),( 11 =τ=μ tE  et notons que 321 μ=μ+μ  
d’après (3). Une expression linéarisée de θ−θ̂  est 
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Ceci généralise l’expression de la variance dans la propo-
sition 3 de SE. Nous obtenons l’expression de v̂  dans (4) en 
remplaçant les termes de (A.2) par leurs estimateurs non 
biaisés. Premièrement, 1μ  et 3μ  sont estimés par 1τ  et 

,21 τ+τ  respectivement, de sorte que 2
31 / μμ  est estimé par 

)./(ˆ
21 τ+τθ  Puis, notons 
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en utilisant la notation de l’annexe 1. Nous pouvons aussi 
montrer que 

)1(Pr)1(])2([ 1 =−=γ= jjjj fFfIE  (A.3) 

en suivant la preuve de (3) à l’annexe 1, mais en omettant la 
sommation sur .j  (Notons que les membres de (3) sont 
égaux aux membres correspondants de (A.3) sommés sur 

).j  Donc, un estimateur sans biais de )1Pr()1( 2 =− jj fF  
est 

.)2())(3( 12
2
1 jjjjj fIfI γ=+γ−γ=  

Il s’ensuit que le numérateur de l’expression de 2ˆ/ˆ θv  dans 
(4) est sans biais pour la deuxième partie de l’expression 
dans le deuxième membre de (A.2) (en omettant /( 1μ  

),) 22
3μ  ce qu’il fallait démontrer. 
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