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Résumé 
Dans les sondages en grappes, la nonréponse concernant une variable dépend souvent d’un effet aléatoire au niveau de la 
grappe et n’est donc pas ignorable. Les estimateurs de la moyenne de population obtenus par imputation par la moyenne ou 
par repondération sous l’hypothèse de nonréponse ignorable sont alors biaisés. Nous proposons un estimateur sans biais de 
la moyenne de population obtenu par imputation ou par repondération dans chaque grappe échantillonnée ou dans un groupe 
de grappes échantillonnées ayant une caractéristique commune. Nous présentons certains résultats obtenus par simulation en 
vue d’étudier les propriétés de l’estimateur proposé. 
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Mots clés :  Nonréponse  non  ignorable;  nonréponse  basée  sur  un  effet  aléatoire;  imputation;  regroupement  de 
grappes. 

1.  Introduction 

La nonréponse existe dans  la plupart des problèmes de 
sondage. La probabilité d’avoir un nonrépondant à un item 
(variable) y dépend habituellement de la valeur  inobservée 
de  y,  ce  qui  rend  fort  difficile  le  traitement  des  non 
réponses. Les méthodes appliquées habituellement (comme 
la  repondération  et  l’imputation)  sont  toutes  fondées  sur 
l’hypothèse  que  la  nonréponse  est  ignorable  étant  donné 
une variable auxiliaire. Plus précisément, 

( est un répondant ) ( est un répondant ) P y y z P y z | , = | , (1) 

où  z  est  une  variable  auxiliaire  dont  les  valeurs  sont 
observées pour toutes les unités échantillonnées. Autrement 
dit, sachant z, la valeur de y et sa situation de réponse sont 
statistiquement  indépendantes.  L’hypothèse (1) est  appelée 
mécanisme de réponse non confondu par Lee, Rancourt et 
Särndal  (1994). Selon  la  terminologie  de Rubin  (1976),  la 
nonréponse sous (1) est ignorable sachant z. 

Dans  certaines  situations,  il  est  difficile  de  trouver  une 
variable z qui  satisfait (1). L’objectif  du  présent  article est 
d’étudier une méthode de traitement de la nonréponse dans 
le  cas  d’un  sondage  en  grappes,  en  supposant  qu’une 
variable z satisfaisant (1) n’est pas disponible.  Le  sondage 
en grappes comporte un échantillonnage à deux degrés; les 
unités  sélectionnées  au  premier  degré  sont  des  grappes 
contenant des unités qui, à leur tour, sont échantillonnées au 
deuxième  degré.  L’échantillonnage  en  grappes  est  utilisé 
pour des raisons économiques. Il est nécessaire lorsque l’on 
ne dispose d’aucune liste fiable des unités de population de 
deuxième degré (par exemple, lorsqu’il n’existe aucune liste 
complète  des  personnes, mais que  l’on  dispose  d’une  liste 
de  ménages).  Dans  le  sondage  en  grappes,  la  variable 
d’intérêt  y  peut  être  décomposée  sous  la  forme 

, y b e = µ + +  où µ  est une moyenne globale inconnue de 

, y b  est un effet aléatoire au niveau de la grappe (toutes les 
unités d’une grappe donnée ont  en commun  le même effet 
aléatoire b) et e est un effet aléatoire  intragrappe. Dans de 
nombreux cas, l’instrument de la corrélation de la valeur de 
la variable y et de la situation de réponse est l’effet aléatoire 
non observé au niveau de la grappe b : 

( est un répondant ) ( est un répondant ) P y y b P y b | , = | , (2) 

c’estàdire que,  si b était observé,  alors nous obtiendrions 
l’hypothèse (1) avec  . z b =  Par exemple, supposons que les 
grappes soient les ménages et que dans chacun ceuxci, une 
seule  personne  réponde  au  questionnaire  pour  tous  les 
membres du ménage échantillonné. Il est vraisemblable que 
la  probabilité  des  réponses  dépende  de  la  variable  b  au 
niveau du ménage mais non de la variable e intraménage. 

L’hypothèse (2)  a  été  la  première  utilisée  par  Wu  et 
Carroll (1988) dans la résolution d’un problème relevant du 
domaine  de  la  santé  où  les  grappes  ont  une  structure 
longitudinale (mesure répétée). Ils ont donné à (2) le nom de 
censure  informative  (données manquantes)  et  proposé  une 
méthode  sous  certaines  hypothèses  paramétriques  con 
cernant la probabilité  ( P y  est un répondant | ) b  et la loi de 
y. Plus tard, Little (1995) a donné à ce genre de mécanisme 
de création  de  données manquantes  le nom de mécanisme 
non ignorable de création de données manquantes basée sur 
un  coefficient  aléatoire.  Donc,  nous  donnerons  à  l’hypo 
thèse (2)  le  nom  de  mécanisme  de  réponse  non  ignorable 
basée sur un effet aléatoire. Puisque b n’est pas observé, le 
mécanisme de réponse (2) est effectivement non ignorable. 

Dans  le  cas  de  données  d’enquête,  il  est  difficile  de 
postuler un modèle paramétrique pour la loi de y. Il est, de 
surcroît,  difficile  d’ajuster  un  modèle  paramétrique  au 
mécanisme de nonréponse sous (2), car b n’est pas observé. 
Après  la  présentation  de  certains  détails  sur  le  plan  de 
sondage et de nos hypothèses, nous proposons à la section 2



94  Shao : Traitement de la nonréponse dans les sondages en grappes 

Statistique Canada, N o 12001 au catalogue 

une méthode d’estimation de la moyenne de population de y 
sous  le mécanisme  de  réponse  (2) qui  ne  nécessite  pas  de 
modèle paramétrique pour  le mécanisme de réponse. Nous 
supposons que y suit un modèle à effet aléatoire (de grappe), 
mais  nous  ne  formulons  aucune  hypothèse  paramétrique 
concernant  la  loi  de  y.  À  la  section 3,  nous  exposons  les 
résultats d’une étude par simulation réalisée en vue d’étudier 
les  propriétés  de  l’estimateur  proposé.  Enfin,  nous 
présentons une discussion à la dernière section. 

2.  Principaux résultats 

Soit  S  un  échantillon  de  grappes  de  taille  n  tiré  d’une 
population P. Dans la  ième i  grappe échantillonnée, soit  i S 
l’échantillon de deuxième degré de taille  2 i m ≥  provenant 
d’une  population  . i P  Pour  l’unité  échantillonnée  , i j S ∈ 
nous  construisons  un  poids  de  sondage  ij w  (d’après  la 
spécification  du  plan  d’échantillonnage)  tel  que,  en 
l’absence  de  nonréponse,  ˆ 

i i S j S  ij ij Y w y ∈ ∈ ∑ ∑ =  est  un 
estimateur  sans  biais  du  total  de  population  Y  de  toute 
variable y, c’estàdire  ˆ ( ) 0, s E Y Y − =  où  ij y  est  la valeur 
de y de l’unité j dans la grappe i,  , 

i i P j P  ij Y y ∈ ∈ ∑ ∑ =  et  s E 
est l’espérance sous échantillonnage répété. 

Soit y la variable d’intérêt. Nous adoptons une approche 
avec  modèle  d’imputation,  autrement  dit,  nous  supposons 
que chaque  ij y  dans la population est une variable aléatoire 
telle que 

ij i i ij y b e = µ + + ,  (3) 

où  i µ  est un paramètre inconnu,  i b  est un effet aléatoire au 
niveau  de  la  grappe  non  observé  de  moyenne  0  et  de 
variance  finie,  ij e  est  un  effet  aléatoire  intragrappe  non 
observé de moyenne 0 et de variance finie, et les  i b  et  les 
ij e  sont  indépendants. Notons que la loi de  ij y  peut varier 

en fonction de  ( , ). i j 
Soit  ij δ  l’indicateur de réponse pour  ij y  (  1 ij δ =  si  ij y 

est  un  répondant  et  0 ij δ =  si  ij y  est  un  nonrépondant). 
Nous adoptons l’approche décrite dans Shao et Steel (1999), 
c’estàdire  que  ij δ  est  défini  pour  chaque  unité  de  la 
population et que  le mécanisme  de  nonréponse  fait  partie 
du modèle. Soit  i δ  le vecteur contenant  , , ij i j S δ ∈  et  i y  le 
vecteur  contenant  , . ij i y j S ∈  Nous  émettons  l’hypothèse 
que  le  mécanisme  de  réponse  non  ignorable  basée  sur  un 
effet aléatoire est le suivant : pour chaque échantillon, 

( ) ( ) i i m i m i i P b P b i S | , = | , ∈ , y δ δ  (4) 

où  m P  est la probabilité sous le modèle et  ( ) m P ξ | η  dénote 
la loi conditionnelle de ξ  sachant  . η  Autrement dit, sachant 
,i i b  y  et  i δ  sont  indépendants.  (Inconditionnellement,  ils 

pourraient  être  dépendants.)  Nous  supposons  que  le 
mécanisme stochastique sous le modèle est indépendant du 

mécanisme  d’échantillonnage  de  sorte  que  ( ) s m E E X = 
( ) m s E E X  à  condition  que  X  soit  intégrable,  où  m E  est 

l’espérance sous  . m P 
En outre, nous supposons que 

pour tout au moins un est égal à 1 ij i S ∈ , δ .  (5) 

Autrement  dit,  chaque  grappe  contient  au  moins  un 
répondant. Sans cette hypothèse (ou une autre hypothèse), il 
pourrait  être  impossible  d’estimer  le  total  de  population Y. 
Nous  présentons  une  discussion  plus  approfondie  à  la 
section 4. 

Si  nous  supposons  que  la  nonréponse  est  ignorable, 
c’estàdire  que  ( m ij P δ = 1 ) ( 1), ij m ij y P | = δ =  alors  une 
méthode utilisée  fréquemment consiste à  imputer  la valeur 
manquante  pour  chaque  nonrépondant  par  la  moyenne 

i i S j S  ij ij ij w y ∈ ∈ ∑ ∑ δ /  , 
i i S j S  ij ij w ∈ ∈ ∑ ∑ δ  ce  qui  mène  à  l’esti 

mateur de Y suivant : 
ˆ 

i 

i i 

ij ij ij ij r 
i S j S 

ij ij ij ij 
i S j S i S j S 

y w w Y 

w w w 

∈ ∈ 

  
  
  
    ∈ ∈ ∈ ∈   

= δ , 

= δ . 

∑ ∑ 

∑∑ ∑∑ 

% % 

(6) 

Sous les hypothèses (3) à (5), 

ˆ ( ) 

( ) 
i 

i i 

s m  r 

ij s m ij i i ij 
i S j S 

ij ij s m ij i s m ij i 
i S j S i S j S 

E E  Y 

E E b e w 

E E E E b w w 

∈ ∈ 

    
    
    
        ∈ ∈ ∈ ∈     

  
= δ µ + +     

  

= δ µ + δ , 

∑ ∑ 

∑ ∑ ∑ ∑ 

% 

% %  (7) 

où la dernière égalité découle de 

( ) [ ( )] 

[ ( ) ( )] 0 
ij ij m ij ij m m ij ij i 

ij m m ij i m ij i 

E e E E e b w w 
E E b E e b w 

δ = δ | 

= δ | | = 

% % 

%  (8) 

sous (4). Le premier terme de (7) est égal à 

i i i 

s m ij ij i ij ij ij 
i S j S i S j S i S j S 

E E w w w 
        
        
        
              ∈ ∈ ∈ ∈ ∈ ∈           

δ µ δ ∑ ∑ ∑ ∑ ∑ ∑ 

qui est approximativement égal à (quand n est grand) 

( ) 

( ) 

i i 

i 

i i 

i 

s m ij ij i s m ij 
i S j S i S j S 

s m ij ij 
i S j S 

s ij i m ij s ij 
i S j S i S j S 

s ij m ij 
i S j S 

E E w E E w 

E E w 

E w E E w 

E w E 

    
    
    
        ∈ ∈ ∈ ∈     

  
  
  
    ∈ ∈   

  
  
  
    ∈ ∈ ∈ ∈   

∈ ∈ 

δ µ 

δ 

  
µ δ     

  = 
  

δ .     
  

∑ ∑ ∑ ∑ 

∑ ∑ 

∑∑ ∑∑ 

∑∑
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Notons que 

( ) ( ) 
i i 

s m m i s ij i 
i P j P i S j S 

E E Y E Y E w 
  
  
  
    ∈ ∈ ∈ ∈   

= = µ = µ . ∑ ∑ ∑ ∑ 

Donc, le fait que  i µ = µ  pour tout i ou que  ( ) m ij E δ  ne 
dépende pas de  ( , ) i j  implique que l’espérance du premier 
terme de (7) est approximativement égale à  l’espérance de 
Y. Cependant, en général  ( ) 0 ij m ij i E b w δ ≠ %  , parce que  ij δ  et 
i b  sont  dépendants. Donc,  le  deuxième  terme  de (7) n’est 

pas égal à 0 et, par conséquent,  ˆ r Y  défini par (6) est biaisé 
sous le mécanisme de nonréponse non ignorable basée sur 
un  effet  aléatoire. Ce  biais  ne  disparaît  pas  asymptotique 
ment quand n→ ∞  et (ou) que  i m → ∞  pour tout i. 

Étant  donné  que  le  biais  de  ˆ 
r Y  est  dû  à  ce  que 

l’imputation  est  effectuée  sur  l’échantillon  complet,  alors 
que la nonréponse dépend d’un effet aléatoire au niveau de 
la grappe, nous pouvons trouver un estimateur sans biais en 
exécutant  l’imputation dans chaque grappe. Cela serait une 
méthode d’imputation naturelle si l’effet aléatoire de grappe 
i b  était  observé.  Si  nous  corrigeons  une  nonréponse  ij y 

dans  la  grappe  i  par  imputation  de  la moyenne  de  grappe 
, 

i i j S j S ij ij ij ij ij w y w ∈ ∈ ∑ ∑ δ / δ  alors l’estimateur résultant est 

ˆ 
i 

ij c ij ij 
i S j S 

Y y w 
∈ ∈ 

= δ , ∑ ∑ 
avec 

i i 

ij  ij ij ij ij 
j S j S 

w w w w 
  
  
  
    ∈ ∈   

= δ . ∑ ∑  (9) 

L’hypothèse (5) nous assure que  ij w  est bien défini. Notons 
que 

ˆ ( ) 

( ) 

i i 

i i 

ij ij s m s m ij i s m ij i c 
i S j S i S j S 

ij i ij i s m s m 
i S j S i S j S 

m 

E E E E E E b w w Y 

E E w E E w b 

E Y 

    
    
    
        ∈ ∈ ∈ ∈     

    
    
    
    ∈ ∈ ∈ ∈     

= δ µ + δ 

= µ + 

= , 

∑∑ ∑∑ 

∑ ∑ ∑∑ 

où la première égalité découle de l’hypothèse (3) et du fait 
que, sous l’hypothèse (4), le résultat (8) est encore vérifié si 
l’on remplace  ij w %  par  ,ij w  la deuxième égalité découle de la 
définition de  ij w  et du fait que  i µ  et  i b  ne dépendent pas de 
j, et la dernière égalité découle de  ( ) 0. m i E b =  Donc,  ˆ c Y  est 
un estimateur sans biais de Y. 

Puisque  l’imputation  est  faite  dans  chaque  grappe, 
l’estimateur défini par (9) paraît inefficace lorsque certaines 
tailles  d’échantillon  de  grappes  i m  sont  très  faibles. 
Cependant,  le  problème  ne  se  pose  pas  dans  le  cas  où 
ij i w w =  pour  tout  j  (par exemple,  si  les  probabilités  de 

sélection sont égales  lors de l’échantillonnage de deuxième 
degré). Quand  ij i w w =  pour  tout  j,  l’imputation menant à 
ˆ 
c Y  dans (9) est,  en  fait, effectuée dans  une beaucoup plus 

grande classe, c’estàdire un groupe de grappes ayant une 
caractéristique en commun. Soit  1 

i j S i  i ij m − 
∈ ∑ = δ δ  le taux de 

réponse dans la grappe i et soit 
{ }  ( ) i l i G i S m m k m l k m k m = ∈ : = , = / , = , , ≤ . δ  (10) 

Pour chaque  ( ),  l l k m G = ,  donné par (10) est le groupe de 
grappes échantillonnées ayant les mêmes  i m m =  et  . i  k = δ 
Si  ij i w w =  pour tout j, alors, pour  l i G ∈  avec  ( ), l k m = , 

( ) 

i i 

i i 

l l 

l l 

l i l i 

ij  ij ij ij ij j S j S 

i i ij i j S j S 

i i 

i 

i i i i i i G i G 

i i i i i i i G i G 

i i ij i i G j S i G j S 

w w w w 

w w w 

w 
w k m 

k w m w m w 
m 

w m w m w 

w w w 

  
    ∈ ∈   

  
    ∈ ∈   

            ∈ ∈       

    
        ∈ ∈     

    
      ∈ ∈ ∈ ∈    

= δ 

= δ 

= /δ 
= / / 

= 

= δ 

= δ 

∑ ∑ 

∑ ∑ 

∑ ∑ 

∑ ∑ 

∑ ∑ ∑ ∑ 

l i l i 
ij ij ij ij i G j S i G j S w w w 

  
 

    
        ∈ ∈ ∈ ∈     

= δ . ∑ ∑ ∑ ∑ 

Par  conséquent,  l’imputation  donnant  ˆ c Y  dans  (9)  est,  en 
fait, effectuée dans chaque groupe  l G  quand  ij i w w =  pour 
tout j, c’estàdire que la valeur pour un nonrépondant dans 
i S  est  imputée  par  la  moyenne  d’échantillon  pour  les 

répondants dans  , . 
l i l i i G j S i G j S l ij ij ij ij ij G w y w ∈ ∈ ∈ ∈ ∑ ∑ ∑ ∑ δ / δ 

Si  ij w  varie en  fonction de j pour un i donné,  certaines 
conditions  supplémentaires  sont  nécessaires  afin  de 
combiner les grappes. Ce point est discuté à la section 4. 

Nous terminons la présente section par une discussion de 
l’estimation  de  la  variance,  puisque  pour  la  plupart  des 
sondages, un estimateur de variance est requis pour chaque 
estimateur ponctuel. Nous pouvons dériver une  formule de 
la variance ou son approximation (quand  n→ ∞ ) pour  ˆ c Y 
qui  pourrait  nécessiter  plus  de  renseignements  sur  le  plan 
d’échantillonnage.  Quand  la  taille  de  l’échantillon  de 
premier  degré n  est  grande, que  i m m ≤  pour  tout  i  et  un 
nombre  entier  fixé m,  et que  / n N  est  faible,  où N  est  la 
taille de P, nous pouvons appliquer la méthode corrigée du 
jackknife  décrite  dans  Rao  et  Shao  (1992).  Plus  précisé 
ment, nous pouvons procéder aux étapes suivantes. 

1.  Créer n répliques jackknife, où la  ième i  réplique est 
obtenue  en  supprimant  la  ième i  grappe  et  en 
rajustant  les  poids  à  ( ) , , 1, , , i 

k j w k i i n ≠ = … 
conformément  au  plan  d’échantillonnage.  Par 
exemple, si  l’échantillonnage de premier degré est 
stratifié, alors  ( ) i 

k j k j w w =  si k et i ne sont pas dans 
la  même  strate  et  ( )  /( 1) i 

k j h k j h w n w n = −  si  k  et  i
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sont dans la même strate h, où  h n  est la taille de la 
strate. 

2.  Réimputer les valeurs pour les nonrépondants dans 
la  ième i  réplique  jackknife  en  utilisant  les  valeurs 
des  répondants  dans  la  ième i  réplique  jackknife, 

1, , . i n = … 

3.  Calculer  , 
ˆ 
c i Y  de la même façon que  ˆ c Y  mais en se 

fondant  sur  la  ième i  réplique  jackknife réimputée, 
1, , . i n = … 

4.  Calculer l’estimateur par le jackknife de la variance 
pour  ˆ 

c Y  en  utilisant  une  formule  du  jackknife 
standard  (par exemple,  Shao  et Tu  1995,  chapitre 
6).  Par  exemple,  si  l’échantillonnage  de  premier 
degré  est  stratifié  et  comporte  H  strates,  alors 
l’estimateur par le jackknife de la variance est 

2 

1 

1  1 ˆ ˆ 
h 

H 
h 

c i c k 
h i S k S h 

n 
v  Y Y n n , , 

= ∈ ∈ 

−   
= − ,   

  
∑ ∑ ∑ 

où  h S  est l’échantillon provenant de la 
ième h  strate 

et  h n  est la taille de  .h S 

3.  Résultats des simulations 

Nous présentons maintenant les résultats d’une étude par 
simulation  effectuée  en  vue  d’examiner  les  propriétés  des 
estimateurs  ˆ r Y  et  ˆ .c Y 

Nous  créons  une  population  finie  semblable  à  la 
population  d’instituteurs  et  institutrices  du  comté  de 
Maricopa,  en  Arizona  (Lohr  1999,  pages 446447).  La 
population finie contient 311 grappes (écoles). Dans chaque 
grappe, les unités de deuxième degré sont les instituteurs et 
institutrices. La taille de la grappe (le nombre d’instituteurs 
et institutrices) varie de 6 à 59, si bien que l’échantillonnage 
de  premier  degré  est  un  échantillonnage  avec  probabilités 
inégales  proportionnelles à  la  taille de  la  grappe. L’échan 
tillonnage de premier degré est fait avec remise et la taille de 
l’échantillon  est  31.  L’échantillonnage  de  deuxième  degré 
est  un  échantillonnage  aléatoire  simple  sans  remise  de 
taille 6 (pour toute grappe). 

Pour  chaque  instituteur  ou  institutrice,  la  variable 
d’intérêt  est  le nombre de minutes par semaine consacrées 
aux travaux de préparation à l’école. Les valeurs de  ij y  pour 
cette  variable  dans  la  simulation  sont  générées  confor 
mément  au  modèle (3),  où  i µ  est  le  nombre  moyen  de 
minutes consacrées par semaine aux travaux de préparation 
à  l’école pour  la  ième i  école,  i b  est un effet aléatoire de la 
ième i  école,  et  ij e  est  un  effet  aléatoire  du  ou  de  la  ième j 
instituteur ou institutrice dans la  ième i  école. Les valeurs de 
i µ  sont  les  moyennes  d’échantillon  de  l’ensemble  de 

données  de  Lohr  (1999,  pages 446447),  qui  varient  de 

25,52 à 42,18 avec une moyenne de 33,76 et une médiane 
de  33,47.  La  valeur  de  i b  est  générée  conformément  à 

8,31( 2), i i b X = −  où  i X  suit  la  loi  gamma  dont  le 
paramètre de forme est 2 et le paramètre d’échelle est 1. La 
valeur  de  ij e  est  générée  à  partir  de  la  loi  normale  de 
moyenne  0  et  d’écarttype  2,27.  Les  i b  et  les  ij e  sont 
générés indépendamment les uns des autres. Les valeurs de 
ij i i ij y b e = µ + +  sont générées dans chaque exécution de la 

simulation  afin  de  pouvoir  évaluer  le  biais  et  les  erreurs 
types  des  estimateurs  en  utilisant  la  probabilité  conjointe 
sous le plan d’échantillonnage et les modèles (3) à (5). 

Pour  les unités échantillonnées,  les nonrépondants sont 
générés  conformément  à  (4)  et  (5). Autrement  dit,  chaque 
grappe échantillonnée contient un  répondant  et  la  situation 
de  réponse  des  autres  unités  échantillonnées  dans  chaque 
grappe  est  déterminée  indépendamment  par  (  ij P y 

1 1 manque ) (1 ). i i b b 
i b e e − − | = / +  La  probabilité  moyenne  de 

nonréponse est de 33,76 %. 
Pour l’estimation de la moyenne de population finie, une 

simulation comptant 1 000 passages machine montre que, si 
l’on utilise  ˆ r Y  le biais, l’erreurtype et la racine de l’erreur 
quadratique moyenne valent 2,89, 1,32 et 3,17, respective 
ment, et que le biais relatif  ˆ ( ) ( ) r E Y Y E Y − /  est de 8,5 %; si 
l’on utilise  ˆ c Y  , le biais, l’erreurtype et la racine de l’erreur 
quadratique moyenne valent 0,12, 1,81 et 1,82, respective 
ment  et  le  biais  relatif  ˆ ( ) ( ) c E Y Y E Y − /  est  de  0,3 %.  Ce 
résultat  de  simulation  corrobore  notre  théorie,  c’estàdire 
que  ˆ c Y  est approximativement sans biais, mais que  ˆ r Y  est 
biaisé. Dans ce cas, l’erreurtype de  ˆ c Y  est plus grande que 
celle de  ˆ ,r Y  mais la racine de l’erreur quadratique moyenne 
de  ˆ r Y  est nettement plus grande que celle de  ˆ c Y  à cause de 
son biais important. 

4.  Discussion 

Si  nous  n’émettons  pas  l’hypothèse  que  chaque  grappe 
échantillonnée  contient  au moins  un  répondant,  il  pourrait 
être  impossible  d’estimer  le  total  de  population,  à  moins 
d’ajouter  une  autre  hypothèse.  Sous  le  mécanisme  de 
nonréponse (4),  quand  toutes  les  observations  dans  une 
grappe  sont  des  nonréponses,  aucune  information  dans 
cette  grappe  ne  peut  être  recouvrée  d’après  les  données 
observées dans d’autres grappes, à moins que soit émise une 
hypothèse  supplémentaire.  Par  exemple,  on  pourrait 
supposer que la population de grappes ne contenant aucun 
répondant  est  semblable  à  celle  des  grappes  contenant  un 
répondant, auquel cas on pourrait regrouper  les grappes en 
répartissant  les  poids  de  celles  ne  contenant  aucun 
répondant  de  la  même  façon  que  les  poids  de  celles 
contenant  un  répondant.  Une  autre  approche  consiste  à 
utiliser un modèle hypothétique permettant d’extrapoler les 
résultats aux grappes ne contenant pas de répondant.
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Les  résultats  de  la  section 2  sont  présentés  pour 
l’imputation  par  la  moyenne.  Les  extensions  à  certaines 
autres méthodes d’imputation sont simples. Par exemple, si 
l’on considère l’imputation hot deck aléatoire, notre résultat 
mène à l’imputation dans les grappes (ou les  l G  ). S’il existe 
une  covariable  x  dont  les  valeurs  sont  toutes  observées, 
notre  résultat  peut  être  étendu  à  l’imputation  par  la 
régression  en  utilisant  le  modèle (3)  modifié  pour  donner 
ij y =  . ij i ij x b e α + β + +  Dans  le  cas  de  la  nonéponse 

partielle,  notre  résultat  peut  également  être  appliqué  à  la 
repondération, c’estàdire à l’ajustement des poids dans les 
grappes (ou les  l G  ). 

Notre  méthode  est  basée  sur  un  modèle  d’imputation. 
Nous utilisons le modèle à effet aléatoire hypothétique (3) et 
le  mécanisme  de  réponse  basé  sur  les  effets  aléatoires 
hypothétiques  (4). Si  le modèle (4)  n’est  pas  vérifié,  alors 

( ) 0 ij m ij ij E e w δ ≠ %  et notre estimateur  ˆ c Y  a un biais dont la 
grandeur dépend de la taille de  ( ) . ij m ij ij E e w | δ | %  De même, 
ˆ 
c Y  n’est pas valide si le modèle (3) ne tient pas. 
Nous  avons  montré  à  la  section 2  qu’en  imposant  la 

condition  ij i w w =  pour  tout  j,  nous  nous  assurons  que 
l’imputation est faite dans chaque  l G  qui est  le groupe de 
grappes ayant  les mêmes taille et  taux de réponse. Dans le 
cas de  l’échantillonnage à deux  degrés,  cette  condition est 
satisfaite  quand  l’échantillonnage  de  deuxième  degré  est 
réalisé avec probabilités égales (par exemple,  l’échantillon 
nage  aléatoire  simple  sans  remise).  Dans  le  cas  de 
l’échantillonnage  à  trois  degrés,  le  modèle  (3)  doit  être 
remplacé par  ijk y =  ij ij ijk b e µ + +  et  i b  dans (4), par  . ij b 
Le poids de sondage  ijk w  satisfait  ijk ij w w =  à condition que 
l’échantillonnage  de  dernier  degré  soit  exécuté  avec 
probabilités égales et que notre résultat soit encore vérifié. 
En cas d’échantillonnage à deux degrés avec  ij w  variant en 
fonction de j, nous pouvons procéder à l’imputation dans un 
groupe  de  grappes  qui  ont  la  même  ( ). i m  i E | y  δ  Par 
exemple, supposons qu’en plus des conditions (3) à (5), les 

i µ = µ ,  les  i b  sont  indépendants  et  identiquement 
distribués  (iid) et, sachant  , i b  les  composantes  de  i δ  sont 
iid. Alors  ( ) ( ) i m i m i i E b E b | = | δ δ  dépend uniquement de la 
taille  de  la  grappe  i m  et  de  . i δ  Donc,  nous  pouvons 
procéder à l’imputation dans chaque  l G  défini par (10). 
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