
Article

Composante du produit no 12-001-X 
Division des méthodes d’enquêtes auprès des entreprises 

Regroupement de 
cellules lors de
la poststratification
 
par Jay J. Kim, Jianzhu Li et Richard Valliant

Décembre 2007



Techniques d’enquête, décembre 2007  157 
Vol. 33, n o 2, pp. 157­170 
Statistique Canada, n o 12­001­X au catalogue 

Regroupement de cellules lors de la poststratification 
Jay J. Kim, Jianzhu Li et Richard Valliant 1 

Résumé 
La  poststratification  est  une méthode  courante d’estimation  dans  le  cas  des  enquêtes­ménages.  Les  cellules  sont  créées 
d’après  les  caractéristiques  qui  sont  connues  pour  tous  les  répondants  de  l’échantillon  et  pour  lesquelles  il  existe  des 
dénombrements de contrôle externes provenant d’un recensement ou d’une autre source. Les inverses des corrections par 
poststratification sont habituellement appelés ratios de couverture. La couverture de certains groupes démographiques peut 
être  sensiblement  inférieure  à  100 %  et  la  poststratification  est  destinée  à  corriger  les  biais  résultant  d’une  couverture 
insatisfaisante. Une méthode standard de poststratification consiste à regrouper ou à combiner certaines cellules lorsque les 
tailles d’échantillon sont inférieures à un minimum donné ou que les corrections des poids sont supérieures à un maximum 
donné. Le regroupement peut accroître ou réduire la variance d’une estimation, mais pourrait simultanément augmenter son 
biais. Nous étudions les effets, sur le biais et la variance, de ce type de regroupement dynamique des cellules du point de vue 
théorique  et  par  simulation  en  utilisant  une  population  basée  sur  la  National  Health  Interview  Survey  de  2003.  Nous 
proposons  deux estimateurs  possibles  qui  réduisent  l’importance  des  corrections  des  poids  lorsque  les  cellules  sont 
regroupées. 
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1.  Introduction 

La  poststratification  est  une  technique  fréquemment 
adoptée dans la pondération des enquêtes afin 1) de réduire 
les variances ou 2) de corriger la couverture insuffisante de 
l’échantillon  pour  certains  groupes  de  population  cibles. 
Dans  le  cas  des  enquêtes­ménages  aux  États­Unis,  le 
deuxième objectif est particulièrement important, parce que 
certains  groupes  démographiques,  comme  les  jeunes 
hommes  noirs,  sont  moins  bien  couverts  que  les  autres 
(par exemple,  voir  Kostanich  et  Dippo 2000,  chapitre 16). 
La  correction  pour  la  sous­couverture  peut  aboutir  à  des 
poids  variables  qui  corrigent  peut­être  le  biais,  mais 
accroissent  aussi  les  erreurs­types.  Souvent,  les  praticiens 
évitent  de  procéder  à  des  corrections  extrêmes  des  poids, 
sacrifiant effectivement une certaine réduction du biais afin 
de maîtriser les variances. 

Une  façon de  contrôler  la  grandeur  des  corrections  des 
poids  consiste  à  regrouper  les  cellules  résultant  de  la 
poststratification initiale si  la  correction  dans  l’une d’elles 
est supérieure à une limite donnée. Little (1993), ainsi que 
Lazzeroni  et  Little  (1998)  s’intéressent  aux  méthodes  de 
regroupement  des  catégories  des  variables  de  post­ 
stratification ordinales. D’autres stratégies de regroupement 
des  strates  ou  de  construction  d’estimateurs  ont  été 
proposées  par  Fuller  (1966),  Kalton  et  Maligalig  (1991), 
ainsi  que  Tremblay  (1986).  Kim,  Thompson, Woltman  et 
Vajs (1982) décrivent certaines applications pratiques. Dans 
le présent article, nous étudions les effets de la combinaison 
des cellules sur le biais et la variance, en présumant que des 

cellules  définies  à  un  niveau  plus  fin  de  détail  seraient 
préférables si  les  tailles d’échantillon et les corrections des 
poids  se  situaient  dans  certaines  limites  établies  par  les 
concepteurs de l’enquête. 

Deux  critères  sont  souvent  utilisés  pour  décider  si  une 
cellule  doit  être  ou  non  regroupée  avec  une  autre.  Le 
premier  est  le  ratio  de  couverture  inverse  ou  facteur  de 
correction initial (FCI), qui est défini comme étant le ratio 
du  dénombrement  de  contrôle  au  dénombrement  d’échan­ 
tillon  initialement  pondéré  pour  la  cellule.  Un  ratio 
significativement  différent  de 1  indique  que  la  couverture 
est trop faible ou trop élevée pour le groupe représenté par la 
cellule. Lorsque le FCI d’une cellule  se situe en dehors de 
limites  établies  d’avance,  on  la  combine à  une  autre.  Par 
exemple,  le  seuil  de  regroupement  pour  un  ratio  « élevé » 
pourrait être égal à 2 et celui pour un ratio « faible », à 0,6, 
valeurs qui sont les seuils utilisés pour la Current Population 
Survey  (CPS)  réalisée  par  le  Bureau  of  the  Census  des 
États­Unis  (voir Kostanich  et Dippo  2000,  page  10­7).  Le 
deuxième critère est la taille d’échantillon. Une cellule dont 
le dénombrement brut d’échantillon est trop faible peut être 
regroupée avec une autre en prenant pour motif que le FCI 
est  instable. Nous  dirons  qu’une  cellule possède  un  faible 
effectif si elle viole  l’un des deux critères susmentionnés et 
est groupée avec une autre. 

Les catégories de variables qui définissent les post­strates 
sont  habituellement  triées  suivant  un  ordre  naturel  (par 
exemple,  les  catégories  d’âge  ou  de  revenu)  ou  un  ordre 
commode  (par exemple,  race­appartenance  ethnique).  En 
pratique,  on  regroupe  généralement  une  cellule  avec  une
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cellule  adjacente  dont  les  caractéristiques  sont  similaires, 
sans  tenir  compte  des  ratios  de  couverture  différents  des 
cellules individuelles. 

Selon  Kalton  et  Flores­Cervantes  (2003,  page 95), 
[traduction]  « les  méthodes  qui  restreignent  automatique­ 
ment  l’étendue des corrections redistribuent les corrections 
excessives  de  sorte  que  celles  qui  seraient  autrement 
appliquées  à  certains  répondants  le  sont  à  d’autres.  Il 
conviendrait  de  déterminer  si  cette  redistribution  est 
appropriée. »  Dans  le  présent  article,  nous  examinons 
précisément cette question et déterminons les circonstances 
dans  lesquelles  la  redistribution  des  poids  due  au 
regroupement de cellules risque d’être relativement nuisible. 

Une  faiblesse  évidente  des  stratégies  habituelles  de 
regroupement de cellules est que, pour certains groupes, le 
biais  de  couverture  est  corrigé  incomplètement.  Par 
exemple,  supposons  que  l’estimation  par  sondage  du 
nombre d’unités dans un groupe ne soit égale qu’au tiers du 
dénombrement  au  recensement,  de  sorte  que  les  poids 
initiaux  devraient  être multipliés  par  trois  pour  corriger  le 
sous­dénombrement.  Si  la  méthode  de  regroupement  de 
cellules  restreint  la  correction  des  poids  des  unités 
appartenant à ce groupe a un facteur deux, l’estimation par 
sondage du nombre d’unités dans le groupe ne correspondra 
qu’aux  deux tiers  du  dénombrement  au  recensement.  En 
outre, si  l’on combine des cellules dont  les moyennes  sont 
fort  différentes,  on  risque  d’introduire  un  biais  plutôt  que 
d’en  corriger  un.  La  correction  incomplète  de  la 
sous­couverture  et  le  regroupement  de  cellules  ayant  des 
caractéristiques  différentes  peut  causer  un  biais  dans  les 
totaux, les moyennes et d’autres types d’estimation. 

Le  tableau 1  donne  certains  exemples  de  ratios  de 
couverture,  c’est­à­dire  les  estimations  par  sondage 
calculées  avant  la  poststratification  divisées  par  les 
dénombrements au recensement, pour la Current Population 
Survey  réalisée  aux  États­Unis  en  mars 2002  et  pour  la 
Behavioral  Risk  Factors  Surveillance  Survey  (BRFSS) 
réalisée  en  2003  dans  un  ensemble  de  44 comtés  du 
sud­ouest des États­Unis. Les ratios de couverture présentés 
pour  le  sous­ensemble  de  groupes démographiques varient 
de 0,70 à 0,93 pour la CPS, la valeur étant typiquement plus 
faible  pour  le  groupe  des  Noirs  uniquement  que  pour  les 
autres  groupes.  La  BRFSS  est  une  enquête  téléphonique 
pour laquelle  les  taux de réponse sont bas dans l’ensemble 
de  comtés  susmentionné  et  les  ratios  de  couverture  sont 
donc nettement plus faibles que pour la CPS. En outre, les 
écarts entre  les ratios de couverture de divers groupes sont 
importants.  Par  exemple,  le  ratio  est  de  0,18  pour  les 
hommes hispaniques de 35 à 44 ans, mais il est de 0,37 pour 
les  hommes  de  la  catégorie  noir/  multiracial/autre 
appartenant  au  même  groupe  d’âge.  Si  ces  deux groupes 
étaient  fusionnés,  la  couverture  incomplète  serait 

sous­corrigée pour les Hispaniques, mais surcorrigée pour le 
groupe Noir/multiracial/autre. La National Health Interview 
Survey  (NHIS)  de  2003  fournit  un  autre  exemple  où  les 
Amérindiens  et  les  Asiatiques  sont  regroupés  avec  les 
Blancs  dans  les  groupes  d’âge.  Dans  la  cellule  pour  le 
groupe des 25 à 29 ans, par exemple, le taux de couverture 
des Blancs, des Amérindiens et des Asiatiques était de 0,60, 
0,44 et 0,31, respectivement (Tompkins et Kim 2006). 

Nous démontrons dans le présent article la faiblesse des 
procédures  courantes  de  regroupement  de  cellules  et 
proposons  certaines  solutions  de  rechange. À  la  section 2, 
nous discutons du biais de certains estimateurs standard en 
cas de  sous­couverture. À  la  section 3,  nous  présentons de 
nouveaux estimateurs qui retiennent une plus grande part de 
la  correction  pour  la  sous­couverture  que  la  méthode 
standard lorsque les cellules sont regroupées. À la section 4, 
nous  examinons  les  propriétés  empiriques  de  la  méthode 
standard et des méthodes de rechange proposées à l’aide de 
simulations.  Enfin,  à  la  section 5,  nous  concluons  par  un 
résumé  et  l’énoncé  de  certaines  possibilités  de  recherche 
dans l’avenir. 

2.  Certains estimateurs standard 

L’estimateur de Hájek, l’estimateur poststratifié et l’esti­ 
mateur  poststratifié  avec  regroupement  des  post­strates 
initiales  au  besoin  sont  trois  estimateurs  standard  de  la 
moyenne de population. Chacun est défini en détail ci­après. 
Lorsque  le  taux  de  couverture  des  unités  de  la  population 
cible par  la base de  sondage varie,  chaque estimateur peut 
être biaisé. Kim  et  coll.  (2005)  donnent certains  exemples 
numériques des effets de la fusion de paires de cellules dont 
les taux de couverture diffèrent. 

Afin d’élaborer la théorie pour d’autres estimateurs de la 
moyenne, nous modélisons le fait qu’une unité est couverte 
ou  non  par  la  base  de  sondage  et  le  fait  qu’une  cellule 
possède  ou  non  un  faible  effectif  comme  des  événements 
aléatoires.  Nous  définissons  trois variables  indicatrices : 

1 k δ =  si  l’unité  k  est  sélectionnée dans  l’échantillon  et  0 
autrement;  1 k c =  si  l’unité k  est  couverte  par  la  base  de 
sondage  et  0  autrement;  1 i d =  si  la  post­strate  i  est 
considérée  comme  ayant  un  faible  effectif  dans  un 
échantillon  particulier  et  0  autrement  ( 1, , ). i I = …  Nous 
supposons  que  ces  indicateurs  sont  mutuellement  indé­ 
pendants  et  que  leurs  espérances  sont  , , k k π φ  et  , i p 
respectivement.  Considérons  un  plan  de  sondage  probabi­ 
liste  stratifié  à  deux degrés.  Désignons  une  strate  selon  le 
plan  par  ;  h h s  est  l’ensemble  d’unités  primaires  d’échan­ 
tillonnage  (UPE)  sélectionnées  dans  la  strate  ( ) ;  hj i h s  est 
l’ensemble  d’unités  échantillonnées  provenant  de  l’UPE  j 
échantillonnée dans la strate h qui sont également présentes
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dans  la  post­strate  ;  h i U  est  la  population  d’UPE  dans  la 
strate  ;  hj h U  est la population d’unités dans l’UPE j dans la 
strate  ; h  et  ( ) hj i U  est  la population  d’unités dans  l’UPE  j 
dans la strate h qui sont présentes dans la post­strate i. Pour 
les  besoins  de  l’analyse  exposée  à  la  présente  section,  il 
n’est  pas  nécessaire  de  spécifier  le  plan  d’échantillonnage 
plus  en  détail.  Notons  qu’aux  sections 2  et  3,  certaines 
sommations  de  la  forme 

( ) h hj i h j s k s ∈ ∈ ∑ ∑ ∑  pour  les  unités 
comprises dans la post­ strate i pourraient être simplifiées en 

( ) i k s ∈ ∑  sans  perte  de  généralité.  Nous  avons  utilisé  la 
notation plus élaborée afin de montrer clairement comment 
les degrés d’échantillonnage devraient être traités. 

2.1  Estimateur de Hájek 

En premier lieu, considérons l’estimateur de Hájek d’une 
moyenne, qui est 

( ) 
( ) 

( ) 

( ) 

1 

1 

/ 
ˆ ˆ ˆ  / . 

1/ 

h hj i 

h hj i 

I 
k k i h j s k s 

I 
k i h j s k s 

y 
y T N 

= ∈ ∈ 

π π π 

= ∈ ∈ 

π 
= ≡ 

π 

∑ ∑ ∑ ∑ 

∑ ∑ ∑ ∑ 
(1) 

L’espérance  de  ˆ T π  par  rapport  à  l’échantillonnage  et  au 
scénario  de  couverture  est  1 

ˆ ( ) 
h 

I 
i h j U c E E T = ∈ π π ∑ ∑ ∑ = 

( ) 
, 

hj i 

c 
k U  k k y T ∈ ∑ φ ≡  où  l’indice  supérieur  c  signifie 

« couvert ». De même, l’espérance de  ˆ N π  est  ˆ ( ) c E E N π π = 
( ) 1  . 

h hj i 

c I 
i h j U k U  k  N = ∈ ∈ ∑ ∑ ∑ ∑ φ ≡  Si  nous  développons  ˆ y π 

autour  de  ( , ), c c T N  son  approximation  linéaire  est 
ˆ  / 1/ c c c y T N N π + B  ˆ ˆ ( ( / ) ). c c T T N N π π −  Considérons 
maintenant  le  biais  de  ˆ y π  comme  un  estimateur  de 

1  / I 
i  i Y T N = ∑ =  où  i T  est le total pour la population complète 

d’unités  dans  la  post­strate  i  (et  pas  seulement  la  partie 
couverte). Après certains calculs, le biais est 

1 

1 ˆ biais ( ) φ 
π = 

− = 
φ ∑ B 

c 
I  y 

i i c 

C T y T 
N N 

(2) 

où  / , ( )( ) / , / , k y k k N C y Y N Y T N φ ∑ ∑ φ = φ = φ − φ − =  et 
∑  dénote  la  somme  sur  , , , h i h j U ∈  et  ( ) . hj i k U ∈  Par 
conséquent,  ˆ y π  est biaisé s’il existe  toute corrélation entre 
la variable mesurée, y, et  la probabilité de couverture,  .k φ 
Dans  (2),  le  biais  est  (1), O  si  bien  qu’il  reste  important 
même dans les grands échantillons. 

Si la probabilité de couverture est la même pour chaque 
unité  de  la  post­strate  i,  c’est­à­dire  ( ) k  i φ = φ  pour  tout 

( ) , hj i k U ∈  alors  le  biais  approximatif  se  réduit  à 
1 ˆ biais ( )  i  i y W − 

π ∑ φ B  ( ( ) ) ( ) i i Y Y φ − φ −  où  / i i W N N =  et 
i Y =  ( ) , ,  / . 

h hj i h j U k U  k i y N ∈ ∈ ∑  S’il  existe  une  corrélation  entre 
les probabilités de couverture de post­strate et les moyennes 
de post­strate, l’estimateur de Hájek produira de nouveau un 
biais  qui  pourrait  être  positif  ou  négatif.  Si  les  taux  de 
couverture  ou  les moyennes  ne  varient  pas  selon  la  strate, 
c’est­à­dire  ( )  o i φ = φ  ou  , i Y Y =  l’estimateur de Hájek sera 
sans biais, mais  les post­strates ne  sont habituellement pas 
formées  de  cette  façon.  En  outre,  le  biais  existe  même  si 
l’échantillonneur  ne sait pas quel est  l’ensemble approprié 
de  post­strates  qui  subdivisent  la  population  en  groupes 
ayant des moyennes différentes. 

Tableau 1 
Ratios  de  couverture  pour  la  Current  Population  Survey  (CPS)  et  la  Behavioral  Risk  Factors  Surveillance 
Survey (BRFSS). Blanche uniquement et noire uniquement signifient que seules ces races ont été déclarées par 
un répondant à la CPS. Le groupe racial résiduel uniquement comprend les cas indiquant une seule race autre 
que  blanche  ou  noire,  ainsi  que  les  cas  déclarant  deux races  ou  plus.  Dans  le  tableau  pour  la  BRFSS,  les 
Hispaniques peuvent être de n’importe quelle race 

Current Population Survey de mars 2002 
Âge  Blanche uniquement  Noire uniquement  Résiduel uniquement 

Hommes  Femmes  Hommes  Femmes  Hommes  Femmes 
0 à 15 ans  0,93  0,93  0,78  0,79  0,91  0,90 
16 à 19ans  0,90  0,88  0,76  0,81  0,93  0,75 
20 à 24 ans  0,79  0,85  0,72  0,77  0,75  0,72 
25 à 34 ans  0,83  0,89  0,70  0,76  0,76  0,80 

Tous âges confondus  0,90  0,92  0,78  0,83  0,85  0,84 
BRFSS de 2003 : 44 comtés frontaliers en Arizona, en Californie, au Nouveau­Mexique et au Texas 

Âge  Blanche non­hispanique  Noire, multiraciale, autre  Hispanique 
Hommes  Femmes  Hommes  Femmes  Hommes  Femmes 

18 à 24 ans  0,19  0,26  0,12  0,24  0,15  0,22 
25 à 34 ans  0,20  0,31  0,10  0,16  0,19  0,39 
35 à 44 ans  0,28  0,31  0,37  0,25  0,18  0,30 

Tous âges confondus  0,25  0,31  0,25  0,20  0,18  0,31 
Sources : Bureau of the Census (2002), Gonzalez, Town et Kim (2005).
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2.2  Moyenne poststratifiée sans regroupement de 
cellules 

La  moyenne  poststratifiée  est  définie  comme  étant 
PS1 
ˆ y =  1 

ˆ ˆ 1/ ( / ) I 
i  i i i N N N T = π π ∑  où  ˆ 

i T π  et  ˆ 
i N π  sont  définis 

comme dans (1), mais en excluant la sommation sur i. Dé­ 
finissons 

( ) , ,h hj i 

c 
h j U k U i k k T y ∈ ∈ ∑ = φ  et 

( ) , ,  . 
h hj i 

c 
h j U k U i k N ∈ ∈ ∑ = φ 

Il  s’agit  des  valeurs  prévues  (par  rapport  au  scénario  de 
couverture) du total et du nombre d’unités couvertes dans la 
post­strate i.  Si  nous  développons  PS1 

ˆ y  en  série  autour  de 
( , ), 1, , , c c 
i i T N i I = …  son approximation linéaire est 

PS1 
1  ˆ ˆ ˆ  . 

c 
c i i i 
i i i c c c i i 

i i i 

N N T y T T N 
N  N N N π π 

    
+ −             

∑ ∑ B 

Le  biais  de  l’estimateur  poststratifié  est  alors  égal  au 
premier terme de cette expression moins  1  / = ∑ I i  i T N  et, après 
certaines manipulations, il peut s’écrire 

PS1  1 
ˆ biais ( ) φ 

= φ ∑ B  I  yi 
i i 

i 

C 
y W  (3) 

où  / , ( )( ) / , i k i yi k i k i i N C y Y N φ ∑ ∑ φ = φ = φ − φ −  et ∑ 
dénote  la  somme sur  , , h h j U ∈  et  ( ) . hj i k U ∈  Donc,  PS1 

ˆ y 
est  biaisé  en  cas  de  toute  corrélation  entre  la  variable  y 
mesurée et  la probabilité de couverture  k φ  dans n’importe 
quelle  post­strate.  Si  le  taux  de  couverture  est  constant,  à 

( ) k  i φ = φ  dans  la  post­strate  i,  alors  l’estimateur  post­ 
stratifié est approximativement sans biais. De (3), il découle 
que  les  post­strates  devraient  être  formées  de  façon  que 
leurs  taux  de  couverture  ou  bien  les  y  soient  homogènes 
dans  chacune  d’elles.  Cette  condition  est  comparable  aux 
recommandations  faites  par  Eltinge  et  Yansaneh  (1997), 
Kalton  et Maligalig  (1991),  ainsi  que  Little  et Vartivarian 
(2005) pour la création des cellules pour la correction de la 
non­réponse. Dans  les  grandes  enquêtes,  l’ensemble  initial 
de post­strates candidates est souvent plus étendu que ne le 
permet  l’échantillon.  Sauf  rares  exceptions,  on  regroupe 
certaines  post­strates  initiales  afin  de  contrôler  les  cor­ 
rections  des  poids. Habituellement,  la  raison  pour  laquelle 
aucun  regroupement  n’est  effectué  est  que  de  petites 
catégories ont été combinées au préalable en s’appuyant sur 
l’expérience  acquise  antérieurement  dans  le  cadre  de  la 
même enquête ou d’une enquête comparable. En ce sens, la 
poststratification  sans  regroupement  de  cellules,  PS1, 
n’existe pas vraiment en pratique. La poststratification avec 
regroupement  de  cellules,  PS2,  décrite  plus  bas  est  une 
approche plus fréquente. 

2.3  Moyenne poststratifiée avec regroupement de 
cellules 

Examinons  maintenant  l’estimateur  poststratifié  avec 
regroupement de cellules, dans le cadre duquel les cellules à 
faible effectif sont repérées et combinées à d’autres cellules 

considérées comme étant leurs plus proches voisines. Il peut 
arriver que plus d’une cellule à faible effectif soit regroupée 
avec une cellule particulière dont l’effectif n’est pas faible. 
Les  voisines  peuvent  être  définies  de  diverses  façons.  Il 
pourrait  s’agir  de  cellules  ayant  les  mêmes  taux  de 
couverture estimés,  ˆ  / , i i N N π  de cellules qui sont adjacentes 
selon une caractéristique fondamentale, comme la proximité 
des  classes  de  revenu,  ou  de  cellules  qui  ont  la  même 
moyenne  pour  certaines  variables  étudiées  importantes. 
L’algorithme  général  de  regroupement,  étant  donné  un 
ensemble initial de cellules, est le suivant : 

1) calculer les critères de regroupement pour chaque cellule, 
c’est­à­dire le FCI,  ˆ / , i i N N π  et la taille d’échantillon; 

2) repérer  les  cellules  à  faible  effectif,  c’est­à­dire  celles 
dont  les  critères  tombent  en  dehors  des  limites  pour  le 
regroupement; 

3) pour chaque cellule à effectif faible, déterminer la voisine 
à effectif non faible la plus proche et combiner les deux 
cellules. 

La moyenne poststratifiée avec regroupement de cellules 
est  alors  donnée  par  PS2 

ˆ ˆ ˆ  1/ ( / ) , g  g g g y N N N T π π ∑ =  où 
( ) , , 

ˆ  / 
g h hj i i A h j s k s g k k T y ∈ ∈ ∈ π ∑ ∑ = π  et  ˆ 

g N π  est  défini  de  la 
même  façon.  Définissons 

g 

c c 
A g i T T ∑ =  et  , ∑ = 

g 

c c 
A g i N N 

avec  g A  l’ensemble  de  post­strates  dans  le  groupe  g.  Le 
développement  en  série  de  PS2 

ˆ y  autour de  ( , ) c c 
g g T N  pour 

chaque groupe g donne 

PS2 
1  ˆ ˆ ˆ  . 

c 
g g g c 

g g g c c c g g 
g g g 

N N T 
y T T N 

N  N N N π π 

    
  + −           
∑ ∑ B 

Il s’ensuit que 

PS2 
ˆ biais ( ) φ

φ ∑ B  yg 
g g 

g 

C 
y W  (4) 

avec 

/ , / , ( )( ) / , g g g k g yg k g k g g W N N N C y Y N φ ∑ ∑ = φ = φ = φ − φ − 

et  les sommations en  g φ  et  yg C φ  sont  faites sur  , , g i A h ∈ 
, h j U ∈  et  ( ) . hj i k U ∈  Si  k φ  est constant dans le groupe g, 

cet estimateur est sans biais, mais si  ( ), k  i φ = φ  c’est­à­dire 
si  le  taux  de  couverture  est  constant  dans  la  post­strate  i, 
mais  qu’il  peut  différer  selon  la  post­strate,  alors  le  biais 
devient 

PS2 
ˆ biais( ) 

∗ 
φ

φ 
∑ B  yg 

g g 
g 

C 
y W  (5) 

avec  ( ), ( ( ) )( ), g gi yg gi g i g gi W i C W i Y Y W ∗ 
φ ∑ ∑ φ = φ = φ − φ − = 

/ , i g N N  et les sommations sont faites sur  . g i A ∈
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Donc, dans le cas où  PS1 
ˆ y  est sans biais,  PS2 

ˆ y  sera biaisé 
si l’on regroupe des post­strates dont les taux de couverture 
et  les moyennes de population sont différents. Puisque  g φ 
et  yg C ∗ φ  sont  (1), O  le  biais  ne  diminue  pas  à mesure  que 
l’échantillon s’accroît; donc, le carré du biais finira par être 
la partie dominante de l’erreur quadratique moyenne. Si les 
cellules  sont  regroupées,  celles  qui  constituent  un  même 
groupe  devraient  avoir  les  mêmes  taux  de  couverture,  les 
mêmes moyennes, ou les deux, afin d’éviter le biais. 

3.  Estimateurs à poids restreints 

Nous examinons deux méthodes alternatives de calcul de 
la  pondération  en  cas  de  regroupement  de  post­strates  qui 
s’inscrivent dans la foulée des  travaux de Kim (2004). Les 
deux options sont conçues de façon à obtenir un compromis 
entre a) l’utilisation de toutes les post­strates et l’éventualité 
de corrections  importantes des poids et b) le regroupement 
de  post­strates  produisant  des  poids moins  variables, mais 
éventuellement des estimations biaisées. Nous les appelons 
méthodes  de  restriction  des  poids  (WR  pour  weight 
restriction). Les deux options décrites à la présente section 
comportent  le  regroupement  de  cellules,  mais  conservent 
une  part  plus  importante  de  la  correction  des  poids  des 
cellules  individuelles  que  la  méthode  standard  de  re­ 
groupement de cellules. 

La  première  option,  que  nous  dénotons  PS.WR1, 
consiste  en  l’algorithme  suivant.  Désignons  la  correction 
maximale permise des poids par  max , f  avec  max  1. f > 

1)  Exécuter  les  étapes  1)  à  3)  de  l’algorithme  de  la 
section 2.3 pour PS2. 

2)  Censurer tout FCI plus grand que  max f  à  max f  et ajuster 
chaque  poids  dans  la  cellule  initiale  correspondante  à 

max , k k w w f = %  avec  1/ . k k w = π  Pour  les  unités 
comprises dans les cellules pour lesquelles  max FCI , ≤  f 
fixer  . k k w w = % 

3)  Calculer  un  facteur  de  correction  par  regroupement 
(FCR) pour un groupe g sous la forme 

( ) , , 
. 

g h hj i 
g g k i A h j s k s 
f N w 

∈ ∈ ∈ 
= ∑ ∑ % % 

4)  Le poids corrigé final est alors  k g w f % %  pour l’unité k dans 
le groupe g. 

Cette  méthode  réduira  les  valeurs  les  plus  grandes  de  la 
correction finale des poids de façon à les rendre inférieures 
aux  corrections  sans  regroupement  de  cellules,  ˆ / , i i N N π 
quoiqu’il puisse exister un ou plusieurs regroupements pour 
lesquels le FCR est plus grand que le seuil  max . f  Le total de 
contrôle pour le groupe g,  ,g N  est respecté en ce sens que 

( ) , ,  , 
g h hj i i A h j s k s  k g g w f N ∈ ∈ ∈ ∑ ∑ = % %  mais  les  totaux  de  contrôle 

pour les cellules individuelles comprises dans  g A  ne le sont 
pas. 

Pour  analyser  les  propriétés  de  PS.WR1,  définissons 
, g sp A  et  , g sp A  comme étant les ensembles de post­strates à 

effectif  faible  et  à  effectif  non  faible  dans  le  groupe  de 
cellules g. PS.WR1 peut être exprimé par 

PS.WR1 WR1 
WR1 

1  ˆ ˆ 
ˆ 

g 
g g 

g 

N 
y T 

N  N 
= ∑ 

où 

, ( ) 

( ) , 

WR1 max 
ˆ 

g sp h hj i 

h hj i g sp 

g k k i A h j s k s 

k k i A h j s k s 

T f w y 

w y 
∈ ∈ ∈ 

∈ ∈ ∈ 

= 

+ 

∑ ∑ ∑ ∑ 
∑ ∑ ∑ ∑ 

et  WR1 
ˆ 
g N  a  la  même  définition  avec  k y  fixé  à  1. 

L’espérance de  WR1 
ˆ 
g T  en fonction de la couverture, du degré 

de faible effectif (sparseness) et du plan d’échantillonnage 
est  WR1 max 

ˆ ( ) ( 1) c 
c sp g g E E E T T f π = + −  c 

g T %  où  c 
g T = % 

. 
g 

c 
i A  i i p T ∈ ∑  De  même,  WR1 max 

ˆ ( ) ( c 
c sp g g E E E N N f π = + − 

1)  c 
g N %  avec  . 

g 

c c 
i A g i i N p N ∈ ∑ = % 

PS.WR1 
ˆ y  peut être développé 

en  série  autour  des  espérances  de  WR1 WR1 
ˆ ˆ ( , ). g g T N  Après 

certaines  manipulations,  le  biais  approximatif  de  PS.WR1 
ˆ y 

devient 
, , 

PS.WR1 
ˆ biais ( ) 

( ) 
αφ 

αφ 
∑ B  y g 

g g 
g 

C 
y W  (6) 

où 

max 

, , 

( ) / , 1 ( 1) , 

( ( ) )( ) / , 
g i k g i i 

y g i k g k g g 

N f p 

C y Y N αφ 

αφ = α φ α = + − 

= α φ − αφ − 

∑ 
∑ 

et  les  sommations  sont  faites  sur  , , , g h i A h j U ∈ ∈  et 
( ) . hj i k U ∈  Dans  le  cas  d’une  probabilité  de  couverture 

commune dans la post­strate i, c’est­à­dire  ( ), k  i φ = φ  nous 
avons 

( ) max ( ) 1 ( ) g g g f p αφ = φ + − φ 

et 

max ( ) ( ) ( ( ) ) ( 1)( ( ) ( ) ) g i g i g i i f p i p α φ − αφ = φ − φ + − φ − φ 

où  ( ) ( ). 
g A g gi i p W p i ∑ φ = φ  Il découle de cela que 

, , max , , ( 1) y g yg p y g C C f C ∗ 
αφ φ φ = + − 

avec 

, ,  ( ( ) ( ) )( ). 
g 

p y g gi i g i g A 
C W p i p Y Y φ = φ − φ − ∑ 

Si  les moyennes  de cellules  i Y  sont  toutes égales  dans  un 
groupe,  alors  , ,  0 yg p y g C C ∗ 

φ φ = =  et  PS.WR1 
ˆ y  sera  approxi­ 

mativement  sans  biais.  Dans  le  cas  particulier  où  la 
couverture est constante dans un groupe de cellules, c’est­à­ 
dire  ( ) ,g i φ = φ  alors  , , max ( 1) y g C f αφ = − 

g i A g gi W ∈ ∑ φ 
( )( ) i g i g p p Y Y − −  avec  . 

g A g gi i p W p ∑ =  Donc,  si  i p  et 
( ) i φ  sont  constantes  dans  ,g A  alors  PS.WR1 

ˆ y  sera  presque 
sans  biais,  même  si  les  moyennes  de  cellules  , ∈ i g Y i A
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diffèrent.  Il  est  presque certain que cette  condition  ne sera 
pas  vérifiée aussi  longtemps qu’une  post­strate­strate d’un 
groupe  présente  une  probabilité  d’avoir  un  faible  effectif 
sensiblement différente de celle des autres. 

Dans  le  cas  d’une  probabilité  de  couverture  commune 
dans la post­strate  , ( ), i i φ  nous pouvons aussi comparer le 
biais de l’estimateur à cellules regroupées,  PS2 

ˆ  , y  à celui de 
PS.WR1 
ˆ  . y  En utilisant  les résultats du paragraphe précédent, 
dans (6), le biais peut être exprimé comme étant 

max , , 
PS.WR1 

max 

/ ( 1) / ˆ biais ( ) . 
1 ( 1)( ) / 

yg g p y g g 
g g 

g g 

C f C 
y W 

f p 

∗ 
φ φ   φ + − φ 

  
+ − φ φ     

∑ B 

Puisque  max 1 ( 1)( ) / 1, g g f p + − φ φ ≥  nous  pouvons  utiliser 
(5) pour obtenir 

PS.WR1 

, max , , 

PS2 max , , 

ˆ biais ( ) 

/ ( 1) / 

ˆ biais ( ) ( 1) / . 

∗ 
φ φ 

φ 

  ≤ φ + − φ   

= + − φ 

∑ 

∑ 
g y g g p y g g g 

g p y g g g 

y 

W C f C 

y f W C  (7) 

Si  ( ) i p i φ  et  i Y  ne  sont  pas  corrélées,  le  biais  absolu  de 
PS.WR1 
ˆ y  est  inférieur  ou  égal  à  celui  de  PS2, 

ˆ y  parce  que 
max 1 ( 1)( ) / 1. g g f p + − φ φ ≥  Si  ( ) i p i φ  et  i Y  sont corrélées, 

il  faut  considérer  deux cas :  i)  PS2 
ˆ biais ( ) 0 ≥ y  et 

ii)  PS2 
ˆ biais ( ) 0. < y  Dans le premier, la dernière ligne de (7) 

sera inférieure ou égale au biais absolu de  PS2 
ˆ y  si 

PS2 
, , 

max 

ˆ 2 biais ( ) 
/ 0. 

1 φ 

− 
≤ φ ≤ 

− ∑  g p y g g g 

y 
W C 

f 

Dans le cas ii), l’exigence est que 

PS2 
, , 

max 

ˆ 2 biais ( ) 
0 / . 

1 φ ≤ φ ≤ 
− ∑  g p y g g g 

y 
W C 

f 

Si  la  covariance  entre  les  probabilités  d’avoir  un  faible 
effectif  et  d’être  couvert,  ( ), i p i φ  et  les  moyennes  de 
cellules,  , i Y  est  faible  dans  tous  les  groupes  et  de  signe 
opposé  au  PS2 

ˆ biais ( ), y  alors  PS.WR1 
ˆ y  aura  un  biais  plus 

faible que  PS2 
ˆ  . y 

La  deuxième  option,  dénotée  PS.WR2,  a  pour  but 
d’exercer  un  plus  grand  contrôle  sur  la  grandeur  de  la 
correction finale des poids que ne le fait l’option PS.WR1. 
Dans le cas de cette dernière,  la  correction  finale peut être 
plus  grande  que  max . f  L’option PS.WR2  vise  à  limiter  la 
correction  finale  à  max  2 f =  ou à un  autre maximum  fixé 
d’avance. L’idée générale est de déterminer d’abord quelles 
cellules  devraient  être  regroupées,  comme  dans  le  cas  de 
PS.WR1. Ensuite, les poids dans les cellules à faible effectif 
sont multipliés par  max . f  Ceux dans la cellule à effectif non 
faible  d’un  regroupement  sont  ajustés  par  un  facteur 
constant  afin  de  faire  concorder  le  chiffre  estimé  de 
population  dans  le  groupe  au  dénombrement  de  contrôle. 

L’algorithme  détaillé  de  calcul  des  poids  pour  l’option 
PS.WR2 est le suivant : 

1) Exécuter les étapes (1) à (3) de l’algorithme de la section 
2.3 pour PS2. 

2) Dans un groupe contenant au moins une cellule à effectif 
non faible, calculer le  total de contrôle dans le groupe g 
comme  étant 

g i A g i N N ∈ ∑ =  et  le  poids  corrigé  pour 
toutes les unités k dans  , g sp A  comme étant  max . k k w w f = % 

3) Calculer  le  poids  corrigé  pour  toutes  les  unités  k  dans 

, g sp A  comme  étant  ,  , 
ˆ  ˆ ( ) / k k g g sp  g sp w w N N N = − % %  où 

( ) ,  , , , 
ˆ 

h hj i g sp i A h j s k s  k g sp N w ∈ ∈ ∈ ∑ ∑ =  et  , 
ˆ 
g sp N = % 

, g sp i A ∈ ∑ 

( ) , ,  . 
h hj i h j s k s  k w ∈ ∈ ∑ % 

4) Le poids corrigé final est alors  k w %  pour l’unité k dans le 
groupe g. 

Ce  deuxième  estimateur  à  poids  restreints  peut  s’écrire 
sous la forme  PS.WR2 WR2 

ˆ ˆ  (1/ ) , g  g y N T ∑ =  où 

, ( ) 

( ) , 

2 max , , 

max , 
, , 

, 

ˆ 

ˆ 

ˆ 

g sp h hj i 

h hj i g sp 

gWR k k i A h j s k s 

g g sp 
k k i A h j s k s 

g sp 

T f w y 

N f N 
w y 

N 

∈ ∈ ∈ 

∈ ∈ ∈ 

= 

− 
+ 

∑ ∑ 

∑ ∑ 

où 
, ( ) , , , 

ˆ  . 
g sp h hj i i A h j s k s g sp k N w ∈ ∈ ∈ ∑ ∑ =  L’espérance  de  WR2 

ˆ 
g T 

en fonction de la couverture, du degré de faible effectif et du 
plan d’échantillonnage est 

max 
WR2 max 
ˆ ( ) ( ) 

c 
g g c c c 

c sp g g g g c c 
g g 

N f N 
E E E T f T T T 

N N π 

− 
= + − 

− 

% 
% % 

% 

où  . 
g 

c c 
i A g i i N p N ∈ ∑ = %  Après  certains  calculs,  le  biais 

approximatif de  PS.WR2 
ˆ y  peut s’écrire 

( )( ) 

PS.WR2 

max ,  , 

1 

ˆ biais ( ) 
1  ( ) 

1 

g 

g g g 

c c c 
g g sp  g sp g 

g  c g 
i i A 
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tenant,  notons  que  dans  le  cas  d’une  probabilité  de 
couverture commune dans la cellule  , ( ), k i i φ = φ 
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où  1 , ( ) / , i i g i k g q p q q N ∑ = − φ = φ  et  où  , , , yg p y g C C ∗ 
φ φ  ont 

été  définis  antérieurement.  Ensuite,  utilisons  le  fait  que 
g 

c 
A  i i q N ∑ =  c c 

g g N N − %  pour  définir  / , c c 
g g g P N N =  la 

proportion  d’unités  couvertes  dans  le  groupe  g,  et 
/ , c c 

g g g P N N = % %  la proportion d’unités couvertes prévue dans 
les cellules à faible effectif dans le groupe g. Alors, le biais 
peut aussi s’écrire sous la forme 

PS.WR2 max ,  , 

, , 

1 ˆ biais ( ) ( ) 

. 

c c c 
g g sp  g sp g 

yg p y g 
g  c c g 

g g 

y f N 
N 

C C 
W 

P P 

∗ 
φ φ 

µ − µ 

− 
+ 

− 

∑ 

∑ 

% B 

%  (8) 

À  en  juger  par  l’expression  (8),  PS.WR2 
ˆ y  sera  approxi­ 

mativement  sans  biais  si  la  moyenne  par  unité  pour  les 
unités couvertes par la base de sondage dans chaque cellule 
regroupée  est  la  même  dans  les  cellules  à  faible  effectif, 

,  , 
c 
g sp µ  que dans les cellules à effectif non faible, c’est­à­dire 
,  ,  , 

c c 
g sp  g sp µ = µ  et que les covariances,  yg C ∗ φ  et  , ,  , p y g C φ  sont 

toutes  deux  nulles.  La  dernière  condition  est  réalisée  en 
combinant des cellules ayant  les mêmes moyennes,  . i Y  Le 
fait  de  combiner  des  cellules  dont  les  taux  de  couverture 
sont  égaux  ne  produira  pas  un  PS.WR2 

ˆ y  sans  bais.  La 
situation est plus limitée que pour  PS.WR1 

ˆ  , y  qui est sans biais 
si  les taux de couverture ou les moyennes sont les mêmes 
dans toutes les cellules d’un groupement. 

4.  Une études empirique 

Afin d’évaluer certaines idées présentées plus haut, nous 
avons  réalisé  une  étude  par  simulation  des  propriétés  de 
biais  des  diverses méthodes  de  poststratification  proposée. 
Nous avons aussi examiné les propriétés d’un estimateur de 
variance qui est souvent utilisé en pratique. 

4.1  Population étudiée 

La population utilisée dans la simulation a été extraite du 
fichier  de microdonnées  à  grande  diffusion  de  la National 
Health Interview Survey (NHIS) de 2003. Nous avons créé 
un  sous­ensemble  du  fichier  de  la  NHIS  contenant 
21 664 personnes. Les strates et les UPE étaient fondées sur 
celles du fichier de données à grande diffusion de la NHIS, 
mais nous avons regroupé les strates par trois pour créer de 
nouvelles  strates  d’échantillonnage  pour  la  population 
étudiée.  Nous  avons  utilisé  quatre variables  binaires 
(caractéristiques ayant une valeur 0 ou 1) pour la simulation, 
fondées  chacune  sur  une  réponse  autodéclarée  par  la 
personne, soit : 

couverture par une assurance­maladie, c’est­à­dire si une 
personne  était  couverte  ou  non  par  tout  type 
d’assurance­maladie; 

limitations physiques, mentales ou émotionnelles, c’est­ 
à­dire  si  une  personne  était  limitée  ou  non  de 
n’importe laquelle de ces façons; 

retard  des  soins médicaux, c’est­à­dire si  une  personne 
avait retardé ou non des soins médicaux à cause de 
leur coût au cours des 12 derniers mois; 

séjour d’au moins une nuit à l’hôpital, c’est­à­dire si une 
personne avait passé ou non une nuit à l’hôpital au 
cours des 12 derniers mois. 

Le  tableau 2  donne  les  pourcentages  de  personnes  pré­ 
sentant ces quatre caractéristiques dans les cellules formées 
par  l’âge  et  le  sexe.  Ces  16 cellules  (âge ×  sexe) 
représentent  l’ensemble initial de post­strates utilisées pour 
l’estimation. Les pourcentages peuvent varier considérable­ 
ment d’une cellule à l’autre, selon les caractéristiques. Ainsi, 
les  personnes  de  18  à  24 ans  sont  nettement  plus 
susceptibles que les autres de ne pas être couvertes par une 
assurance­maladie,  tandis  que  les  enfants  de  moins  de 
cinq ans  et  les  personnes  de  65 ans  et  plus  sont  beaucoup 
plus susceptibles que les autres d’avoir été hospitalisés. Le 
regroupement  de  cellules  dont  les  moyennes,  ou  les 
proportions dans ce cas­ci, diffèrent peut introduire un biais, 
comme nous l’avons mentionné plus haut. 

Nous  avons  également  créé  une  variable  binaire  arti­ 
ficielle  ayant  une  moyenne  commune  de  0,20,  quelle  que 
soit  l’appartenance  de  l’unité  à  la  post­strate.  Dans  ces 
conditions,  tous  les  estimateurs,  y compris  celui  de Hájek, 
seront  sans biais  indépendamment  des  taux  de  couverture. 
En outre, l’idée conventionnelle selon laquelle le regroupe­ 
ment  de  cellules  peut  réduire  les  variances  en  lissant  les 
corrections extrêmes des poids pourrait s’avérer vraie pour 
cette variable. 

4.2  Plan d’échantillonnage 

Deux UPE ont été sélectionnées dans chaque strate avec 
probabilité proportionnelle à la taille (PPT), la taille étant le 
nombre de personnes dans chaque UPE. L’échantillonnage 
des UPE a été fait avec remise afin de simplifier l’estimation 
de  la  variance.  Si  nous  avions  utilisé  un  échantillonnage 
sans  remise,  une  méthode  plus  élaborée  de  sélection  et 
d’estimation  de  la  variance  aurait  été  nécessaire  (voir,  par 
exemple, Särndal, Swensson et Wretman 1992, chapitre 3). 
Dans  chaque  UPE  échantillonnée,  20 personnes  ont  été 
sélectionnées  par  échantillonnage  aléatoire  simple  sans 
remise pour donner un total de 1 000 personnes dans chaque 
échantillon.  Pour  chaque  combinaison  de  paramètres 
discutée  plus  loin,  nous  avons  sélectionné  2 000 échan­ 
tillons. 

Nous avons utilisé 16 post­strates initiales obtenues par le 
croisement  des  huit groupes  d’âge  présentés  au  tableau 2 
avec  le  sexe. Dans chaque échantillon, nous avons  calculé
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les  estimateurs  des  proportions  de  population  décrits  aux 
sections 2 et 3, c’est­à­dire l’estimateur de Hájek,  ˆ  , y π  l’esti­ 
mateur poststratifié  PS1 

ˆ  , y  qui utilise l’ensemble des 16 post­ 
strates,  l’estimateur  poststratifié  avec  regroupement  de 
cellules,  PS2 

ˆ  , y  et  les  deux estimateurs  à  poids  restreint 
PS.WR1 
ˆ y  et  PS.WR2 

ˆ  . y  Le code de simulation a été rédigé dans 
le  langage  R  (R  Development  Core  Team  2005)  en  se 
servant  intensivement du progiciel pour données d’enquête 
R (Lumley 2004, 2005). 

4.3  Scénarios de couverture 

Cinq ensembles de scénarios de couverture, présentés au 
tableau 3,  ont  été  utilisés  pour  filtrer  la  population  avant 
d’échantillonner  les  UPE.  Le  ratio  de  couverture  variait 
selon  la  post­strate  et  différait  pour  chacune  des 
cinq caractéristiques pour  lesquelles  les proportions ont été 
estimées. Les ratios de couverture particuliers à chacune des 
cinq caractéristiques  sont  nommés  de  C1  à  C5  dans  le 
tableau 3.  Ils  ont  été  créés  artificiellement  d’après  les 
moyennes de population pour chaque groupe âge­sexe. Une 
moins  bonne  couverture  a  été  attribuée  au  groupe 
comportant  une  portion  plus  élevée  d’unités  possédant  les 
caractéristiques de couverture par une assurance­maladie et 
de limitations fonctioinnelles; la situation était inverse pour 
le  retard  des  soins  médicaux  et  l’hospitalisation.  Dans  le 
scénario C5,  les  ratios  de  couverture  sont  assez  différents 
afin de produire des corrections de la couverture qui varient 
sensiblement  parmi  dans  l’ensemble  initial  de  16 post­ 
strates.  Quoique  les  taux  présentés  au  tableau 3  soient 
faibles, ils sont comparables à ceux donnés pour la BRFSS 
au tableau 1, ou plus élevés que ceux­ci. En appliquant ces 
taux,  nous  avons  sélectionné  aléatoirement  un  sous­ 
ensemble  de  la  population  devant  figurer  dans  la  base  de 
sondage  pour  chaque échantillon qui  avait  été  sélectionné. 
Par exemple, si le ratio de couverture dans la post­strate des 
garçons  de  moins  de  5 ans  était  de  0,9,  90 %  de  la 

population  de  cette  post­strate  ont  été  sélectionnés  aléa­ 
toirement  pour  demeurer  dans  la  base  de  sondage,  tandis 
que  pour  le  reste  de  cette  population,  la  probabilité  d’être 
échantillonné était nulle. 

4.4  Règles de regroupement 

Nous avons établi  des  situations  où  les  conditions  pour 
l’absence de biais décrites aux sections 2 et 3 pouvaient être 
violées  lorsque  des  cellules  étaient  regroupées  dans  les 
simulations.  Chacun  des  estimateurs,  PS2 PS.WR1 

ˆ ˆ , y y  et 
PS.WR2, 
ˆ y  comporte un regroupement  de  cellules.  Si  le FCI 
(facteur  de  poststratification)  dans  une  post­strate  initiale, 

ˆ / , i i N N π  est  supérieur  à  la  correction  maximale  permise, 
max , f  ou  que  la  taille  de  l’échantillon  de  cellule  est 

inférieure à un minimum fixé,  ,min , i n  nous disons que cette 
post­strate  est  une  cellule  « à  faible  effectif »  et  nous  la 
regroupons  avec  une  cellule  voisine.  Nous  avons  utilisé 
deux méthodes  de  sélection  des  voisines,  appelées  ici 
« adjacence » et « moyenne proche ». 

Dans le regroupement fondé sur l’adjacence, les voisines 
d’une  cellule  particulière  sont  définies  comme  étant  les 
cellules  qui  lui  sont  horizontalement  ou  verticalement 
adjacentes dans le tableau âge ×  sexe. Par exemple, dans le 
tableau abrégé qui suit,  les voisines de  la cellule 3 sont  les 
cellules ombrées 2, 4 et 7. 

1  5 
2  6 
3  7 
4  8 

Dans  le  cas  de  la  méthode  d’adjacence,  une  cellule  à 
faible effectif était regroupée à la voisine ayant le plus faible 
facteur de poststratification. Dans le cas de la méthode de la 
moyenne proche, une cellule à faible effectif était regroupée 
avec  la  cellule  à  effectif  non  faible  dont  la  moyenne 
d’échantillon non pondérée était la plus proche de la sienne. 

Tableau 2  Pourcentage de personnes possédant quatre caractéristiques liées à la santé dans les groupes formés selon l’âge et le sexe 

Pourcentage de personnes possédant la caractéristique 
Chiffres de population  Non couverte par une 

assurance­maladie 
Limitations physiques, 
mentales, émotionnelles 

Retard des soins médicaux 
au cours des 12 derniers 

mois 

Hospitalisation au cours des 
12 derniers mois 

Âge  Hommes  Femmes  Total  Hommes  Femmes  Total  Hommes  Femmes  Total  Hommes  Femmes  Total  Hommes  Femmes  Total 
< 5 ans  843  795  1 638  10  9  9  4  3  3  3  4  3  17  15  16 
5 à 17 ans  2 271  2 082  4 353  13  14  13  10  6  8  4  4  4  2  1  2 
18 à 24 ans  998  1 031  2 029  37  31  34  4  4  4  8  11  9  3  14  8 
25 à 44 ans  2 971  3 207  6 178  28  23  25  7  7  7  9  10  9  3  10  6 
45 à 64 ans  2 421  2 597  5 018  14  14  14  16  19  18  7  11  9  8  10  9 
65 à 69 ans  305  384  689  2  1  2  24  29  27  3  8  6  15  14  14 
70 à 74 ans  275  344  619  1  1  1  34  32  33  2  5  4  18  15  17 
75 ans et plus  423  717  1 140  1  1  1  41  48  45  2  2  2  22  22  22 
Total  10 507  11 157  21 664  18  16  17  12  13  13  6  8  7  7  10  8
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Tableau 3  Ratios de couverture utilisés dans les simulations 
C1: Non couverte 
par une assuranc­ 

maladie 

C2: Limitations 
physiques, mentales, 

émotionnelles 

C3: Retard des soins 
médicaux au cours 
des 12 derniers mois 

C4: Hospitalisation 
au cours des 12 
derniers mois 

C5: Moyenne 
commune Y 

Âge  Hommes  Femmes  Hommes  Femmes  Hommes  Femmes  Hommes  Femmes  Hommes  Femmes 
< 5 ans  0,9  0,9  0,9  0,9  0,5  0,5  0,8  0,8  0,9  0,8 
5 à 17 ans  0,8  0,8  0,9  0,6  0,5  0,5  0,5  0,5  0,7  0,2 
18 à 24 ans  0,5  0,5  0,8  0,8  0,8  0,8  0,5  0,8  0,4  0,4 
25 à 44 ans  0,5  0,5  0,8  0,8  0,8  0,8  0,5  0,8  0,6  0,5 
45 à 64 ans  0,8  0,8  0,5  0,6  0,8  0,8  0,5  0,8  0,3  0,8 
65 à 69 ans  0,9  0,9  0,5  0,6  0,5  0,5  0,8  0,8  0,4  0,4 
70 à 74 ans  0,9  0,9  0,5  0,5  0,5  0,5  0,8  0,8  0,2  0,7 
75 ans et plus  0,9  0,9  0,5  0,5  0,5  0,5  0,8  0,8  0,8  0,9 

Nous avons utilisé deux valeurs différentes de  max f  dans 
les  simulations,  soit  max  2 f =  et  1,8.  L’utilisation  de 
max  1,8 = f  donne  lieu  à  un  plus  grand  nombre  de 

regroupements de cellules que  max  2 f =  et à un plus grand 
nombre des biais (pour les autres caractéristiques que celle, 
artificielle,  d’une  moyenne  commune)  mentionnés  aux 
sections  2  et  3  et  causés  par  la  combinaison  de  cellules 
possédant  des  moyennes  ou  des  taux  de  couverture 
différents.  La  taille  minimale  de  cellule  a  été  fixée  à 

,min  25. i n =  Naturellement,  en  pratique,  de  nombreuses 
variations  sont  utilisées  pour  décider  des  combinaisons  de 
cellules  qui  sont  permises.  Nous  n’avons  utilisé  que 
deux des  possibilités  en  guise  d’illustration  dans  la 
simulation. 

Une  fois que toutes  les  cellules à  faible effectif  et  leurs 
voisines  sont  repérées,  le  processus  de  regroupement  se 
déroule  séquentiellement  à  partir  de  la  première  cellule. 
Dans  le  cas  d’une  enquête  comptant  un  grand  nombre  de 
post­strates  possibles  définies  d’avance,  il  pourrait  être 
nécessaire  d’effectuer  ces  procédures  itérativement  afin 
d’éliminer  toutes  les  cellules  à  faible  effectif.  Dans  la 
présent simulation, nous n’avons procédé qu’à un seul cycle 
de regroupement. 

4.5  Estimation de la variance 

Pour  chacun  des  estimateurs  de  proportion,  nous  avons 
calculé  une  estimation  de  la  variance  par  linéarisation. 
Chaque  estimateur de la variance est basé sur la méthode de 
substitution linéaire (par exemple, voir Särndal et coll. 1992, 
chapitre 5).  Nous  avons  calculé  des  estimations  de  la 
variance pour tous les estimateurs de proportion en utilisant 
les fonctions svydesign, poststratify et svymean 
du  progiciel  pour  données  d’enquête  R.  L’approche 
théorique  générale  consiste  à  faire  une  approximation 
linéaire  d’un  estimateur  particulier.  L’approximation 
linéaire  est  réarrangée  de  façon  que  l’estimateur  soit  écrit 
sous  la  forme  d’une  somme  de  totaux pondérés  d’UPE  et 
l’estimateur  de  variance  utilisé  est  celui  applicable  à 
l’échantillonnage  d’UPE  avec  remise.  Les  estimateurs 

PS1 PS2 PS.WR1 
ˆ ˆ ˆ , , y y y  et  PS.WR2 

ˆ y  sont  traités  comme  des 
estimateurs  poststratifiés  standard  pour  les  besoins  de 

l’estimation  de  la  variance.  Pour  PS1 
ˆ  , y  définissons  les 

éléments suivants : 

k u =  ˆ  ˆ / ( ), , i i k i i N N y y k s π − ∈  avec  ˆ ˆ ˆ  / i i i y T N π π =  et  i s 
l’ensemble de toutes les unités d’échantillon dans la 
post­strate  ;  k i u  est appelé substitut linéaire; 

hj u + = 
( 
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; 

hj i 
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L’estimateur de la variance de  PS1 
ˆ y  est alors 

2 
PS1  2 
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1 
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h 
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∈ 

= − 
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Pour  l’estimateur  à  strates  regroupées,  PS2 
ˆ  , y  nous  appli­ 

quons  l’expression  (9)  en  définissant  le  substitut  linéaire 
comme étant 

ˆ ( ), , ˆ 
g 

k k g g 
g 

N 
u y y k s 

N π 
= − ∈ 

avec  ˆ ˆ ˆ  / g g g y T N π π =  et  g s  l’ensemble  de  toutes  les  unités 
d’échantillon dans le groupe g. 

Pour PS.WR1 et PS.WR2, nous calculons les poids finals 
comme  il  est  décrit  à  la  section 3  et  appelons  la  fonction 
poststratify  dans  R.  Le  substitut  linéaire  est  alors 
calculé comme 

ˆ ˆ ( ) ˆ 
g 

k k g k g 
g 

N 
u y y y y 

N 
= − = − 

parce  que  ˆ  . 
g i i A k s g k g N w N ∈ ∈ ∑ ∑ = = %  La  moyenne  ˆ g y  est 

calculée comme 
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Dans  les  cas  de  PS2,  PS.WR1  et  PS.WR2,  ces  esti­ 
mateurs  de  variance  ne  tiennent  pas  compte  de  la  nature 
dynamique du regroupement de cellules qui peut varier d’un 
échantillon à  l’autre. Par  conséquent,  l’une  des  sources  de 
variation  n’est  pas  prise  en  compte  et  nous  pouvons  nous 
attendre à ce que les estimations de la variance soient un peu 
trop  faibles  comparativement  aux  variances  empiriques 
obtenues par simulation. 

4.6  Résultats des simulations 

Les tableaux 4 à 7 résument les résultats pour les erreurs 
de  correction  de  la  couverture,  les  biais  relatifs  des 
proportions  estimées,  les  variances  des  divers  estimateurs 
étudiés et la couverture des intervalles de confiance calculée 
en utilisant les estimateurs de variance par linéarisation. Le 
tableau 4 donne l’erreur absolue moyenne de correction de 
la couverture, définie comme étant 

1 
1 1 

ˆ ( ) 1 D I 
di i d i e DI N N − 

= = 
= − ∑ ∑  (10) 

où  d  est  l’un  des  =2000 D  échantillons  et  ˆ 
di N  est  le 

nombre estimé d’unités dans la post­strate i en se basant sur 
les poids finals pour un estimateur particulier (Hájek, PS2, 
PS.WR1  ou  PS.WR2).  La  valeur  de  e  est  0  pour  l’esti­ 
mateur  poststratifié  sans  regroupement  de  cellules,  PS1, 
puisqu’il  corrige  entièrement  l’erreur  de  couverture  dans 
chacune  des  16  post­strates.  Pour  illustrer  comment  les 
erreurs  moyennes  de  correction  de  la  couverture  peuvent 
varier, nous avons estimé les proportions pour les variables 
d’assurance­maladie et de moyenne commune Y en utilisant 
les  ratios  de  couverture  de  la  base  de  sondage  C1  et  C5. 
Pour  la  plupart  des  combinaisons  de  ratio  de  couverture, 
méthode  de  regroupement  et  seuil  de  correction,  PS.WR1 
corrige  plus  efficacement  l’erreur  de  couverture  que 
l’estimateur par regroupement standard, PS2. Par exemple, 

0, 086 = e  dans  le  cas  de  PS.WR1  pour  (assurance­ 
maladie, regroupement par adjacence,  max  2), = f  tandis que 

0,120 = e  dans le cas de PS2. En revanche, la correction de 
la couverture est un peu moins bonne si l’on utilise PS.WR2 
plutôt que PS2. 

Le tableau 5 donne les biais relatifs, définis comme étant 
1  ˆ 100 ( ) / , = ∑ − D 

d  d y Y Y  où  ˆ d y  est l’une des estimations de la 
proportion  pour  l’échantillon d.  Les  estimations  de Hájek 
sont fortement biaisées pour les quatre premières caractéris­ 
tiques,  puisqu’elles  ne  comportent  aucune  correction  pour 
les  différences  de  sous­couverture  entre  les  cellules.  Les 
biais  relatifs  varient  de  ­12,1 %  pour  les  limitations 
fonctionnelles à 13,4 % pour l’hospitalisation. Comme nous 
l’avons mentionné à la section 2, le biais peut être positif ou 
négatif, en fonction de la corrélation des taux de couverture 
et des moyennes de cellule. 

La poststratification sans regroupement de cellules (PS1) 
produit  des  estimations  presque  sans  biais,  tandis  que  les 

autres  options  ­  PS2,  PS.WR1  et  PS.WR2 ­introduisent 
toutes  un  biais  lorsqu’on  utilise  le  regroupement  par 
adjacence  pour  les  quatre premières  caractéristiques.  Le 
nombre  de  post­strates  après  le  regroupement,  donné  au 
tableau 5, varie de 6 à 16 quand  max  2 f =  et de 5 à 13 quand 
max  1,8. = f  Le  biais  relatif  de  PS2,  si  l’on  utilise  le 

regroupement par adjacence, varie de ­4,4 % à 6,2 % quand 
max  2 f =  et  de ­6,5 % à 9,4 % quand  max  1,8. = f  Dans  le 

cas du regroupement par adjacence, les options de rechange, 
PS.WR1  et    PS.WR2,  produisent  des  biais  compris  entre 
ceux  de  PS1  (aucun  regroupement)  et  de  PS2.  En 
particulier,  PS.WR1  donne  des  résultats  raisonnablement 
comparables à ceux de PS1 en ce qui concerne le biais avec 
regroupement par adjacence. En revanche, le regroupement 
selon  la  moyenne  proche  produit  des  estimations  PS2, 
PS.WR1  et  PS.WR2  essentiellement  sans  biais  quand 
max  2. f =  Dans le cas du regroupement selon la moyenne et 
max  1,8, = f  les  estimateurs  PS2  et  PS.WR2  présentent 

encore un léger biais, mais PS.WR1 se compare bien à PS1. 
Pour  la  cinquième  caractéristique  (moyenne  commune  Y), 
tel que prévu,  tous les estimateurs sont presque sans biais, 
quelle que soit la méthode de regroupement des cellules. 

L’une des justification conventionnelle du regroupement 
des cellules est que les poids extrêmes seront réduits et que 
les variances des estimations seront, à leur tour, plus faibles. 
Le tableau 6 donne les ratios des variances empiriques des 
proportions  estimées  par  rapport  à  la  variance  de  PS1. 
L’estimateur  de  Hájek  donne  des  estimations  dont  les 
variances  sont  de 12 % à 18 % plus  faibles que celles  des 
estimations  produites  par  PS1  pour  l’assurance­maladie  et 
les  limitations  fonctionnelles, mais  qui  sont  plus  variables 
que  ces  dernières  pour  le  retard  des  soins  médicaux  et 
l’hospitalisation. Ces résultats montrent, en outre, clairement 
que le regroupement de cellules peut accroître ou réduire la 
variance  d’un  estimateur  poststratifié.  L’utilisation  de  PS2 
produit  de  légères  améliorations  de  la  variance  pour 
certaines combinaisons des quatre premières variables, mais 
sous le scénario (adjacence,  max  2) f =  ,  la variance de PS2 
pour l’hospitalisation est 17 % plus grande que si l’on utilise 
PS1. Dans le cas de (adjacence,  max  1,8), = f  PS2 donne des 
estimations  23 %  plus  variables  pour  l’hospitalisation. 
PS.WR1 ne produit pas de variances extrêmes de PS2 dans 
le  cas  du  regroupement  par  adjacence;  comme  PS2, 
PS.WR2 possède une plus grande variance pour l’hospitali­ 
sation sous regroupement par adjacence. Si  l’on recourt au 
regroupement  selon  la  moyenne  proche  plutôt  que 
l’adjacence, les variances de PS2, PS.WR1 et PS.WR2 sont 
sensiblement plus proches de celles de PS1. Toutefois, pour 
la variable de moyenne commune Y, le regroupement réduit 
systématiquement  la  variance. La  réduction est  de  près  de 
20 % pour le regroupement par adjacence.
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La  partie  de  droite  du  tableau 6  donne  les  ratios  des 
erreurs  quadratiques  moyennes  (EQM)  empiriques  des 
proportions estimées, exprimées en pourcentage de  l’EQM 
de  PS1.  À  quelques  exceptions  près,  PS2  est  l’estimateur 
poststratifié  donnant  les  pires  résultats  pour  les  quatre 
premières caractéristiques, quelle que soit la combinaison de 
variable,  max f  et  méthode  de  regroupement  des  cellules. 
Quand  max  1,8, = f  c’est­à­dire  le  choix  donnant  lieu  à  un 
plus  grand  nombre  de  regroupements,  les  EQM  de  PS2 
excède  de  1,8 %  à  44,2 %  celles  de  PS1.  Les  EQM  de 
PS.WR1 ainsi que PS.WR2 sont proches de celles de PS1, à 
l’exception du  cas  (hospitalisation,  max  1,8, = f  adjacence) 
où  le  biais  de  6,3 %  de  PS.WR2  donne  lieu  à  une  EQM 

supérieure de 25,6 % à celle de PS1. Le regroupement selon 
la  moyenne  proche  est  préférable  au  regroupement  par 
adjacence,  quoique  pour  les  quatre  premières  caracté­ 
ristiques, aucun des estimateurs ne donnent des EQM plus 
faibles  que  celles  de  PS1,  qui  ne  comporte  aucun  re­ 
groupement de cellules. 

De  nouveau,  les  estimateurs  donnent  des  résultats 
différents  en  ce  qui  concerne  la  variable  de  moyenne 
commune Y. Les EQM de Hájek, PS2, PS.WR1 et PS.WR2 
sont  toutes  inférieures  à  celles  de  PS1.  L’estimateur  de 
Hájek est celui dont  l’EQM est  la plus faible, parce que la 
poststratification  n’est  pas nécessaire pour corriger  le biais 
dans l’estimation de la moyenne. 

Tableau 4  Erreur absolue moyenne de correction de la couverture telle qu’elle est définie dans l’expression (10) 

Méthode de 
regroupement 

Seuil de correction 
fmax 

Hájek  PS2 
(regroupement 
standard) 

PS.WR1 
(troncature des poids 
puis regroupement) 

PS.WR2 
(correction maximale 

fixe des poids) 
C1 Ratios de couverture pour la variable d’assurance­maladie 

Adjacence  2  0,257  0,120  0,086  0,221 
Moyenne proche  2  0,257  0,080  0,127  0,281 
Adjacence  1,8  0,256  0,150  0,085  0,020 
Moyenne proche  1,8  0,256  0,101  0,109  0,258 

C5 Ratio de couverture pour la variable de moyenne commune Y 
Adjacence  2  0,442  0,326  0,196  0,331 
Moyenne proche  2  0,441  0,321  0,203  0,370 
Adjacence  1,8  0,442  0,330  0,206  0,376 
Moyenne proche  1,8  0,442  0,337  0,214  0,446 

Tableau 5 
Biais relatifs (en pourcentage) des proportions estimées (Les chiffres pour Hájek et PS1 ne sont pas affectés par le 
regroupement et sont répétés dans les quatre parties du tableau pour faciliter les comparaisons) 

Caractéristiques  Fourchette du 
nombre de 
post­strates 
après le 

regroupement 

Hájek  PS1 
(pas de 

regroupement) 

PS2 
(regroupement 
standard) 

PS.WR1 
(troncature des 
poids puis 

regroupement) 

PS.WR2 
(correction 

maximale fixe des 
poids) 

Regroupement par adjacence, seuil de correction = 2 
Assurance­maladie  (10, 16)  ­11,5  0,1  ­4,4  1,0  ­1,4 
Limitations  (8, 15)  ­12,1  ­0,3  ­2,0  0,1  ­1,0 
Retard des soins  (6, 14)  8,2  ­0,2  2,2  ­0,6  0,9 
Hospitalisation  (9, 16)  13,4  0,2  6,2  ­0,7  2,8 
Moyenne commune Y  (5, 11)  0,3  0,0  0,4  0,4  0,6 

Regroupement selon la moyenne proche, seuil de correction = 2 
Assurance­maladie  (10, 16)  ­11,5  0,1  ­0,5  0,5  ­0,3 
Limitations  (8, 15)  ­12,1  ­0,3  ­1,2  0,2  ­1,1 
Retard des soins  (6, 14)  8,2  ­0,2  ­0,3  ­0,3  ­0,2 
Hospitalisation  (9, 16)  13,4  0,2  0,4  0,1  0,4 
Moyenne commune Y  (6, 11)  0,3  0,0  0,2  0,1  0,2 

Regroupement par adjacence, seuil de correction = 1,8 
Assurance­maladie  (7, 13)  ­11,5  0,1  ­6,5  0,7  ­3,5 
Limitations  (7, 12)  ­12,1  ­0,3  ­3,4  0,3  ­2,0 
Retard des soins  (5, 11)  8,2  ­0,2  3,5  ­0,4  2,5 
Hospitalisation  (5, 12)  13,4  0,2  9,4  0,0  6,3 
Moyenne commune Y  (5, 9)  0,3  0,1  0,5  0,6  0,6 

Regroupement selon la moyenne proche, seuil de correction = 1,8 
Assurance­maladie  (6, 13)  ­11,5  0,1  ­1,6  0,3  ­1,7 
Limitations  (7, 12)  ­12,1  ­0,3  ­2,7  0,9  ­2,4 
Retard des soins  (5, 10)  8,2  ­0,2  0,2  ­0,3  0,5 
Hospitalisation  (5, 12)  13,4  0,2  1,5  0,3  2,0 
Moyenne commune Y  (5, 10)  0,3  0,2  0,3  0,3  0,3
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Tableau 6  Ratios des variances (ou des EQM) à la variance (ou à l’EQM) de l’estimateur poststratifié sans regroupement de 
cellules (PS1)  Les chiffres pour Hájek sont répétés dans les quatre parties du tableau pour faciliter les comparaisons) 

Ratios des variances à la variance de l’estimateur 
poststratifié (PS1) 

Ratios des EQM à l’EQM de l’estimateur poststratifié 
(PS1) 

Caractéristiques  Hájek  PS2 
(regroupement 
standard) 

PS.WR1 
(troncature 
des poids puis 
regroupement) 

PS.WR2 
(correction 

maximale fixe 
des poids) 

Hájek  PS2 
(regroupement 
standard) 

PS.WR1 
(troncature 
des poids puis 
regroupement) 

PS.WR2 
(correction 

maximale fixe 
des poids) 

Regroupement par adjacence, seuil de correction = 2 
Assurance­maladie  0,877  1,014  1,025  0,991  1,500  1,101  1,018  1,006 
Limitations  0,821  0,966  1,035  0,977  1,555  1,008  1,017  0,992 
Retard des soins  1,099  1,023  1,003  1,000  1,239  1,023  1,000  1,000 
Hospitalisation  1,290  1,169  1,000  1,073  1,733  1,244  1,000  1,070 
Moyenne commune Y  0,755  0,805  0,908  0,818  0,752  0,801  0,904  0,826 

Regroupement selon la moyenne proche, seuil de correction = 2 
Assurance­maladie  0,877  1,013  1,014  1,008  1,500  1,006  1,006  1,006 
Limitations  0,821  0,999  1,025  0,994  1,555  1,008  1,017  1,008 
Retard des soins  1,099  0,997  0,998  1,001  1,239  1,000  1,000  1,000 
Hospitalisation  1,290  1,011  1,000  1,008  1,733  1,012  1,000  1,012 
Moyenne commune Y  0,776  0,935  0,974  0,902  0,781  0,933  0,973  0,906 

Regroupement par adjacence, seuil de correction = 1,8 
Assurance­maladie  0,877  0,960  1,044  0,976  1,500  1,179  1,024  1,048 
Limitations  0,821  0,939  1,032  0,961  1,555  1,034  1,017  1,000 
Retard des soins  1,099  1,051  0,991  1,032  1,239  1,057  0,989  1,034 
Hospitalisation  1,290  1,225  1,043  1,201  1,733  1,442  1,023  1,256 
Moyenne commune Y  0,780  0,815  0,882  0,828  0,779  0,816  0,893  0,829 

Regroupement selon la moyenne proche, seuil de correction = 1,8 
Assurance­maladie  0,877  1,010  1,006  1,019  1,500  1,018  1,000  1,024 
Limitations  0,821  0,983  1,051  0,975  1,555  1,034  1,034  1,017 
Retard des soins  1,099  1,003  0,995  1,001  1,239  1,000  1,000  1,000 
Hospitalisation  1,290  1,052  1,001  1,059  1,733  1,035  1,000  1,047 
Moyenne commune Y  0,771  0,924  0,958  0,876  0,778  0,932  0,959  0,879 

Tableau 7 
Taux de couverture en pourcentage des intervalles de confiance à 95% calculés en utilisant la loi t avec 25 DDL (Les 
chiffres pour Hájek et PS1 ne sont pas affectés par le regroupement et sont répétés dans les quatre parties du tableau 
pour faciliter les comparaisons) 

Caractéristiques  Hájek  PS1 
(pas de 

regroupement) 

PS2 
(regroupement 
standard) 

PS.WR1 
(troncature des poids 
puis regroupement) 

PS.WR2 
(correction maximale 

fixe des poids) 
Regroupement par adjacence, seuil de correction = 2 

Assurance­maladie  75,9  93,8  90,1  94,4  93,6 
Limitations  70,9  94,5  93,1  94,5  93,9 
Retard des soins  92,0  94,0  94,5  94,0  94,6 
Hospitalisation  82,2  94,5  91,8  94,3  93,9 
Moyenne commune Y  94,8  93,8  94,6  94,4  94,5 

Regroupement selon la moyenne proche, seuil de correction = 2 
Assurance­maladie  75,9  93,8  93,7  94,2  94,0 
Limitations  70,9  94,5  93,0  94,3  93,5 
Retard des soins  92,0  94,0  93,6  93,9  93,8 
Hospitalisation  82,2  94,5  94,3  94,7  94,6 
Moyenne commune Y  93,7  92,9  92,2  92,5  93,2 

Regroupement par adjacence, seuil de correction = 1,8 
Assurance­maladie  75,9  93,8  87,5  94,1  92,4 
Limitations  70,9  94,5  92,0  94,2  93,3 
Retard des soins  92,0  94,0  94,8  94,5  94,5 
Hospitalisation  82,2  94,5  88,4  94,0  91,1 
Moyenne commune Y  94,8  94,1  94,3  94,8  94,7 

Regroupement selon la moyenne proche, seuil de correction = 1,8 
Assurance­maladie  75,9  93,8  92,8  94,3  93,3 
Limitations  70,9  94,5  92,3  94,5  93,0 
Retard des soins  92,0  94,0  93,8  94,0  94,4 
Hospitalisation  82,2  94,5  93,8  94,6  93,8 
Moyenne commune Y  94,9  94,5  93,6  93,8  94,8
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Le tableau 7 donne  les couvertures empiriques des IC à 
95 %  calculées  en  utilisant  les  proportions  estimées  et 
l’estimateur  de  variance  par  linéarisation  qui  accompagne 
naturellement chacune d’elles. Une  loi  t avec 25 degrés de 
liberté est utilisée dans tous les cas. Les taux de couverture 
pour  l’estimateur  de  Hájek  sont  fort  médiocres,  comme 
prévu, variant de 70,9 % à 92 % pour les quatre premières 
caractéristiques.  Les  estimateurs  poststratifiés,  PS1  et 
PS.WR1,  donnent  une  couverture  variant  de  93,8 %  à 
94,7 %,  c’est­à­dire  proche  du  taux  nominal  de  95 %.  En 
revanche, la couverture de PS2 est un peu moins bonne pour 
l’assurance­maladie  et  l’hospitalisation,  particulièrement 
dans le cas (adjacence,  max  1,8) = f  où les couvertures sont 
de  87,5 %  et  88,4 %.  Les  taux  de  couverture  sont 
légèrement  plus  faibles  pour  PS.WR2  que  pour  PS.WR1, 
mais  raisonnablement  proches  du  taux  nominal. 
L’utilisation  du  regroupement  selon  la  moyenne  proche 
améliore  généralement  les  cas  de  couverture  médiocre 
observés avec  la méthode  de  regroupement  par  adjacence. 
Pour  la moyenne commune Y,  les  taux  de couverture  sont 
bons, variant de 92,2 % à 94,9 %. 

En résumé,  les estimateurs à poids restreint, PS.WR1 et 
PS.WR2,  offrent  un  certain  avantage  comparativement  à 
l’estimateur  par  regroupement  standard,  PS2.  Ils  sont 
généralement  moins  biaisés  et  retiennent  une  plus  grande 
part  de  la  correction  de  la  sous­couverture  que  PS2. 
Cependant,  l’élément  le  plus  crucial  dans  le  contrôle  du 
biais  est,  avant  tout,  la  façon  dont  les  cellules  sont 
regroupées.  Le  regroupement  d’après  la  proximité  des 
moyennes ou des taux de couverture des cellules est de loin 
préférable au regroupement selon un critère d’adjacence ne 
se fondant ni sur l’un ni sur l’autre de ces paramètres. Nous 
n’avons  observé  une  amélioration  de  l’EQM  due  au 
regroupement  des  cellules  que  si  les  moyennes  de  cellule 
étaient  les  mêmes.  Toutefois,  en  pratique,  l’égalité  de ces 
moyennes est l’exception et non la règle. 

5.  Conclusion 

Les concepteurs  d’enquêtes auprès  des ménages  ou  des 
établissements  ont  souvent  à  l’esprit  une  longue  liste  de 
post­strates ou de cellules  lorsqu’ils élaborent les systèmes 
de pondération. Si la taille d’échantillon dans une post­strate 
est  faible  ou  que  l’estimation  d’échantillon  du  chiffre  de 
population  dans  une  post­strate  est  fort  différente  d’un 
dénombrement externe  de contrôle,  la  post­strate  peut être 
regroupée  avec  une  strate  adjacente.  La  justification 
habituelle  du  regroupement  est  qu’il  réduit  le  risque 
d’obtenir  des  poids  extrêmes  ainsi  que  les  variances  des 
estimations. 

Toutefois,  un  mauvais  choix  de  la  méthode  de  re­ 
groupement  a  au moins  deux conséquences  indésirables,  à 
savoir  i) une base de sondage déficiente ou une couverture 
d’échantillon  qui  n’est  pas  entièrement  corrigée  dans 
certaines  cellules  et  ii) des  estimations  calculées  selon 
l’approche  standard  de  regroupement  des  cellules  suscep­ 
tibles d’être assez biaisées. Le second problème peut donner 
lieu  à  des  intervalles  de  confiance  dont  la  couverture  est 
sensiblement  plus  faible  que  le  taux  nominal.  Le 
regroupement de cellules induit un biais lorsque les taux de 
couverture,  les  moyennes  de  cellules  ou  les  deux  sont 
corrélés  dans  une  post­strate  regroupée.  Le  biais  peut  être 
positif ou négatif, selon la corrélation. 

Les cellules devraient être regroupées en se fondant sur la 
similarité  des  taux  de  couverture,  des  moyennes  de 
population de cellule, ou des deux afin d’éviter de causer un 
biais. Cette méthode  de  regroupement  peut  différer  consi­ 
dérablement  des  procédures  standard  consistant  à  ne 
regrouper  que  des  cellules  « adjacentes »,  par  exemple  à 
combiner  des  groupes  d’âge  contigus.  Si  les  cellules 
adjacentes  coïncident  avec  des  cellules  dont  les  taux  de 
couverture  ou  les  moyennes  sont  semblables,  aucun  biais 
n’est produit; cet aspect devrait  toutefois être vérifié plutôt 
que présumé. 

Le  regroupement  fondé  sur  les  moyennes  de  cellules 
pose  au  moins  deux problèmes  pratiques.  L’un  est  que  la 
théorie  nous  indique  de  regrouper  les  cellules  en  nous 
appuyant sur les moyennes de population, mais que dans un 
échantillon  particulier,  nous  ne  disposerons  que  d’esti­ 
mations  de  la  population couverte par  la base  de  sondage. 
Or,  la couverture  peut  être  si  déficiente que  les moyennes 
des  parties  couvertes  et  non  couvertes  de  la  population 
seront sensiblement différentes, même dans les post­strates 
initiales. Il s’agirait alors d’un cas de « non­couverture non 
ignorable ».  Dans  de  telles  conditions,  la  poststratification 
fondée uniquement sur  l’ensemble initial de cellules ou de 
combinaison  de  ces  cellules  ne  permet  pas  de  corriger  le 
biais de couverture. Un deuxième problème pratique est que 
les données sur de nombreux items sont recueillies dans la 
plupart  des  enquêtes.  Le  regroupement  fondé  sur  les 
moyennes  de  cellules  pour  une  variable  pourrait  ne  pas 
donner  de  bons  résultats  pour  d’autres  variables.  Le  cas 
échéant,  le  compromis,  proposé  par  Little  et  Vartivarian 
(2005)  pour  la  correction  de  la  non­réponse,  consistant  à 
regrouper  les  cellules  en  se  basant  sur  une  moyenne 
pondérée  des  moyennes  d’un  ensemble  important  de 
variables devrait être une bonne solution. 

Les présents travaux de recherche pouvaient être étendus 
en vue d’examiner  les propriétés de la classe d’estimateurs 
par  calage  en  ce  qui  a  trait  à  la  correction  des  erreurs  de 
couverture.  La  poststratification  en  représente  un  cas 
particulier.  Lorsque  l’on  combine  des  catégories  de
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variables  auxiliaires  qualitatives  parce  que  les  tailles 
d’échantillon  sont  faibles  ou  pour  d’autres  raisons,  les 
mêmes problèmes de biais que ceux illustrés ici peuvent être 
introduits dans des estimateurs par calage plus généraux. Un 
moyen  de  donner  une  certaine  possibilité  de  s’écarter  des 
valeurs de contrôle tout en retenant d’importantes variables 
auxiliaires  est  déjà  proposé  dans  Rao  et  Singh  (1997). 
L’effet  de  leur  proposition  sur  le  biais  de  couverture  doit 
être étudié. 
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