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Pondération par la propension a répondre non
paramétrique fondée sur la régression par polynomes
locaux pour corriger la non-réponse aux enquétes

Damiio N. da Silva et Jean D. Opsomer '

Résumé

La pondération par la propension a répondre est une méthode de rajustement pour tenir compte de la non-réponse totale dans
les enquétes. Une forme de mise en ceuvre de cette méthode consiste a diviser les poids d’échantillonnage par les
estimations de la probabilité¢ que les unités échantillonnées répondent a I’enquéte. Habituellement, ces estimations sont
obtenues par ajustement de modeéles paramétriques, tels qu’une régression logistique. Les estimateurs corrigés résultants
peuvent devenir biaisés si les modeéles paramétriques sont spécifiés incorrectement. Afin d’éviter les erreurs de spécification
du modele, nous considérons 1’estimation non paramétrique des probabilités de réponse par la régression par polyndmes
locaux. Nous étudions les propriétés asymptotiques de I’estimateur résultant sous quasi randomisation. Nous évaluons en
pratique le comportement de la méthode proposée de correction de la non-réponse en nous servant de données de la

NHANES.

Mots clés :
repondération.

1. Introduction

La pondération par la propension a répondre est une
méthode souvent appliquée dans les enquétes par sondage
pour tenir compte de la non-réponse totale. Sous ce type de
non-réponse, la collecte de données complétes n’est ef-
fectuée qu’aupres d’une partie des unités sélectionnées dans
I’échantillon, auxquelles on donne le nom de répondants. La
méthode de pondération par la propension a répondre
consiste a accroitre les poids d’échantillonnage des répon-
dants présents dans I’échantillon en se servant d’estimations
de la probabilité qu’ils répondent a I’enquéte. Cette proba-
bilité est également appelée propension a répondre en raison
de son analogie avec la théorie des scores de propension
¢laborée par Rosenbaum et Rubin (1983) pour les études par
observation et intégrée dans les problémes de non-réponse
aux enquétes par David, Little, Samuhel et Triest (1983).

Des descriptions générales de la pondération par la
propension a répondre pour corriger de la non-réponse les
estimateurs par sondage classiques peuvent étre consultées,
par exemple, dans Nargundkar et Joshi (1975), Cassel,
Sarndal et Wretman (1983), ainsi que Groves, Dillman,
Eltinge et Little (2002). Dans la mise en ceuvre habituelle de
la méthode, les probabilités de réponse sont estimées au
moyen de courbes de régression paramétriques, comme des
modeles logistiques, probit ou exponentiels. Voir a cet égard
Alho (1990), Folsom (1991), Ekholm et Laaksonen (1991)
ainsi que lannacchione, Milne et Folsom (1991). Un compte
rendu théorique récent des propriétés statistiques de la
méthode est donné dans Kim et Kim (2007). Ces modeles
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paramétriques sont ajustés facilement sous forme de modeles
linéaires généralisés. Cependant, un aspect important, et
parfois oubli¢, de cette méthode est la spécification de la
forme de la fonction de lien qui relie les propensions a
répondre a un prédicteur linéaire de I’information auxiliaire.
Si cette fonction, que nous appellerons fonction de pro-
pension a répondre, est spécifiée incorrectement, les estima-
teurs corrigés résultants des quantités de population seront
probablement biaisés.

Les méthodes non paramétriques offrent une autre
approche d’estimation des propensions a répondre. La
principale raison d’utiliser ce genre de méthodes est que la
forme paramétrique de la fonction de propension a répondre
n’a pas a étre spécifiée. Ces méthodes offrent donc, en ce
sens, une solution attrayante quand on veut contourner le
choix d’une fonction de lien, comme I’a souligné Laaksonen
(2006), ou quand un modéele paramétrique est difficile a
spécifier apriori. Dans ce contexte, Giommi (1984) a
proposé d’utiliser le lissage par la méthode du noyau, sous
la forme de I’estimateur de Nadaraya-Watson, pour estimer
les probabilités de réponse. Da Silva et Opsomer (2006) ont
établi la convergence de I’estimateur de Giommi pour la
moyenne de population ainsi que les taux dérivés pour le
biais asymptotique et la variance. Les propriétés théoriques
d’un estimateur de variance par la méthode du jacknife ont
également été étudiées.

Dans le présent article, nous étendons dans deux
directions les résultats présentés dans Da Silva et Opsomer
(2006). Premicérement, nous considérons I’estimation des
propensions a répondre par la régression par polyndmes
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locaux, une technique non paramétrique décrite, par
exemple, dans Wand et Jones (1995). Comparativement au
lissage par la méthode du noyau, la régression par
polynémes locaux améliore 1’approximation locale de la
fonction de propension a répondre inconnue, ce qui donne
de meilleures propriétés pratiques et théoriques. Elle est
également utilisée beaucoup plus fréquemment comme
méthode de lissage en pratique, et est implémentée dans la
plupart des grands programmes statistiques. Deuxiémement,
nous appliquons la méthode non paramétrique d’estimation
des scores de propension aux données de la National Health
and Nutrition Examination Survey (NHANES), ce qui nous
permet de comparer plusieurs méthodes de correction de la
non-réponse, paramétriques ainsi que non paramétriques,
dans des conditions réalistes.

A la section 2, nous présentons la méthode de pondé-
ration et I’estimation des propensions a répondre. A la
section 3, nous discutons des propriétés théoriques des esti-
mateurs corrigés. A la section 4, nous décrivons comment
adapter une méthode d’estimation de la variance par ré-
échantillonnage pour estimer la variance des estimateurs
corrigés proposés. Enfin, a la section 5, nous démontrons les
propriétés en échantillon fini des estimateurs au moyen
d’une expérience par simulation portant sur des données
provenant de la NHANES.

2. Pondération par la régression
par polynomes locaux

Considérons une population de N, unités, désignée par
U, =11, 2, .., N,}. Supposons qu’un échantillon s, est
tir¢ de U,, selon un plan d’échantillonnage probabiliste
p(s,). Soit n, lataillede s, et m, ==w,, =Pr{i e s5,} =
Y. ies, P(s,) la probabilit¢ d’inclusion de I'unité¢ i, pour
tout i € U,. Nous souhaitons estimer la moyenne de
population d’une variable ¢étudiée y, a savoir y N, =
N, Z,EU ¥, ou y, désigne la valeur de y pourla i unité
de U,. Nous supposons que les valeurs x; d’une variable
auxiliaire x sont entierement observées dans I’échantillon.
Soit y,= (), ..., ¥y, ) et 'expression comparable pour x,.

S’il existe des cas de non-réponse totale dans I’échan-
tillon, nous n’observons les valeurs des variables ¢tudiées
que pour les unités comprises dans un sous-ensemble
r, < s,. Afin de tenir compte de I’information perdue pour
estimer les paramétres d’intérét, il devient nécessaire de
modéliser le processus de réponse. Pour définir ce modele
de réponse, posons que R; est une variable indicatrice qui
prend la valeur un si I'unité i répond a I’enquéte et la valeur
z¢éro autrement, pour tout 7 € s,. Nous supposons que, étant
donné I’échantillon, les indicateurs de réponse sont des
variables aléatoires bernouilliennes indépendantes avec

PriR =l1li € s,, y ., x,}=0(x;,)= ¢,, pour touti € s,, (1)
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ou la forme exacte de la fonction de propension a répondre
¢(-) n’est pas spécifi€e, mais on suppose qu’il s’agit d’une
fonction lisse de x;, avec ¢() € (0, 1]. La relation (1)
définit un processus de non-réponse dit ignorable, en ce sens
que les propensions a répondre sont indépendantes des
valeurs de toute variable étudiée, sachant la covariable x
(voir Lohr 1999, page 265). Par conséquent, la théorie
¢élaborée ici n’est pas destinée a traiter les mécanismes de
réponses non ignorables.

Si toutes les propensions a répondre étaient connues, les
corrections de pondération résultantes pourraient étre ob-
tenues en appliquant une approche d’estimation en deux
phases. Par exemple, deux estimateurs possibles de la
moyenne de population y N, seraient donngs par

— 1 R
ymf)v:_znild)ilyiRi (2)
NV ies,
et
yrat,mbv ZTC (I) yl i ZTE (I) R (3)

qui sont des formes d’ajustement appliquées aux estimateurs
d’Horvitz-Thompson et de Hjek en vue de tenir compte de
la non-réponse totale. La méme idée peut étre utilisée pour
obtenir des ajustements par pondération par la propension a
répondre applicables a I’estimateur par la régression géné-
ralisée pour I’estimation en présence de non-réponse (Cassel
et coll. 1983).

Les estimateurs (2) et (3) sont sans biais et presque sans
biais pour y,, respectivement, sous Iapproche de quasi
randomisation de Oh et Scheuren (1983), ou les propriétés
statistiques sont évaluées en utilisant la distribution con-
jointe sous le plan d’échantillonnage et sous le modéle de
réponse. Cependant, en pratique, les propensions a répondre
sont habituellement inconnues, et, dans (2) et (3), nous
devons remplacer la fonction ¢, par des estimations (T)l., qui
satisfont 0 < (1),. <1. Les estimateurs résultants pondérés
par la propension a répondre sont par conséquent

1t<|>v = Z (4)

et

=2 m 6w R 2w bR, ®)

lES' lES'

y rat, iy

La demiére formule a l’avantage d’étre invariante au
changement de position et d’échelle, parce que la somme de
ses poids corrigés ;' (T),."l R/ Yies. ! (1),.'1 R, est égale a un
et qu’elle ne requiert pas que la taille de population N, soit
connue.
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Afin d’appliquer les estimateurs pondérés par la pro-
pension a répondre (4) et (5), il faut estimer les propensions
a répondre (1),.. Dans Da Silva et Opsomer (2006), nous
avons recouru a la régression par la méthode du noyau. Ici,
nous étudions la régression par polyndmes locaux, qui peut
étre décrite comme il suit. Soit K(-) une fonction noyau
continue et positive et 4, sa largeur de fenétre. Définissons

la matrice de dimensions N, x (k + 1)
I (x,—x) (x - x,.)k

X, =1 : : 5

DGy, —x) o (ay, —x)f

la matrice de dimensions N, x N,

. { 1 (x» - xi] , 1
W, = diagi—K| - 1< j <N,
h, h,

et le vecteur de population des indicateurs de réponse R, =
(R, Ry,..., Ry ). Le vecteur Ry, serait connu si, au lieu de
I’échantillon s,, nous envisagions un recensement de la
population U,. Dans un tel cas, I’estimateur par la ré-
gression par polyndomes locaux de degré £ de ¢, = ¢(x,),
basé sur I’ensemble de la population, serait donné par le
modele

d\)Ui = e/ (Xy; Wy, XUi)_l X Wi Ry, (6)

ou e; désigne la j° colonne de la matrice identité d’ordre
k+1 etou X, W, X,, estsupposée non singulicre.

Puisque les valeurs des indicateurs de réponse ne sont
observées que pour les unités sélectionnées dans 1’échan-
tillon, I’ajustement du mod¢le a la population donné en (6)
est irréalisable. Cependant, si nous définissons X, comme
étant la matrice de dimensions n, x (k + 1) formée par les
lignes de X, correspondant aux unités j € s,,

W, = diag—— k| 25,
.= dia : (SR}
St g Tch h .] A%

J Vv v

et R; =(R;: j € s,), un estimateur par la régression par
polynomes locaux de degré k basé¢ sur I’échantillon de
¢, = ¢(x;) est donné par

o =Tt (7

1

_ a k 2 k
(T ) = (1T, 450 G 50)

= (X;i Ws‘i X X;i Ws‘i Rs)

si°

et T, est supposée inversible. Nous obtenons un cas
particulier de (7) en considérant £ = 0, qui correspond a
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I’estimateur de la régression par la méthode du noyau décrit
dans Da Silva et Opsomer (2006). D’autres cas particuliers
de (7) sont les estimateurs linéaire local, quadratique local et
cubique local de la propension a répondre, qui résultent de
I’ajustement local de polynomes de premier, deuxieme et
troisieme degré, respectivement.

En pratique, quand Tsi est singuliére, une procédure
simple pour s’assurer que (13:’ soit bien défini consiste a
choisir une largeur de fenétre suffisamment grande pour
garantir qu’au moins k + 1 valeurs de R; soient comprises
dans la fenétre [x, — A, x, + h,], pour tout i € s,. Sicette
fenétre ne contient pas suffisamment d’indicateurs de
réponse et que la largeur de fenétre doit demeurer fixe, il
convient d’envisager une autre approche. A cette fin, nous
adoptons ici ’ajustement fait par Breidt et Opsomer (2000)
et définissons I’estimateur par la régression par polynémes
locaux de degré k fondé sur I’échantillon de ¢, = ¢(x;)
par

-1
o(x, k, b)) = e;(fﬁ + diag{%}] t.ies,. (8

v

ou 0, est une petite constante positive. Les termes d’ordre
faible /N, ajoutés a la diagonale principale de T,
suffisent pour rendre la matrice ajustée résultante inversible
pour tout /,. Par conséquent, ¢(x;, k, /,) sera bien défini,
pour tout i € s,. Cependant, I'utilisation de 43()% k, h,)
comme correction de la pondération par la propension a
répondre pose une autre difficulté technique, parce que
I’estimateur de la propension a répondre (8) peut effective-
ment devenir arbitrairement proche de zéro. Pour résoudre
ce probléme, nous rendons (f)(x,., k, h,) strictement non nul
en considérant I’estimateur

b, = max{(x,, k, h), ,(N,h,)"'}, )

pour une certaine constante 5, > 0. Cette idée est reliée a
I’ajustement fait dans Da Silva et Opsomer (2006) pour
I’estimateur de régression par la méthode du noyau.

3. Propriétés asymptotiques

A 1a présente section, nous présentons les propriétés des
estimateurs pondérés par la propension a répondre (4) et (5)
quand les propensions a répondre sont estimées par la
régression par polyndmes locaux (9). Les hypothéses,
lemmes et exposés des preuves pour les résultats qui suivent
figurent en annexe, et une étude théorique compléte peut
étre consultée dans Da Silva et Opsomer (2008). Nous ne
présentons pas les calculs complets ici, parce qu’ils suivent
I’approche générale décrite dans Da Silva et Opsomer
(2006). Nous considérons un cadre asymptotique suivant
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lequel la population U, est emboitée dans la série
croissante de populations {U, : N, < N,,,}>_,. A partir de
chaque population U,, nous tirons un échantillon s, de
taille n,(n, = n,_,) selon un plan d’échantillonnage p, (-).
Ce cadre est habituellement adopté dans les études
asymptotiques des estimateurs par sondage. Voir Isaki et
Fuller (1982) pour 1’une des premicres références.

A titre d’approximation de ¢, = ¢(x,) fondée sur la
population, nous considérerons dans le calcul de la plupart
des résultats présentés ici I’ajustement en population par la
régression par polynomes locaux.

b, =0(x,k h)=eB =eT't,iclU, (10)
i > T Ty 1+ 15 % v

ou

k+1 k+1
)

si) = (XZ/,' Wei Xuis be

(T, t) = (T, ,}
= E(T

si°

WUi ¢U)’

les matrices X, et W, sont les mémes que dans (6) et
oy = (0(x), 0(x,), ..., d(xy )" Le théoreme qui suit
énonce les propriétés asymptotiques de Vv SOUS un
ensemble d’hypothéses présentées en annexe. Ces hypo-
théses sont les conditions de régularité imposées au plan
d’échantillonnage et a la population finie, qui sont dans les
deux cas des asymptotiques standard en population infinie,
les conditions d’ignorabilit¢ imposées au mécanisme de
non-réponse et un ensemble de conditions de régularité
standard reliées a la régression par polynomes locaux de la
fonction de propension a répondre.

Théoreme 1. Supposons que les hypothéses (A1) a (44), (B1)
a (B3) et (C1) a (C5) données en annexe sont vérifiées.
Considérons Iestimation de la moyenne de population y
au moyen de [estimateur pondéré par la propension a
répondre Y i défini en (4), et supposons que les propen-
sions a répondre sont estimées par ¢,, I'estimateur par la
régression par polynomes locaux de degré k donné par
(9). Soit

=—Zﬂ,,p 1)

v ies,

y v

\T/;l = ¢;1 - (T);z e T;l (fsi - Tsi B),

t, et T, sont donnés dans (7) et §,, B, T, sont définis

St

dans (10). Alors,

R
E[(¥,, ymw)]—-O(nzth 12)

v v
et le biais et la variance de y,,, satisfont

Statistique Canada, N° 12-001-X au catalogue

Bv = E[ympv_va]
O(hé”(m)) + O( ! J k pair,
n\/ h\/
= (13)
mWH%1] k impair,
n\/ h\/
et
Var[y . 1=0 ! 14)
y“‘i’v nv hv '

Les résultats (12) et (13) impliquent que I’estimateur
pondéré par la propension a répondre Vs €1 utilisant un
estimateur de la propension a répondre bas¢ sur la ré-
gression par polynémes locaux, est asymptotiquement sans
biais pour la moyenne de population y y, sous la distri-
bution conjointe du plan d’échantillonnage et du modele de
réponse (1). En combinant ce résultat avec (14), nous

obtenons

A _ 1
yn({)v = va + Op( P h ], (15)

VoV

quand la largeur de fenétre satisfait

1
O(nv 2k+4 ), k pair,
h, = (16)

1
O(nv 23 ), k impair.

Dongc, sans émettre 1’hypothése d’une forme paramétrique
pour la fonction de propension & répondre ¢(-), ¥ 5, est
convergent pour la moyenne de population sous le plan
d’échantillonnage et sous le modéle de réponse, a condition
que les propensions a répondre soient une fonction lisse de
la covariable x. Le prix de cette robustesse est que le taux
de convergence est d’ordre \/n, h, au lieu du taux para-
métrique habituel \/Z . Cependant, & mesure qu’augmente
le degré k des polynomes locaux, le taux de convergence
s’améliore. Puisque [I’estimateur de régression par la
méthode du noyau donné dans Da Silva et Opsomer (2006)
équivaut au cas k = 0, la régression par polynémes locaux
de degré plus élevé est asymptotiquement supérieure a la
régression par la méthode du noyau dans le contexte dun
ajustement pour tenir compte de la non-réponse. Cette
constatation théorique concorde avec celle faite dans
d’autres contextes (voir, par exemple, Wand et Jones 1995,
page 130).

L’expression (11) du théoréme 1 généralise une autre
constatation faite par Da Silva et Opsomer (2006) au cas de
la régression par polyndmes locaux, a savoir que les poids
asymptotiques ;' ne peuvent pas étre approximés par
I’inverse des propensions a répondre d),.’l (ou leurs esti-
mateurs au niveau de la population (T)l.’l). Une conséquence
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directe est que I'estimateur y ;

ment équivalent a ¥ o dans (2).
Le corollaire qui suit fournit une distribution asympto-

tique pour ¥ s, sous I’hypothése de la normalit¢ asympto-

tiquede y ..

n’est pas asymptotique-

Corollaire 1. Supposons que les conditions du théoreme 1
sont verifiées. Supposons que le plan d’échantillonnage et le
modele de réponse sont tels que

yn\ilv - yNV - BV
— 172
[Var( ;)]
ou B, est défini dans (13). Si, en outre,
lim (n, h,) Var(y ) € (0, ),

£ 5 N(0, 1) quand v — o,

alors
yn&)v - )_/Nv - B, c
— 12
[Var(¥,,,)]

Nous discutons maintenant des propriétés de la version
fondée sur le ratio de I’estimateur pondéré par la propension
a réponse donné en (5). En nous basant sur les résultats
obtenus pour ¥ ;. nous pouvons appliquer la théorie
classique de I’estimation par le ratio pour calculer les
résultats asymptotiques pour y v EN particulier, sous les
mémes hypotheses, les taux asymptotiques pour le biais et la
variance approximatifs de 3, ;, sont les mémes que ceux
indiqués au théoréme 1, et la distribution asymptotique de
est donnée dans le résultat qui suit.

N(O, 1).

y rat, ihv
Théoreme 2. Supposons que les conditions du théoréme 1
sont vérifies. Supposons que la moyenne de population doit
étre estimée au moyen de [lestimateur ponderé par la
propension a répondre 'y b donné en (5) et que les
propensions a répondre sont estimées par (I)l, Pestimateur de
régression par polynomes locaux de degré k défini en (8).
Soit

=—Zn W -

v ies,

y N, )R,
ot les poids ;' sont donnés au théoréme 1. Supposons que

E(ewv) c

1/2
Var(ewv)

N(0, 1) quand v — o,

et
hm (n, h,)Var(e,

nwv) € (09 OO)'
Alors,
)_}ragmf)v - yN - Bragv
[Var(@,)1"”

rat, v = O(h\l/fﬂ)’ Si k est impair, et
= O™, si k est pair.

£ 5 N(0, 1)

quand v — o, ou B
B

rat, v
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4. Estimation de la variance

Comme nous 1’avons mentionné a la section 3, I’esti-
mateur y ; n’est pas asymptotiquement equivalent a
¥ v de sorte qu’il est habituellement incorrect d’approxi-
mer la variance asymptotique du premier par celle du
second. En fait, une preuve que la variance asymptotique de
¥ v Surestime la variance de y ;= est donnée par Kim et
Kim (2007) quand on émet I’hypothése que les propensions
a répondre suivent un modele paramétrique. Dans le présent

contexte, la variance asymptotique de y ; est
Var[y 1= Var|— > © ' ¥;'R, y, |,
v i€s,

avec ;' donné par le théoréme 1. Nous avons souligné
antérieurement dans Da Silva et Opsomer (2006), pour le
cas plus simple d’un polynome de degré nul, que la
complexité élevée de I’expression rend I’estimation directe
de cette variance difficilement applicable et avons proposé
une méthode de rééchantillonnage pour la remplacer. Nous
décrivons brievement la procédure ici en I’étendant aux
polyndomes locaux de degré k, mais nous omettons les
calculs théoriques.

Nous partons d’un ensemble de poids de rééchan-
tillonnage en I’absence de non-réponse, défini par 1’estima-
tion de la variance d’un estimateur linéaire.

=—Zwy,
Vzes

L’estimateur de variance par rééchantillonnage de 0 est
défini comme étant

L, ~
V@) = ZC[ (é(‘) _ 9)2’ 17)
(=1
ou
5 = NLZ why, 0=1,2.,L,

désigne un ensemble de L, répliques pour é, w'") repré-
sente les poids d’échantillonnage associés a la (¢ réplique
et ¢, est un facteur qui dépend de la méthode de rééchan-
tillonnage. Les exemples de procédures de rééchantillon-
nage satisfaisant I’équation (17) s’appuient sur des variantes
de la méthode du jacknife ou de la technique des répliques
répétées équilibrées. Le processus d’adaptation de la
méthode de rééchantillonnage a I’estimation de la variance
de y 4, etde y . estsimple. Les répliques nécessaires
de ces estimateurs corrigés, a savoir y(;)) et y(r;: v’ sont
obtenues en remplagant les w, = n;' par w'” dans (4) et
(5), respectivement, ainsi que dans les calculs requis pour
produire la fonction (T),. dans (9). A la section 5.4 qui suit,
nous évaluons les propriétés pratiques de la méthode
d’estimation de la variance par rééchantillonnage en
I’appliquant aux données de la NHANES.
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5. Application aux données de la NHANES

5.1 Le plan de sondage de la NHANES

Nous évaluons la performance des estimateurs corrigés
par la régression par polynomes locaux au moyen de
données réelles. Nous utilisons pour cela les données de la
vague de 2005-2006 de la National Health and Nutrition
Examination Survey (NHANES) menée par le National
Center for Health Statistics des Centers for Disease Control
and Prevention (NCHS/CDC) du U.S. Department of
Health and Human Services. Cette enquéte est réalisée
aupres d’un échantillon a plusieurs degrés, stratifié, de la
population civile américaine non placée en établissement.
Dans les grandes lignes, la formation de I’échantillon est la
suivante :

i)  dans chaque strate, les unités primaires d’échan-
tillonnage (UPE) correspondent a des comtés ou a
des groupements de petits comtés qui sont sélec-
tionnés par échantillonnage avec probabilité pro-
portionnelle a une mesure de taille ;

il) parmi les UPE échantillonnées, des groupes d’ilots
urbains (segments) contenant des grappes de mé-
nages sont sélectionnés, également par échantil-
lonnage avec probabilité proportionnelle a la taille ;

i) dans les segments sélectionnés, les grappes de
ménages sont sélectionnées aléatoirement avec pro-
babilit¢ de sélection variable afin de suréchantil-
lonner certains groupes d’age, d’origine ethnique ou
de revenu dans certaines régions géographiques ;

iv) dans les ménages sélectionnés, un ou plusieurs
participants sont sélectionnés aléatoirement.

La diffusion publique des données de la NHANES
comporte deux aspects importants. Premiérement, afin de
réduire les risques de divulgation, le plan d’échantillonnage
a quatre degrés, stratifi¢ est condensé en un plan a un degré
stratifié dans lequel ni la nouvelle variable de strate ni la
nouvelle variable d’UPE ne correspond a la méme variable
dans le plan de sondage original. Deuxiémement, les poids
d’échantillonnage de base, qui sont égaux a I’inverse des
probabilités d’inclusion des participants a I’enquéte, ne sont
pas diffusés. Les poids fournis refletent les ajustements
apportés aux poids de base pour tenir compte de la non-
réponse totale dans les volets interview et examen physique
de I’enquéte, et pour produire des estimations qui con-
cordent avec les totaux de controle connus de population.

5.2 L’expérience par simulation

Afin d’évaluer empiriquement les estimateurs de régres-
sion par polyndmes locaux en tant que correction pour la
non-réponse dans les enquétes complexes, nous allons ap-
pliquer une source artificielle de non-réponse totale a
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I’ensemble de données a grande diffusion de la NHANES.
Nous considérons que le mécanisme de non-réponse est une
fonction lisse de I’4ge, exprimé en années, des participants a
I’enquéte (AGE). Pour cette comparaison, nous choisissons
comme variables étudiées quatre caractéristiques associées
aux maladies cardiaques, a savoir la pression artérielle
systolique (PAS), la pression artérielle diastolique (PAD),
I’indicateur d’hypertension (HYP) et I’indicateur de taux de
cholestérol total sérique élevé (CTE). Toutes ces variables
ont ét¢é mesurées chez les participants a I’enquéte ayant
18 ans ou plus. Pour les variables de pression systolique et
diastolique, les valeurs ont été obtenues en calculant la
moyenne, pour les mesures correspondantes, d’un ensemble
comptant jusqu’a quatre lectures. Nous avons considéré
comme faisant de I’hypertension les individus dont la
pression artérielle systolique était égale ou supérieure a
140 mm Hg ou dont la pression artérielle diastolique
moyenne était égale ou supérieur a 90 mm Hg ou qui
prenaient, au moment de I’enquéte, un médicament pour
faire baisser la tension. Nous avons considéré comme ayant
un taux de cholestérol total sérique élevé les personnes dont
le taux de cholestérol sérique total était égal ou supérieur a
240 mg/dL. Les corrélations d’échantillon non pondérées
entre ces variables et la variable AGE sont 0,481 (PAS),
0,118 (PAD), 0,552 (HYP) et 0,060 (CTE), respectivement.
Dong, il est raisonnable de postuler que la non-réponse
totale en fonction de I’dge aura vraisemblablement des
effets différents sur les estimateurs par sondage de ces
quatre variables.

Au total, 4 727 personnes de 1’ensemble de données de la
NHANES ¢étaient admissibles. Nous avons produit une non-
réponse totale pour les quatre variables d’intérét conformé-
ment & deux fonctions logistiques de la propension a
répondre de la variable auxiliaire x prise comme étant I’age
(en années) du participant a I’enquéte moins 18. Nous
considérons dans ces fonctions les prédicteurs linéaire et
non linéaire de x de la forme suivante

Prédicteur linéaire :

¢, (x) = {1+ exp[-(B, + BX)]}"

Prédicteur non linéaire :

¢11 (x) =
{L+-exp[— (B, +B,x+B, x>+ B, cos(Bx*/m)sin(Bsx/m)]} -

ou les coefficients de régression B, ..., 3; sont choisis de
sorte que les fonctions de propension a répondre donnent un
taux de non-réponse global d’environ 30 % quand elles sont
appliquées aux valeurs d’échantillon de x. Dans les deux
cas, nous avons maintenu 1’échantillon de la NHANES fixe
et produit B =1 000 vecteurs indépendants d’indicateurs de
réponse par échantillonnage de Poisson.
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Ensuite, nous avons évalué les six corrections de la non-
réponse qui suivent sur ces données. Il convient de souligner
que, dans tous les cas, nous présentons les versions ratio (5)
des estimateurs, parce que nous avons constaté qu’elles
étaient nettement plus précises que les versions Horvitz-
Thompson.

1. Probabilités réelles de réponse : 431. =¢(x;), i €5,

2. Correction par régression logistique : cT)l. obtenu sous
forme des probabilités estimées a partir d’une ré-
gression logistique de chaque vecteur de réponses
sur x, en utilisant un polynome en x de degré un
comme prédicteur linéaire.

3. Régression pondérée par polyndmes locaux de degré
k et de largeur de fenétre h,: ¢, = d(x, k, h,)
donnée par (8), avec i e s, k=0,1,2,3, h, =
0,15, 0.25, 0,50 et la fonction noyau d’Epanechnikov

K@) = 3/14)(1 - x*)I{x| < 1.

4. Régression non pondérée par polynomes locaux de
degré k et de largeur de fenétre /4, : identique au
cas qui précéde mais sans inclure les poids d’échan-
tillonnage dans (8) pour obtenir la fonction (T)l. =
&)(xl., k, h,). Cela pourrait étre un peu plus facile a
calculer en pratique et devrait donner lieu a des
résultats similaires, méme si cette approche ne suit
pas, strictement parlant, la théorie de pseudorando-
misation de la section 3.

5. Pondération a I'intérieur de la cellule : dans chaque
strate, les répondants et les non-répondants ont été
répartis en quatre classes d’age en se fondant sur les

Tableau 1
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quartiles d’échantillon de cette variable. L’échan-
tillon a €t¢ subdivis¢ ainsi en 60 cellules. Soit s, et
s,, I’ensemble d’¢léments échantillonnés et I'en-
semble d’¢éléments répondants, respectivement, dans
la g° cellule. Alors, la correction par pondération
dans la cellule est défini en prenant

I Ziesmw,

e S
W
ies, !

pour tous les répondants i € s,,.
6. Correctionnaive: ¢, =1, 7 € s,.

5.3 Biais et robustesse a I’erreur de spécification de la
fonction de propension a répondre

Si I’échantillon complet sans non-réponse artificielle est
utilisé, les moyennes estimées de Hajek pour les quatre
variables étudiées sont respectivement PAS=122,19 mm Hg,
PAD=70,29 mmHg, HYP =29,04 % et CTE = 15,76 %. Le
tableau 1 donne le biais relatif en pourcentage de ces
moyennes sur les ensembles de réponses calculés pour
chaque méthode d’ajustement dans cette expérience par
simulation. Pour les estimateurs corrigés par la régression
pondérée et non pondérée par polyndmes locaux, nous
présentons les résultats uniquement pour la largeur de
fenétre A, =0,25, mais ceux obtenus pour d’autres largeurs
de fenétre sont similaires. Nous donnons plutdt les résultats
pour les divers degrés du polynome local, afin de pouvoir
évaluer D’effet du passage d’une constante locale a des
polyndémes d’ordre plus élevé.

Biais relatifs (%) des estimateurs corrigés de la non-réponse de la pression artérielle systolique (PAS) moyenne, la pression
artérielle diastolique (PAD), I’indicateur d’hypertension (IHP) et I’indicateur de cholestérol total sérique élevé (CTE), basés sur
1000 ensembles de réponses pour deux fonctions de propension a répondre selon I’age du participant a I’enquéte dans la

NHANES de 2005-2006

Fonction logistique de propension a répondre

Fonction logistique de propension a répondre

(prédicteur linéaire) (prédicteur non linéaire)

Type de correction PAS PAD HYP CTE PAS PAD HYP CTE
Propensions réelles a répondre 0,01 0,01 -0,01 0,04 -0,00 -0,00 0,01 -0,22
Régression logistique 0,01 0,00 -0,03 0,03 0,47 -1,67 6,49 -6,76
Régression pondérée par polynémes locaux :

Degré¢ 0 0,27 0,34 3,39 2,41 -0,20 -0,39 -1,20 -2,27

Degré 1 0,00 0,04 -0,03 0,20 -0,01 -0,49 0,34 -2,36

Degré 2 0,01 0,01 0,03 0,07 0,03 -0,05 0,51 -0,27

Degré 3 0,01 0,01 -0,02 0,04 -0,03 -0,05 -0,24 -0,44
Régression non pondérée par polyndmes locaux :

Degré 0 0,11 0,24 1,34 1,53 -0,17 -0,47 -0,98 -2,70

Degré 1 0,01 0,05 -0,00 0,25 -0,01 -0,57 0,34 -2,69

Degré 2 0,01 0,01 -0,00 0,07 0,01 -0,07 0,26 -0,40

Degré 3 0,00 0,01 -0,06 0,03 -0,03 -0,06 -0,29 -0,48
Pondération a I'intérieur de la cellule 0,08 0,08 0,84 0,69 -0,11 -0,07 -0.84 -0,48
Naive 1,62 0,80 20,49 8,04 -1,30 -1,60 -15,61 -10,77
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Parmi les estimateurs affectés par la non-réponse pro-
duite, les résultats les plus biaisés sont clairement ceux
obtenus pour I’estimateur « naif » non corrigé. Comme le
montre la derniére ligne du tableau 1, le biais est plus élevé
pour les estimations de la prévalence de I’hypertension et de
la pression artérielle systolique moyenne, car ces caracté-
ristiques (variables) étudiées sont celles dont la corrélation
avec la variable AGE est la plus forte, ainsi que pour
I’estimation de la prévalence du cholestérol total sérique
élevé. Les biais de I’estimateur naif peuvent étre réduits avec
succeés au moyen de ’estimateur fondé sur les propensions
réelles a répondre, n’importe lequel des estimateurs corrigés
par la régression par polynomes locaux, I’estimateur avec
pondération a I’intérieur de la cellule ou I’estimateur corrigé
par régression logistique, si le modele de la fonction de
propension est spécifié correctement. En ce qui concerne la
réduction du biais, les meilleurs résultats sont obtenus en
utilisant 1’estimateur corrigé par les propensions réelles a
répondre, parce qu’il est conditionnellement sans biais pour
les estimations en échantillon complet. L’ajustement logis-
tique, s’il est appliqué sous le modele correct, donné par la
fonction de propension & répondre avec un prédicteur
linéaire, produit aussi des estimations presque sans biais.
Pour la deuxiéme fonction de propension a répondre, ou la
forme du prédicteur n’est pas bien reflétée par 1’ajustement
d’une courbe de régression logistique, cette correction donne
un estimateur conditionnellement biaisé.

Les moyennes des estimations par la régression par
polynomes locaux se rapprochent généralement des estima-
tions en échantillon complet si I’on augmente le degré du
polynome ajusté, le rapprochement le plus important étant
obtenu en passant d’une constante locale a un estimateur
lin¢aire local. Donc, il semble que la régression par poly-
nomes locaux est effectivement supérieure a la régression par
la méthode du noyau dans ce contexte. La différence entre
les formes pondérée et non pondérée de cet ajustement est
tres faible et les deux méthodes produisent des biais
conditionnels plus petits dans I’ensemble que les biais de
I’estimateur avec pondération a I'intérieur de la cellule,
quand elles sont mises en ceuvre par ajustement local d’un

\

polynome d’ordre supérieur a zéro pour estimer les
propensions a répondre. Les estimateurs pondéré et non
pondéré corrigés par la propension a répondre en ajustant un
polynome de degré nul ont un biais plus petit aux petites
largeurs de fenétre, comme nous 1’avons observé pour la
largeur de fenétre 0,15, par exemple, mais les petites largeurs
de fenétre ont tendance & accroitre la variance des estima-
teurs. Dans I’ensemble, les ajustements par la régression
pondérée et non pondérée par polyndmes locaux donnent de
meilleurs résultats que I’ajustement par régression logistique
paramétrique quand le modeéle de réponse est spécifié in-
correctement. L’application des corrections par la régression
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par polynémes locaux de degré supérieur & un donne des
résultats semblables a ceux de I’ajustement logistique sous
spécification correcte du modéle de réponse.

5.4 Variance et estimation de la variance

Le tableau 2 donne les variances des méthodes d’ajuste-
ment étudiées ici sur ’ensemble des répliques de non-
réponse, normalisées, par souci de clarté, par la variance de
I’ajustement par la propension a répondre réelle. Fait
intéressant, il semble exister une relation inverse entre la
grandeur des biais relatifs présentés au tableau 1 et la
variance présentée dans ce tableau. Dans les cas ou le biais
relatif est faible (régression pondérée et non pondérée par
polynomes locaux, pondération a I'intérieur de la cellule,
ainsi qu’ajustement par régression logistique pour la fonction
de propension linéaire), toutes les méthodes semblent mener
a des variances a peu pres similaires. Les polynomes locaux
de degré élevé ont tendance a étre plus variables que ceux de
degré plus faible, et ce particulierement dans le cas de la
fonction de propension non linéaire, pour laquelle un saut net
est observé lorsque 1’on passe du degré 1 (local linéaire) au
degré 2 (local quadratique). Dans I’ensemble, la régression
linéaire locale, pondérée ou non pondérée, semble offrir un
bon compromis entre le biais et la variance de la méthode de
correction de la non-réponse.

Les résultats de simulation susmentionnés montraient le
comportement de plusieurs ajustements pour corriger la
non-réponse dans les conditions de la NHANES. Nous
allons maintenant examiner I’approche d’estimation de la
variance par rééchantillonnage de la section 4 et évaluer son
utilitt en tant que mesure de I’incertitude fondée sur
I’échantillon pour les estimateurs corrigés de la non-réponse
dans les mémes conditions. Nous avons appliqué I’estima-
teur (17) avec la méthode du jacknife. Comme la NHANES
ne fournit pas d’information sur les probabilités conjointes
d’inclusion dans I’échantillon, nous n’avons pas pu nous
servir d’un estimateur de variance jacknife complet comme,
par exemple, dans Berger et Skinner (2005), afin de tenir
compte de la sélection des unités avec probabilité variable
dans I’enquéte. Par conséquent, nous avons supposé que les
plans d’échantillonnage a [Dintérieur des strates de la
NHANES pouvaient étre approximés par 1’échantillonnage
en grappes avec remise et avons réécrit (17) sous la forme
proposée par Rust (1985),

T
WROEDIED WIS (18)
t=1 jes,

ou s, désigne ’ensemble d’unités dans 1’échantillon qui pro-
viennent de la ¢ strate de la NHANES, ¢ =1, 2,...,7, n,
est le nombre d’unités sélectionnées dans s,, ¢, =(n, —1)/n,
et 0 est obtenu & partir de (5) en remplagant les w, par les
poids de rééchantillonnage
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Variances Monte Carlo normalisées des estimateurs corrigés de la non-réponse de la pression artérielle systolique (PAS) moyenne,
la pression artérielle diastolique (PAD), I’indicateur d’hypertension (HYP) et I’indicateur de cholestérol total sérique élevé (CTE)
basés sur 1 000 ensembles de réponses pour deux fonctions de propension a répondre selon I’4ige du participant a ’enquéte dans la

NHANES de 2005-2006

Fonction de propension logistique
(prédicteur linéaire)

Fonction de propension logistique
(prédicteur non linéaire)

Type de correction PAS PAD HYP CTE PAS PAD HYP CTE
Propensions réelles a répondre 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0 100,0
Régression logistique 85,9 92,4 79,5 96,5 63,9 61,5 54,1 52,0
Régression pondérée par polyndomes locaux :
Degré 0 74,9 81,2 65,7 92,1 70,3 67,0 67,4 75,0
Degré 1 81,8 89,5 66,2 92,7 73,6 69,8 68,9 76,0
Degré 2 81,3 89,8 65,5 94,0 90,3 81,7 88,0 96,1
Degré 3 82,3 90,2 65,8 93,1 90,1 82,2 87,7 96,2
Régression non pondérée par polyndomes locaux :
Degré 0 82,2 85,8 77,6 95,8 71,9 69,2 70,7 74,7
Degré 1 85,6 90,1 79,4 95,7 74,4 71,1 71,2 74,6
Degré 2 86,6 91,3 79,3 96,1 91,8 84,5 91,8 96,8
Degré 3 87,3 91,5 78,5 95,0 91,2 84,7 91,2 96,9
Pondération a ’intérieur de la cellule 79,7 89,1 62,1 91,6 82,5 77,0 81,1 92,3
Naive 71,3 58,0 81,7 74,6 48,6 48,7 45,5 45,1
o . A prise en compte afin d’obtenir une cible d’estimation valide
0, pour un participanta I'enquéte pour V. (0). Etant donné que la régression pondérée et
ieUPE j, jes, non pondérée par polyndmes locaux et la pondération a

pour un participant a I'enquéte
ieUPE j, j'es, (j' #))

Wy = n/(n, —Dw;,

Wi, pour un participant a 'enquéte

IEgs,.

Nous avons également appliqués ces poids dans 1’estimation
des propensions a répondre pour la procédure de correction
par la régression par polynomes locaux pondérée.

Nous avons appliqué I’estimateur jacknife de variance
(18) a chaque vecteur de réponses provenant des deux fonc-
tions de propension, ce qui a donné les estimations
V(©(®b),b=1,2,..,B, pour tous les estimateurs
corrigés dans I’expérience. Aux fins de comparaison, il
serait intéressant de produire des estimations des variances
correspondantes par la méthode Monte Carlo. Cependant,
comme I’échantillon de la NHANES est fixe, la variance
Monte Carlo des estimations ponctuelles 0(b) sur les
vecteurs de réponses estime uniquement la variance condi-
tionnelle Var(é|sv) par rapport au modele de réponse.
Puisque

Var(0) = Var(E(0]s,)) + E(Var(]s, )),

ou les moments « internes» sont calculés par rapport au
modéle de réponse sachant que 1’échantillon et les moments
«externes » sont calculés par rapport au plan d’échan-
tillonnage, la variance sous le plan de E(B|s,) doit étre

I’intérieur de la cellule produisent des estimateurs approxi-
mativement conditionnellement sans biais de l’estimateur
sur échantillon complet, y . = Y, W,/ Zic;, W,, poUr
les deux fonctions de propension a répondre, nous avons
décidé d’utiliser Iestimateur jacknife de la variance de
Ve COmme «substitut » de Var(E(0]s,)). Donc, notre
« variance de comparaison » sera définie sous la forme

N oA A 1 &, A
P (0) = P (7 ) + ﬁZ(e(b) - 0)%
— 1 =1

L’utilisation de v, (é) au lieu de la variance réelle aura
tendance a sous-estimer tout probléme de biais associé a
I'utilisation de D’estimateur jacknife de la variance pour
I’estimateur sur échantillon complet. Cependant, elle mon-
trera dans quelle mesure la méthode de rééchantillonnage
réussit bien a refléter la variabilité due a la non-réponse.

Le tableau 3 donne les biais relatifs des estimateurs
jacknife de la variance obtenus dans 1’expérience. Les
résultats montrent que I’estimateur jacknife de la variance
donne d’assez bons résultats pour les deux mécanismes de
non-réponse et pour tous les estimateurs considérés. La
méthode de correction par la régression par polyndomes
locaux pondérée semble produire des variances estimées qui
concordent mieux avec la variance de comparaison que la
version non pondérée de cette méthode. Les résultats pour la
fonction a prédicteur non linéaire révélent un biais plus
important que ceux obtenus pour le prédicteur linéaire, les
biais positifs et négatifs étant plus prononcés dans le premier
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cas pour toutes les variables. Comme il est discuté dans
Da Silva et Opsomer (2006), les méthodes de rééchan-
tillonnage pour les estimateurs corrigés de la non-réponse
omettent souvent de tenir compte d’une composante de la
variance totale qui inclut I’effet de I’échantillonnage ainsi
que du mécanisme de réponse. Nous conjecturons, par
conséquent, que les propriétés de biais différentes mani-
festées pour les diverses variables pourraient étre dues a
cette composante manquante de la variance.

6. Conclusion

Dans le présent article, nous avons étudié les propriétés
de la pondération non paramétrique par la propension a
répondre en tant que méthode de correction de la non-
réponse aux enquétes. La régression par polyndmes locaux
semble offrir un moyen flexible de production de nouveaux
ajustements pour tenir compte de la non-réponse. Les
résultats présentés étendent ceux décrits dans Da Silva et
Opsomer (2006) en permettant ’utilisation de polynomes
locaux de degré arbitraire, ce qui offre des avantages aussi
bien théoriques que pratiques par rapport a la régression par
noyau de degré nul.

L’expérience par simulation a révélé qu’outre ses bonnes
propriétés théoriques, 1’estimateur donne des résultats com-
parables & un estimateur fondé sur un modele paramétrique
spécifié correctement en ce qui concerne le biais et la
variance, tout en offrant une protection contre une
éventuelle erreur de spécification du modéle. L’estimateur

Tableau 3
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avec pondération dans la cellule offre la méme robustesse a
Ierreur de spécification du modele, mais un avantage
particulier qu’ont les méthodes de régression non para-
métriques sur les approches de pondération a I’intérieur des
cellules tient a leur lien avec de grandes classes de
techniques de modélisation exposées dans la littérature
n’ayant pas trait aux enquétes. Les extensions de la
méthodologie décrite ici aux modeles semi-paramétriques et
additifs (généralisés) (Hastie et Tibshirani 1986) peuvent
étre formulées facilement et devraient donner de bons
résultats dans une grande variété de scénarios de modéli-
sation de la réponse potentielle, y compris les situations
dans lesquelles existent de multiples covariables a la fois
catégoriques et continues. Une discussion détaillée de ces
extensions dépasse néanmoins le cadre du présent article.

A la section 5, nous avons appliqué la correction non
paramétrique de la non-réponse aux données de la
NHANES en modélisant la probabilit¢ de réponse sous
forme d’une fonction lisse de I’dge des répondants et en
pondérant les données par I'inverse des probabilités de
réponse estimées. La méme approche peut étre appliquée a
d’autres ensembles de données d’enquéte quand des
covariables continues reliées a la probabilité de réponse sont
disponibles pour toutes les unités figurant dans 1’échantillon
original. Il s’agit d’une alternative viable a 1’approche de
pondération a I'intérieur de la cellule adoptée couramment
dans des situations ou les cellules sont construites par
« binning », ou groupement par classe, sur une ou plusieurs
variables continues.

Biais relatifs (%) des estimateurs jacknife de la variance des estimateurs de la pression artérielle systolique (PAS) moyenne, la
pression artérielle diastolique (PAD), I’indicateur d’hypertension (HYP) et ’indicateur de cholestérol total sérique élevé (CTE),
basés sur 1 000 ensembles de réponses pour deux fonctions de propension a répondre selon I’Age du participant a I’enquéte dans la

NHANES de 2005-2006

Fonction de propension logistique
(prédicteur linéaire)

Fonction de propension logistique
(prédicteur non linéaire)

Type de correction PAS PAD HYP CTE PAS PAD HYP CTE
Propensions réelles a répondre 0,55 -0,47 -0,06 0,16 0,92 -0,26 -1,03 -2,76
Régression pondérée par polynémes locaux :
Degreé 0 -0,66 2,33 2,74 4,44 1,63 -2,27 -5,12 -9,44
Degré 1 -0,31 -1,03 0,31 1,87 5,27 4,03 2,60 -9,95
Degré 2 -0,14 -0,76 0,41 0,49 0,25 0,65 -2,60 -3,60
Degré 3 -0,27 -1,03 0,39 0,48 0,19 0,45 -2,19 -3,02
Régression non pondérée par polyndmes locaux :
Degré 0 2,00 2,77 3,57 5,56 5,73 0,31 1,83 -10,22
Degreé 1 2,02 1,06 2,63 2,61 7,46 5,57 433 -10,43
Degré 2 2,26 1,07 2,88 1,36 4,16 3,81 1,62 -2,94
Degré 3 2,21 1,01 2,94 1,46 3,45 3,65 0,96 -2,63
Pondération a I'intérieur de la cellule -1,15 1,70 -0,47 5,16 2,69 -6,91 3,06 -5,88
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Un certain nombre de questions concernant 1’application
de la méthode dans les enquétes réelles, que ce soit dans le
cas univari¢ décrit en détail ici ou dans les diverses
extensions du modé¢le que nous venons de mentionner,
doivent étre étudiées plus en profondeur. Un important
probléme pratique est celui du choix du paramétrage de
I’estimateur, tel que le degré du polynéme local et la largeur
de fenétre. Comme il est mentionné dans la littérature non
paramétrique (par exemple, Fan et Gijbels 1996, page 77) et
confirmé dans les simulations, 1’utilisation de polynomes de
degré plus ¢€levé réduit le biais mais accroit la variance, de
sorte que les polyndmes de degré & = 1 ou 2 sont générale-
ment considérés comme un bon compromis. Le choix de la
largeur de fenétre est plus critique. Dans nos simulations, les
résultats n’étaient que moyennement sensibles a ce choix
dans une fourchette « raisonnable » de valeur, ¢’est-a-dire
celles qui garantissent que le nombre d’observations utili-
sées pour estimer ¢p(x) atout x ne devienne pas trop petit
(voir la discussion a la fin de la section 2) ou si grand que
I’ajustement du modéle ne permette pas de saisir les
variations dans ¢(-) sur I’intervalle de valeur de x. A titre
de régle empirique, nous recommandons de considérer pour
h des valeurs comprises entre 20 % et 50 % de 1’étendue de
x comme bon point de départ, puis de procéder a une
détermination finale en examinant a la fois les diagnostics
de modélisation concernant I’ajustement du modele ¢(x) et
les diagnostics de pondération concernant les poids de
sondage corrigés (T, (T),.)"l, comme cela se ferait pour
construire des poids dans les cellules.
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Annexe

A.1 Hypothéses

Nous énongons maintenant les hypothéses nécessaires
pour obtenir nos principaux résultats. Une discussion dé-
taillée de ces hypotheses figure dans Da Silva et Opsomer
(2008). Considérons le cadre asymptotique de la section 3.
Soit 1, = (I}, I, ..., I )" le vecteur d’indicateurs d’in-
clussion dans 1’échantillon pour la v° population. En
supprimant le v pour simplifier la notation, posons w; =
Pr(I, = 1), et désignons par
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A

Joe e = E, (HLI (1 i, — T )) (19)

les moments de degré plus élevé pour les indicateurs
d’inclusion dans I’échantillon 7 s> 1,5 1; par rapport au
plan d’échantillonnage. Nous supposons qu’il existe des
constantes positives A, A,, ..., A, telles que :

AD A < Non'm, <k, <o,VieU,;
1 vity 2 v
(A2) N;'n, — m, pour 0 < < 1, quand v — oo

(A3) Pour des j, j,,...., j, € U,, distincts, ou k = 2,
3,..,8,

[szl(N—/#l)T] n?% sik estpair,
Jises Gy 1

[H;(N_("‘l)]il ”?7‘4 sik estimpair

(A4) limv_moN\leier yi=pe(-o,) et NJIZieuV |y |4S
Asg, pourtout v > 1.

Soit R, = (R, Ry, ..., Ry )" le vecteur d’indicateurs de
réponse pour la v° population. En plus des hypothéses
concernant le plan d’échantillonnage et la distribution de
population de la variable Y, nous avons besoin des hypo-
théses suivantes concernant le mécanisme de réponse :

BDR, R, ..., Ry
pendantes ;

sont des variables aléatoires indé-

(B2)Pr{R = 1|1, y,, x,} =
Pr{R =1|x}=0,VieU,;

B3)d, =d(x,),Vie U, ou ¢(-) estune (k+ 2)° fonc-
tion continument différenciable avec A, < ¢(-) < 1. La
dérivée premiere ¢'(-) posséde un nombre fini de
changements de signe.

En ce qui concerne la distribution des x; et I’estimateur
par noyau, nous supposons que :

(Cl)pour tout v =1, x;, x,,..., x sont les réalisations
des variables aléatoires X, X,,..., X}, indépen-
dantes et identiquement distribuées suivant la loi
Fy(x)=[" fy(@)dt, ou f,(-) est une densité¢ de
probabilit¢ continue et positive sur un ensemble
compact [ay, by];

(C2)la fonction noyau K(-) est une densité de probabilité
bornée et continue, qui est symétrique autour de zéro
et appartient a I’intervalle [-1, 1] ;

€)1z [ K(z)dz < o0

(C4)pour tout v =1, {A,} est une série de largeurs de
fenétre satisfaisant 0 < i, <1, h, — 0, n,h] — o
et N h,/logN, — o, quand v — oo;
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(CS5)la dérivée premiére f(-) est continument différen-
ciable et contient un nombre fini de changements de
signe sur supp(fy). La dérivée premiere K'(:)
posséde un nombre fini de changements de signe sur
supp(K) ;

(C6)la matrice N,T.' est non singuliére pour tout
ieU, ettout v=1.

A.2 Calculs techniques

Les preuves complétes sont données dans Da Silva et
Opsomer (2008). La preuve du théoréme 1 s’appuie sur la
détermination de bornes pour les moments de la différence
Vg~ Vrpy SOUs le mécanisme probabiliste du plan de
sondage et du modele de réponse combinés, suivie par le
calcul des taux de convergence pour le biais et la variance
de I'estimateur linéaris¢ y_, . Cela est accompli au moyen
d’une série de six lemmes, qui sont énoncés ici sans preuve.
La preuve du théoréme 2 est fondée sur le résultat du
théoréme 1, suivie par une linéarisation supplémentaire de la
forme ratio.

Dans la suite, pour simplifier la notation, nous sup-
primons le fait que les résultats sont conditionnés sur les
séries  x, = (x,...,xy ) dans les populations U..
Cependant, nous avons montré¢ dans Da Silva et Opsomer
(2008), comme nous 1’avions fait dans Da Silva et Opsomer
(2006), que les résultats que contiennent ces lemmes sont
vérifiés avec une probabilité de 1 sur ces séries. Donc, les
résultats peuvent étre interprétés comme vérifiés pour toutes
les séries dans les populations, sauf sur un ensemble de
probabilités O par rapport a la distribution des x,.

Lemme 1. Supposons que les hypothéses (C1) a (CS) sont
vérifiées. Considérons (K, x) = [, /Z(K (z)dz, ou
D, ={t: (x+ ht)e supp(fy)} N supp(K). Alors, pour

X,

tout £ =0,1, ..., k + 2,

sup

—0,
xesupp(fy) Voo

%

—X
J(Xj—x)‘—Ev (x, 0)

1 x| 2
thv jeu, h
ou

E,(x 0) = fy(x)m, (K 0k
+ L (M (K, )+ o(hy™).

Lemme 2. Supposons que les hypothéses (C1) a (CS) sont
verifices. Considérons [ajustement a la population
b, =&(x, k, h), i €U, défini en (10). Donc, pour tout
i € U,, il existe des termes bornés positifs c,(x,), c,(x;) et
¢;(x,), tels que, si x; dans un point intérieur de supp(fy )
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} ¢ (xS + o(h?) K est pair
(1),- - (I)(Xl-) =

e, (xS + o(h™"Y  k estimpair
etsi x; dans un point au bord de supp(fy)
;= 0(x) = &, () A + o(AS™),

o tous les termes d’ordre plus faible tiennent uniformément
dans i € U,

Lemme 3. Supposons que les hypotheses (C1) et (C4) sont
verifiées. Alors,

1) pour p € [0,0) fixe,

: 1 3
hmsup( Z I{x—hvﬁxjéx-#hv) < @,
Vo

- vty jeu,

uniformément dans x ;

ii) limsup Z ]{x,e[O,hv]u(l—h\,,l]} < o0

Vo0 Vi jeu,

o 1
1i1) limsup — Z Lycnany <5

Voo v jeu,

iv)il existe V', indépendant de x, tel que, quand
v >V,

> Ly eny 2k + 1

Jjeu,

Lemme 4. Supposons que les hypothéses du théoréme 1 sont

vérifiées. Considérons les matrices T, = {fw—, pgt €t

T, = {T, ,,} et les vecteurs t, ={i, }, t, ={t ,} et

B, = {B, ,} donnés dans (7) et (10). Alors,

i) les NV_IE g €l Nv"ltl.’ , sont uniformément bornés
dans i € U, pourtout p, q=1,...k +1;

ii) les T,, ,, et i, , satisfont

o .
max E M =0 T et
1<p, g<k+1 N, n, h,

v
A ¢ 8 |
Lsip — b
max E|=2£ 2% Ol = |
1<p<k+l N n, hv
uniformément dans i € U, ;
iii) la variable aléatoire €] T, (t, — T, B,) satisfait

v

maxE (e T'(t, - T,B,)I,R) = O{L] (20)
ieU, n h

vV

et

A . 1
mf}XE(ef Ti_](tsi - T Bi))4 = 0[ 2p2 ] (21

vV
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Lemme 5. Supposons que les hypothéses du théoréeme 1 sont
verifiees. Alors, pour tout v > 1
i) la réciproque de §, est uniformément bornée dans
ielU,;
ii) les dérivées partielles de (T);l d’ordres un a quatre,
quand elles sont évaluées a T, =T, 1, =t,
S, =0 et 6, =0, sont uniformément bornées en
ielU,;
1ii) E(dA),."“) est uniformément bornée en i € U, ;
iv) linverse de (T),. satisfait

&);1 = (T);l - J):z e Tiil(esi - Tsi B,)

1
+¢g, + O(—Nz h2 J, (22)

uniformément en i€ U, ou les g, sont des
variables aléatoires telles que

Lemme 6. Supposons que les hypothéses du théoréme 1 sont
verifiées. Définissons les variables aléatoires Y i d v €t
Enﬂ)v par

()_/mf)v’ 6775&)\/9 Em{)v), =

L Z Tfi—la),-_](l, (T)i_]el, Ti_l(isi - TsiBi ) &) ViR,

Alors,
O™y k pair,
E(F g — Ty = (23)
O k impair,
_ 1
Var(y ;,) = 0(—}, (24)
nV
(E[d ], Eld; 4] = 0( 1 ) (25)
n\/h\/
et
B )=0| —— 26
(Sn&,\,) - ]f[2 h2 . ( )
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