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Nouvel estimateur de la variance de I’estimateur par le ratio
avec corrections de petit échantillon

Paul Knottnerus et Sander Scholtus?!

Résumé

Les formules largement utilisées pour la variance de I’estimateur par le ratio peuvent mener & une sérieuse sous-
estimation quand I’échantillon est de petite taille; voir Sukhatme (1954), Koop (1968), Rao (1969) et Cochran
(1977, pages 163 et 164). Nous proposons ici comme solution a ce probléme classique de nouveaux estimateurs
de la variance et de I’erreur quadratique moyenne de I’estimateur par le ratio qui ne sont pas entachés d’un
important biais négatif. Des formules d’estimation semblables peuvent s’obtenir pour d’autres estimateurs par le
ratio, comme il en est question dans Tin (1965). Nous comparons trois estimateurs de I’erreur quadratique
moyenne de I’estimateur par le ratio dans une étude par simulation.

Mots-clés : Biais; moments-produits; variance d’échantillon; développement en série de Taylor.

1 Introduction

Considérons une population de N unités distinctes avec les valeurs (x;, y;) (i =1, ..., N) desvariables
x et y (x; > 0). Notons les moyennes correspondantes de population par X et Y dans X = ZiNzlxi /N
ety = ZIN:l Y, /N . Définissons R comme R =Y /X . Posons qu’un échantillon aléatoire simple de taille
n est prélevé sur cette population. Si X est connu, Y peut étre estimé par I’estimateur par le ratio

=p

r = RX, (1.1)
ol R=7Y,/X, avec y, = Z:Llyi/n et X, = Zin:lxi/n; voir Cochran (1977, page 151). Pour un n
grand, I’approximation bien connue de la variance de Ve est

1-f
n

var (\?R) ~ S2z, (1.2)
ol f=n/N,S2= ziNzleiZ/(N ~1)ete =y, —Rx (i=1 ..., N); anoter que EzZiN:lei/N = 0.
Quand n est petit, I’erreur d’approximation de (1.2) peut étre considérable; voir Koop (1968). Qui plus est,
I’erreur peut s’accroitre quand, dans la pratique, S2 en (1.2) est remplacé par son estimateur standard
s = ﬁzi":léiz, ol & =y, —Rx (i=1 ..., n); voir Cochran (1977, page 163). Comme le dit Koop
(1968), la cause de I’écart par rapport a la variance vraie réside dans I’absence de prise en compte de termes
en 1/n2 et 1/n3, et peut-étre aussi de termes des ordres supérieurs.

Nous avons trois buts principaux dans cet exposé, a savoir (i) améliorer I’approximation (1.2) pour les
petites valeurs de n par un développement en série de Taylor du deuxiéme ordre de 1/X; (ii) dériver un
nouvel estimateur de S2 qui est moins biaisé que sZ2; (iii) dégager un nouvel estimateur de variance pour
I’estimateur par le ratio. Bien qu’une approximation distributionnelle normale puisse se révéler imprécise
aux tailles d’échantillon dont il est question ici, un estimateur de variance de plus grande exactitude comme

1. Paul Knottnerus, Statistics Netherlands, C.P. 24500, 2490 HA, La Haye, Pays-Bas. Courriel : pkts@cbs.nl; Sander Scholtus, Statistics
Netherlands, C.P. 24500, 2490 HA, La Haye, Pays-Bas. Courriel : sshs@cbs.nl.



608 Knottnerus et Scholtus : Nouvel estimateur de la variance de I'estimateur par le ratio avec corrections de petit échantillon

celui qui est envisagé nous aide a mieux juger de la précision de I’estimateur par le ratio au regard de celle
d’autres estimateurs. Dans le cas de petits échantillons de petites strates par exemple, I’estimé par le ratio
combiné pour Y est a recommander sGrement plutot que Iestimé par le ratio séparé quand les ratios (R, ,
disons) sont constants de strate en strate; voir Cochran (1977, page 167).

Notre propos se résume ainsi. A I’aide de certains résultats de Nath (1968), nous dérivons a la section 2
une nouvelle formule d’approximation de la variance de R avec une erreur de I’ordre 1/n3. De plus, nous
dégageons une nouvelle formule d’approximation pour le biais de la variance résiduelle d’échantillonnage
sz de I’ordre 1/n. Enfin, nous proposons deux nouveaux estimateurs de I’erreur quadratique moyenne
(EQM) de Y& Alasection 3, nous faisons une étude de simulation permettant de comparer I’estimateur de
variance standard aux nouveaux estimateurs proposés a la section 2. A la section 4, nous résumons nos
principales conclusions.

2 Nouvel estimateur de variance

Nous posons R — R = &, /X,
série de Taylor du deuxiéme ordre

11 1 o1 o !
i o Ll S A !

ou &, est la moyenne d’échantillon de e, et, dans un développement en

nous voyons que le développement en série de Taylor du troisiéme ordre de R — R est

IQ—R:%—%(XS—X)€S+%(Xs—)?)2€s+0p[niz). 2.1
Par Y'r = XR, nous obtenons donc
var(\?R) = var (g,) +_ivar{(xs - X)e,} —icov{ﬁs, (x, - X)&,}
X2 X
2 o2 1
+ﬁcov{€s, (%, - X) ES}+O(FJ' (2.2)

En (2.2), nous avons omis une variance et une covariance, parce que les cinquieme et sixiéme moments
sous-jacents sont de I’ordre 1/n3; voir David et Sukhatme (1974). Il est possible d’évaluer toutes les
(co)variances en (2.2) en utilisant les résultats suivants sur les moments-produits de quatre moyennes
arbitraires d’échantillon, disons X, X, X, et X,

sa’

E (XXX ) = (1- f)(1-2f)S,. /n? +0(n-3) (2.3)

E (XXX Xey) = 7 (SapSeq + SacSpg + SaaSpe) +O(n-3) (2.4)
COV (X, Xgs X Xog) = 7 (S..Spy + S,4S,.) +O(n3) (2.5)
E(X2X2) = 7 (S,,S,, +2S2)+0(n3), (2.6)
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ou y=(1- f)z/nZ, S, = _1 X, X Ib/(N 1) et S, Z _ XiaXipX /(N 1). Nous supposons par
commodité et sans perte de généralité que les moyennes de populatlon sont nulles, c’est-a-dire que
X, =X, =X,=X, =0. Les formules (2.3) et (2.4) découlent des théoréemes 1 et 2 de Nath (1968) et
les formules (2.5) et (2.6), de (2.4). Il s’ensuit de (2.2) a (2.6) que :

e

- 1 1- ) 2
var (Ve) = 57 4| = | (5152 +58) - —=(1- ))(1-20)S,,,

1- )
+2 — (S2S2 +2S2)+0(n-3)

nXx
1- f 1- f 1- ) 1- f)(1-2f
= Sg{1+3( — JSXZ}JFS(—_j S2, -2 ( )( ) we TO(N3), (2.7)
n nXx 2 nXx nzx
ol
1 —2 1 N _
S2 =— X, = X), S0 =—— X; — X)e,
X N—1i:1(' ) ) N—1;( )
1 _ _
S><ee :Sge:—zeiz(xi_x)' o :(Xl_x)el
N_llfl

Des formules semblables en cumulants sont dégagées par Tin (1965) a I’aide de certains résultats de Kendall
et Stuart (1958). Malheureusement, les nombreux cumulants dans les formules de Tin ne nous éclairent
guére sur la structure de var (Y’_\R) et, par conséquent, les corrections de petit échantillon pour I’estimateur
de variance nous imposent des calculs quelque peu fastidieux. En revanche, on peut voir par (2.7) que, pour
un n suffisamment grand, I’approximation (1.2) mene a une sous-estimation a moins que S .. (= S,,) ne
soit trés positif. Ajoutons que Tin parle de trois autres estimateurs par le ratio, mais sans tenir compte des
corrections de petit échantillon dans I’estimation des diverses variances.
Il s’ensuit de (2.1) et (2.3) que
e 1- f 1
blals(Y R) = - S, + o( ) (2.8)

nX n2

voir aussi Cochran (1977, page 161). Par S, = S, on voit ensulite, a partir de (2.7) et (2.8), que I’erreur

guadratique moyenne de \?R est

—f 1- f 1- f)° 1- f)y(L-2f
sg{ns( _ Jsg}w(—_j Sz -2 ( )( )sge+0(n—3). (2.9)
nx?2 nXx n2x

EQM (\?R) =

Si le coefficient de variation C, (= S, /X) est connu, il est bon d’écrire (2.9) sous la forme suivante :

EQM (Vx) = 1_n Lss {1+ 3(%}03 (1+2p2) - 2(1_—an)Cnge S, /(sxse)}, (2.10)

—. 2
OU P, = S,./S,Ses Py = Sye /S,S. €1 SZ =7 iNzl(gi —G) . Dans la pratique, nous pouvons estimer
EQM (Y r) en (2.10) par
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oy 1 f 1-f
EQM, (Vr) = - sg{1+3(chg(1+2,3§é)—2

1-2f
( n )Cx/agé Sg /(sté }. (2.11)

OU Py = Sye /S¢Ser Pge = Sge [S4Se €t

1 & = N N
s :—2 (gi —95)2 [nota: §;, = (X, — X,)&]
n—lH

I reste que I’estimateur en (2.11) ne tient pas compte du biais de s? déja défini.

Pour examiner le biais de s? = Zi":léiz /(n —1), nous employons de nouveaux symboles

1 ) 1 Q 2
2 =——) (X, -X,), s2=——) (g —F,
DI AP RS YOS

Sxe zﬁg(xi _Ys)ei’ qi = (Xi - )?)2 (I :1’ tea N)

Nous pouvons maintenant formuler E (s2) ainsi :

E(s1) =E——3ly, ~ V.- R(x - %)~ (R—R)(x, - )’

n-1=
=E(s2)+E{(R-R) sz ~2E{(R-R)s,.]
=St +E{(R-R)"wf-2E{R-R)g.}+0(n). (2.2)

ou T, et g, sont respectivement les moyennes d’échantillon de g, et g,. En (2.12), nous avons utilisé
_ 1 _ 1
st = (.- (% - X)) 125 ), s = .- (x - D)0
n-1
et, par conséquent, nous obtenons ce qui suit par (2.1), (2.3) et (2.4) :

n-1
E{R-R)"(q, - s2)} = E{82(X, - X)"/X2}{1+ 0D} =O(n)
E{(R-R)(T, -5} =E{& (X, - X)&,/X}{L+0()}=0(n>2).

A partir de (2.1) et (2.12), nous pouvons voir que

biais (s2) = E{(é ~R) (7, -Q+ Q)} —2E{(R-R)(7, -G +G)} +0(n?)

_f sgcj_zEHES iz - X)ES}(gs —G+G)}+O(n2)

nx 2 X X

1 f 1-f(s, s
= —— 8383—2— —_ +O(n_2), (213)
nXx 2 X X2

ol nous avons employé Q = S2(1- N-t) et G = S, (1- N-t). A noter qu’il découle de (2.13) que, pour
un n suffisamment grand, la quantité sz donne lieu a une sous-estimation de S2 sauf quand S, est tres
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positif. Autant que nous sachions, la formule en (2.13) ne figure nulle part ailleurs dans les études
spécialisées.

En nous fondant sur (2.13), nous obtenons un nouvel estimateur de EQM (\?R) qui prend en compte le
biais de s? :

. (1-2f)
EQMZ(YR)z S

. 1-f
— 8¢ {1+ 3(chxz (1+2p2) -2 C,PgS, /(sxsé)}, (2.14)

ou §g est corrigé en fonction du biais relatif de s? qui decoule de (2.13). En d’autres termes,

X

A 1-f 1-f 05556
sgzsg{l——cg(uz/agé)u C M}.
n n S, S,

Il convient de noter que nous avons employé ici S2 /X?S2 = p2C2 et S, /XS2 = p,S.,C,/S.S,.
Signalons enfin que les autres estimateurs pZ et pgs, /(sxsé) en (2.11) sont aussi entachés d’un biais,
mais il est moins simple de dégager ce genre de biais. Il est a espérer que leur biais sera modeste si on prend
toutes les (co)variances de I’échantillon, dont s2. Précisons que, dans les simulations de la section 3, nous
avons constaté que le remplacement de C, par s, /X, n’améliorait pas les résultats.

3 Une étude par simulation

3.1 Configuration et principaux résultats

Dans cette section, nous appliquons les résultats qui précédent a 11 populations. Les populations 1 a 5
viennent de Cochran (1977, pages 152, 182, 203 et 325), les populations 6 et 7 de Sukhatme (1954,
pages 183 et 184), la population 8 de Kish (1995, page 42) et les populations 9 a 11 de Koop (1968). Les
tailles de ces populations varient de 10 a 49. Les coefficients de corrélation entre y et x varient de 0,32 a
0,98 et les coefficients de variation de x, de 0,14 a 1,19. Pour plus de détails, voir le tableau 3.1.

Nous avons considéré des échantillons aléatoires simples sans remise de tailles n=4, 6, ...,14

prélevés sur ces populations (en excluant les cas ou n > N). Pour chaque population, nous avons simulé

N
n

(w) > 106, nous nous sommes bornés a prélever un million d’échantillons aléatoires de taille n sur la

population. Avec ces échantillons simulés, nous avons calculé (un estimé précis de) I’erreur quadratique

tous les ( ) échantillons possibles de taille n en autant qu’il n’y en ait pas plus de un million. Quand

moyenne vraie de Y r pour une population et une taille d’échantillon donnée devant servir d’étalon.

Pour chaque échantillon, nous avons calculé I’estimateur de variance standard pour Y’_\R, disons
\Ta\r(\?a), en nous fondant sur (1.2) avec remplacement de S2 par s?. Cet estimateur est aussi I’estimateur
standard de I’erreur quadratique moyenne de Y’_\R, disons E/QT/IO (Y/_\R), avec une erreur de I’ordre 1/n2.
Nous avons en outre calculé les nouveaux estimateurs E/(?\Nll(Y,_\R) et E/QT/I2 (Y/;R) pour I’erreur
guadratique moyenne de Ve a partir de (2.11) et (2.14). Nous prévoyons que ces estimateurs seront plus
exacts que I’estimateur standard, leur erreur étant de I’ordre 1/n3 .
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Tableau 3.1
Principales caractéristiques des 11 populations de I’étude par simulation
Source N Y X R S2 C, Py Pre Py
1 Cochran, page 152 49 128 103 1,24 621 1,01 0,98 -0,34 0,02
2 Cochran, page 182 34 2,91 8,37 0,35 5,72 1,03 0,72 -0,24 0,56
3 Cochran, page 182 34 2,59 4,92 0,53 4,81 1,02 0,73 -0,14 0,38
4 Cochran, page 203 10 54,3 56,9 0,95 6,71 0,17 0,97 0,38 -0,01
5 Cochran, page 325 10 101 58,8 1,72 150 0,14 0,65 -0,29 -0,29
6 Sukhatme, pages 183 et 184 34 201 218 0,92 3304 0,77 0,93 -0,23 0,93
7 Sukhatme, pages 183 et 184 34 218 765 0,29 8735 0,62 0,83 0,05 0,44
8 Kish, page 42 20 12,8 21,8 0,59 17,8 1,19 0,97 0,23 0,75
9 Kaoop, population 1 20 4,40 6,30 0,70 0,41 0,67 0,98 -0,06 0,50
10 Koop, population 2 20 4,50 51,2 0,09 4,87 0,44 0,42 -0,50 -0,85
11 Koop, population 3 20 15,6 30,0 0,52 36,3 0,40 0,32 -0,88 0,11

Pour une comparaison d’exactitude de ces trois estimateurs, nous avons évalué leur biais relatif par
rapport a la valeur étalon pour I’erreur quadratique moyenne vraie de Y & :

6, (7.~ £om 7

PR = EQM(Vx)

x100 %, ke {0,1,2}.

L erreur quadratigue moyenne EQM (Y/;R) se compose du biais? (\?R) et de la variance var (Y/;R). Pour
toutes les populations de notre étude, nous avons constaté que, malgré les petites tailles d’échantillon, le
biais de Y= comme estimateur de Y était plus ou moins négligeable. En fait, le biais relatif le plus grand
de Y se présentait toujours pour n = 4 et variait entre -4 % et +4 %. En d’autres termes, les erreurs
quadratiques moyennes vraies et estimées dans cette étude étaient dominées par leurs composantes de
variance.

Le tableau 3.2 en présente les résultats. On peut voir d’abord que I’estimateur standard E/QT/I0 (Y’_\R) se
trouve ordinairement a sous-estimer I’erreur quadratique moyenne vraie. Le biais négatif de cet estimateur
peut étre tres grand (jusqu’a dépasser -60 % dans le cas de la population 8). Ensuite, il est frappant que, pour
les trois populations (9 a 11) de I’étude de Koop, @2 (Y/_\R) estime toujours I’EQM vraie de V= avec
un biais relatif de moins de 5 %. Dans le cas des autres populations, le biais relatif est toujours de moins de
7 % sauf pour les populations 1, 6 et 8 avec n =4 et n = 6. Pour n > 10, @z (Y’_\R) est toujours plus
exact que @0 (Y’_\R), et, en réalité, cette constatation vaut pour la plupart des cas avec n < 10. Pour
n>8, @ (\?R) donne presque toujours un meilleur résultat que@ (\?R) d’ou I'utilité d’une
correction en fonction du biais dans sZ. On peut egalement voir au tableau 3.2 que en regle générale,
EQM (Y r) est bien moins entaché d’un biais négatif que EQM (Y r), alors que EQM (Y r) accuse un
biais positif.
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Tableau 3.2
Biais relatif BR, pour les trois estimateurs de EQM (Y r)

population estimateur n=4 n==6 n=238 n=10 n=12 n=14
1 EQM, -48,2 % -35,6 % 27,1 % -21,6 % 17,2 % -14,2 %
EQM, 27.4% 15,8 % 10,9 % 7.7% 6,3 % 51%
EQM, -30,9 % 11,7 % 5,6 % -3,5% 2,1% 14 %
2 EQM, -34,9 % 27,7 % -22,3 % -18,7 % -16,1 % -13,6 %
EQM, 32,6 % 10,1% 33% 05 % -0,9 % -0,9 %
EQM, 2,8% 34% 1,7% 0,4 % -0,5 % -0,5 %
3 EQM, -37,2% -28.4 % -22.4 % 17,9 % 14,4 % -11,6 %
EQM, 26,1 % 7.7 % 2,6 % 1,0 % 0,6 % 07 %
EQM, 2,8 % -0,6 % 1,3% 1,3 % 1,1% -0,6 %
4 EQM, -1,0% -0,4 % 0,1%
EQM, 1,4 % 0,5 % 0,2 %
EQM, 07 % 03 % 0.1%
5 EQM, 0,4 % 07 % 0,8 %
EQM, 2,0 % 1,0 % 0,5 %
EQM, 0.8 % 04 % 0.2 %
6 EQM, -19,2 % 17,3 % -15,8 % 14,7 % -14,1% -13,5 %
EQM, 21,1 % 0,8 % 5,4 % 74% -7.9% -7.8%
EQM, 20,6 % 10,2 % 49% 23% 07% -0,3 %
7 EQM, 17,8 % -12,0 % -8,7% -6,7 % -5,3 % -4,3%
EQM, 4,9 % 0,3% -0,1% 0,0 % 0,0 % 0,0 %
EQM, 0,0 % -0,6 % -0,5 % -0,3 % -0,3 % -0,2 %
8 EQM, -62,3 % -45.8 % -34,9 % -28,0 % -23,4 % -20,3 %
EQM, 11,1 % -8,2 % -6,5% -5,7 % -5,3 % -4.8%
EQM, -34,4 % -13,3 % 6,4 % -4,0 % -3,3% -3,2%
9 EQM, -20,1 % -13,2 % -9,7 % -7,6 % -6,2 % -5,2 %
EQM, 7.4% 1,0% -0,5 % -0,8 % -0,8 % -0,7 %
EQM, 04 % 0,1% -0,2% -0,3% -0,4 % -0,4 %
10 EQM, -8,9 % -2,0 % 0,9 % 2,5% 35% 42%
EQM, 21,1 % 15,4 % 10,9 % 7.7% 5.4 % 37%
EQM, 0,9 % 2,1% 2,0% 1,7% 1,4% 1,1%
11 EQM, -17,5% -10,1 % -6,5% -4,4% -3,0% -2,1%
EQM, 3,4% 3,0% 23% 1,7% 12% 0,8 %
EQM, -4,3% 1,2 % -0,3% 0,0 % 0,0 % 0,1%
moyenne EQM, -24,2 % 174 % -13,3 % -13,0 % -10,7 % -8,9 %
EQM, 12,4 % 43% 1.7% 05% -0,1% -0,4 %
EQM, 4,2 % -1,0 % -0,5 % -0,6 % -0,6 % -0,6 %
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3.2 Examen de deux résultats en particulier

Si on revient au tableau 3.1, on peut noter que, pour les deux populations 1 et 8 présentant les plus
grandes erreurs négatives relatives pour ET)WIZ (Y,_\R), il existe a la fois une corrélation forte p, et une
valeur de C, relativement grande si nous comparons ces populations aux autres populations de notre étude
(p,, 20,97 et C, >1,01). Il est donc intéressant d’examiner de plus pres I’effet de ces quantités sur
I’exactitude de I’estimation de I’erreur quadratique moyenne.

Supposons d’abord que la transformation suivante est appliquée aux valeurs de x, e et y dans une
population donnée :

X'":=X, e':=ae Yy i=Rx+¢,

avec a = 0. Dans cette transformation, le ratio des deux variables ne change pas (R’ = \T'/)?' =R
contrairement a leur coefficient de corrélation (p,,. # p,, saufsi a =1). Il est évident que C, = C, et
SZ = a?S2. Sinous employons maintenant les expressmns (1.2), (2.8), (2.11) et (2.14), il n’est pas difficile
de constater que E{EQM (Y R)} = aZE{EQM (Y r)} pour tout k € {0, 1, 2}. On peut aussi voir par
(2.1) que I’erreur pour R est linéaire dans g, et il s’ensuit que I’identité EQM (Y R) = a2EQM (Y R) Se
vérifie exactement. Ainsi, cette transformation n’a aucun effet sur le biais relatif BR, de quelque estimateur
de I’erreur quadratique moyenne que ce soit dans cette étude. 1l semblerait que le biais n’est pas touché par
un changement de la corrélation p, quand les autres caractéristiques de la population sont toujours
constantes. C’est aussi dire plus particulierement que les grandes valeurs de o, dans les populations 1 a 8
n’expliquent pas a elles seules le manque d’exactitude de E/Q\I\/I ) (\?R) dans ces populations.

Considérons ensuite la nouvelle transformation suivante :

X":=X+b(x-X), e":=be, y :=Y+b(y-Y),

avec 0 <b <1. On peut voir dans ce cas que R" =R, p,.,. = p,, et C,, =bC, <C,. Ainsi, une telle
transformation peut servir a réduire le coefficient de variation de x dans une population donnée, tout en
gardant fixes le ratio et la corrélation de y et x.

Nous avons appliqué cette transformation aux populatlons 1 et8pour n=4 avec b=1,0;0,9;...,0,2.
Le tableau 3.3 indique le biais relatif résultant de EQM (Y R) pour les populations transformées, ce qui
s’obtient quand on simule I’ensemble des (449) = 211876 et (240) = 4 845 échantillons possibles
respectivement. On observe que les trois estimateurs de I’erreur quadratique moyenne deviennent moins
biaisés avec la réduction du coefficient de variation de x. En particulier, EQM (Y;) devient
raisonnablement exact (si on considére que n = 4) une fois que le coefficient de variation de x tombe sous

0,8 pour la population 1 et sous 1 pour la population 8.

Il semble que la valeur de C,— qui est connue dans la pratique — constitue un important facteur pour le
biais (négatif) de I’estimateur E/QT/I , (Y/_\R) que nous proposons. Si nous supposons que I’ensemble de
populations naturelles dans cette étude par simulation est suffisamment varié pour représenter la plupart des
populations susceptibles de se présenter dans la pratique, nous pouvons avancer une conclusion et dire que,
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méme pour n = 4, @2 (Y/_\R) est un estimateur précis de I’erreur quadratique moyenne de I’estimateur
par le ratio, et ce, sans grand biais negatif quand C, < 0,8. Pour C, > 0,8, ce ne sera pas nécessairement

le cas.

Tableau 3.3

Biais relatif BR, pour les versions transformées des populations 1 et 8 avec n = 4

Population 1 Population 8
biais relatif biais relatif
b C,. EQM, EQM, EQM, C,. EQM, EQM, EQM,

1,0 1,01 -48,2 % 27,4 % -30,9 % 1,19 -62,3 % -11,1 % -34,4 %
0,9 0,91 -39,1% 32,0% -16,5 % 1,07 -48,4 % 7,6 % -129 %
0,8 0,81 -31,0% 31,8 % -6,2 % 0,95 -38,3 % 142 % -0,7%
0,7 0,71 -24,0 % 28,5 % 0,3% 0,83 -30,0 % 15,0 % 5,9 %
0,6 0,61 -178 % 234 % 3,6 % 0,72 -23,1% 125 % 8,4 %
0,5 0,51 -125% 17,6 % 4,6 % 0,60 -172% 8,6 % 8,0 %
0,4 0,40 -8,2% 119% 41% 0,48 -12,3% 42 % 6,0 %
0,3 0,30 -4,7 % 6,8 % 2,8% 0,36 -8,1% 0,4 % 35%
0,2 0,20 -21% 3.0% 1,4 % 0,24 -4,7 % -19% 12%

4 Conclusion

Dans cet article, nous avons dégagé une nouvelle formule d’approximation de EQM (Y’_\R) de I’ordre
1/n2, ainsi qu’une nouvelle formule pour le biais de s? de I'ordre 1/n. Le nouvel estimateur
@2 (\?R), qui tient compte du biais de s2, parait moins entaché d’un biais que @0 (\?R) =
\7a\r(\?R) et E/QT/I1 (\?R). Pour n > 8, le biais de @2 (\?R) était de moins de 7 % dans tous les cas de
cette simulation, ce qui est bien mieux que pour I’estimateur de variance standard; le plus souvent, ce résultat
s’obtient méme pour n > 4. Pour un n trés petit, Ii}T/I2 (Y/_\R) peut étre entaché d’un important biais
négatif si la population présente un grand coefficient de variation C,. A en juger par notre étude de
simulation, ce probleme semble improbable dans la mesure ou C, < 0,8.

Rappelons enfin que, pour les populations de cette étude, le biais de I’estimateur par le ratio méme était
considérablement petit méme pour n = 4. Enrégle générale, ce méme biais pourrait ne pas étre négligeable
pour d’autres populations. Cochran (1977, pages 174 et 175) examine plusieurs autres estimateurs par le
ratio sans biais.
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