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In This Issue

This issue of Survey Methodology contains papers on a variety of topics. The first paper, by
Davis and Scott, discusses the impact that interviewer effects may have on comparisons between
domain means. Using a components of variance model, it is shown theoretically that the impact
depends on the distribution of each interviewer's case load between the domains and on the domain-
interviewer interaction. The model is applied to data from a health survey to estimate the magnitude
of interviewer effects for comparisons between sexes and between ethnic groups. It was found that
in some cases the domain-specific interviewer effects have a large impact on the accuracy of between
domain comparisons.
Rivest and Hurtubise examine the usefulness of the Winsorized mean as an estimator of the

mean of a population that has a distribution skewed to the right. A Winsorized mean is obtained
by replacing all observations greater than a given threshold value R by this same value R, before
the mean is calculated. The authors suggest a simple algorithm for calculating R that minimizes
the squared error of the estimator. They apply this method to several sample sizes and various
sample designs, including stratified sampling and sampling with probabilities proportional to size.
They derive direct approximations of the effectiveness of the Winsorized mean. They conclude
their article with a Monte Carlo simulation to compare various estimators that reduce the impact
of extreme values.
Kish, Frankel and Verma examine the possible incidence and the importance of the design

effect (deft) on a set of interrelated statistics. On the basis of 14 surveys conducted in sixcountries,
the authors present an empirical approach relating the design effect of analytical statistics,
deft (Pi - Pj), to the design effects of separate statistics, deft (Pi) and deft (Pj), for two of the
many categories of the same variable. The proposed approximation must be checked constantly.
However, it appears to be widely applicable to the data studied, and it is clearly preferable to the
hypotheses put forward thus far on deft (Pi - p).
Dupont discusses the estimation of a total from a two-stage sample where auxiliary information

is present. First three regression estimators are presented, each making different use of the auxiliary
information. Then four calibration estimators are proposed, each corresponding to a specific
strategy for using auxiliary information. Dupont then shows that the calibration strategies can be
association with regression modelling. This article also discusses variance estimation for the seven
estimators presented, the choice of the estimator where there is nonresponse, and the a priori or
a posteriori use of auxiliary information.
Spisak discusses the use of statistical process control to assure the quality of a frame constructed

by a continuous process and used for a survey repeated periodically. The frame sizes constitute
a time series for which the appropriate model must be identified in order to estimate the process
variance needed for construction of the control charts. The author uses the data from the United
States Unemployment Insurance Benefits Quality Control program to illustrate the method.
Binder and Kovacevic show how the estimating equations approach may be used to construct

variance estimation procedures that are appropriate when the data come from a survey with a
complex design. The approach is most useful when the quantity to be estimated is a complicated
non-linear function of the survey population values, as is the case with many common measures
of income inequality. Details of the proposed approach are worked out for a number of complex
income distribution statistics including the Gini Coefficient, the Lorenz Curve Ordinate, the
Quantile Share, and the Low Income Measure. A numerical example is given using data from the
Canadian Survey of Consumer Finance.
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Ernst and Ikeda present a reduced-size algorithm for maximizing the retention of selectedprimary
sampling units when a new sample (i.e., with a new stratification and allocation) is selected for
a repeated survey. First, the transportation procedure developed by Causey, Cox and Ernst (1985)
is described. It provides optimal retention of PSU's but the resulting transportation problem may
be too large to solve in practice. The authors then expose their algorithm which is an approximation
of the previous method but has the advantage of being of smaller size and thus possible to use in
many practical situations. Finally, an application of the algorithm to the Survey of Income and
Program Participation is presented.
Shrestha and Preston evaluate the consistency of the Census data with the Vital Registration

data for the older Americans. First, the data used in the study and their sources of errors are
described. Then the authors present the methodology used to evaluate the quality of the old-age
statistics and explain how one should interpret the results of the application of that methodology.
Finally, results from the application of the methodology to data from 1970to 1990are presented.
Dillman, Clark and Sinclair compare different mailout and follow-up strategies with respect

to their impact on the response rates for the U.S. Census. The comparison of the strategies includes
the use of a factorial design and a sample of 50,000 housing units. The results are analyzed through
multiple pairwise comparisons of treatment means and logistic regression.
Forster and Snow evaluate the use of hand-held computers to conduct demographic surveys

in developing countries. A data collection test was conducted for comparing the use of paper and
computerized questionnaires with the Adult Mortality Survey of people living on the Kenyan coast.
The results show that the use of hand-held computers can reduce the data processing time, improve
the quality of the data as well as reduce survey costs on the long term.

The Editor
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The Effect of Interviewer Variance on Domain Comparisons
PETER DAVIS and ALASTAIR SCOTTI

ABSTRACT

In this paper we explore the effect of interviewer variability on the precision of estimated contrasts between domain
means. In the first part we develop a correlated components of variance model to identify the factors that determine
the size of the effect. This has implications for sample design and for interviewer training. In the second part we
report on an empirical study using data from a large multi-stage survey on dental health. Gender of respondent
and ethnic affiliation are used to establish two sets of domains for the comparisons. Overall interviewer and cluster
effects make little difference to the variance of male/female comparisons, but there is noticeable increase in the
variance of some contrasts between the two ethnic groupings used in this study. Indeed, the impact of interviewer
effects for the ethnic comparision is two or three times higher than it is for gender contrasts. These findings have
particular relevance for health surveys where it is common to use a small cadre of highly-trained interviewers.

KEY WORDS: Interviewer variance; Domain comparisons; Design effect.

99

1. INTRODUCTION

Surveys requiring a high degree of specialist training for
interviewers, such as many health studies, are often forced
to use a small number of highly-trained interviewers.
There has been a substantial amount of work done on
estimating the impact of interviewer variability on simple
statistics such as means and proportions, and it is well-
known that the use of a small number of interviewers, each
having a high case load, can lead to a relatively large con-
tribution to the total error. Comprehensive summaries of
the literature are givenin Groves (1989,chap. 8)and Lessler
and Kalsbeek (1992, ~11.3). However, most medical and
social surveys are primarily interested in more complex
questions such as comparisons between sub-groups or
estimating the effect of a factor on disease outcome. There
is a widespread belief that the effect of interviewer vari-
ability is much smaller here, and that the effect of a small
number of interviewers is relatively harmless. Following
the pioneering work of Kish and Frankel (1974), there has
been a great deal of theoretical and empirical work on the
effects of clustering on fitting multiple regression models
or log-linear models for categorical data. Good accounts
of the literature are given in Skinner et al. (1989)and Rao
and Thomas (1988). There has been some empirical work
on the conceptually simpler, yet practically important,
problem of comparing sub-group means (see Kish 1987
and Skinner 1989 for example) but relatively little theo-
retical development.
In this paper we concentrate on comparisons between

subgroups (or domains). We first look at theoretical
aspects via a straightforward components of variance
model. The theory suggests that the impact of interviewer

variability depends on two things, the distribution of each
interviewer's case load between the domains and the
domain-interviewer interaction. Then we apply the theory
to data from a reasonably typical health survey, using two
sets of domains defined by the sex and ethnic background
of the respondent. Unfortunately the study was not
designed a priori to estimate interviewer effects (most
importantly, interviewers were not deployed at random)
so the results should be regarded as suggestive rather than
definitive. However, they are sufficiently disturbing to
indicate that the problem warrants further study. The
results from the ethnic comparisons, in particular, suggest
that there are cases when we should be concerned about
using a small number of interviewers even when compar-
isons, rather than simple means or proportions, are the
main concern of the analysis.

2. THEORY

For simplicity we start with the special case of a two-
stage self-weighting design. This is sufficiently complex to
illustrate the central ideas, but simple enough to avoid
being swamped with extraneous detail. Following Collins
and Butcher (1982), we want to address the problems of
interviewer variance and clustering together. A simple
correlated response model appropriate for observations
drawn according to such a design is

(1)

where i denotes the interviewer, p the primary sampling
unit (PSU) and r the individual respondent. Here the

1 Peter Davis, Department of Community Health, University of Auckland, Private Bag 92019, Auckland, New Zealand; and Professor Alastair Scott,
Department of Mathematics and Statistics, University of Auckland, Private Bag 92019, Auckland, New Zealand.
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mean, p.,is fixed constant and the remaining components,
0i, bp and eipr, are assumed to be independent random
variables with variances a}, a~ and a2 respectively. Such
models have been used widely in theoretical studies of
response variance. SeePrasad and Rao (1990) for a recent
example. For references to earlier work, see the compre-
hensive treatment in ~11.3of Lessler and Kalsbeek (1992).

Since the design is self-weighting the sample mean, Y,
is the natural estimator of the population mean. Its
variance under the correlated response model (1) is

for observations from the d-th domain. Here the means,
p.(d) , may be different for the two domains but the inter-
viewer and cluster effects are assumed to be the same.

Let p}d) = n}d) In (d), where n}d) is the number of
respondents from domain d contacted by the i-th inter-
viewer and n (d) is the total number of respondents from
domain d. Similarly, let q~d) = m~d) In (d), where m~d) is
the number of respondents from domain d lying in the p-th
PSU. Then, under model (4), the expected variance of
y(a) _ y(b), the difference between the sample means
for the two domains, is

with til = Lin; In, where ni is the number of respondents
handled by the i-th interviewer and n = Lini is the total
sample size, and tie = Lpm;ln where mp denotes the
number of respondents in the p-th PSU. Note that til is
always larger than the simple arithmetic average of the
n;'s and can be considerably larger if the n;'s vary widely.

Now consider what the corresponding expected vari-
ance, J'o ( Y) say, would be if the n observations had been
generated independently (e.g. if we had drawn a simple
random sample from a very large population of PSUs
using a large pool of interviewers). It follows from (1)that

where

(7)

(6)

(5)

~ (a) (b) 2/ ( 1 1 )1.J (qp - qp) n(a) + n(b) .
p

and

V( y(a) _ y(b» =

(2)

where If the observations had been generated independently
the corresponding expected variance would be

The inflation in the expected variance due to the com-
bined effects of interviewer variability and intra-cluster
correlation is given by the ratio

Do = V( Y)/J'o

2 ( 1 1 )~ = atOt n(a) + n(b)

so that the inflation due to interviewer variability and
intra-cluster correlation is now

(3)

where PI = a} Ia tOt and Pe = a~1 atOt. We shall refer to
this ratio as the "design effect" although it differs slightly
from the usual definition which is in terms of actual, rather
than expected, variances. It is clear from expression (3)
that interviewer variability can have a substantial effect
on the variance of a sample mean if the average interviewer
case-load, til, is large even if the intra-interviewer correla-
tion, PI> is relatively small.

Next suppose that we are interested in the difference
between two domain means rather than a singlemean. We
might, for example, be interested in gender differences or
in differences between two ethnic groups. In the simplest
extension of the correlated response model (1) we might
postulate a model of the form

(4)

= 1 + (ml - I)PI + (me - l)Pe. (8)

The size of the effect depends on the way the inter-
viewers' case-loads and the PSUs cut across the domains.
At one extreme, when each interviewer contacts the same
proportion of people from both domains, (i.e. when
p/a) = p/b», ml is zero and the interviewer effect essen-
tially cancels out. At the other extreme, when each inter-
viewer sees only cases from a single domain, ml is similar
in size to til and the interviewer effect for differences is
comparable to that for a single mean. Typically inter-
viewers contact people from both domains and ml is
rather small, giving some justification to the belief that
interviewer variability has a small impact on estimated
differences between domains. Similar comments apply to
the effect of clustering.
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All this depends on the assumption that the interviewer
and cluster effects, ai and bp, are the same for both
domains. It is easy to imagine situations where such an
assumption would not be at all reasonable. Some inter-
viewers, for example, might interact very differently with
males and females, or with members of different ethnic
groups. A model which allows for the possibility of such
interactions is

y!d) = ,,(d) + a.(d) + bid) + e!d) (9)
tpr /"'" t P tpr'

where a/a) and a/b) (respectively b;a) and b;b» are now
assumed to be correlated random variables with correla-
tion 'I(re>. The naive model (4) corresponds to the special
case in which the variances of the effects are equal and 'I
and, e are both equal to one. On the other hand, if there
are substantial differences between the interviewer (cluster)
effects for the two domains, 'I('e> will be small (or even
negative in extreme cases). In the rest of this section we
suppose for simplicity that the variances of a/a) and a/b)
(respectively b;a) and b;b» are equal. This mayor may
not be reasonable in practice but the simplification enables
us to concentrate on the essential ideas. The basic form
is similar in the more general case but the terms are some-
what messier. Under model (9), the expected variance of
f(a) _ fib) is

(10)
where

with a similar definition for ve in terms of q;a) and q?).

The variance inflation factor under this model is

D2 = 1 + (VI - l)PI + (ve - l)Pe. (11)

This is a decreasing function of 'b the correlation
between the interviewer effects for the two domains; the
smaller the correlation, the larger the variance inflation.
When'I = 1, VI reduces to mI and the interviewer effect
is negligible provided all interviewers see a reasonable
balance of people from both domains. However, if 'I is
small (indicating a strong interaction between the inter-
viewers and domains), VI is the same order of magnitude
as nI and the effect of interviewer variability on the vari-
ance of domain differences can be substantial.
In practice, the effects will fall between the two extremes

and their likely impact is a matter for empirical enquiry.
In the next section, therefore, wemake a start on building
up practical knowledge about the impact using data for
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a variety of questions drawn from a single health survey
that is typical of the genre of research investigation for
which domain comparisons are important (although not
ideally designed for our purposes!).

3. EXAMPLE

The example is based on data drawn from a survey of
the oral health, attitudes and practices of adult New
Zealanders. The details of the survey are reported in full
elsewhere (Cutress et al. 1979).The important features of
the study for the purposes of the current investigation are
the sample design and the deployment of interviewers.
The sample designwas a stratified multi-stage sampling

scheme. The country was divided into 256 Territorial
Local Authorities (TLAs) and a geographically stratified
sample of 68TLAs was drawn from the 256with selection
probabilities proportional to size (PPS) at the first stage,
where size was the estimated number of persons aged
15 and over. Each sampled TLA was split into secondary
sampling units (SSUs) comprising existing census mesh-
blocks, aggregated where necessary in order to achieve a
minimum size of 50. Two SSUs were then selected with
PPS from each sampled TLA at the second stage. Finally,
a systematic sample of 28 adults was drawn from each
sampled SSU. This equalised the final probability of
selection for all adults so that the sample design is (approx-
imately) self-weighting.
The key point of the design was the deployment of the

interviewers. Thirteen interviewers were employed in the
study, with at least three interviewers used within each
SSU, and all interviewers carried out at least 10070 of their
total work-load in one region (Auckland). Ideally the
assignment of interviewers would be part of the overall
sample design as in Fellegi (1974) or Biemer and Stokes
(1985).Unfortunately the studywas not designedto estimate
interviewer variance, and the assignment of respondents
to interviewers was done in a haphazard way, rather than
using a formal randomization procedure.
This is fairly typical of large studies. The following

quote from Hox (1994)givesa good summary of the situa-
tion: "Ideally, in interviewer studies, respondents should
be assigned to interviewers at random. In large-scale
studies, this is seldom done because it is expensive and
complicated to organize. This makes it difficult to use such
studies for methodological research because, as a result,
interviewer and respondent characteristics might be con-
founded. Multi-level analysis, as outlined above, offers
some remedies for this situation. If the relevant respondent
variables are known they can be put in the regression
model to equalize interviewers by statistical means ... The
limitation of this approach is that it relies on statistical
control instead of experimental control. It depends on the
assumption that all relevant covariates have been included
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and have been correctly modeled. Without randomization,
it is impossible to conclude that the influence of all confound-
ing variables has been eliminated." In our case, the deploy-
ment is such that all the components of variance are formally
identifiable, provided that we believe the model and are
willing to accept that the assignment of interviewers is inde-
pendent of the cluster effects. However, because of the lack
of formal randomization there always remains the possibility
that variations in patterns of response between interviewers
could be a function of workload allocation rather than inter-
viewing style. Clearly the empirical results can only be
regarded as tentative, pointing out possibilities that will
need to be explored further in properly designed studies.

Even if we ignore the lack of randomization in the inter-
viewer deployment, the study design is considerably more
complicated than the one assumed for the development of
the theory in the previous section, since it involves three
stages of sampling and regional stratification of the first
stage units. In the full analysis, we fitted a more complex
model including fixed effects terms for the stratification,
a hierarchical random effects model for the three stages
of sampling, and all second-order interaction terms. How-
ever it turned out that the TLAs used as the first stage units
were so diffuse that the differences between strata and the
between- TLA component of variance were negligible for
all the variables used in the following analysis. Thus the
between-SSU component is dominant and, for all prac-
tical purposes, we can treat the design as if it were a two-
stage sample with the mesh blocks (aggregated where
appropriate) as PSUs. We have ignored the other com-
ponents in the results reported in the next section.

4. RESULTS

We look first at interviewer and cluster effects on a
selection of means and proportions. We have used Model
(9) for both types of variable. It is now well-known that
this leads to an under -estimate of the variance components
for binary data (see Anderson and Aitken 1985 and
Pannekock 1988 for example), so our estimated design
effects for proportions should be regarded as lower
bounds. The models are fitted using PROC GLM in SAS.
The impact of clustering has been well documented in the
literature (Kish 1965; Kish and Frankel 1970; 1974). In
general terms, the magnitude of the effects of clustering
depends on the type and number of units chosen and is
likely to vary with different kinds of social and demo-
graphic characteristics. In the current investigation clus-
tering effects were expected to be reasonably high because
the census meshblocks used as sampling units are likely to
show a fair degree of internal homogeneity. In keeping
with this concentration of population characteristics, it
was assumed that demographic and related items would
show the largest values of Pc. Values of PI were expected

to be lower because of the intense interviewer training. The
literature suggests that these effects are also likely to vary
according to the type of questionnaire item, with attitude
questions, questions requiring probing, fixed-alternative
and forced-choice items, together with poorly-worded and
ambiguous questions, being particularly susceptible to
interviewer variability (Feather 1973, Groves 1989).

Estimated measures of intra-interviewer and intra-
cluster correlation coefficients for a selection of question-
naire items falling under four separate headings (socio-
demographic, attitudinal, reports of recent behaviour, and
recall of distant behaviour) are outlined in the first two
columns of Table I. These categories were identified as
providing natural groupings with the potential to display
a wide range of interviewer effects. Within each grouping
the items are listed in order of the size of their intra-
interviewer correlations. A full description of all question-
naire items (apart from the self-evident socio-demographic
category) is provided in the Appendix.

As expected, the socio-demographic variables (except
for gender) show the highest values of intra-cluster corre-
lation. The average Pc is .07 (.08 if gender is omitted).
The average values of Pc for the other three categories of
item are .02 and less. A few items that might be expected
to be closely related to social background - like dental
visiting, payment for visits, toothbrushing and certain
attitude statements - have higher than average Pc values.
In general, though, these values fall within the range
reported by others. (See, for example, Kish 1965, p. 581
for a series of consumer surveys, Bebbington and Smith
1977 and Verma et af. 1984 for the country studies in the
World Fertility Survey.)

The corresponding estimated PI values are listed in the
first column of Table 1. In general these values are very
much smaller than those recorded for cluster effects, being
usually less than half, and in some cases a tenth, the size
of the Pc values for the corresponding items. As expected,
some attitude items show higher than average PI values,
as do certain reports of behaviour that might be susceptible
to a high "social desirability" bias, like toothbrushing and
buying sweets and chocolates. Ethnic group and employ-
ment status also record relatively high values. The pattern
is similar to that found in previous studies, although the
values recorded lie at the lower end of the range of typical
values reported elsewhere (Feather 1973; Kish 1962;
O'Muircheartaigh 1977; O'Muircheartaigh and Wiggins
1981). A comprehensive survey is given in Chapter 8 of
Groves (1989). This may partly reflect the intensive training
and monitoring of the interviewers that were integral to
the field work stage of the study. It may also be influenced
by the rigorous post-field work "cleaning" (editing and
checking) of the data that was carried out prior to analysis.
However it may also simply be due to the attenuation
resulting from using Model (1) for proportions that we
noted above.



Survey Methodology, December 1995

Table 1
Cluster and Interviewer Effects for Means

and Proportions

Item Description PI Pc Do OJoInt

Attitudinal:
Dentists I .014 .014 4.61 91
Visiting .008 .028 3.42 74
Natural Teeth .008 .027 3.52 76
Health of Teeth .007 .015 2.97 84
Dentures .005 .015 2.67 80
Dentists 2 .004 .033 2.77 57
Health of Gums .003 .010 1.96 77
Fluoridation .001 .016 1.66 49
Average .006 .020 2.95 73

Socio-demographic:
Employment Status .010 .055 4.20 65
Race .009 .172 6.87 33
Age .004 .042 5.98 52
Household Income .002 .092 3.29 15
Marital Status .000 .058 2.34 0
Sex of Respondent .000 .005 1.12 0
Average .004 .071 3.47 28

Recent Behaviour:
Brushed Teeth .019 .025 6.16 8
Sweets/Chocolates .011 .003 3.75 98
Fluoride Toothpaste .008 .000 3.04 100
Toothpick .006 .006 2.66 92
Rinse Mouth .004 .024 2.43 62
Dental Floss .001 .018 1.60 43
Disclosing Tablet .000 .027 1.49 0
Mouthwash .000 .018 1.42 0
Average .006 .012 2.82 60

Distant Behaviour:
Age First Paid .004 .029 2.34 57
Visited Dentist .004 .029 2.51 57
Cost Last Year .002 .000 1.19 100
Year Last Visit .000 .014 1.15 0
Average .003 .018 1.80 54

Perhaps more significant than the pattern and values
of PI is the impact of interviewer variability on the overall
design effect, incorporating both interviewer and clustering
effects. This is shown in the third column of Table I
(Do), with the final column (0/0 Int) representing the pro-
portionate contribution of interviewer variability to the
overall value of Do. Design effects are substantial, being
above two in all but a minority of cases. This is due to the
clustering and to the impact of the large interviewer work-
loads characteristic of the study since, from equation (3),
the variance is increased by a factor of 1 + (til - l)PI>
where til is a weighted average of the interviewer work-
loads. There is a distinct pattern in the contribution to the
design effect produced by interviewer variability. For socio-
demographic variables it averages just under one half of
the contribution from clustering, while for attitudinal
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items the interviewer contribution to the design effect rises
to three times that from clustering. The other two cate-
gories of items range in between these two extremes.

What the results outlined in Table 1 confirm is the
impact that interviewer workload has on the variance of
sample estimates, because of the multiplier effect. In
essence, an interviewer component with a very small intra-
class correlation can be translated into a major effect if
the interviewer workload is high. In the study under
review, the logistics of deployment and the requirements
of on-going quality control seemed to argue for small
interview teams, a practice that appears to be typical of
much field work in the health area (for example, Choi and
Comstock 1975). This meant that interview workloads
averaged over 250. The cost of this strategy is immediately
apparent from the results in Table 1; very small differences
between interviewers are translated into major reductions
in the precision of sample estimates .

Now we turn to the main object of our analysis, viz. the
impact of interviewer variability on contrasts between
domain means or proportions. In the current analysis, this
was assessed for two sets of comparisons, the first set by
gender (male/female) and the second set by ethnic group
(European/non-European). As we have seen in the discussion
following equation (11), the contribution, I + (VI - l)pI>
to Do from interviewer differences depends on the extent
to which the interviewer effect is constant across the two
domains and on the way the domains cut across individual
case-loads. Assuming that the domains cut evenly across
interviewer case-loads, then VI is zero if the interviewer
effect is identical in the two domains, in which case the
common interviewer effect cancels out completely in the
comparison. On the other hand, if the effects in the two
domains are weakly correlated then the value of VI tends
to be much higher and in extreme cases may equal the
average case-load. In the current study values of VI fell
between 0 and 50 for both gender and ethnic group. Thus
the effect of domain-specific interviewer effects on the
design effect can be quite substantial. Similar comments
apply to the impact of clustering on the comparison; if the
effect is the same on both domains then it largely cancels
out and the net impact is small, but the impact can be
substantial if the clustering effect is domain specific.

Table 2 shows values of PI and Pc for comparisons by
gender and by ethnic group, together with the overall design
effect D2 and the proportion of this effect due to the
impact of interviewer variability. Note that the item on the
use of disclosing tablets has been omitted from Table 2.
This is because so few respondents either used or knew
what this item was that the effective sample size in this case
is tiny, thus rendering the results almost meaningless.

The impact of both interviewer and clustering on compar-
isons by gender is small with design effects little above unity,
in spite of the fact that the estimated values of PI and Pc

are slightly increased when adjusted for this variable.
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Table 2
Interviewer and Cluster Effects for

Domain Differences

By Sex By Race
Item Description

P, Pc D2 O7oInt P, Pc D2 "loInt

Attitudinal:
Dentists 2 .004 .043 1.05 0 .010 .027 1.28 46
Visiting ,009 ,028 1.08 0 .072 .133 5.19 78
Natural Teeth .010 ,032 1.06 0 .010 .037 1.26 42
Fluoridation .001 .019 1.12 42 .021 .031 2.13 88
Dentures .007 .018 1.04 0 ,011 ,035 1.21 33
Health of Teeth .012 .022 1.52 85 ,010 ,045 lAO 20
Dentists I .001 .018 1.05 0 .015 .020 1.53 74
Health of Gums ,006 .022 1.07 0 .003 .104 1.46 9
Average .006 .025 1.12 16 .019 .054 1.93 49

Socio-demographic:
Race .008 .183 1.11 0
Household Income .004 .095 1.37 24 .004 .099 1.95 40
Marital Status .000 .059 1.17 0 .011 .060 1.69 38
Employment Status ,014 ,067 1042 71 .022 .116 2.09 25
Age ,007 ,052 1.06 0 ,006 .093 1.87 24
Sex of Respondent ,006 ,Oil 1.09 44
Average .007 .091 1.23 19 .010 .076 1.74 34

Recent Behaviour:
Brushed Teeth ,025 .060 1.62 65 .019 .019 1.68 88
Rinse Mouth .007 ,029 1.28 64 .004 .023 1.20 45
Mouthwash .000 ,057 1.20 0 ,027 .105 2.69 75
Dental Floss .003 .021 1.06 0 ,015 .036 1.37 32
Toothpick .006 .010 1.03 0 ,006 .046 1048 63
Sweets/Chocolates .012 .009 1.02 0 .013 .022 1.31 48
Fluoride Toothpaste ,010 .007 1.11 100 .007 .000 1.02 100
Average .009 .028 1.19 33 .013 .036 1.36 64

Distant Behaviour:
Age First Paid .003 .033 1.10 0 ,029 ,141 2.92 71
Visited Dentist .005 .035 1.04 0 .020 ,018 1.26 50
Year Last Visit .004 .012 1.20 75 ,016 .003 1.83 12
Cost Last Year ,007 .021 1.01 0 .076 .117 2.09 42
Average .005 .025 1.09 19 .035 .070 2.03 44

A significant gender-specific effect was apparent for only
three items, health of teeth and tooth-brushing - for which
there may be a unique social acceptability bias - and
employment status - which holds quite different connota-
tions for men and women. Note that the interviewer effect
is the dominant one in all three of these comparisons.

The impact on comparisions by ethnic group is much
higher, with design effects averaging about 1.7. This
suggests that there are significant, non-cancelling inter-
viewer and clustering effects associated with the ethnic
identity of respondents. There are large ethnic-specific inter-
viewer effects for two hypothetical attitudinal questions
(visiting and fluoridation), for one item of recent behaviour,
and for age of first payment for dental services. The result
is plausible; all the interviewers were European and may
have varied systematically in their interactions with re-
spondents of different ethnic backgrounds. Again clus-
tering effects are most marked for the socio-demographic
variables. Not only are the design effects on average higher
than those recorded for the gender comparisons, but the
interviewer component is in general two or three times
higher for the ethnic group contrasts.

A referee rightly points out that because of the way the
interviewers are deployed (they worked primarily in teams
assigned to different parts of New Zealand), there is a real
possibility that the interviewer effects might be inflated
because of confounding with area effects. The fact that
differences between the TLAs were so small gives us some
reason to believe that this inflation will be small, but the
possibility can never be discounted with this design.

5. DISCUSSION

This paper has applied empirical data from a not un-
typical health survey to assess the impact of interviewer
variability under the assumptions of both simple and
extended versions of the correlated response model for the
error variance of a multi-stage sample design .

In the first case the simple model analyses the relative
impact of cluster and interviewer effects on the estimation
of means and proportions. The results of this analysis
confirm a number of findings that are well established in
the literature: the intra-class correlations for interviewers
are generally lower than those for clusters; the intra-class
correlations for clusters vary in the expected direction by
question type; the overall design effects for these question
types vary between 2 and 3.5; a substantial component of
this inflation is contributed by interviewer variability and
can probably be attributed to the multiplier effect of large
interviewer caseloads; finally, the impact of this inter-
viewer component is shown to vary in the expected direction
by question type .

In the second case the extended model addresses the
analysis of cluster and interviewer effects for the estimation
of domain contrasts between means and proportions for
two sets of comparisons defined by gender and ethnic
group. The effect on contrasts between domain means was
smaller but it was still significant for a number of items,
particularly for the ethnic comparisons, suggesting that the
interviewer effect was different for the two domains. The
size of the effect for these items was certainly large enough
to suggest that we should be concerned about it in designing
similar studies. In general, the impact of interviewer
effects was two or three times as great for the ethnic
contrasts as it was for the gender comparisons.

The basic deficiencies in the design mean that these
results must be regarded as suggestive rather than defini-
tive. They do indicate, however, that there is considerable
potential for damage in the use of a small group of inter-
viewers even when interest is centered on domain differ-
ences rather than simple means or proportions. This is
certainly counter to standard folklore in some fields such
as health surveys, and suggests that considerable further
empirical work is justified.

On the assumptions of the simple correlated response
model a reduction in the impact of interviewer variance
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Recent Behaviour
"Yesterday did you - use a dislosing tablet/mouthwash/

dental floss/toothpick?
- rinse after eating?
- brush your teeth?"

"Did you buy sweets or chocolates any time last week?"

can be achieved by raising the number of interviewers and
thus reducing individual interviewerworkloads. Of course,
this brings with it a potential reduction in the quality of
interviewing if training and monitoring procedures have
to be tempered. In this instance close attention to question
wording and interviewer instruction is clearly crucial. In
the case of the extended version of the correlated response
model, however, such a strategy is unlikely to be a suffi-
cient one on its own. If comparisions between groups are
a major objective of the study, then it is important also
to ensure that the interviewers treat the two groups in as
similar a way as possible. It is also important to design the
study so that each interviewer contacts respondents drawn
from both groups. This is likely to be a critical considera-
tion in investigations such as case-control studies in which
health outcomes are related to contrasting exposures and
in which the control of potential confounder variables may
have a significant influence on the magnitude of measures
such as the odds ratio.
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APPENDIX
Questionnaire Items

Attitudinal

Dentists 1: "Dentists are more interested in their
patients than making money."

Dentists 2: "Dentists recommend a lot more things
to be done than reallyneed to be done."

Dentures: "Dentures are just as good (or better)
than your own teeth."

Fluoridation: "What is your opinion on fluoridating
public water supplies?"

Visiting: "Do you think a person should go to the
dentist onlywhen they have dental prob-
lems or should they go sometimes also
when they have no obvious problems?"

Health of Teeth: "If you went to the dentist tomorrow,
do you think he would find anything
wrong with your teeth?"

Health of Gums: "If you went to the dentist tomorrow
do you think he would find anything
wrong with your gums?"
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On Searls' Winsorized Mean for Skewed Populations
LOUIS-PAUL RIVEST and DANIEL HURTUBISE I

ABSTRACT

This paper considers the winsorized mean as an estimator of the mean of a positive skewed population. A winsorized
mean is obtained by replacing all the observations larger than some cut-off value R by R before averaging. The
optimal cut-off value, as defined by Searls (1966), minimizes the mean square error of the winsorized estimator.
Techniques are proposed for the evaluation of this optimal cut-off in several sampling designs including simple
random sampling, stratified sampling and sampling with probability proportional to size. For most skewed distribu-
tions, the optimal winsorization strategy is shown, on average, to modify the value of about one data point in the
sample. Closed form approximations to the efficiency of Searls' winsorized mean are derived using the theory of
extreme order statistics. Various estimators reducing the impact of large data values are compared in a Monte Carlo
experiment.

KEY WORDS: Outliers; Max domain of attraction; Mean square error; Simple random sampling; Stratified
sampling.
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1. INTRODUCTION

Samples drawn from positively skewed populations
often contain outliers with values that are much larger than
most sampled values. One usually tries to accomodate
these large values when designing the survey (Glasser 1962;
Hidiroglou 1987). However, given the multipurpose nature
of most surveys, statisticians are often faced with outliers
at the estimation stage. These data points make classical
survey estimators, such as the sample mean, unstable. It
is therefore of interest to study alternative estimators that
lower the impact of large data values. Winsorization
(Searls 1966) consists in replacing the data values larger
than a cut-off value R by R before averaging. Searls
suggested to select the value of R which minimizes the
mean square error of the winsorized mean. One can also
take R equal to the second largest data value in the sample
(Rivest 1994). Searls' estimator was best among all the
methods to adjust large data values studied by Ernst
(1980). Hicks and Fetter (1993) implement Searls' winsor-
ization strategy in an agriculture survey. Other strategies
have been proposed for dealing with large observations in
survey sampling. Chambers and Kokic (1993) review esti-
mators derived from the theory of "Robust Statistics"
(Huber 1981). Fuller (1991, 1993) proposes a preliminary
test to detect the presence of extreme values in the sample;
the impact of these values is lowered only in samples for
which this test is significant. Lee (1994) provides a good
review of this expanding literature.

The key to the implementation of Searls' winsorization
method is the selection of the cut -off R. A simple algorithm
for calculating the optimal cut-off for a known population

in simple random sampling and in pps sample is proposed
in Section 2. Repeated calculations of the optimal cut-off
for several populations and several sample sizes reveal
that, in most cases, the optimal scheme winsorizes one data
point on average, regardless of the sample size. Section 3
extends the result of Section 2 to stratified sampling. A
simple algorithm for the calculation of cut-off values in
each stratum is proposed. The rule of winsorizing an
average of one data point per sample regardless of sample
size is shown to hold also in stratified samples. The effi-
ciencies, with respect to the sample mean, of various
winsorized estimators are calculated in Sections 4 and 5.
Section 4 derives analytic large sample approximations to
the efficiency of Searls' estimator using the theory of
extreme order statistics while Section 5 compares, in a
Monte Carlo study, estimators for reducing the impact of
large data values.

2. SAMPLING PROPERTIES OF THE
WINSORIZED MEAN

This section studies winsorized means for data drawn
from either a continuous or a discrete distribution. Several
families of continuous distributions are available to model
positive skewed data. One has the Weibull family, Fet(x) =
1 - exp ( - (x/{3) llet) for x > 0, the log-normal family,
F.(x) = <I>(Iog(x/{3)/p) for x > 0, and the Pareto family,
F,,(x) = 1 - (1 + x/(3) --y for x > 0, where {3 is a
positive scale parameter and a, P, and l' are positive shape
parameters. Discrete skewed distributions arise in survey
samping. Let {Y1> ... , YN} represent the values of the

I Louis-Paul Rivest and Daniel Hurtubise, Departement de mathematiques et de statistique, Universite Laval, Cite Universitaire, Quebec, Canada,
GIK 7P4.
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variable of interest for the N units of a population to be
sampled. If a simple random sample with replacement is
drawn, then one can take F(x) = fJ(Yi :5 x) / N as the
underlying distribution where I(.)represents the indicator
function. In pps sampling, i.e., sampling with replacement
and with probabilities given by (Pi' i = 1, ... , NJ, one
would takeF(x) = LP;f(Yi/(Np;) :5 x). The standard
estimator of y under pps sampling,

_ I" Yi
Ys = - 1.J -n Np.s I

can then be regarded as the mean of a random sample of
size n drawn from distribution F. Fuller (1991) provides
examples of survey data having skewed distributions.

Let XI, X2, ... , Xn denote a sample drawn from F(x).
In pps sampling, one would have Xi = Yi /(Npi) where Pi
and Yi are the selection probability and the value of the
y-variable for the i-th unit selected in the sample. The
population mean p,is to be estimated by a winsorized mean,

_ I n _ 1 n
XR = - E min(Xi,R) = X - - E max (Xi - R,O),

n n
I i=1 (2.1)

E[max(XI - R,O)XI] =

2 i:(x - R)[1 - F(x)]dx - RB(XR).

Thus

1 [ 2 roo 2 - ]~ IJ -2
JR
(X-p,)[I-F(X)]dX-B(XR),

and

1J2 2 i00MSE(XR) = - - - (x -p,) [1 - F(x)]dx
n n R

n-l 2-+ -- B (XR). (2.3)
n

Searls (1966) showed that the mean square error of XR

has a unique minimum which can be obtained by equating
the derivative, with respect to R, of MSE(XR) to O. This
yields the following equation for the optimal winsorization
constant R (F, n),

where X is the mean of the Xi'S. The expectation of X R

is equal to R - p, ioo

-- - [1 - F(x)]dx = O.
n - 1 R

(2.4)

Changing the order of integration in the above integral
proves that E(XR) = p, + B(XR) where

B(XR) = - i:[1 - F(x)]dx (2.2)

is the bias of the winsorized mean.

By (2.1), an expression for the variance of X R is

nVar(XR) = 1J2- 2cov[XI ,max (XI - R,O)]

+ Var[max(Xt - R,O)]

where XI is the first random variable in the sample and
1J2is the variance of F(x). Manipulations similar to those
yielding (2.2) show that

E[max(XI - R,O)2] = 2i:(x - R) [1 - F(x) ]dx,

and

This is equivalent to equation (14) in Searls (1966). In the
remainder of this work, XR denotes the optimal winsorized
mean obtained with the winsorization constant R (F, n)
which solves (2.4). Observe that the optimal cut-off point
R (F, n) is location and scale equivariant, i.e., if G (x) =
F[ (x - b)/a], then R(G,n) = aR(F,n) + b.

A general algorithm for solving (2.4) is easily con-
structed. First observe that as a function of R, the left hand
side of equation (2.4) is increasing and concave in R since
its derivative, lI(n - 1) + 1 - F(R), is positive and
decreasing. Therefore, the Newton-Raphson algorithm
(Thisted 1988, 164-167) given by

(Rj - p,) - (n - 1) i:j [1 - F(x)]dx

Rj+1 = Rj - ---------------,
1 + (n - 1)[1 - F(Rj)J

(2.5)

with Ro = 2p, as starting value converges smoothly to the
solution of (2.4). For discrete distributions the computa-
tions are easily implemented by noting that

i:[1 - F(x)]dx = E[max(X - R,O)].
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Table 1

Parameter values of the distributions for which optimal
cut-off values R (F, n) were evaluated

For each distribution and each sample size, the optimal
cut-off point was calculated using algorithm (2.5). Figure 1
presents the expected number of winsorized observations,
m(F,n) = n (I - F[R(F,n) 1 J as a function of n while

Exact calculations of the optimal cut -off points R (F, n)
were carried out for the Weibull, the log-normal, and the
Pareto families for samples of size s ranging between 5 and
200. Three distributions, corresponding to coefficients of
variation (CV) of 1, 2, and 4, were considered in each
family except for the Pareto family where only coefficients
of variation of 2 and 4 were considered. The CV measures
the skewness of a distribution, with large CVs corresponding
to heavy skewness. The corresponding parameter values
are given in Table 1.

cv

I
2
4

Weibull(a)

I
1.84
2.87

Log-normal(v)

0.83
1.27
1.68

Pareto (-y)

2.67
2.13

the corresponding efficiencies are reported in Figure 2. The
efficiency of XR is defined as Var(X)/MSE(XR).

In Figure 1 the expected number of winsorized data values
under the optimal scheme is, for most skewed distributions,
close to 1 even for large sample sizes. Approximating this
number by a Poisson distribution with parameter m (F, n)
shows there is a non-negligible probability that, under the
optimal winsorization scheme, none of the data points is
winsorized. This probability increases with the skewness
of the distribution since m (F, n) decreases with the CV.
Thus, in samples from a highly skewed distribution, it is
not always appropriate to winsorize the largest values.
Such values should be winsorized only when they are large.
As expected, in Figure 2, the largest gains in efficiency are
obtained when the skewness is heavy. Therefore moni-
toring the two or three largest data values in a sample and
curtailing their impact when these values are large is the
key to a good winsorization strategy.

Figure 1 shows that the expected number of winsorized
data values m (F, n) decreases with the skewness of the dis-
tribution. This observation can be turned into a rigorous
mathematical result. To this end, random variable Yis said
to be more skewed than random variable X if Y has the
same distribution as t/; (X) where t/; (x) is a convex function
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Figure 1. Expected number of winsorized observations for simple and stratified random sampling.
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Figure 2. Efficiency of Searls winsorized mean.

of x. Under this definition X2 is, as should be expected,
more skewed than X. This notion of skewnesscorresponds
to the convex partial ordering of van Zwet (Barlow and
Proschan 1981).With this definition of skewness, one has
the following proposition which is proved in the Appendix
together with Propositions 2 and 3.

Proposition 1 If Y is more skewedthan X then m (Fx, n) >
m (Fy,n) where Fx and Fyare the distributions of X and
Y respectively.

The results of this section also apply to simple random
sampling without replacement. For this design the mean
square error of XR is given by formula (2.3) with n
replaced by n/ (1 - f) wherejis the sampling fraction.
Algorithm (2.5), with n divided by (1 - j), can be used
for calculating optimal cut-off values for without replace-
ment simple random sampling.

3. WINSORIZATION IN STRATIFIED
SAMPLING

There are many ways to generalize Searls' winsorization
strategy to stratified sampling. In this section each stratum
has its own cut-off value. Let Rh be the cut-off value in

stratum h. The optimal values of R1, R2, ••• , RL, where
L is the number of strata, are the ones that minimize the
mean square error of XR = L WhXRh, where XRh =
Lmin(Xhi,Rh)/nh' Wh = Nh/N and Nh is the size of
stratum hand N = LNh. An algorithm for determining
these optimal cut-off values is proposed in this section.

Let Fh (x), for h = 1, ... , L be the distribution of X
in stratum h, and Ilh and (J~ be the mean and the variance
of Fh• The derivation of the mean square error of XR,

under with replacement stratified random sampling,
follows that presented in Section 2, it gives

L W~
=E~

h=1

where B(XRh) is the bias of XRh as an estimator of Ilh
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Taking the partial derivatives with respect to Rh, h = 1,
... ,L yieldsthe followingequations for the optimal values:

where (Jft is the variance of F. The last term of (3.5)
is easily shown to be negative or null; it is null when
B(XR) = n~B(XRh)/nh for h = 1, ... , L. The variance
of the stratified mean, X = L WhXh, is equal to (Jft/n.
Thus a conservative approximation to the efficiency of
XR with respect to Xin stratified sampling is equal to the
corresponding efficiency for a random sample of size n
drawn from F. Note also that n [1 - F(R)] represents
the expectation of the total number of winsorized data
points in the L strata.
The optimal winsorization scheme obtained by solving

(3.3) has a simple form for many allocation rules. Under
proportional allocation, i.e., nh = n ~ for h = 1, ... ,
L, one getsRh = IJ.h+ R. Under Neyman optimal alloca-
tion, with nh = n ~(Jh/ ( L ~(Jh) where (Jhis stratum h's
standard deviation, one getsRh = IJ.h+ (JhR/ ( L ~(Jh)'
If in addition, the distributions of X within the strata are
equal up to a change in location and scale, i.e., Fh = Fo
[(x - IJ.h)/(Jh] for some distribution Fo, then F(x) =

Fo[x/ (L ~(Jh)]' In this case the characteristicsof optimal
winsorized means in stratified sampling and in simple
random sampling are the same. Thus Figure 1 presents
the expected total number of winsorized data points in
the L strata as a function of the total sample size n,
under Neyman allocation, when Fo is one of the distri-
butions of Table 1. Figure 2 gives the corresponding
efficiencies.
The results of this section are easily generalized to

without replacement stratified sampling by replacing nh
by nh / (1 - fh) throughout the calculations. The deriva-
tion of optimal cut-off values for stratified pps sampling
is easily carried out by taking Fh(x) = LPh;I(Yhi/
(NhPhi) :5 x) wherePhi denotes the selection probability
for unit the i-th unit of stratum h.

(3.3)

L

E ~B(XRh), (3.2)
h=1

n

1:[1 - F(y)]dy = - B(XR), (3.4)

L

-E
h=1

for h = 1, ... , L.
There is no simple way to solve (3.2). An approximate

solution can be obtained by noting that B(XRh) /nh is, for
all values of h, usually small as compared to the other
terms. Dropping these terms leads to

for h = 1, ... , L. The solutions to (3.3) overestimate
slightly the optimal values satisfying (3.2) since at these
solutions the partial derivatives of (3.1) are all positive and
since these partial derivatives are increasing functions of
Rh, for h = 1, ... , L. Thus by solving (3.3) to estimate
the cut-off values one does not run the risk of winsorizing
too many data values. Equations (3.3) imply that Rh =
IJ.h+ nhR / (n Wh) where R is some positive constant. A
simple equation for R is obtained by changing variable
y nWh(x - IJ.h)/nh in the integrals for B(XRh),
h = 1, ... ,Lwheren = Lnh' This gives

whereF(y) = LnhFh[lJ.h + nhy/(nWh)]ln.Equation
(3.4) is easily solved using algorithm (2.5) proposed in
Section 2 for the single sample case. Therefore simple
approximations for Searls' optimal cut-off values in
stratified sampling are easily calculated.
Since the distribution F defined above has a zero expec-

tation, the mean square error of the stratified winsorized
mean obtained by solving (3.3) is equal to:

n

4. LARGE SAMPLE APPROXIMATIONS TO
THE EFFICIENCY OF THE

WINSORIZED MEAN

For most distributions, equation (2.3) defining the
optimal cut-off does not have an explicit solution. This
section derivesclosed form approximations to this solution
using the theory of extreme order statistics. This willpermit
the derivation of explicit approximations to the efficiency
of the optimal winsorized mean. Searls' optimal winsor-
ization strategy will then be compared to a simple non
parametric winsorization scheme where the largest order
statistic is replaced by the second largest (Rivest 1994).
The form of the approximation to R (F,n) depends on

the limiting distribution, as the sample size n goes to
infinity, of the largest order statistic suitably normalized.
For distributions whose support is the positive axis, there
are only two possible limiting distributions which are given
by Galambos (1987, p. 53-54)
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Now consider distributions whose sample maxima con-
verge to HI,a (x). This class of distributions has been
characterized by Gnedenko (1962): the sample maximum
of F converges to HI,a (x) if one can write

where as x goes to 00, L(x)/L(kx) converges to 1, for
any constant k. Note that for F to have a finite second
moment, one needs a > 2 in (4.2). The Pareto distribu-
tion satisfies (4.2) with a = 'Y.

Proposition 3 If F satisfies (4.2) with parameter a
where a > 2, then as n goes to infinity, R (F, n) =
F-I[l -(a -l)/n] [1 + 0(1)], i.e., m(F,n)::::: a - 1.
Furthermore,

n

(4.2)

a2 aR(F,n)2
::::::--

n2(a - 2)'

1 - F(x) = L(x)/xa

HI,a(x) = exp( _x-a) for x > 0 and a > 0

H3,o(x) = exp[-exp(-x)] for x in R.

For many distributions used for the statistical analysis of
positive random variables, for example the Weibull and
the log-normal families, the sample maximum suitably
normalized converges to H3,o(x). Distributions whose
sample maxima converge to HI,a(x) for some a > 0
have heavy tails. For such distributions I - F(x) goes to
o at a rate of O(x-a). The Pareto and the F distributions
are in this class.

Distributions whose sample maxima converge to
H3,o(x) are considered first.The following characterization
is due to von Mises (1964):the sample maximum of a twice
differentiable distribution F(x) converges to H3,o(x) if,
as x goes to 00,

and

(4.1)

wherej(x) isthedensityofF,g(x) = j(x)/[l - F(x)]
is the failure rate of F, and g' is the derivative of g. An
approximation to winsorization constant R (F,n) for this
class of distributions is presented next.

Proposition 2 If F(x) is such that (4.1) holds and if,
for large values of x, it satisfies:
i) xg(x) increases;
ii) xg' (x)/g(x) is less than some positive constant c;
then the optimal winsorization constant R (F,n) satisfies

For distributions satisfying (4.2) a finite number of data
points are on average winsorized as the sample size goes
to 00. To some extent, this can be seen in Figure 1where
the curves of m (F'Y' n) for the Pareto distribution have
m(F2.33,n) = 1.33, and m(F2.67,n) = 1.67 as asymptotes.

Propositions 2 and 3 shed some light on the estimation
of the optimal cut-off value. When F is unknown, a
possible estimator for R (F, n) is the value that minimizes
an estimator of the mean square error of XR• This leads to

R-X 1 n
-- = - "" max(Xi - R,O) (4.3)n-1 n 1..J

i=1

R(F,n) =

and m(F,n) = g(F-1(1 - lIn»F-1(1 - l/n)
[1 + 0 ( I ) ]. Furthermore, the mean squared error of
Searls' winsorized mean is approximately equal to

In the Weibull family, F;I (1 - t) = [-log(t)] a,

g(x) =xlla-I/a. The hypotheses of Proposition 2 are met
and m (Fa' n), the expected number of winsorized obser-
vations in a large Weibull sample, is log (n) [1 + 0(1) ] / a
which goes to 00 as n increases. Figure 1suggests that the
convergence is very slow, especially for large coefficients
of variation.

as an estimating function for R. This procedure is ques-
tionable when the underlying distribution is highly skewed,
i.e., when Fsatisfies the assumption of Proposition 3. On
average, there will only be a-I non-null terms in the
right hand side of equation (3). Thus R will, on average
be determined by the a-I largest data values and the
sample maximum willhave the largest influence on R. This
will make R highly unstable and, considering the findings
of Figure I, the second largest sample order statistic should
be a better estimator of R (F, n) than the solution of (3.3).
This is exemplified in the Monte Carlo simulations of
Section 5.

Table 2 compares approximations to the bias and to the
mean square error of Searls' winsorized mean XR to those
of the once winsorized mean XI obtained by taking the
cut-off value R equal to the second largest observation.
Rivest (1994) shows this choice of cut-off value yields the
optimal non-parametric winsorized mean. He also derives
the large sample approximations for the bias and the mean
square error of XI appearing in Table 2. The corresponding
expressions for XR are taken in Propositions 2 and 3.

a2 R(F,n)2
~ --

n n2
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Table 2
Approximations to the bias and to the mean square error of the once winsorized mean XI

and of Searls' optimal winsorized mean, XR, for the Weibull and for the
Pareto distribution (r (.) stands for the gamma function)
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MSE

bias

MSE

bias

n

n

WEIBULL

(log n)a

n

2a(a - 1) (log n)2a-2

n2

n

n

n

PARETO

')'

(')' - 2)(')' - 1)2/'yn2-2/'y

2r(l - 2/-'1)

')'(')' _ 1)n2-2/'y

In Table 2 the mean square error of XR is much smaller
than that of Xl. Indeed, for the Weibull distribution the
large sample efficiency of XR with respect to Xl is equal
to that of XR with respect to X. Thus non-parametric
winsorization reduces the mean square error of estimators
of the mean of a skewed population however further
reductions in mean square error can be obtained if infor-
mation concerning the underlying distribution is available.
This is illustrated in the Monte Carlo comparisons presented
in the next section.
The results of this section apply to stratified sampling.

For this design, the large sample solution to equation
(3.4) is determined by the stratum with the most skewed
distribution. If FI is the most skewed distribution then
n WjR (Fl> nI> Inl is an approximate solution to (3.4)where
an approximation to R (Fl, nl) is found in Proposition 2
or in Proposition 3 depending on the tail of Fl. In this
case only data points in stratum 1are winsorized in large
stratified samples. Searls' winsorized mean is then equal
to Wjtimes the optimal winsorized mean for stratum one
plus a weightedsum of the samplemeans in the other strata.

5. MONTE CARLO COMPARISONS
OF ESTIMATORS OF THE

MEAN OF A SKEWEDDISTRIBUTION

This section presents Monte Carlo comparisons of the
mean square error and of the biases of five estimators of
the mean of population CHI CKEN of Fuller (1991). This
population has 2000 units; its coefficient of variation is

4.46. Further numerical comparisons of the fiveestimators
considered in this section for other distributions, either
finite or infinite, are presented in Rivest (l993a and b).

The five estimators under consideration are:

• Searls' winsorized estimator, XR, calculated as if the
the underlying distribution was known;

• A winsorized estimator where the cut-off value is set
equal to the second largest data value of an auxiliary
sample of size 2n; this is an instance where limited
auxiliary information concerning the underlying distri-
bution F is available (in the Monte Carlo simulations
each simulated sample had its own auxiliary sample);

• The once winsorized mean, XI' introduced in Section 4;
• A winsorized estimator where R is estimated from the
sample by solving equation (4.3);

• Fuller preliminary test estimator withj = 3 (i.e., the
numerator of the preliminary test involves the three
largest observations), T (the total number of data points
involved in the preliminary test) equal to [4n v, - 101
and K3, the cut-off value equal to 3.5. A detailed
description ofthis estimator appears in Fuller (1991)and
in Rivest (1993a and b). This estimator curtails the
largest data values only when a test statistic for detecting
extreme data values is significant.

The biases and the efficiencies of XR were calculated
exactly. For the other estimators, the biases and the effi-
ciencies presented in Figures 1 and 2 were obtained in
Monte Carlo simulations based on 100,000 repetitions.
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Figure 3. Relative bias of five estimators for the mean of CHICKEN.

Figure 3 indicates that the biases of winsorized esti-
mators are important, even in large samples. Several
interesting conclusions can be drawn from Figure 4. First,
as expected from Table 2 Searls' estimator is much more
efficient than the once winsorized mean. Estimating the
optimal cut-off value using limited auxiliary information
is highly efficient. This holds true as long as the study
variable can be modeled by a superpopulation distribution
having a finite variance, see Rivest (1993a) for further
discussions. In a sampling context, the auxiliary samples
could be data from previous surveys standardized to
account for possible changes over time in the distribution
of the variable under study.

Among the three estimators of Figure 4 that do not rely
on auxiliary information, Fuller estimator is the best. This
is in agreement with the simulation results of Fuller (1991).
Estimating the cut-off value by minimizing an estimate of
the mean square error does poorly especially in small
samples. Thus, as shown in Section 4, the resulting esti-
mator is highly sensitive to the wild data values that
sometimes appear in small samples. This estimator is not
recommended.

6. CONCLUSIONS

Many strategies can be used to accomodate the large
values that sometimes arise in surveys. If auxiliary infor-
mation, such as census data, is available then one can use
Searls' estimator in either simple random sampling,
stratified sampling, or pps sampling. Since the cut-off
values are fixed constant mean square error estimators can
be derived from formulae (2.3) and (3.1).

When extra information is not available, the once
winsorized mean and Fuller preliminary test estimator can
be used. Research is now under way to generalize these
estimators to stratified designs. An estimator for the mean
square error of the once winsorized mean is proposed in
Rivest (1994),

- 1 2 1
v(Xt> = - 8 - -2 (Xn + Xn-I - 2Xt>

n n

where 82 denotes the variance of the X-sample and Xn >
Xn-I > Xn-2 denote the three largest data values in
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Figure 4. Efficiency of five estimators for the mean of CHICKEN.

that sample. This estimator has a small bias in infinite
populations. However the coverage of the standard con-
fidence interval X) ::I:: ZI-OII2JV (XI> is often well below
the nominalIOO(l - a )070 levelespeciallywhen the under-
lying distribution is skewed. Further research is needed to
obtain reliable confidence intervals for estimators of the
mean of skewed populations.

I/;(R) - E(Y) < roo [1 _ Fy(x)]dx. (A.I)
n - 1 J ,p(R)

ByJensen'sinequality,E(Y) = E[I/;(X)] > I/;[E(X)].
Thus using (2.3), the left hand side of (A. 1) is less than or
equal to
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I:[1 - Fx(y)]dy . 1/;' (R)

APPENDIX 1
where 1/;' is the derivative of 1/;.Since 1/;' is increasing, the
left hand sideof the above inequality is lessthan or equal to:

Proof of Proposition 1 The assumption that Y is more
skewed than X implies that there exists a convex function
I/; such that I/; (X) and Y have the same distribution. Let
R denote R (F x, n). To prove the result, it suffices to
show that I/;(R) < R(Fy,n). This is equivalent to

roo 1/;' (y)[1 _ Fx(y)]dy = roo [1 - Fy(x)]dx.
JR J,p(R)

This shows that (A.I) holds.
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Proof of Proposition 2 The following result obtained by
applying Theorems 2.7.5 and 2.7.11 of Galambos (1987)
to the distribution F(zP+ 1) is used extensively. If the
sample maxima of distribution F(x) converges to
H3,o(x), then all the moments of F exist and

for any p such that a - p - 1 ~ 0; By (A.4), R(F,n)
is obtained by solving F(R) = 1 - [a - 1 + 0(1)] In.
This leads to the approximation for R (F, n). To derive the
approximation for MSE (XR), one applies (A.4)withp = 1.

Let R = F-1 (1 - a/n), then, up to (1 + 0(1», the
above equation becomes

[
~

p-I(l-1In) ]
exp ao - al - tg'(t)dt ,

p-I(l-ao/n)

[~

p-I(l-1In) ]
ao = exp g(t)dt =

p-I(l-ao/n)
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(A.4)

(A.2)

- F(R)
g(R) (1 + 0(1».

R - J.t

n - 1

~

oo [1 - F(x)] xP
yP[l - F(y)]dy - -----

x g(x)

~

oo [1 - F(x) ]xp+1

X

yP[l - F(y)]dy - -----
a-p-1

Proof of Proposition 3 If the sample maxima of distri-
bution F(x) converges to H1,o:(x) then F satisfies the
following properties (Feller 1971, p. 281):

where the second expression is obtained by integrating
by parts. Since tg' (t)/g(t) is less then c, one has ao >
exp(ao - adao-c. If al/ao does not converge to 1, say
al/ao < 1 - E < 1 for an infinite sequence of sample
sizes, the previous inequality implies that aJ +c > exp(aoE).
This is a contradiction since a 0 tends to 00 as n becomes
large. The approximation for MSE(XR) is obtained by
using (A.2) with p = 2.

Letao = g[F-1(1 - lIn)]F-1(1 - lin) andal == g
[F-l(1 - ao/n)]F-I(l - ao/n).Sinceforlargevalues
of x,xg(x) is increasing, ao > al and the solution to
(A.3) belongs to the interval (aloaO)' In order to prove
the result, one has to show that a I lao converges to 1 as
n goes to 00.

Since g(x) = j(x)1[ 1 - F(x)], one can write

whereg(x) - h(x) meansthatg(x)/h(x) converges to
1 as x goes to infinity. Using (A.2), R(F,n) is obtained
by solving
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Design Effects for Correlated (~ - PJ
LESLIE KISH, MARTIN R. FRANKEL, VIJAY VERMA and NIKO KACIROTII

ABSTRACT

We present empirical evidence from 14 surveys in six countries concerning the existence and magnitude of design
effects (defts) for five designs of two major types. The first type concerns deft (Pi - Pi), the difference of two
proportions from a polytomous variable of three or more categories. The second type uses Chi-square tests for
differences from two samples. We find that for all variables in all designs deft (Pi - Pi) == [deft (Pi) + deft (Pi) )/2
are good approximations. These are empirical results, and exceptions disprove the existence of mere analytical
inequalities. These results hold despite great variations of defts between variables and also between categories of
the same variables. They also show the need for sample survey treatment of survey data even for analytical statistics.
Furthermore they permit useful approximations of deft (Pi - Pi) from more accessible deft (Pi) values.

KEY WORDS: Design effects; Survey sampling; Sampling errors.
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1. DESIGN EFFECTS FOR ANALYTICAL
STATISTICS

We explore the existence and the magnitudes of design
effects for some special analytical statistics based on data
from survey samples. The investigation is both method-
ological and empirical, with data from several different
surveys with different variables and from contrasting
populations, hence subject to the risks of inconsistent
empirical results. We often hear and read that probability
sampling, while necessary for descriptive surveys, is not
necessary for analytical surveys. In "Four Obstacles to
Representation in Analytic Studies" one of us wrote that
"In addition to those four real obstacles, we also encounter
another, which is more artificial, in the denials of the need
for representation" (Kish 1987, Section 2.7). Sampling
investigations show that complex probability selections,
especially clustered sampling, have no appreciable influence
on descriptive statistics (like means and regression coef-
ficients), but can have drastic effects on inferential sta-
tistics, like confidence intervals, tests of significance (Kish
and Frankel 1974).

Design effects are defined as deft2 = actual variance/
simple random variance of same n, both estimated. And
values of deft > 1 have been shown for sampling errors
not only of means, but also for analytical statistics like
differences of means (and Chi square tests), regression
coefficients etc. It is true that considerable reductions and
differences of deft values have been found for some ana-
lytical statistics. The differing deft values are not mere
necessary mathematical consequences of the sample
design, which may be deduced once for all. They have

empirical content and therefore they need to be replicated
with empirical investigations (Kish and Frankel 1974;
Kish 1987,7.1; Kish 1965, 14.1-14.2; Rao and Wu 1985;
Scott and Holt 1982; Skinner, Holt, and Smith 1989). In
this paper we investigate the possible effects and the
magnitudes of design effects for a set of related statistics
that have not been investigated before. On the contrary,
in several statistical papers the absence of design effects
was merely assumed by the authors (all justly famous), and
apparently passed on by the journal referees, without
warning the readers. We shall see if deft is reduced or
eliminated for this set of analytical statistics (Cochran
1950; Mosteller 1952; Scott and Seber 1983; Seber and
Wild 1993).

Furthermore, we also propose explicitly, as has been
implied before, that the existence of considerable values
of deft is strong evidence for the need for probability
selections. It would be difficult to assume a model of
a population distribution where the selection design
was unimportant (or uninformative) but produced
considerable design effects. The reverse does not hold:
absence of design effects is necessary but not sufficient
evidence for license to neglect probability selection. This
proposition gives added importance to our study, which
relates deft (Pi - Pi) for analytical statistics to deft (Pi)
and deft (Pi) for two of several categories of the same
variable.

Section 2 describes the five related problems (designs)
for which sampling errors are described in Section 3.
Section 4 discusses the empirical evidence in the tables.
Section 5 places our findings in the context of earlier work
on defts for subclasses and their differences.

1 Leslie Kish, ISR, University of Michigan, Ann Arbor MI 48106, U.S.A.; Martin R. Frankel, NORC and City University of New York; Vijay Verma,
University of Essex, Colchester, C04 3SQ, U.K.; Niko KaCiroti, Institute of Statistics, Tirana, Albania.
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2. SIMILAR STATISTICS FOR
FIVE DESIGNS

It has been shown that five designs (problems), of two
distinct types, can be treated with the same simple statistics
(Kish 1965, Section 12.10). For our empirical and simple
presentation we use symbols for sample values (like deft,
Pi and ni), even when occasionally capitals for population
values would be more appropriate.

The difference of proportions P2 - Po = n21n - noln
expresses the desired estimate, where n = no + nl +
n2 + ... nk is the sample size, with n units selected and
weighted equally. Furthermore, under simple random
sampling assumptions, the variance of (P2 - Po) is
(1 -f)(P2 +Po - (P2 -po)2]/(n -1).

Type A Comparisons

1. The difference between two categories (n2 - no) I
n = (P2 - Po) of a polytomy can represent preference
between two parties among several (k) in voting
surveys, or between two brands of automobiles in
market research, or two of several attitudes, opinions,
behaviors on one variable, etc. The other (k - 2)
choices are summed into PI and disregarded in the
difference. (Also treated by Scott and Seber 1983.)

2. Rank values of -1, 0, + 1 (or 0, 1, 2 or c, c + 1,
c + 2) can be assigned to an ordered trichotomous
variable without a metric, and viewed as a simple form
of the difference of two categories. This form is partic-
ularly useful for computations of sampling errors,
because all the five designs can use - 1, 0, + 1 for
instance as a transformed computing variable.

3. The difference of proportions from two different vari-
ables (x andy) may be treated as in (1) and (2). Define
as positive in x (or success) only those elements that are
positive in x but not in y, so that nlO = n(xl> Yo)'
Similarly define as positive y the nOI = n (xo, YI)'
Then (n 10 - nOl) In = (Px - py) is the net difference
in the proportion of positives in x and y. Those that are
positives or negatives in both x and y do not count in
the differences. Thus we have a case of three categories
as in (1) and (2). An example is the difference between
the proportions who would "stop all nuclear testing,"
and those who "want complete nuclear disarmament";
or who would "force Iraq to leave Kuwait" and who
would "remove Saddam from power," (Wild and Seber
1993).However, the two categories may also come from
two different surveys of the same n cases, as in a quality
check, or from dual frame observations, or from two
waves of a sample. These situations resemble those of
(4) and (5).
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Type B Comparisons

4. Test-retest and before-after are terms for designs in
which the same subjects undergo two observations.
Then dichotomous answers n2 = n 10 denote the number
of negative changes; no = nO! the number of positive
changes; and nil + noo the sum of the unchanged
positives and negatives. Positive and negative answers
are respectively denoted here as 1 and 0, and the first
and second wave by the order of the subscript. The
difference (nlO + nil) - (nO! + nil) = nlO - nO! =
n2 - no measures the change between positives for
the two observations; and P2 - Po = n21n - noln
measures the change in proportions. (McNemar 1949;
Cochran 1950; Mosteller 1952).

5. Matched pairs of n pairs of subjects can also be treated
as a generalization of the test-retest design (Mosteller
1952).For example n pairs of randomized subjects may
represent experimental versus control treatments; or n
pairs of boys versus girls matched on control variables.
The statistical treatment (PIO - POI) of the n pairs of
matched subjects is the same as for the n pairs of
treatments on the same n subjects (4).

The similarity of statistical treatment for these five
designs of two distinct types is convenient, and we present
empirical results for both types. "It also has heuristic value
that has been overlooked in recent publications (Scott and
Seber 1983and Wild and Seber 1993).The Chi-square test
for types 4 and 5 was published early (McNemar 1949;
Cochran 1950;Mosteller 1952), and the similarity to the
categorical cases 1,2,3 was shown" (Kish 1965, 12.10).
(Kish was wrong in denoting "trichotomies and matched
dichotomies," as "Trinomials and Matched Binomials,"
which terms refer to lID samples only.)

All of these deal with differences of proportions Pi
based on count variables ni' Extensions to correlated
differences (Yi - Yj) for other variables are possible, but
not within the scope of our study. Practical examples
would include the difference in dollar shares (not only
numbers ni) between two automobile makes from a total
of LYi sales.

3. SAMPLING ERRORS AND DESIGN
EFFECTS

For simple random samples of size n it can be easily
shown (Kish 1965, 12.10) that

var(P2 - Po) =

[
(1 - f)n] [ 2]P2 + Po - (P2 - Po) In.
(n - 1)
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Most of the examples found and shown come from large
survey samples, where the (1 - f) can be disregarded. It
is worth noting that for the element variance

where the last term cov(P2,PO) = -P2PO represents the
covariance arising becauseP2 and Po are competitive parts
of the same sample, rather than proportions from inde-
pendent samples. The difference of proportions squared
(P2 - Po) 2 will usually be a small correction term,
and without it we have the equivalent of the variance
(P2 + Po) In of two independent Poisson samples. Fur-
thermore, note that (Kish 1965, 12.10):

The Chi-square test has been applied to some of these
problems, treated separately (Cochran 1950;Mosteller
1952; McNemar 1962, p. 225). This is essentially
(n2 - no)2/(n2 + no) the square of the difference
divided by its variance, under the null hypothesis
n2 = no. It applies the exact theories available for
tests of null hypotheses in small samples, including
the "Yates correction," all based on the assumption
of simple random sampling. However, there are great
advantages in treating these problems in large samples
as estimated means with proper standard errors. First,
instead of being confined to testing null hypotheses,
wecan make inferences with the probability intervals
(P2 - Po) :t tp se (P2 - Po). Second, the formulas
for standard errors of complex samplescan be applied
directly to the mean (P2 - Po). Third, the logical
structure of this statistic (P2 - Po) can be seenmore
clearly in its application to several distinct problems.

Correlated proportions originate usually in data from
complex surveys, and the computations of variance should
be appropriate to the sample design. The variance formulas
for stratified complex samples can be adopted, but the
direct formula has eight terms (Kish 1965, 12.10.3).
Instead, it is convenient to translate the problem into a
trichotomous variable, with values of - 1, 0, + 1 as in
design 2 of Section 2; and the computations of Section 4
used that translation.
Then comparisons between variables and between

samples can be facilitated by recourse to the design effects:

computed variance of (P2 - Po)

[P2 + Po - (P2 - po)2]ln

A few words are needed about limitations on the use
of deft as a tool for robust approximations. They serve
well for clustered and multi-stage samples using ultimate
clusters (primary selections) for computing sampling
errors. However, we avoided the problem of weighted
samples, because their treatment would be too specific and
perhaps too complex. Weighting for nonresponse would
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not be important for the ratio of deft (Pi - Pi) to deft (Pi)'
However weights for gross inequalities of selection proba-
bilities need specific treatments. Nevertheless, inference
and experience indicate that deft values are less affected
by weights than are the variances and means themselves.
Furthermore we conjecture that the relations we found
between the values of deft (Pi - Pi) and deft (p;) will
hold also for weighted data, if these are not extreme or
pathological.
An approximate but dependable relation of deft (Pi - p)

to deft (Pi) and deft(p) would be useful to allow infer-
ences from the latter, which are routinely and easily
computed, to the former that are not. Several alternative
conjectures may seem reasonable, and none can be math-
ematically derived, nor excluded.

1. Deft (Pi - p) = 1 of no design effect was assumed
implicitlyin the fivepublications referenced in Section 1.

2. Deft (Pi) > deft (Pi - Pi) > 1denotes persisting but
lower effects than for the deft (Pi) for proportions.
This happens for "crossclasses" and their comparisons
(Kish 1987,7.1). This also seemed reasonable to several
experienced statisticians we polled.

3. Deft (Pi - Pi) = [deft (Pi) + deft (p)]l2 is what
we actually found to be a good approximation for all
of our data, from different populations and designs.
This conjecture seemsreasonable, because designeffects
due to clustering for individual Pi can apply similarly
to the variable created from the difference (Pi - Pi)
of two of them.

4. Inconsistent results would have been possible, but
annoying by preventing inference.

4. EMPIRICAL RESULTS FOR Deft(p; - Ij)

Without strong theoretical or mathematical basis
for favoring any of the four alternative conjectures,
empirical results about deft (Pi - Pi) become essential,
linking these to the computed values for deft (Pi)' These
resemble our more familiar conjectures about deft (p;) =
Jl + roh [b - 1] ; their value depends on several factors
that affect roh, the coefficient of intraclass correlation,
in addition to the average cluster size fj (Kish 1965, 5.4,
8.2). The values of deft (Pi) vary greatly between surveys,
also between variables for the same survey (Kish, Groves
and Krotki 1976; Verma, Scott and O'Muircheartaigh
1980;Verma and Le 1995). However, survey statisticians
gain knowledge from empirical investigations of sampling
errors from diverse surveys, which also permit relating the
deft values of complex statistics to the simpler deft (Pi)
(Kish L. 1995; Rao and Wu 1985; Rao and Scott 1987).
Similarly, to learn about the relation of deft (Pi - Pi)
to deft (Pi) we have here empirical results from many
variables and from many surveys.
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In this first essay into this field we present data from
fourteen surveys, which represent a great variety of situa-
tions. Eleven surveys presented as 5 sets of results (Figures 1
and 2 and Tables 1-3) deal with paired differences of
categories from single surveys (Type A). Three sets of
results (Tables 1-3) come from social surveys, followed by
two sets (Figures 1 and 2) from the Demographic and
Health Surveys on population data. Finally three other sets,
each dealing with two waves of data, each based on two
reinterviews with the same respondents (Tables 4, 5 and 6),
represent type B designs of comparisons.

Tables:
1. The National Election Study of 1986 of the Institute

for Social Research of the University of Michigan,
n = 2,135.

2. The National Education Longitudinal Study (NELS)
of 1988, the National Opinion Research Center of the
University of Chicago, n = 24,355.

3. The National Longitudinal Study of Labor Market
Experience of Youth, conducted by the National Opinion
Research Center of the University of Chicago, n = 5,857.

4. National Election Studies Panels 1990 and 1992, Survey
Research Center, Institute for Social Research, Ann
Arbor, MI 48106.

5. Panel Study of Income Dynamics 1983 and 1987,
Survey Research Center.

6. Americans' Changing Lives 1986 and 1989, Survey
Research Center.

Figures:
1. Demographic and Health Surveys of Morocco, Niger,

and Colombia, MACRO International.

2. Population Census of Indonesia, Rural Java strata
(unpublished data).

We note the following important, useful, EMPIRICAL
results.
1) First and foremost: The design effects deft (Pi - p) for

the differences are usually NO LESS than the deft (Pi)
for the proportions themselves, and deft (Pi - Pj) =:: 0.5
[deft (p;) + deft (Pj)] approximately in all cases. They
vary together, along with the considerable variation for
deft values between variables, and also with the lesser
variation between pairs of categories for the same
variables. Researchers who neglect deft commit the usual
under-statement of sampling errors for statistics from
clustered surveys. This observation is not only interesting
but also a useful model for inference, because the other
three sources of variation - across variables, categories
within variables, and sampling errors of individual
statistics - are all greater.

2) We can find these results in all the 14 sets of survey data
in the tables and graphs, and we can illustrate them now
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with Table 1. Note that defts vary from essentially 1.00
for variable D (problems in country) to as high as 2.32
in variable A (religion) which implies deft2 = 2.322 =

5.38. That our empirical rule (1) holds over the range
is reassuring. Such variation between variables in the
same sample are common and should force us to
abandon the practice of using a common average for
all defts of a sample (Verma and Le 1995; Kish 1995).

Furthermore, we emphasize here the great variation in
deft values for the five categories of the same variable
from 1.21 to 2.32 (No.3 for "fundamental" protes-
tants). It follows that deft (Pi - Pj) is large only when
i or j is category 3 for this variable. These variations
among the defts for categories of the same variable
mean that they should be computed for all categories
rather than for only a single "representative" category.
These large possible variations between categories of
the same variable are an important new finding in our
results, that seems to have escaped notice before.

3) There are also sampling errors in the computed values
of the defts. Only statisticians who have computed
many sampling errors and design effects seem to get the
"feel" for how great these can be. They may be mostly
responsible for the few cases where deft (Pi - p)
fails to fall between deft (Pi) and deft (Pj) and either
deft(Pi) < deft(Pi - Pj) > deft(pj) or deft (Pi) >
deft (Pi - p) < deft (Pj)' Incidentally, these cases
also show that our results are not mathematical conse-
quences, but empirically based.

The empirical results presented in Figures 1 and 2
further confirm the findings already presented in Tables 1,
2, and 3. Here also we see that: 1) deft(Pi - Pj) ==
[deft(Pi) + deft(pj)]/2 approximately, along the 45°
line; that 2) those equalities hold along a wide range of
designs effects; and that 3) the variation between variables
is large indeed. This large variation is particularly evident
for rural Indonesia, with deft values over 4, hence deft2

values over 16. These large clustering effects are due to the
large cluster sizes: with fj = 133 and 137, the values of
roh = 0.12 are enough for large defts. Note that these
empirical results come both from very diverse populations
and diverse variables; different from each other and from
the data of Tables 1, 2, and 3. Figure 1 has data from
3 countries (Morocco, Niger and Colombia) hence 6 pop-
ulations, because the urban and rural defts are quite
different. Figure 2 shows results for males and females
who are quite distinct populations for the occupational
variables, though less so for the educational classes.

The empirical data in the tables of studies 4, 5, and 6
were awaited with doubt and anxiety. True that the pre-
ceding five sets resulted in similar conclusions, although
they dealt with eleven different populations and scores and
variables. But studies 1 to 5 all dealt with pairs of categories
from polytomies, designs 1 and 2 of Type A. But now we
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Subclasses according to current use of contraception
(OHS surveys)
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Figure 1. Comparison of deft (Pi - Pi) to the average of
deft (p;) ,deft (Pj) for categones by current use of
contraception *. Illustration of six populations from
Demographic and Health Surveys.

* 1 = not using any method of contraception
2 = using only traditional method
3 = using a modern 'reversible' method
4 = sterilised.

Figure 2. Comparison of deft (Pi - Pj) to the average of
deft (Pi) ,deft (Pj) for categories by occupation and
levelof education by sex. Illustration from a population
census.

Table 1
The National Election Study of 1986 of the I.S.R. of the University of Michigan (n = 2,135)

Categories Defts for Categories Defts for

i - j Pi Pj Average (Pi - Pj) i - j Pi Pj Average (Pi - Pj)

A. Religion B. Abortions Beliefs
1-2 1.21 1.42 1.32 1.10 1-2 1.27 .97 1.12 .97
1-3 1.21 2.32 1.77 2.02 1-3 1.27 1.28 1.28 1.32
1-4 1.21 1.50 1.36 1.18 1-4 1.27 1.31 1.29 1.36
1-5 1.21 1.18 1.19 1.17 2-3 .97 1.28 1.12 1.08
2-3 1042 2.32 1.87 1.93 2-4 .97 1.31 1.14 1.16
2-4 1.42 1.50 1.46 1.57 3-4 1.28 1.31 1.30 1.32
2-5 1042 1.18 1.30 1.27 Mean 1.17 1.24 1.21 1.20
3-4 2.32 1.50 1.91 2.03
3-5 2.32 1.18 1.75 2.04 D. Problems in Country
4-5 1.50 1.18 1.34 1.19 1-2 1.07 .94 1.00 .98Mean 1.56 1.53 1.54 1.55 1-3 1.07 1.04 1.05 1.09

C. Support Reagan 1-4 1.07 .93 1.00 1.12
2-3 .94 1.04 .99 1.01

1-2 1.32 1.10 1.21 1.07 2-4 .94 .93 .93 .85
1-3 1.32 .86 1.09 1.26 3-4 1.04 .93 .98 .82
1-4 1.32 1048 lAO 1.50 Mean 1.02 .97 .99 .98
2-3 1.10 .86 .98 .96
2-4 1.10 1048 1.29 1.38
3-4 .86 1048 1.17 1.09
Mean 1.17 1.21 1.19 1.21

Overall mean 1.23 1.24 1.23 1.24



122 Kish at al.: Design Effects for Correlated (Pi - Pj)

Table 2
The National Education Longitudinal Study (NELS) of 1988, the National Opinion Research Center

of the University of Chicago, (n = 24,355)

Categories Defts for Categories Defts for

i - j Pi Pj Average (Pi - Pj) i - j Pi Pj Average (Pi - Pj)

A. Education Status B. Classes are boring
1-2 1.38 1.22 1.30 1.11 1-2 .99 1.11 1.05 1.04
1-3 1.38 1.14 1.26 1.16 1-3 .99 1.12 1.06 1.07
1-4 1.38 1.19 1.29 1.30 2-3 1.11 1.12 1.12 1.13
1-5 1.38 1.42 1.40 1.54 Mean 1.03 1.12 1.08 1.08
2-3 1.22 1.14 1.18 1.11 C. Freedom to pursue interest2-4 1.22 1.19 1.21 1.24
2-5 1.22 1.42 1.32 1.45 1-2 1.28 1.10 1.19 1.21
3-4 1.14 1.19 1.17 1.18 1-3 1.28 1.08 1.18 1.28
3-5 1.14 1.42 1.28 1.37 2-3 1.10 1.08 1.09 .97
4-5 1.19 1.42 1.31 1.20 Mean 1.22 1.09 1.15 1.15
Mean 1.27 1.28 1.27 1.25 D. School offers good jobs

E. Religion 1-2 1.24 1.07 1.16 1.17
1-2 2.48 2.83 2.65 2.74 1-3 1.24 1.11 1.18 1.24
1-3 2.48 2.02 2.25 2.09 2-3 1.07 1.11 1.09 1.01
2-3 2.83 2.02 2.42 2.59 Mean 1.18 1.10 1.14 1.14
Mean 2.60 2.29 2.44 2.47 F. Dad education

I. Feel good about self 1-2 1.61 1.76 1.69 1.83
1-2 1.42 1.28 1.35 1.37 1-3 1.61 1.68 1.65 1.65

2-3 1.76 1.68 1.72 2.48
Mean 1.65 1.71 1.69 1.99

Overall mean 1.48 1.41 1.45 1.49

Table 3
The National Longitudinal of Labor Market Experience of Youth, Conducted by the National Opinion Research Center

of the University of Chicago, (n = 5,857)

Categories Defts for Categories Defts for

i - j Pi Pj Average (Pi - Pj) i - j Pi Pj Average (Pi - Pj)

A. Chance is important in my life B. Something stops me
1-2 1.26 1.20 1.23 1.06 1-2 1.07 1.22 1.14 1.04
1-3 1.26 1.18 1.22 1.30 1-3 1.07 1.12 1.10 1.14
1-4 1.26 1.16 1.21 1.28 1-4 1.07 1.09 1.08 1.09
2-3 1.20 1.18 1.19 1.22 2-3 1.22 1.12 1.17 1.28
2-4 1.20 1.16 1.18 1.25 2-4 1.22 1.09 1.16 1.14
3-4 1.18 1.16 1.17 1.05 3-4 1.12 1.09 1.11 1.07
Mean 1.23 1.17 1.20 1.19 Mean 1.13 1.12 1.13 1.13

C. Have control of my life D. I am as worthy as others
1-2 1.13 1.06 1.10 1.09 1-2 1.17 1.13 1.15 1.16
1-3 1.13 1.10 1.12 1.13 1-3 1.17 1.07 1.12 1.16
2-3 1.06 1.10 1.08 1.07 2-3 1.13 1.07 1.10 1.08
Mean l.ll 1.09 1.10 1.10 Mean 1.16 1.09 1.12 1.13

E. Plans hardly work out F. I am satisfied
1-2 1.19 1.07 1.13 1.12 1-2 1.19 1.12 1.16 1.16
1-3 1.19 1.13 1.16 1.20 1-3 1.19 1.13 1.16 1.20
2-3 1.07 1.13 1.10 1.08 2-3 1.12 1.13 1.13 1.09
Mean 1.15 l.ll 1.13 1.13 Mean 1.17 1.13 1.15 1.15

I. Mother's work
1-2 1.49 1.36 1.43 1.41
1-3 1.49 1.52 1.51 1.53
2-3 1.36 1.52 1.44 1.44
Mean 1.45 1.47 1.46 1.47

Overall mean 1.20 1.17 1.18 1.19
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Table 4
National Election Studies Panels 1990 and 1992,

Survey Research Center, Institute for Social Research,
Ann Arbor

Strongly approve Bush 1.14 .93 1.04 1.02
Approve Bush foreign
policy .92 1.05 .99 1.00

Strongly disapprove Bush
foreign policy 1.23 1.24 1.24 1.32

Approve Bush economy .97 .94 .96 .96
Strongly approve Bush
economy 1.14 1.04 1.09 1.10

Approve Bush 1.00 1.00 1.00 1.00
Strongly disapprove Bush 1.16 1.10 1.13 1.12
Watch campaign on TV .89 1.55 1.22 1.40

Mean 1.06 1.11 1.08 1.11

Table 5
Panel Study of Income Dynamics, 1983 and 1987,

Survey Research Center, Ann Arbor

Categories* Defts for
before/after (83/87) Pi Pi Average (Pi - Pi)

Live in South 1.22 1.23 1.23 1.11
Age of head of family 1.28 1.33 1.31 1.37
Family size 1.29 1.43 1.36 1.47
Number of children
in family 1.23 1.43 1.33 1.49

Work hours of head 1.12 .84 .98 1.03
Age of youngest child .93 .91 .92 .87

Mean 1.18 1.20 1.19 1.22

* All variablesare categorizedin two categories.

Categories
before/after (90/92)

Defts for

Pi Pi Average (Pi - Pi)

sought data for Type B comparisons from panel surveys,
so that we could investigate the conjectures for the test/
retest and before/after experimental designs. Mathemat-
ically these can be easily shown to resemble polytomies
(i.e., tetratomies), but from that to the empirical values
of design effects leads through a "black box." Hence these
empirical values are so much more valuable and remark-
able. Here we found considerable design effects for Chi
square tests for analytical comparisons.

5. PRESENT FINDINGS IN THE CONTEXT
OF RELATED RESEARCH

A great deal of empirical information is available from
previous work by the authors and by others on design
effects for the total sample, for subclasses, and for differ-
ences, for diverse variables and designs. It would be useful
to put the present findings in the context of that work.
It has been found that nature of the survey variables

being estimated is a major (often the main) determinant
of the magnitude of the design effects: vastly differing
defts can occur for different types of variables even with
the same samples or with similar designs. For this reason
we have always recommended that defts be computed for
many different variables, while it isgenerally lessimportant
to compute them for many different subclasses, especially
for different categories of subclasses defined in terms of
the same characteristic.
The present findings illustrate that defts can differ

greatly also among different categories of the same survey
variable, estimated with the total sample as the common
base. Therefore each individual category and each differ-
ence between pairs of categories, even when defined in

Table 6
Americans' Changing Lives, 1986 and 1989, Survey Research Center, Ann Arbor

Categories Defts for Categories Defts for
before/after Pi Pi Average (Pi - Pi) before/after Pi Pi Average (Pi - Pi)

A. Get together with friends B. How often do you exercise
Once a week 1.30 1.26 1.28 1.28 Often 1.51 1.67 1.59 1.26
2-3 a month .88 1.00 .94 1.02 Never 1.62 1.97 1.80 1.41
Mean 1.09 1.13 1.11 1.15 Mean 1.56 1.82 1.70 1.34

C. How Satisfy Are You D. How do you like your home
Very satisfy 1.28 1.21 1.25 1.33 Very much 1.24 .90 1.07 .91
Not satisfy 1.04 1.16 1.10 1.00 Not much 1.33 .98 1.16 1.12
Mean 1.16 1.19 1.18 1.17 Mean 1.29 .94 1.12 1.02

E. How often work in garden F. I have a positive attitude
Often 1.40 1.16 1.28 1.19 Agree 1.10 1.33 1.22 1.19
Rarely .91 1.11 1.01 1.18 Disagree 1.05 1.28 1.17 1.21
Never 1.66 1.17 1.42 1.26 Mean 1.08 1.31 1.20 1.20
Mean 1.32 1.15 1.24 1.21

Overall mean 1.25 1.26 1.26 1.18
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terms of the same survey variable, needs to be regarded,
in a sense, as a separate variable in its own right for the
purpose of computing and analyzing design effects.

As to the relationship between defts for subclasses and
subclass differences, previous research has mostly dealt
with the following situation. With the total sample n parti-
tioned into subclasses iof size ni = Pi .n, deft (ri) values
for statistics ri (such as a proportion mi/ni, mean LYi/ni,
ratio LYi/ LXi), estimated over subclass elements ni as the
base, are related to deft (r) for the same variable estimated
with the total sample as the base. Similarly, deft(ri - ri)
for subclass differences are related to deft (ri ) ,deft (ri )
based on individual subclasses and to deft(r) based on the
total sample. Numerous computations confirm these rela-
tionships to be in accord with our conjecture (2) of section 3:

deft(r) > deft(ri); and deft(ri) > deft(ri - ri) > 1.

These effects of covariances on design effects of clus-
tered samples are essentially empirical (even sociological
in a broad sense); and they must be so verified.

Similarly with our newly discovered relationship for
(Pi - Pi) for two categories, which are so different from
the above. The relations deft (Pi - Pi) == [deft (Pi) +
deft (p) ] 12 are also empirical and approximate and they
must be verified over and over again. But they seem to be
widely applicable in our data, and clearly better than the
other assumptions, such as deft (Pi - Pi) = 1 that have
been often assumed until now.
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Alternative Adjustments Where There Are Several Levels
of Auxiliary Information

F. DUPONTI

ABSTRACT

Regression estimation and its generalization, calibration estimation, introduced by Deville and Sarndal in 1993,
servesto reduce a posteriori the variance of the estimators through the use of auxiliary information. In sample surveys,
there is often useable supplementary information that is distributed according to a complex schema, especiallywhere
the sampling is realized in several phases. An adaptation of regression estimation was proposed along with its variants
in the framework of two-phase sampling by Sarndal and Swensson in 1987.This article seeks to examine alternative
estimation strategies according to two alternative configurations for auxiliary information. It will do so by linking
the two possible approaches to the problem: use of a regression model and calibration estimation.

KEY WORDS: Auxiliary information; Regression estimator; Calibration estimator; Two-phase sampling.

125

1. INTRODUCTION

Using the regression estimator studied by Fuller (1975),
Cassel, Sarndal and Wretman (1976), Sarndal (1980),
Gourieroux (1981), Isaki and Fuller (1982), and Wright
(1983), it is possible to improve a posteriori - that is, after
the sampling has been completed - the estimate of a total
of a variable of interest on the basis of auxiliary variables
XI> ••• , Xk for which additional information is available.
The variance in relation to the Horwitz-Thompson esti-
mator is reduced by using the regression estimator, provided
that one knows the true value of the target population
totals of the auxiliary variables, which will constitute the
additional information referred to as auxiliary informa-
tion. Deville and Sarndal in 1992 proposed a class of esti-
mators derived from a reweighting approach that addresses
the same issue of variance reduction: calibration esti-
mators. By calibrating sampling weights it is possible to
incorporate a posteriori auxiliary information of the type
totals XI, ... , Xk of k variables Xl, .•. , Xk into the esti-
mate made on the basis of the new weightings and thus to
improve the estimate. This approach generalizes regression
estimation, which is one of the elements of the class.
However, in surveys based on sampling, there is often

usable additional information that is distributed according
to a more complex schema than what has been described
above, especially when the sampling is carried out in
several phases. This article looks at different strategies for
using this complex auxiliary information in the framework
of two-phase sampling, with the possibility of generalizing
to more than two phases.
When the sampling plan entails two phases, the aux-

iliary information consists of information known for the
entire population, but also of information known for the

sample resulting from the first sampling phase. These two
bodies of information may concern different variables.
In their 1987 article, Sarndal and Swensson propose an

estimator that uses all the auxiliary information available
for a two-phase sampling, with different auxiliary infor-
mation for the total population and the population obtained
from the first-phase sampling. This is an estimator adapting
the principle of the regression estimator when the infor-
mation known for the individuals obtained from the first-
phase sampling is considered to be substitutable for the
aggregated information and to be of better quality than
the information available for the target population as a
whole, for purposes of estimating the variable of interest.
However, in practice it often happens that these two bodies
of information are complementary rather than
substitutable. We have thus sought in this study to develop
the regression estimate in a context in which the bodies of
auxiliary information are complementary.
Furthermore, insofar as calibration estimation gener-

alizes regression estimation when the auxiliary information
is at only one level, we have sought to adapt calibration
estimation to this context. We review the various cali-
bration strategies in order to propose the most suitable
ones, seeking to relate them to generalizations of regression
estimation that are possible in this context.
We show (Section 2) that the joint use of two different

bodies of auxiliary information leads to two regression
models and three associated decompositions of the variable
of interest. The regression model assisted approach (RMAA)
thus enables us to derive 3 alternative estimators.

In turn, the calibration approach (CA) (Section 3)
enables us to derive 4 estimators. Each of these estimators
may be related to (associated with) the three estimators
derived from the regression model approach.

1 F. Dupont, Unite Methodes Statistiques, Institut National de la Statistique et des Etudes Economiques, (INSEE), 18 Blvd. Adolphe Pinard,
75675 Paris Cedex.
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3. REGRESSION ESTIMATION APPROACH

In their work, Siirndal, Swensson and Wretman propose
the following regression estimator for estimating the total
of y:

3.1 The Information Contained in Xl is Considered to
be Substitutable for the Information Contained in
X2 for Estimating y and to be of Lesser Quality

(
"xhb2 "Xhb2)+ £.J---£.J-- +
iESa 1ri iES 1ri 1rai

- __ " YiYI £.J
iEs 1ri1rai

from the sample associated with the first phase of the
sampling. s represents the final sample for which are
available the values of the variable Y, the total of which
we are trying to estimate, as well as the values of the
vectors of the auxiliary variables XI and X2' This is denoted
as 1ri = P(i I sa)'

We hope to make optimum use of all this auxiliary
information in order to improve the estimates that will be
made on the basis of the data gathered from the sample
that results from the second sampling phase s.

An obvious first idea is to try to generalize the regression
estimator in this context.

Thus (Section 4), the two approaches may be linked
together and result in three classes of estimators, each
associated with a decomposition of the variable of interest.
The estimators of a given class have the same asymptotic
variance.

When strategies are evaluated on the basis of the
sampling plan alone, our choice is directed toward the
third class of estimators, which is superior to the other two
from the standpoint of variance.

When strategies are evaluated on the basis of a modelling
of the variable of interest, the preferable class of esti-
mators is the one associated with the modelling adopted.

In a situation in which we wish to adjust a survey, and
in which we wish simultaneously to correct the biases that
would result from the use of gross weightings and to
reduce the variance, the findings must be adapted: the
changes introduced in the weightings to correct the biases
are greater than the corrections for variance reduction.
Hence the variables will be incorporated into the calibration
once it appears that they are affecting the probability of
selection and thus participating in the creation of the bias.

When the auxiliary variables are qualitative, the choice
between a priori and a posteriori use of the auxiliary infor-
mation - that is, between its use at the sampling stage and
at the adjustment stage - still rests on the distinction
between the two modellings of the variable of interest.

These findings may be extended to samplings of more
than two phases.

2. NOTATIONS

The framework is that of a two-phase sampling. Assume
that auxiliary information is available at two different
levels: the target population and the population obtained
from the first-phase sampling. The situation may be
diagrammed as follows:

iEs

E (Yi - xhb2)

1ri1rai

The estimation can also be written:

where the second term is the correction for poor estimation
on sa and the third is the correction for poor estimation
ons.

where the second term is the correction for poor approx-
imation of Yi by xfJ bl and the third is the correction for
poor approximation of Yi by Xi2 b2 ;

Vector of available auxiliary
variables

n

N

Size

where U represents the target population for which the
values of the vector of variable XI are known or, failing
that, the total XI = LiEU Xii' sa represents an interme-
diate level of sampling for which the values of the vectors
of kl variables XI and k2 variables X2 are known for all
individuals. We denote as 1ria the probability of selection

with

and

b
l
= ( E XilXfl) -I ( E XilYi)

1r . 1r.1r .iESa Ql iEs I Ql

b2 = ( E Xi2
X
h) -I ( E Xi2Yi).

iEs 1ri1rai iEs 1ri1rai
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- U for X/I iiI ,
- Sa for xh ii2, and
- S for Cli•

The variable here is broken down into three components
Yi = X/I iiI + xhii2 + Cli• The total of Y is thus broken
down into three components, each of which is estimated
at the highest level, that is, with the greatest precision
possible:

The underlying idea is that we have two concurrent
models for Y, namely:

(1) Yi = x/lb1 + Uil with E(Uil) = 0 and V(Uil) = uf
and

(2) Yi = xhb2 + Ui2 with E(ui2) = 0 and V(Ui2) = ui
the second of which we believe is a priori better for pre-
dicting the value of Yi. Thus in this model-based perspec-
tive, XI functions as a proxy of X2. A situation of this type
corresponds, for example, to a case in which X2 represents
the update - that is, the update to the date of the survey -
of the variable retrieved from the XI sampling frame. In
other words, if X2 were available at the level of the entire
population, the estimator used would be

XilX/I E XilX/2

(~~)
7fai7fi

iES
7fai7fi

= Xi2X/I Xi2X/2E7fai7fi iEs
7fai7fi

Let us now imagine the case of a two-phase sampling
survey of households. Assume that the sampling frame is
made up of dwellings for which we have information
consistingof dwellingsize, denoted as XI, which is therefore
known for all individuals in the target population. If all
the individuals obtained from the first sampling phase are
questioned on the composition of the household, denoted
as X2, in particular on the number of children in the
household, the two bodies of information appear to be
complementary rather than substitutable for purposes of
studying the household budget. This is further reinforced
if instead of household composition, the information
collected is the age or occupation of the head of household.
In a model-based perspective, the alternative situation,

in which the information contained in XI is considered
complementary to that contained in X2 for estimating Y,
thus naturally suggests itself.

3.2 The Information Contained in Xl is Considered
to be Complementary to the Information
Contained in X2 for Estimating Y

3.2.1 Decomposition Yi = x/lal + Xf2a2 + Ui

The underlying model is then:

Yi = xilal + Xha2 + Ui with E(Ui) = 0 and V(Ui) = ur.
The estimator to be used is then:

with:

3.2.2 Decomposition Yj = X/I CI + MXI(Xi2) , C2 + Uj

If we wish to make maximum use of the information
contained in XI available on U, it is natural to introduce
another formulation of the same model Yi = X/I al +
Xha2 + Ui which isolates everything which in Y can be
taken into account through XI' It is written as follows:

E(Ui) = 0 and V(Ui) uf,
where MXI represents the orthogonal projection, in the
metric associated with the weights 1/ 7fai, on the orthogonal
of the vector space generated in Sa (similar to mn) by the
group of variables XI'

MXI (Xi2) is defined by:

, (~Xj2XfI) ( ~ XilX/I)-1MXI (Xi2) = Xi2 - 1.J -7f-.- 1.J. -- XiI.
lESa 01 IES

a
7fai

The associated natural estimator is then:

where c = (ei) is the regression coefficient Y = X' CI +
(Mx(X2)'C2 + U estimated ov~r S with weights 117fai 7fi
(which differs slightly from (g~)).

3.3 The Three Estimators Derived from the Model-
based Approach

The modelling approach has enabled us to construct
3 estimatorsthat can be rewrittensyntheticallyby introducing
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new notations. Throughout what follows, for a vector of
a given variable z, the following notation will be used:

• 1z= E-z
'fr .'fr.

iEs Ql I

. ,,1
Z=£.J-z.

'fr.
iEsa al

Note: For the latter operation, it is better to take account
of the preceding calibration in terms of XI in order
to determine the reference value in the calibration
in terms of X2 on Sa. If the preceding calibration is
not taken into account, only the estimates made at
the level of Sa will benefit from the improvement
made by stage a. A good way to convince oneself
of this is to consider the specific extreme case where
XI = X2.

With these notations, the three estimators are rewritten
as follows:

This strategy corresponds to the following calibration
equations:

Stage a:

associated with the models:

and which determines f31' then

(2) Yi = xf2b2 + Ui2 Stage b:

associated with the model
which determines f32,

.. .
1\ = [X{cd + [Mx)"X2c21 + [Y -.K{CI - Mxl.K2C21

associated with the model

where F designates, as throughout this article, the function
which is used in the calibration and which may be linear;
exponential, truncated linear or logit (see Deville, Sarndal
1993).

In the same manner as the regression estimator is gener-
alized by calibration estimators, the problem of the use of
auxiliary information at several levels may be dealt with
through calibration theory, be attempting to construct
calibration strategies adapted to the auxiliary information
configuration examined in this article.

Strategy 2

Calibrate the structure of the 2nd-phase sample S simul-
taneously in terms of variables Xl and X2, that is,

- on the structure of the total population U as regards Xl

- on the structure of Sa for X2.

This second strategy leads us to the following calibration
equations:

and

= "Xi2 ~
£.J = X2,

'fr.
iESa QliEs

" F(xfl al + Xf2(2)
£.J -------Xi2

'frai 'fri

iES

" F(Xil al + Xi2(2)£.J ------- Xii =
'frai'fri

which determines a1 and a2.

4. CALIBRATIONAPPROACH

4.1 Different Strategies Possible

When we try to generalize the calibration estimate
proposed in a context in which auxiliary information is
present at a single level - that of the entire population -
several strategies naturally suggest themselves:

Strategy 1

a) calibrate the structure of the 1st-phase sample Sa on
that of the total population U in terms of variable XI,

then,

b) calibrate the structure of the 2nd-phase sample S on
that of the 1st phase sample Sa in terms of variable X2 •

The first strategy offers the advantage of correcting the
1st phase weightings, that is, of incorporating the auxiliary
information at the highest level. The second strategy, for
its part, makes it possible to correct the weightings that
will actually be used in the estimation, and in particular
to obtain a perfect estimate of the total of Xl.
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A third strategy may be proposed; it combines the
advantages of the above two strategies and would there-
fore seem preferable to them:

which determines (3(, then

Stage b:

iEs

Strategy 3

a) calibrate the structure of the 1stphase sample sa on that
of the total population U in terms of variable x I, then

b) calibrate the structure of the 2nd phase sample S simul-
taneously in terms of variables XI and X2, that is,
- on the structure of the total population U as
regards XI

- on the structure of Sa modified by taking account of
the preceding calibration for X2.

E _F_(_x_fl_(3_I_)F_(x_f_10_1_+_X_i_'20_2_)Xi2 =
7rai7ri

" F(xfl (3d -1.J ---- Xi2 = Xi,
iESa 7rai

which determines 01 and 02.

Stage b:

Stage a:

Wewill first examine the link between the three strategies
defined by a calibration approach and the strategies
defined by a model-based or regression approach, after
which we will focus on calculating the variances of the
estimators associated with each of the strategies.

When the calibration function is exponential, it is clear
that strategies 3 and 4 coincide.
In this calibration-based approach, the viewpoint

adopted is that of reduction of variance based on the
characteristics of the sampling plan, without consideration
of the model. Two questions then naturally arise:

- Can each of these four strategies be linked to a model-
based approach?

- Can these four strategies be compared in terms of
variance?

E Xii

iEU

E Xii = XI, and
iEU

" F(xfl (3d -1.J ---- Xi2 = Xi,
7r'iESa Ql

which det~rmines (31' then

This strategy leads to the following calibration equations:

which determines 'YI and 'Y2.

Lastly, a fourth strategy may be proposed; it may be
seen as a variant of the preceding strategy:

Strategy 4

a) calibrate the structure of the 1st phase sample Sa on that
of the total population U in terms of variable X I, then

b) calibrate the structure of the 2nd phase sample S simul-
taneously in terms of variables XI and X2, on the basis
of the weights modified by the preceding calibration,
that is,
- on the structure of the total population Uas regards
XI

- on the structure of Samodified taking account of the
preceding calibration for X2.

4.2 Link Between the Different Possible Strategies
and the Regression Approach

When Fis linear, each of the estimators associated with
the four strategies may be rewritten simply.

Notations

Throughout the rest of this article we will use the
following notations for a vector of any variable z:

We will also omit the i indexes in order to lighten the
presentation when there is no ambiguity.

This strategy leads to the following calibration equations:

Stage a:

Strategy 1

The weightings are of the form

E Xii'
iEU
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the associated estimator Y4 may be rewritten by translating
the effect of the second calibration on X2:

Y4 = Y* + [Xi - .¥Il' 132 with

then by translating the effect of the first calibration on XI :

or:

with

Now, Yl is rewritten:

We thus obtain an estimator similar to the estimator
YI that is obtained from the model-based approach in
cases where the information contained in Xl is considered
to be substitutable for the information contained in X2 for
estimating Y and also to be of lesser quality. The differ-
ences between Y1 and Y4 concern the following points:

1. 132is estimated by incorporating the changes from the
calibration on Xl>unlike h2•

2. The estimate 131= (E Xl X{)-l (E Xl Y) of Bl>
1ra 1ra1r

Sa S

is made in part on Sa' unlike hI'
3. Lastly, we use the adjusted weights F(xd3dl7ra1r in

the sums in X2 on S and on Sa in Y4 in unlike what was
done for Yl : the estimation on X2 is improved by the
knowledge of Xl'

Thus the underlying modelling here is indeed: (1) Yi =
X/I bl + Uil and (2) Yi = xh b2 + Ui2, the second of which
we think is °priori better for predicting the value of Yi'

Strategy 2

We obtain weights

the associated estimator is rewritten as follows:

We thus obtain exactly the estimator Y2 proposed in
the regression model approach in the case in which the
information contained in XI is considered complementary
to the information contained in X2 for estimating y. The
underlying model here is indeedYi = XiiOl+ Xi202 + Ui'

Strategy 3

We obtain weights

6 F(X/I'YI + xh'Y2)
Wi =-------

1rai1ri

the associated estimator is rewritten as:

thus:

Now,

From this it can be deduced by replacing in Y6 that:

with

We thus obtain an estimator that is close to the esti-
mator Y3 proposed in the regression model approach in
the case in which the information contained in XI is con-
sidered complementary to the information contained in
X2 for estimating y. The underlying model here is Yi =
X/I Cl + MXI (Xi2) I C2+ Ui' The differences b~tween Y3
and Y6 concer~ the estiflat;d coefficients: (~~) differs
slightly froIl] (m and [:r - X{ al -Xi a2l differs slightly
from [Y - X{ CI - MXI Xi c2l. On the other hand, these
quantities are asymptotically equivalent.

Strategy 4

We obtain weights

7 F(xfJ (31 )F(x/I 01 + X(202)
Wi = ----------

1rai 1ri
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the associated estimator is rewritten as follows:

By changing the initial weights in di = F(Xil (31) /7rot'lri

we obtain in the same manner:

By replacing Xi by its expression found above, we
obtain:

with

Finally, Y7 and Y6 are asymptotically equivalent.

Say that w = Y - xl ai - xi ai. Then Y7 = Y6 +
[W* - W]. Now, asymptotically [W* - W] is an
infinitely small negligible before Y6:

131

Ys = Y2 associated with the model

Y6 == Y3 and Y7 ::::: Y3 associated with the model

The approximation ==, which indicates that the esti-
mators are attached to the same regression model, takes
on its full meaning when we are interested in calculating
the variance of these different estimators, since the esti-
mators that are attached to the same regression model have
the same asymptotic variance.

5. ESTIMATION OF VARIANCES

Let us consider the variances of the different estimators
Y1, ••• , Y7 defined above. AV designates the asymptotic
variance of an estimator that is obtained when N, nand
m tend toward infinity in a constant relationship.

5.1 Estimator YI and Y4: model
Yi = X/I bl + un and (2) Yi = X/2b2 + Ui2.

and

tends toward
zero and

• Estimator YI
The variance of this estimator and its estimate are given

in the work of Siirndal, Swensson and Wretman (1991).
The variance breaks down into two terms that measure the
amounts of variance due respectively to the first and the
second phase of the sampling.

Ultimately we obtain Y7 == Y6•

In conclusion, when the calibration function is expo-
nential, the estimator Y7 coincides exactly with the pre-
ceding. When F is linear, Y7 is close to the preceding and
thus still corresponds to the regression model approach in
the case in which the information contained in Xl is con-
sidered complementary to the information contained
in X2 for estimating Y and in which the decomposition
Yi = X/I CI + MXI (Xi2) I C2 + Ui is used.

Conclusion: The Three Classes of Estimators

We have just seen that the four strategies derived from
a calibration approach could be associated with regression
modelling. We thus obtain three classes of estimators:

Y4 == YI associated with the models

and
Thus the variance estimator also breaks down into two

terms that estimate the amounts of variance relating to
each of the sampling phases. We find that by construction
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of YI, XI serves to reduce the variance brought about by
the first phase and X2 servesto reduce the variance brought
about by the second phase.

From this we deduce that:

(

Al ~ ~ )E E _"'_iJ_ U'iUlj
7r"7r" 7r'7r'iES j ES IJ alJ I J with:

1st phase 2nd phase

Such a decomposition is based on the expression
V( Yd = V(E[ YI I so]) + E( V[ YI I so]), which will
apply for all the other estimators.

In this formulation we find that by construction of
Y2 - Ys, X, reduces the variance brought about by the
first phase and XI and X2 are used simultaneously to reduce
the variance brought about by the second phase.

5.3 Estimators Y3, Y6 and Y7: model
Yi = xft c. + Mx.(xi2)' C2 + Ui

with:

• Estimator Y4
The terms of the development to the first order in

1jvm of YI and Y4 coincide exactly. We can therefore give
a more precise meaning to the expression Y4 == YI• We
deduce from this that AV( Y1) = AV( Y4). Thus:

( E E .::lij iiliiilj)
7r"7r" 7r'7r'i,jEs jES IJ alJ I J

with:

From this we deduce the three variance estimators,
which differ owing to different estimated coefficients:

5.2 Estimators Y2 = Ys: model
Yi = xfta. + Xha2 + Ui

It is easy to show (see Dupont 1994) that:

with:

a = (:~)

E xilxf, E XilXf2
iEU iEU

E Xi2Xfl E Xi2Xf2
iEU iEU
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We find that by construction of Y3' Y6 and Y7, Xl is
used to achieve maximum reduction of the variance
brought about by the first phase and X2 serves to reduce
the variance brought about by the second phase.

6. CHOICE OF ESTIMATORS WHERE THERE
IS SELECTION BIAS

In practice, when a survey is adjusted, it is not unusual
to want not only to improve the estimation, but also and
more especially to correct the biases introduced by un-
controlled selections of individuals, such as nonresponse.
We shall examine the case of a two-phase sampling

in which the second phase is equivalent to total non-
response. The weights 7ri of the second-phase sampling
are thus unknown. The calibration of s will enable us to
estimate these probabilities, while reducing the variance
(cf Deville and Dupont 1993). However, asymptotically,
the corrections of bias to be made to the weights are greater
than the changes to be made in order to improve the
estimators. It is therefore the implicit response model that
will guide the choice between the different estimators:

The implicit response model for the first class of estimators
iSPi = lIF(X/2B2)'

The implicit response model for the second and third
classes of estimators is Pi = 1/F(xhA2 + X/lAd.

• Whatever the response model, an evaluation of the three
classes of estimators on the basis of the sampling plan
alone still indicates that the third is preferable, since it
is appropriate for all the response models.
• If the strategies are evaluated on the basis of regression
modelling, we will use the first class of estimators only
if the responsemechanism is wellexplainedby X2' that is,
Pi = lIF(xhB2). Now, we have seen that the modelling
associated with the first class of estimators takes on its
meaning when the variables Xl and X2 are highly corre-
lated. It is therefore fairly probable that in this context,
the variable X2 will be sufficient to explain the response
mechanism. Should this not be the case, it will be neces-
sary to turn to the third class of estimators.
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The comparison between the three strategies may thus
be adapted in a context in which we wish to correct the
biases introduced by uncontrolled selections. The conclu-
sions remain largely the same.
According to the same principle, it is of course possible

to make comparisons between alternative adjustment
strategies in the context of samplings that entail more than
two phases and one or more uncontrolled selections.

7. A PRIORI AND A POSTERIORI USE OF
AUXILIARY INFORMATION

The calibration estimator enables us to improve the
estimate a posteriori, by reducing the variance and cor-
recting the bias, as noted above. However, we may want
to incorporate the auxiliary information a priori, at the
sampling stage rather than a posteriori at the estimation
stage. We then encounter, in a more complex context, the
classical opposition between stratification and
poststratification, well known in the case of single-phase
sampling, when all the auxiliary variables are qualitative.
It is possible to transpose the terms of the choice

between using the information a priori and a posteriori,
in the sampling and auxiliary information configuration
studied, when the auxiliary variables are qualitative. When
the auxiliary variables are qualitative, a calibration corre-
sponds exactly to poststratification.
We saw earlier that in order to determine the proper

adjustment procedure, it was necessary to distinguish two
possible modellings of the variable of interest, depending
on whether the information in XI and the information in
X2 were considered substitutable or complementary. Each
of these two modellings then led to one or more different
adjustment procedures. Similarly, these two modellings
arise when it is a matter of identifying the best sampling
strategy for incorporating the auxiliary information:

• When the information in Xl and the information in X2

are substitutable, the modelling of the variable of interest
is as follows:

(1) Yi = Xii bl + Uil and
(2) Yi = Xi2b2 + Ui2where the second model is better
for predicting the value of Yi'

We have seen that the use of the auxiliary information
a posteriori leads to calibration strategy No.1, that is,
to the first class of estimators. If wewish to take account
of the auxiliary information at the sampling stage, it is
natural to propose a sampling stratified on XI for the
first phase and a sampling stratified on X2 for the
second phase.

However, the parallel between the adjustment procedure
and the sampling procedure is not complete: in a cali-
bration, only the marginal information in XI can be used.
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This results in incomplete poststratification (Sarndal and
Deville 1992).On the other hand, in the sampling proce-
dure proposed as an a priori alternative, we are obliged
to use all the cross-tabulations of the Xl variables. The
a priori equivalent of a calibration would accordingly
be a sampling balanced on the margins of the vector of
variables Xl •

• When the information contained in Xl and the informa-
tion contained in X2 are complementary, the modelling
of the variable of interest isY isYi = Xii bl + xi2 b2 + ui.
We have seen that in this case the use of a posteriori
auxiliary information led to calibration strategies 2, 3
and 4 in estimator classes 2 and 3. If we wish to take
account of the auxiliary information at the sampling
stage, it is natural to propose a sampling stratified on
X 1 for the first phase and a sampling stratified on Xl

and X2 for the second phase.
As before, there is no exact parallel between the a priori
and a posteriori procedures, since the use of the infor-
mation a priori mobilizes all the cross-tabulations
between the variables XI and X2.

Thus it is possible to make a choice between incor-
porating the information either a priori or a posteriori,
and indeed to optimize the sampling plan, when the aux-
iliary variables are qualitative. The terms of the choice are
the same as in a single-phase sampling with a single level
of information. An additional consideration is the multi-
plicity of strata created by the cross-tabulations of Xl and
X2 in the case in which the modelling used isYi = Xii bl +
Xi2b2 + Ui, which reinforces the advantages of using the
information a posteriori.
When the auxiliary variables are quantitative, the choice

depends on their conversion into qualitative variables, it
not being possible to generalize correctly except by using
the parallel between calibration and balanced sampling
(cf. Deville 1992).

8. CONCLUSION

In a two-phase sampling, when two different sets of
information are available for the total population on the
one hand and the sample resulting from the first phase on
the other hand, several strategies are possible when one
wishes to use the auxiliary information to improve the
estimation of totals.
Two different natural approaches have been used to

derive estimators: a regression model assisted approach,
which seeks to adapt the idea of the regression estimator;
and a calibration approach, which attempts to adapt the
idea of calibration. The estimators obtained by the two
approaches may be linked together. We generated three
alternative underlying modellings to which the various
estimators obtained may be attached. Thus we obtained

three classes of estimators. Several conceivable calibration
strategies were eliminated at the outset as irrelevant.
We have shown that the estimators of a given class, that

is, the estimators attached to a given model, are asymp-
totically equivalent; we gave the form of the variances
derived in the case of a linear calibration function, but with
asymptotic equivalences, these results remain valid for any
calibration function .
For purposes of evaluating strategies, the form of the

variances indicates, as intuition would suggest, that one
of the classes of estimators (estimators 3,6 and 7 (calibra-
tion strategies 3 and 4)) is preferable to the other from the
standpoint of variance when the evaluation is based on the
sampling plan alone. When it is based on a modelling of
the variable of interest, it suggests that the preferable class
of estimators is the one associated with the modelling
adopted.

In a situation in which the goal is to adjust a survey and
to simultaneously correct the biases that would arise from
the use of gross weightings and reduce the variance, the
conclusions must be adapted. The changes introduced in
the weighting to correct the biases are greater than the
corrections to reduce variance. Hence the variables will be
incorporated into the calibration once it appears that they
affect the probability of selection and thus participate in
the creation of bias.
When the auxiliary variables are qualitative, the choice

between a priori and a posteriori use of auxiliary infor-
mation, that is, between using it at the sampling stage or at
the adjustment stage, still rests on the distinction between
the two modellings of the variable of interest.
These results may easily be generalized to the case of

sampling involving more than two phases.
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Estimating Some Measures of Income Inequality from Survey Data:
An Application of the Estimating Equations Approach

DAVID A. BINDER and MILORAD S. KOVACEVICI

ABSTRACT

We summarize some salient aspects of the theory of estimation functions for finite populations. In particular, we
discuss the problem of estimation of means and totals and extend this theory to estimating functions. We then apply
this estimating functions framework to the problem of estimating measures of income inequality. The resulting
statistics are nonlinear functions of the observations. Some of them depend on the order of observations or quantiles.
Consequently, the mean squared errors of these estimates are inexpressible by simple formulae and cannot be
estimated by conventional variance estimation methods. We show that within the estimating function framework
this problem can be resolved using the Taylor linearization method. Finally, we illustrate the proposed methodology
using income data from Canadian Survey of Consumer Finance and comparing it to the 'delete-one-cluster'
jackknifing method.

KEY WORDS: Complex survey design; Gini family coefficient; Lorenz curve ordinate; Low income measure;
Quantile share.

The finite population form of the expression (1.1),
more familiar to survey statisticians, is given by

L(p) = E Y;I{ Y; ~ ~pJI E Y;,
u u

where U represents a finite population and I{. J is an
indicator function.
The income (quantile) share is defined as the percentage

of total income shared by the population allocated to the
certain income quantile interval [~PI' ~P2]' PI ~ P2' It is
equal to the difference of Lorenz curve ordinates

(1.1)
I~YdP(Y)

L(p) =---

1~dP(y) = p, and 1~ydP(y) = IJ-y.

where

In Figure 1we give a graph of the Lorenz curve for the
Weibull distribution with shape parameter Ol = 1.6, along
with the ~5° axis. For example, one can read from the
graph that not more than 25070 of the total income is
allocated to the poor half of population, or that the richest
10% of the population earn 20% of the total available
income.

1. INTRODUCTION

The measurement and analysis of economic inequality
are well covered in econometrics literature from both,
theoretical and applied aspects, although the theoretical
issues prevail. Estimation of inequality measures and the
impact of the design of sample surveys have gotten less
attention. Variance estimation, unavoidable in statistical
inference based on these measures, is seldom an issue in
the relevant econometric literature. It is usually addressed
under very strong assumptions and under unsustainable
simplifications of the design or the formulae for the
approximate variance. In this paper we present a method
that can handle with ease both the estimation of the
measures of income inequality and the variance estimation
of the resulting non-linear statistics. This method is appli-
cable under a variety of sampling designs.

In general, a population distribution can be described by
its cumulative distribution function, P(y) = Pr ( Y ~ y J ,
where Yis the random variable corresponding to selecting
one population unit at random. Throughout this paper,
we assume that Y is non-negative. If Y represents income
then we are interested in the properties of an income
distribution, such as income concentration, income shares
for different population shares, low income proportions,
etc. Weare also interested in the quantile function
~(p) = P-I(p) = inf{y I P(y) ;;:: pJ.
The Lorenz curve, for example, depicts the cumulative

income against the population share. The formal defini-
tion of the ordinate of the Lorenz curve corresponding to
the 100p-th percentile of the population is

1 David A. Binder, Director, Business Survey Methods Division, and Milorad S. Kovacevic, Senior Methodologist, Household Survey Methods
Division, Statistics Canada, R.H. Coats Building, Tunney's Pasture, Ottawa, Ontario, Canada, KIA OT6.
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~ u(y,8)dF(y) = 0,

where u(y,8) is the kernel of the estimating equation. This
estimating equation formulation will be discussed in
Section 2. In Sections 3, 4, and 5 we give the estimating
equations for the above measures along with the approx-
imation of their mean squared error estimates. In Section 6
we present estimators of these measures based on the
complex sample design. Section 7 contains an illustration
based on the Canadian Survey of Consumer Finance data.

2. USE OF ESTIMATING EQUATIONS FOR
FINITE POPULATIONS

Figure 1. Lorenz Curve for the Weibull Distribution with Shape
Parameter ex = 1.6.

A more general family of Gini coefficients, given in
Nygard and Sandstrom (1981) is

~

l 1 ~ooo = 1 - 2 L(p)dp = - [2F(y) - 1]ydF(y).
o p. 0

where J is a bounded and continuous function. For the
usual Gini coefficient, J(p) = 2p - 1.

Another measure of income inequality used by some
economists is the Low Income Measure. This is defined
as the proportion of the population units whose income
is less than half the median income for the population.
Formally, this is

i=liEs

( ) _ (1I7["i' iEs,
Wi S -

0, i~s,

Ty = N ~YdF(Y).

where Wi(S) is zero whenever the i-th unit is not in the
sample. Expression (2.1) gives, for example, the Horvitz-
Thompson (HT) unbiased estimator if

Note here that F(y) is a step function corresponding to
the distribution function for the finite population. We
consider estimators of the form:

N

Ty = E Wi(S)Yi = E Wi(S) Yi, (2.1)

The theory for estimating means and totals from finite
populations is now well established in the statistical litera-
ture. A formulation which encompasses most estimators
used in practice is given in Sarndal, Swensson, and
Wretman (1992). In this section, we briefly review this
theory and show how it can be applied to more complex
statistics through the use of estimating equations, as
described by Binder (1991) and Binder and Patak (1994).

We begin the exposition of the main idea by reviewing
the estimation of the population total Ty and the finite
population distribution function F(y). The estimation of
the population total is the core of the estimation equations
approach of Binder (1991) and Binder and Patak (1994).
Let the population total of the variable Y, be defined as

(1.2)

(1.3a)rM/Z

8 = Jo dF(y),

1 ~ooOJ = - J [F(y) ]ydF(y),
p.y 0

where M is the median defined by

The Gini coefficient measures the degree of the ine-
quality in income distribution. One definition of the Gini
coefficient is a linear function of the area between the
Lorenz curve and the 45° axis, normalized to lie between
o and 1.The Gini coefficient in Figure 1is0.35. The formal
definition of the Gini coefficient (Nygard and Sandstrom
1981) is

~

M 1
dF(y) = -.

o 2
(1.3b) or the generalized regression estimator if

For all these measures, we can express the parameter
of interest, 8, as the solution to the equation

( ) _ ([ 1 + (Tx - TX)Xi/TXz] hi, iEs,
Wi S -

0, i~s,
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We note that F(y) is uniformly and asymptotically design
consistent for F(y), but it is not necessarily a true distri-
bution function, unless

where Tx is the population total of X, and tx and tx2
are the HT estimates of the totals of X and X2 variables,
respectively.
Similarly, an estimator for the distribution function is

given by

[
1 if Yi::5 y,

f[Yi ::5 yJ =
o if Yi > y.

where

NF(y) E wi(s)f[Yi ::5 y),
iEs

R = I[Ct(y,8) - u(y,80)] [dF(y) - dF(y)].

The decomposition in (2.3) is the basic starting point
for all the derivations of variance in the paper. For each
parameter considered we will prove that the remainder
term, R, is asymptotically negligible.
Binder (1983) considered the case where Ct(y,8)

u(y,8) and where, for large samples,

I[u(y,8) - u(y,80) ]dF(y)

= (8 - 80) aE[u(y,8) J I + op( 18 - 8
0
1).

a8 8=80

E Wi(S) = N.
iEs

In general, and under certain regularity conditions for
complex designs (Francisco and Fuller 1991),

F(y) - F(y) -pO, for any y.

That is, the finite population distribution function, F(y),
allows a consistent estimator, F(y). This property of the
F(y) will be used later in proving the consistency of the
linearizedvariance estimators for different income statistics.
Now, we review the application of the estimating equa-

tions theory to the estimation of any finite population
parameter 80 that can be expressed as the solution to

Iu(y,80)dF(y) = O.

Note that the remainder term R from the decomposition
(2.3) should be of order op ( 18 - 80 I) to be considered
as asymptotically negligible.
For most applications u (y,8) does not need to be esti-

mated by Ct(y,8). However, for some applications such
as the Gini coefficient, the function u (y, 8) is estimated
so that formula (2.2) allows for these cases in general.
Using these approximations, we have

_ [aE[U(Y'8) J I ] -I
a8 8=80

x Iu(y,80)dF(y) =Iu* (y)dF(y), (2.4)

where

We define the estimating equation estimate for 80 as that
value of 8 for which

(2.3)

=I[Ct(y,8) - u(y,80) ]dF(y) +Iu(y,80)dF(y)+ R,
u = y - 8ox,

Once we have obtained the expression for u* (y), the
derivation of the variance of 8becomes straightforward.
Since we have approximated 8 - 80 as an estimator of
a population total of u* (Yi) 's, we can use the mean
squared error calculations for the estimate of total to
obtain the variance estimate of 8.
For example, for 80 equal to the ratio, Ty/Tx, we have

= _ [aE[U(Y'8) J I ] -I u(y,8
0
)'

a8 8=80

u* (y)

(2.2)

where Ct(y,8) is an estimate of u(y,8).
We can rewrite (2.2) as

ICt(y,8)dF(y) = 0,

0= ICt(y,8)dF(y)

where
1

u* = - (y - 8ox).
I'x
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The remainder term in this case is

R = I[y - ex - (y - 80x)] [dF(y) - dF(y)].

Therefore,

R = [F(y) -F(y)]x-pO,e - 80

for any y and any finite x.

Similarly, for population quantiles, we have

u = I{y ::;;80} - p,

"'"I(J[F(y)] - J[F(y)] }ydF(y)

- (OJ - Gj) IYdF(Y) +I(J[F(y)]y - Gjy}dF(y).

Letting

I(J[F(y)] - J[F(y)] }ydF(y)

"'"I[F(y) - F(y) ]J' [F(y) ]ydF(y),

and

where f( 80) is the value of the density function at 80,
The second expression in (2.5) is an extension of the
Bahadur representation for sample quantiles, as described
by Francisco and Fuller (1991). Result (2.5) will be used
for the ordinates of the Lorenz curve and for the Low
Income Measure, which are discussed in Sections 4 and 5.
The remainder term R in this case reduces to R =

F(e) - F(80) - F(e) + F(80)' In the case of the
simple random sample design, Randles (1982) showed that
R = op(n - '/'). For the complex design situation, under
some regularity conditions, Shao and Rao (1994) estab-
lished a similar asymptotic result: first they showed that
• Y; Y;8 - 80 = 0p(n- '), then that R = 0p(n- '), and
therefore R = op( Ie - 80 I).

u*
1

- -- [I{y ::;; 80} - p],
f(80)

(2.5) IF(y)J' [F(y) ]ydF(y)

= It J' [F(y) ]ydF(x)dF(y)

we have that

where

1 [IIu* = ----'-- J' (p)F-1 (p)dp
/1-y F(y)

3. GINI FAMILY COEFFICIENT

For the Gini family coefficient, given by (1.2), we
can use

Binder's (1983) approach cannot handle the variance
estimation of the Gini coefficient. For the Gini coefficient,
rather than deriving the variances by breaking the problem
into two parts - one for the ratio estimator and the other
for the variance of the numerator - we use the estimating
equations approach to solve the problem in one step.
Ignoring the remainder term in (2.3), we have the

following approximation:

o = I(J[F(y)]y - Ojy}dF(y)

+ J[F(y)]y - Gjy - E{F(y)J' [F(Y)]Y}]. (3.1)

For the case of independent and identically distributed
observations, this yields the same variance result as de-
scribed by Glasser (1962) and Sendler (1979). To estimate
the vaiiance, it is necessary to use estimates for /1-y, F(y),
and G~ in the expression for u*.
We; investigate the asymptotic behaviour of the re-

mainder term R for the usual Gini coefficient G. The
remainder is

R = I{2y[F(y) - F(y)] - y(O - G)}

x [dF(y) - dF(y)].

Denoting the difference F(y) - F(y) by D(y), the
remainder can be expressed as a sum of two integrals
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R = I2YD(Y)dD(Y) - I(G - G)ydD(y).

The first integral is reduced to zero by the integration
by parts, so that the remainder is approximated by

R ::::: (G - G) (jLy - /LY)

Therefore, to estimate the variance of the ordinate of
the Lorenz curve, the appropriate linearization is given
by using

1
u* (y) = - [(y - ~p)f{y :5 ~p} + P~p - yL(p)].

/Ly

Therefore, we can say that R = op( I G - G I).

4. LORENZ CURVE ORDINATE AND
QUANTILE SHARE

The ordinate of the Lorenz curve was defined in (l.I).
In terms of estimating equations, the following two equa-
tions are required:

This yields the same result as described by Beach and
Davidson (1983) for variances and covariances of ordinates
of the Lorenz curve in the case of independent and identi-
cally distributed random variables. To estimate the variance
it is necessary to use €p and L (p) in the expression for
u* (y).

To estimate the quantile share Q(PI> P2) we need three
equations

udy,L(p)) = f{y :5 ~p}y - L(p)y,

U2(y) = f{y :5 ~p} - p. U2(y) = f{y :5 ~Pl} - PI>

The second equation defines the 100p-th percentile of the
distribution; whereas the first equation defines the ordinate
of the Lorenz curve in terms of the 100p-th percentile.
Ignoring the remainder term in (2.3), we have the following
approximation:

o =I[I{y :5 €p} - L(p) ]ydF(y)

Using the same arguments as before, we arrive at

1
u* (y) = - [(y - ~P2)f{y :5 ~P2}

/Ly

(y - ~Pl )f{y :5 ~Pl}

and from (2.5) we see that

The first term of this expression can be further approx-
imated as

rpydF(y) ::::: (€p - ~p)~pf(~p),
~p

s. LOW INCOME MEASURE

U2(y) = f{y :5 M} - 2'

The Low Income Measure was defined in (1.3). In terms
of estimating equations, the following two equations are
required:

+I[fly :5 ~p} - L(p)]ydF(y).

[L(p) - L(p)] IYdF(Y)I€p
::::: ydF(y)

~p

A r 1 -
~p - ~p ::::: - J f(~p) [fly :5 ~p} - p]dF(y), (4.1)

so that

where M denotes the median of the distribution defined
by the second equation, whereas the first equation defines
the Low Income Measure in terms of the median. Ignoring
the remainder term in (2.3), we have the following approx-
imation:
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where ZI-al2 is the 100( I - a/2)-th percentile from the
standard normal distribution. Then we compute

I _ (M) .
::=: 2: (M - M)f 2: - (8 - 8)

2zl-a/2 [mse [i [I{y 5 ~J - p] dF(Y)]] y,

1(0 = -----------

Using result (4.1) to substitute for M - M, and solving
for e - 8, we obtain

e - 8 ::=: iu* (y)dF(y),

where

(5.2)

This calculation uses the asymptotic equivalence of € - ~
and the estimated sum of the u* (y)'s given by (2.5).

We see that the estimated variance for the Low Income
Measure may be somewhat complex to compute. The
estimating functions framework has however provided us
with the appropriate formulae.

The discussion about the remainder term in the decom-
position (2.3) of the low income measure is analogous to
that made for the case of the quantile estimation (2.5).

h

F(~+~) -F(~-~)
1(0 = -------

The problem with applying this result to estimate the
variance of the estimated Low Income Measure is that it
is necessary to estimatef(M) andf(M/2). To accomplish
this, we could use

u* =
f(Y)

--- (I{y 5 MJ - -2
1
)

2f(M)

+ I~ 5 Y] - 8. (5.1)

6. ESTIMATION WITH A COMPLEX SURVEY

Let us assume a stratified multistage design with a large
number of strata, H, with a few primary sampling units
(clusters), nh ( ;::: 2), sampled from each stratum. For
example, in the Canadian Survey of Consumer Finance
(SCF) which uses the Labour Force Survey (LFS) vehicle,
the number of strata is several hundreds and the number
of clusters per stratum is on average less than six. Let Whci
be the normalized weight attached to the i-th ultimate unit
in the c-th cluster of the h-th stratum such that the appro-
priate estimator of mean and the consistent estimator of
its mean squared error are

{L = E WhciYhci
s

for some suitably small h. Alternatively, we could perform
the following calculations, as suggested by Francisco and
Fuller (1991) for another problem. For a given value of
~, we estimate the corresponding percentile, lOOp. We
then construct the Woodruff interval for that percentile.
This is determined by first solving for hI and h2 in

i[I{y 5 ~- hd - p]dF(y)

5 -ZI-a/2 ,

[mse[i [I{y 50 -P]dF(Y)]] y,

F(y) E whc;I{Yhci 5 Y J •
s

(6.1)
c

mse ((L)

where Uhc = L; Whci(Yhci - p.) and Uh = lInh LcUhc'
We use Ls = LhLcL; to denote summation over all
ultimate units in the sample incorporating all stages
of sampling. We assume that PSU's are selected with
replacement.

This paper is not concerned with the efficiency of the
estimators but rather the properties of commonly used
estimators. An analysis of more complex estimators found
in the econometric literature is beyond the scope of our
study.

An estimator of the finite population distribution
function is

;:::ZI-a/2 ,

i[I{y 5 ~ + h2J - p]dF(y)

[mse[i [I{y 50 -P]dF(Y)]] y,

inf
hI
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A consistent estimator of the approximation of the mean
squared error of the distribution function estimated inY takes
the form (6.1) where uZc = LWhc;[I{Yhci::5 YI -P(y»).
The usual estimate of the finite population quantile is

the sample quantile

which is the solution of the estimating equation

.E Whci[/{Yhci ::5 €pl - p) = O.
s

Accordingly, using result (2.5), the estimator of the
mean squared error of the p-th quantile has the form
(6.1) with

uZc =

If the expression (5.2) is used for the estimation of the
density function f( ~), the MSE estimate of the quantile
€p becomes

143

variance estimator by using the estimating equations
approach.
The estimate of the usual Gini coefficient is the solution

of the following estimating equation

s

and takes the form

where {J. = Ls whci Yhci'
The estimate of the MSE of the Gini coefficient can be

computed using expression (6.1) by replacing uZc> origi-
nally defined by (3.1), with its complex survey form. After
some algebraic manipulation we obtain the following
expression:

where

( £ ) = (Daap») 2msea c:,p
ZI-al2

(6.2) A(y) = P(y)
(] + 1

2

where Da(€p) = (hi + h2)12 = au - €L>12 is the
half length of the 100(1 - a) 070 confidence interval for
€p' In a complex sample design, hi and h2 are obtained as
solutions of

and

B (y) = .E WhciYhc;I{Yhci ~ Y I.
s

€L = €p - hi =

inf[Yhci Es:P(Yhci) ~ p - ZI-al2 Jmse [pap»)]

€u = €p + h2 =
inf[YhciEs:P(Yhci) ~p + Zt-a/2Jmse[pap»)].

The estimator (6.2) was also used by Francisco and
Fuller (1991). Generally speaking the motivation for (5.2)
and consequently for (6.2) comes from Woodruff's (1952)
confidence interval for individual quantiles. Francisco and
Fuller (1986) and Rao and Wu (1987) used these intervals
to derive variance estimators. Although the estimator
depends on the confidence coefficient, they showed that
it is asymptotically consistent for any significance level a.
Rao and Wu (1987) studied the standard errors of quantiles
for the cluster samples estimated in this manner. Their
Monte Carlo results suggest that 95% confidence interval
works well as a basis for extracting the standard error.
Binder and Patak (1994) obtained a similar form of the

The Lorenz curve ordinates could be obtained by
solving a system of estimating equations

s

.E Whci[/(Yhci ::5 €p I - p) = O.
s

The resulting estimate is

To estimate the mean squared error of the Lorenz curve
ordinates we simply use the values of uZc defined by (6.3)
in (6.1)
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Similarly, the mse of the quantile share the j-th sampled cluster of the h-th stratum (j = 1, ... ,
nh, h = 1, ... , H) is

F(gj) (Y)

is approximated by (6.1) using
s

1, h ;c g;

where Ahci(g,j) = ~ h = g, c ;c j;
ng - 1 '

0, h = g, c = j.

The Low Income Measure defined by (1.3) is estimated
as

Then 8(gj) £ (F(gj» and the resulting 'delete-one-
cluster' jackknife estimator of the variance of 8 = £ (F)
is

s

7. ILLUSTRATION

ng
'\' (8 - 8)2.1.J (gj)
j=1

It is known that the jackknife variance estimator
performs poorly for quantiles due to its inconsistency
(Kovar et al. 1988). There are some recent results (Shao
and Wu' 1989, Rao, Wu and Yue 1992) that suggest that
the 'delete d' jackknife and 'delete-one-cluster', under
certain conditions, may have desirable asymptotic prop-
erties for the variance estimation of non-smooth statistics
like quantiles or the low income measure. On the other
hand, for statistics like the Gini coefficient the jack-
knife e~timator of the asymptotic variance is consistent
(Shao 1993).

Unli'ke jackknifing, the estimating equations approach
is not c~mputationally intensive. It is simple, explicit and
incorp~rates the sample design. It provides formulae for
the asymptotic variance that are easy to program despite
their complicated form.

Realizing the limitations imposed by using a single
sample to make an objective comparison between different
methods, the purpose of this example is to point out
differences in the standard errors obtained by the esti-
mating equations approach and a computationally intensive
method like the jackknifing. Results are summarized in
the table below. The direction of the difference in the
estimated standard errors confirms the overall conser-
vativ~ness of the jackknifing method. The difference can
be attributed to the upward bias of the jackknifing method
in the case of the median, although the 'delete-one-cluster'
jackknife is preferable to the 'delete-I' jackknife. For the
qua~tile shares it can be partly explained by the fact that
upper quantile shares may not cut over all primary sampling
units but rather perform as separated classes which may
affect the jackknifing more than the estimating equations
method.

j(MI2) E
--- Whci[/(Yhci :5 M) - 1/2]
2j(M)

8 = F(MI2)

The methodology above is illustrated with an applica-
tion to the family income data collected in the Canadian
Survey of Consumer Finance (SCF). We use the file on the
Disposable Income of Economic Families obtained for the
province of Ontario in 1988. Disposable income is defined
as total income after tax reported in the survey. The SCF
uses the framework of the Canadian Labour Force Survey
which is based on a stratified, multistage design. For more
details on the sample design see Singh et al. (1990).

We estimated the median M, the Gini coefficient G,
the Low Income Measure e, Lorenz Curve Ordinates
and quintile shares Q(0,.2),Q(.2,.4),Q(.4,.6),Q(.6,.8),
Q(.8,.1.0). Their standard errors are obtained using the
proposed methodology and the jackknife 'delete-one-
cluster' method.

We present a brief description of the jackknife 'delete-
one-cluster' method used for this illustration. First, we
assume that the estimate of the unknown parameter e can
be expressed as 8 = £ (F), where F is the estimated
distribution function. The estimate of the distribution
function F(hj) obtained from the sample after removing

The mean squared error of the low income measure can
be estimated approximately by the expression (6.1), where,
(from the equation (5.1»:
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Table 1

Measures of Income Inequality and Their Standard Errors

Standard Error

Measure Estimate Estimating Jackknifing
Equations 'Delete-One-
Approach Cluster'

Median 31705 303.3 569.8

Gini 0.3482 0.005 0.005

Low Income
Measure 0.1980 0.00586 0.00613

Lorenz Curve
Ordinates
L(0.2) 0.0561 0.00137 0.00175
L(OA) 0.1745 0.00166 0.00194
L(0.6) 0.3522 0.00246 0.00285
L(0.8) 0.5982 0.00317 0.00393

Quintile Shares
Q(0,0.2) 0.0561 0.00137 0.00167
Q(0.2,OA) 0.1186 0.00159 0.00221
Q(OA,0.6) 0.1775 0.00157 0.00282
Q(0.6,0.8) 0.2461 0.00158 0.00337
Q(0.8, 1.0) 004017 0.00395 0.00451

8. SUMMARY

The problem of estimating the variance of complex
statistics, such as measures of income inequality, have
eluded statisticians for years. Replication methods such
as the jackknife are often suggested for estimation. The
advantage of the linearization approach is that it can be
used under a wide class of sampling designs and does not
suffer from the need for intensive computations which
methods such as the bootstrap entail. Through the method
of estimating functions and the decomposition given in
(2.3), we find that some difficult problems can be solved
more easily. A discussion about the order of the remainder
term for some of these measures is given as well. A more
rigorous proof for a complex sample design can be estab-
lished along the lines given in Shao and Rao (1994).
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A Reduced-Size Transportation Algorithm for Maximizing
the Overlap Between Surveys

LAWRENCE R. ERNST and MICHAEL M. IKEDAI

ABSTRACT

When redesigning a sample with a stratified multi-stage design, it is sometimes considered desirable to maximize
the number of primary sampling units retained in the new sample without altering unconditional selection
probabilities. For this problem, an optimal solution which uses transportation theory exists for a very general class
of designs. However, this procedure has never been used in the redesign of any survey (that the authors are aware
of), in part because even for moderately-sized strata, the resulting transportation problem may be too large to solve
in practice. In this paper, a modified reduced-size transportation algorithm is presented for maximizing the overlap,
which substantially reduces the sizeofthe problem. This reduced-size overlap procedure was used in the recent redesign
of the Survey of Income and Program Participation (SIPP). The performance of the reduced-size algorithm is
summarized, both for the actual production SIPP overlap and for earlier, artificial simulations of the SIPP overlap.
Although the procedure is not optimal and theoretically can produce only negligibleimprovements in expected overlap
compared to independent selection, in practice it gave substantial improvements in overlap over independent selection
for SIPP, and generally provided an overlap that is close to optimal.

KEY WORDS: Linear programming; Sample redesign; Survey of Income and Program Participation.
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1. INTRODUCTION

The problem of maximizing the expected number of
primary sampling units (PSUs) retained in sample when
redesigning a survey with a stratified design for which the
PSUs are selectedwith probability proportional to sizewas
introduced to the literature by Keyfitz (1951). Typically,
the motivation for maximizing the overlap of PSUs is to
reduce additional costs, such as the training of a new inter-
viewer for a household survey, incurred with each change
of sample PSU. Procedures for maximizing overlap do not
alter the unconditional probability of selection for a set
of PSUs in a new stratum, but conditions its probability
of selection in such a manner that the probability of a PSU
being selected in the new sample is generally greater than
its unconditional probability when the PSU was in the
initial sample and less otherwise.

Overlap procedures are applicable when the redesign
results in either a restratification of the PSU s or a change
in their selection probabilities. Keyfitz (1951)presented an
optimal procedure, but only for one-PSU-per-stratum
designs in the special case when the initial and new strata
are identical, with only the selectionprobabilities changing.
Causey, Cox and Ernst (1985)obtained an optimal solution
to the overlap problem under very general conditions by
formulating it as a transportation problem, which is a
special form of linear programming problem. This proce-
dure imposes no restrictions on changes in strata defini-
tions or number of PSUs per stratum. (A similar result had

been independently obtained by Arthanari and Dodge
(1981), although they did not discuss the issue of changes
in strata definitions. Both sets of authors obtained their
results by generalizing work of Raj (1968).) However,
there are at least two other difficulties with the procedure
of Causey, Cox and Ernst which can make it unusable in
practice, one which is the focus of Ernst (1986), and the
other the focus of the current paper.

The first difficulty is that, if the initial sample of PSUs
was not selected independently from stratum to stratum,
the information necessary to compute all the joint proba-
bilities required by this method may not be available in
practice. An alternative linear programming procedure,
for use in such cases, was developed by Ernst (1986). The
Bureau of the Census has used linear programming to
overlap its demographic surveys on five occasions. On
four of these occasions (the selection of the 1980s and
1990sCurrent Population Survey (CPS) designs, and the
1980s and 1990s National Crime Victimization Survey
(NCVS) designs) the procedure in Ernst (1986) was used
because the initial design was not selected independently
from stratum to stratum. In particular, as explained in
Ernst (1986), if the initial sample was itself selected by
overlapping with a still earlier design then this independ-
ence assumption generally does not hold, which was the
key reason why it did not hold for these four redesigns.

The second difficulty with the optimal procedure is
that the transportation problem may be too large to solve
in practice. The Bureau of the Census also used linear

I Lawrence R. Ernst, Chief, Research Group, Office of Compensation and Working Conditions, Bureau of Labor Statistics, Washington, DC 20212,
U.S.A.; Michael M. Ikeda, Mathematical Statistician, Statistical Research Division, Bureau of the Census, Washington, DC 20233, U.S.A.
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programming to overlap the 1990sSurvey of Income and
Program Participation (SIPP) design with the 1980sSIPP
design, both two-PSUs-per-stratum designs. The initial
sample for SIPP was selected independently from stratum
to stratum. However, the transportation problem for the
optimal procedure would have been too large to practically
solve for many strata. This isbecause for each new stratum
to be overlapped consisting of n PSUs, the number of
variables in the transportation problem for the optimal
procedure can be as large as 2n x (2)' The largest value
of n for which a transportation problem with that many
variables can be solved with the computer facilities that
we have used is approximately n = 15.

This paper presents a reduced-size formulation of the
overlap procedure as a transportation problem which
decreases the numbers of variables in the SIPP problem
to ((2) + n + 1) x (2), a striking reduction for mod-
erate to large values of n. The procedure assumes that the
initial sample was selected independently from stratum to
stratum, and hence could not have been used instead of
the procedure of Ernst (1986) to overlap the CPS and
NCVS designs. This reduced-size procedure has been
successfully run for strata with as many as 68 PSUs. In
contrast, for n = 68, the 268 x (6~)possible number of
variables for the unreduced formulation is far beyond the
sizeof problem that can be solvedby any current computer.
Furthermore, though the reduced-size procedure sacrifices
optimality in exchange for its sizereduction, it does appear
in practice to yield results fairly close to optimal, as wewill
show. The reduced-size procedure is the procedure that
was used to overlap SIPP.

In Section 2 the procedure of Causey, Cox and Ernst
(1985) is reviewed, to provide background for the presen-
tation of the reduced-size procedure.

The reduced-size procedure is presented in Section 3.
Although the approach has general applicability, for ease
of presentation it is only described in detail for the case
when both the initial and new designs are two-PSUs-per-
stratum without replacement. A small, artificial example
of the reduced-sizeprocedure is also presented in Section 3.
This example serves to illustrate the procedure and to
demonstrate that the ordering of the pairs of PSUs in a
new design stratum, a key step in the algorithm, affects
the expected overlap. We also outline in this section some
analytical results on the comparison between the reduced-
size procedure and the optimal procedure. Upper bounds
on the loss in expected overlap from using the reduced-size
procedure instead of the optimal procedure are stated. It
is also explained that in certain situations this loss can
approach two PSUs for two-PSUs-per-stratum designs,
the worst possible situation. Further details and proofs of
the results in this section as well as some results in other
sections are presented in Ernst and Ikeda 1994.

In Section 4 the performance of the reduced-size pro-
cedure is presented, both for the actual SIPP production

overlap and.Jor earlier, artificial simulations of the SIPP
overlap.The expectedoverlap for this procedure is compared
to that for independent selection of the new sample PSU s
and to an upper bound on the optimal expected overlap.
The results show that for this application, in contrast with
some of the theoretical results described in Section 3, the
expected overlap with the reduced-size procedure is much
larger than if independent selection had been used to select
the new sample PSUs, and nearly as large as the optimal
expectedoverlap.Also presentedare computer running times
for the reduced-sizeprocedure as a function of stratum size.

Finally, our conclusions are stated in Section 5.

2. REVIEW OF THE OVERLAP PROCEDURE OF
CAUSEY, COX AND ERNST (1985)

The overlap procedure of Causey, Cox and Ernst (1985),
like all overlap procedures, conditions the selection of
sample PSUs in each new stratum in some way on which
PSUs in the stratum were in the initial sample. This partic-
ular overlap procedure attains true optimality by making
complete use of this information and formulating the
procedure as a transportation problem. We proceed to
present this procedure.

First, however, we introduce some notation that will be
used throughout the paper. Let S denote a stratum in the
new design. Each such stratum corresponds to a separate
overlap problem. Let n denote the number of PSUs in S
and let A (, ... , An denote the PSUs in S. Let I denote
the random subset of {1, ... , n J such that k E I if and
only if Ak was in the initial sample, and let N denote the
corresponding set with respect to the new sample. For
example, if A2 and A3 were the PSUs in S that were in the
initial sample and Al and A3 are the PSUs in the new
sample, then I = {2,3 J and N = (1,3 J. Let m*, n*
denote the number of possible values for I and N, respec-
tively. Let Ji, i = 1, ... , m*, denote the possible values
for I and let Sj, j = 1, ... , n*, denote the possible
values for N. The goal of all overlap procedures is to
maximize the expected number of PSUs in N n I, while
preserving the values of the P(Sj) 's.

To illustrate some of these concepts further, consider
an example for which n = 3. Then n* = 3 if the new
design is either 1 or 2 PSUs per stratum with the values
for N, that is the S/s, consisting of {1J, {2 J, {3 J in the 1
PSU per stratum case and {1,2 J, { 1,3 J, {2,3 J in the two
PSUs per stratum case. Suppose PSUs A I and A2 were in
one initial stratum and PSU A3 was in another initial
stratum and there were three PSUs in each of these initial
strata. If the initial design was 1 PSU per stratum, then
m* == 6, with the values of I, that is the J;'s, consisting
of 0, {1J , {2 J , {3 J , { 1,3 J , {2,3 J ; if the initial design was
2 PSUs per stratum then m* = 6, with the Ji's consisting
of {1 J, {2}, {1,2}, {1,3 }, {2,3 }, {1,2,3 J .
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We now present the transportation problem for the
overlap procedure of Causey, Cox and Ernst (1985).
Abbreviate by P(Jj) the probability that I = Jj and by
P(Sj) the probability that N = Sj' In addition, let xi} be
the variable denoting the joint probability of these two
events, and let ci} denote the number of elements in
Jj n Sj' TheP(Jj)'s,P(Sj)'sandcu'sareknownvalues,
while the xi}'s are variables for which the optimal values
are to be determined. Then the transportation problem to
solve is to determine xi} ;::: 0 which maximize

namely the pairs SI = (1,2], S2 = (l,3], S3 = (2,3],
and hence P(Sd = .30, P(S2) = .20, P(S3) = .50.
Furthermore, the values of ci} are then as given in

Table 2. Upon maximizing (2.1) subject to (2.2) and (2.3)
with the given P(Jj )'s, P(Sj)'s and ci}'s, an optimal set of
xu's, presented in Table 2, is obtained. Finally, by dividing
each of the xi} entries in row i of Table 2 by P(Jj), an
optimal set of conditional probabilities P(Sj I Jj), is
obtained. For example, sincex12 = .025 and P(JI) = .315,
it follows that P(S2 I Jd = 5/63.

m* n*

E E ci} xi}
j=1 j=l

Table 2

(2.1) Values of ci} and Values of xi} that Maximize Overlap
for Optimal Procedure

Ji ( 1,2,3) ( 1,2) ( 1,3) (2,3) ( 1) (2) (3) 0

Since the new design is two-PSUs-per-stratum without
replacement, there are 3 different possibilities for N,

E xi} = P(Sj), j = 1, ... , n*. (2.3)
j=1

Ci} xi}

j j

2 3 2 3

1 2 2 2 .000 .025 .290
2 2 I 1 .135 .000 .000
3 1 2 1 .000 .105 .000
4 1 1 2 .000 .000 .210
5 1 1 a .045 .000 .000
6 1 a 1 .090 .000 .000
7 a 1 I .000 .070 .000
8 a a a .030 .000 .000

For this example, as can be computed from (2.1) and
Table 2, the expected overlap under the optimal procedure
is 1.735 PSUs. In comparison, the expected overlap if the
initial and final designs are selected independently is
PI7r1 + P27r2 + P37r3 = 1.39 PSUs.
For two-PSU-per-stratum without replacement problems,

the possible values for N are always the G) subsets of
(1, ... , n J of size 2, that is n* = G). However m* can
vary widely. m* = G) when the PSUs in S comprise a
single initial stratum. The upper bound of 2n on m* is
attained when all the PSUs in S were in different initial
strata, as illustrated by the previous example, and in some
other situations. A general, exact expression for m* is
presented in Ernst and Ikeda (1994).
For the two-PSUs-per-stratum without replacement

overlap problem, the number of variables in the transpor-
tation problem for the optimal procedure is m*n* which
can be as large as 2nG). For n = 15,2nG) = 3,440,640,
which is about as large a transportation problem as can
be solved with the computer facilities that we used. How-
ever, n > 15 for nearly half the nonselfrepresenting strata
(that is strata consisting of noncertainty PSUs) in our SIPP
application, and consequently it was necessary to develop
a procedure, described in the next section, which reduces
the size of the transportation problem, while still producing
nearly maximal expected overlap in practice.

8765432

.135 .105 .21 .045 .09 .07 .03

Table 1

Probabilities for Possible Sets of Initial Sample PSUs

Note that in this transportation problem, the objective
function (2.1) is the expected number of PSUs in S that
are in N n I. Also note that the constraints (2.2) and (2.3)
are required by the definitions of the P(Jj)'s, P(Sj)'s
and the xu's.
Once the optimal xu's have been obtained, the condi-

tional probability that N = Sj given that I = Jj is then
xi}/P(Jj) for all i,j.
We present an example to illustrate the use of the for-

mulation (2.1)-(2.3) in the case where both the initial and
new designs are two-PSUs-per-stratum without replace-
ment. In this example, and throughout the paper, Pi, 7ri
denote the predetermined probability that i E I and i E N,
respectively.
Consider a final stratum S with n = 3. All of the PSUs

were in different initial strata. Let PI = .6, P2 = .75,
P3 = .7, 7r1 = .5, 7r2 = .8, 7r3 = .7. Since the PSUs
were all in different initial strata, there are 8 different
possibilities for I, with probabilities given in Table 1.

subject to

m*

E xi} = P(Jj), i = 1, ... , m*, (2.2)
j=1

n*
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3. THE ALGORITHM FOR THE REDUCED-SIZE
PROCEDURE

Previous work on reducing the size of the transportation
problem (2.1)-(2.3) has focused on accomplishing the size
reduction while retaining optimality. For example, the
approach of Aragon and Pathak (1990) retains optimality
and reduces the size of the problem by 75 percent when
m* = n*. Unfortunately, when m* is much larger than
n*, which is when size reduction is most needed, their
method produces negligible size reduction in relative
terms. A generalization of this approach is presented in
Pathak and Fahimi (1992), but there is no indication that
their procedure always yields a size reduction that is
substantial in relative terms.

In this section a reduced-size procedure is presented
which takes a different approach. We sacrifice optimality,
at least in theory, in return for an assured size reduction
down to a manageable size transportation problem. This
size reduction is accomplished, in the case when the initial
and new designs are both two PSUs per stratum for
example, by ordering all pairs of PSUs in a new stratum
and then conditioning the new selection probabilities for
any initial set of sample PSUs of size greater than 2 on the
first pair of PSUs in the ordering contained in the initial
set, rather than conditioning on the entire initial set. That
is, each possible initial set of sample PSUs which consists
of more than 2 PSUs is combined with a set of size 2. As
illustrated in Section 4, this procedure may yield a near
optimal overlap in practice; particularly with an appro-
priate ordering of the pairs of PSUs, as described in
Section 3.1.2.

The reduced-size procedure is applicable whenever
PSUs in the initial and new designs are selected without
replacement. However, the procedure will be described in
detail, in Section 3.1, only for the case when both the initial
and new designs are two-PSUs-per-stratum. Then, in
Section 3.2, the changes necessary to apply this procedure
for other initial and new designs will be sketched. Finally,
in Section 3.3, some analytical results are outlined on the
relationships among the expected overlap for the reduced-
size procedure, the optimal procedure and independent
selection. It is assumed throughout this section that PSUs
in the initial sample were selected independently from
stratum to stratum.

3.1 Reduced-Size Procedure When Both Designs Are
Two-PSUs-Per-Stratum

The reduced-size procedure to be described includes the
following key aspects: the specific ordering of the pairs of
PSUs; the reformulation of the transportation problem
(2.1)-(2.3) for the reduced size procedure; the computation
of the probabilities for the initial outcomes for this formu-
lation; and the computation of the cost coefficients (the

Cij' s) in the objective function. In Section 3.1.1 we present
a detailed outline of the reduced-size procedure, including
the reformulated transportation problem. The ordering of
the pairs is described in Section 3.1.2. Finally, the compu-
tation of the probabilities for the initial outcomes and the
cost coefficients are given in Section 3.1.3.

3.1.1 General Outline of the Procedure

The general outline of the procedure is as follows. First,
the (2) subsets of {1, ... , n} of size 2 are ordered in a
manner to be described later. (For now, we simply note
that any ordering can be used to reduce the size of the
transportation problem. The specific one used is for the
purpose of accomplishing the size reduction while also
attempting to give up as little as possible of the gains in
overlap that the optimal procedure yields.) We let Ii'
i = 1, ... , (2), denote the i-th element in the ordering;
letI(n)+I>'" ,IC)+n be the n singleton subsets; and set
IC) In+ 1 = 0.2 Thus, the Ii'S constitute all subsets of
{1,2 ... , n} of 2 or fewer elements. For each possibility for
I, a unique set 1* is associated among these (2) + n + 1
subsets and the new selection probabilities conditioned on
the associated 1*, rather than on I itself. Therefore, the
new selection probabilities are conditioned on (2) + n + 1
events instead of a possible 2n events, which is the reason
for the size reduction. The associated 1* is the first Ii for
which Ii C I. That is, if I consists of at least two integers,
the associated 1* is the first pair in the ordering contained
in I, while if I is a singleton set or empty then 1* = I.

The reduced-size transportation problem attempts to
retain the PSUs corresponding to elements in the asso-
ciated set 1* in the new sample, but does not use infor-
mation on elements in I - 1*. The form of this reduced-
sized transportation problem based on the set of I;'s is as
follows. Let p1 be the probability that 1* = Ii' i = 1,
... , (2) + n + 1, and abbreviate 'TrJ = P(Sj),
j = 1, ... , (2)' For each i,j, the variable xij is the joint
probability that 1* = Ii and that N = Sj, while cij is the
expected number of elements in I n Sj given 1* = Ii'
The problem to solve is to determIne xij ~ 0 that maximize

G)+n+l G)
E E cij xij, (3.1)
i=1 j=I

subject to

G)
1, ... ,(~)E xij = p1, i = + n + 1, (3.2)

j=l

G)+n+I

(~).E xij = 'TrJ, j = 1, ... , (3.3)
i=1
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this is not the case for the reduced-size procedure, since
only the associated set Ii is known. To illustrate, consider
the first row of Table 4. Since II = [2,3}, we know that
2 E I and 3 E I, and hence b!2 = bl3 = 1. However, we
do not with certainty whether 1 E I since II is the asso-
ciated set for both I = [1,2,3} and I = [2,3}. In fact,
from Table 1,

Then Cll = bll + b!2 = 1.6, with C!2, cl3 computed
similarly. For the remaining six rows in Table 4, Ii = I
and hence it is known with certainty which integers were
in I. Consequently, the cu's for these six rows are easily
computed.
Finally, wemaximize the expected overlap (3.1) subject

to (3.2) and (3.3), obtaining the xij values in Table 4. The
conditional probabilities P(N = Sj I 1* = Ii) in Table 5
are then obtained by dividing each of the xij entries in the
i-th row of Table 4 by pf .

Once the optimal xij's have been obtained, then the con-
ditional new selection probabilities for Sj, j = 1, ... , (2),
given1* = Ii, are Xij /pf. Note that the number of variables,
xij' in the formulation (3.1)-(3.3) is ((2) + n + 1) X G),
in comparison with a maximum of 2n X (2) in the formu-
lation (2.1)-(2.3).
It remains to explain the general method for obtaining

the ordering of the (2) pairs and the procedures for com-
puting the pf's and cij's. Before doing this, we present an
example of the reduced-size procedure, namely the two-
PSUs-per-stratum example used in Section 2 to illustrate
the transportation problem formulation for the optimal
procedure.
The ordering of the pairs for this example, as will be

shown later, is [2,3], [1,2], [1,3}. Consequently, the
I/s, are as given in Table 3. Note that if I = [1,2,3} or
I = [2,3}, then the associated set is I( = [2,3}. For the
other six possibilities for I the associated set is I itself.
Consequently, from Table 1 we obtain that

PI' = P(/ = [l,2,3}) + P(/ = [2,3}) = .525, (3.4)

P(/ = [1,2,3})
bll =

P(/= [1,2,3}) + P(/= [2,3})
= .6.

pf = P(Ji),i = 2,3,andpf = P(Ji+I),i = 4, ... ,7,
yielding the values in Table 3. Since 7rj = P (Sj ), we
have 7rt = .30, 7rf = .20, 7rf = .50.

Table 4

Values of cij and Values of xij that Maximize Overlap
for the Reduced-Size Procedure

Table 3

Probabilities of Associated Sets: Reduced-Size Procedure

The cij values for this example are given in Table 4.
In order to obtain these values, we simplified the compu-
tation by letting

Ii (2,3) ( 1,2) ( 1,3 )

pf .525 .135 .105

(3) 0
.07 .03

Cij xij

j j

Ii 2 3 2 3

(2,3 ) 1.6 1.6 2.0 0.000 0.D25 0.500

2 ( 1,2) 2.0 1.0 1.0 0.135 0.000 0.000

3 ( 1,3) 1.0 2.0 1.0 0.000 0.105 0.000

4 ( 1 ) 1.0 1.0 0.0 0.045 0.000 0.000

5 (2) 1.0 0.0 1.0 0.090 0.000 0.000

6 (3 ) 0.0 1.0 1.0 0.000 0.070 0.000

7 0 0.0 0.0 0.0 0.030 0.000 0.000

765

(2)

.09

4

( 1)

.045

32

bit = P(t E I I 1* = Ii),

i = 1, ... , (~) + n + 1, t = 1, ... , n, (3.5)

Table 5

Conditional Probabilities for the Reduced-Size Procedure

j

and noting that if Sj = [s, t} then

(3.6)

That is, the expected number of elements in I n Sj
given 1* = Ii is simply the sum of the probabilities that
each of the two elements in Sj was in I given 1* = Ii. Also
observe that while the transportation problem for the
optimal procedure knows the exact value for I and hence
knows with certainty whether each element in Sj was in I,

1

2

3

4

5

6

7

Ii

(2,3 J

( 1,2)

(1,3 )

( 1 J

(2)

(3 J

o

o
1

o

o
1

2 3

1/21 20/21

0 0

1 0

0 0

0 0

1 0

0 0
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The expected overlap for the reduced-size procedure is .01
less than optimal, that is 1.725 PSUs. The deviation from
optimality arises solely because the expected ov,erlap is 1.6
for the joint event that 1* = {2,3 J and N = (I,3 J. Since
the probability of this joint event is .025, and the optimal
procedure for this example always produces an overlap of
2 when at least 2 of the PSUs were in the initial sample,
the deviation from optimality is .025(2 - 1.6) = .01.

The reason that the reduced-size procedure is not able
to obtain optimality is that the pair {2,3 J has a smaller
probability of selection in the new sample than in the initial
sample. As a result, both the optimal procedure and the
reduced-size procedure must sometimes select another pair
(always ( 1,3 J for both procedures in this example) when
{2,3 J was in the initial sample. The distinction between
the two procedures is that the optimal procedure only
selects {I,3 J when 1 E I. The reduced-size procedure is
unable to use the information about whether 1 E I. As a
result, when {2,3 J C I, 1 E N independently of whether
1 E I.This results in a deviation from the optimal overlap.

3.1.2 The Ordering of the Pairs

We now proceed to show in general how the ordering
of the pairs is obtained. We use the additional notation
here that Pst, 'lrst, S, t = 1, ... , n, S ,c. t, is the joint
probability that s, tEl and s, tEN, respectively.

The motivation for the ordering of the pairs is as
follows. If the i-th pair in the ordering is {s, t J then it would
be possible for the transportation problem to retain this
pair in the new sample when 1* = Ii with conditional
probability min {I,'lrst/p1}. (The conditional retention
probability cannot be any higher than this, since a higher
value would result in an unconditional selection proba-
bility for the pair in the new design exceeding 'lrst.) There-
fore, roughly the goal in the ordering is to make these
conditional probabilities as large as possible on average
over all pairs.

To illustrate how the ordering of the pairs affects the
expected overlap we consider the example of Table 3. Our
ordering procedure, as will be shown later, produces the
indicated ordering and yields an expected overlap of 1.725
PSUs. Next consider the following alternative ordering for
this example. Let the first pair in the ordering be {1,3 J, the
second pair be {1,2 J and the last pair be {2,3 J . With this
alternative ordering, 1* = 11,3 J whenever either I =
{1,2,3 J or I = {I,3 J. Therefore, for this ordering pf is
the probability that 1* = {I,3 J, which is now .42. Further-
more, for this alternative ordering, pt = P(l* = (2,3 J) =
P(l = (2,3 J) = .21, while the other 5 columns in Table 3
remain unchanged. The alternative ordering results in a
table of conditional probabilities similar to Table 5, except
that in row 1 the Ii, j = 2 andj = 3 columns now become
{1,3 J, 10121 and 11/21, respectively, and in row 3 the
corresponding columns are now {2,3 J, 0 and 1, respectively.

It can be calculated, using the same approach used for
the original ordering that the expected overlap for the
alternative ordering is 0.055 less than optimal, that is 1.68
PSUs. The reason that this alternative ordering results in
a lower expected overlap is as follows. In general a later
placement of a pair in the ordering, results in a lower value
for the corresponding p7, and hence a higher conditional
retention probability when 1* = Ii. That is, with {I,3 J
first in the ordering, 'lr13/pf = 10121, which is the condi-
tional retention probability for this pair when 1* = {I,3 J;
while when {I,3 J is third in the ordering, 'lr13/pt > 1
and this pair is retained with certainty. Now the conditional
retention probability for the pair {2,3 J when 1* = {2,3 J
also increases to 1when (2,3 J is moved from first to third
in the ordering, but the increase is only from 20121, and
hence the original ordering in Table 3 produces a higher
expected overlap than the alternative ordering.

Thus, as this example illustrates, the goal of the ordering
is to place pairs earlier in the ordering that have a relatively
high conditional retention probability even with an early
placement. To obtain the desired ordering of the pairs of
integers, an orderingf(1), ... ,J(n) of (l, ... , n J will
first be obtained by recursion. Then corresponding to each
k = 1, ,n - I,anorderinggdI), ... ,gk(n - k)
of {1, ,n J - {f (1), ... , f (k) J will be constructed
by recursion. A linear ordering of the distinct pairs in
( 1, ... ,n J would then be determined as follows. Each
such pair can be represented uniquely as an ordered
pair (f(k), gd£) for some kE {I, ... ,n - IJ,
f E (I, ... , n - k J . A second pair representable in the
form (f(k'), gdf'» precedes (f(k), gk(f)) if and only
if either k' < k, or k' = k and f' < f. To illustrate, for
the example just considered it will be shown later that
f(1) = 2, f(2) = 3, f(3) = 1, gdI) = 3, gl(2) = 1,
g2 (1) = 1, and hence the ordering of the pairs is {2,3 J,
{2, 1J, {3, 1J . Both the f ordering and the gk ordering will
be constructed to meet the goal stated at the beginning of
this paragraph.

To obtain the ordering f (1 ), ... , f (n), recursively
define J;(k), k = 1, ... , n, by choosing f(k) E Tk
satisfying

I

l'lrf(k)/Pjtk) = maxl'lri/p/k): i E Td,
where I

I
T1 = {I, ... , nJ, Tk = Tk-I - (f(k - I)J,

I

k =,2, ... , n, p/k) = P(i E I and Ie Tk),

k = 1, ... , n, i E Tk• (3.7)

Since pP) = Pi' the ordering just defined corresponds
to placing first a PSU with the greatest value of 'lri /pf.
For all k, pjti) is the probability thatf(k) was in I and
none of the k - 1 elements preceeding f(k) in the f
ordering were in I, and hence p)/1) is the probability that
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an attempt is made to retain Aj(k) in the new sample
either as the first member of an ordered pair of initial
sample PSUs or as the only initial sample PSU in S. Gener-
ally, the larger 1fj(k) /plt'i) is, the greater the probability
that this attempt would be successful. Thus, the moti-
vation for the f ordering of the individual PSUs is the
analog of the motivation for the ordering of the pairs of
PSUs that we previously discussed.

It remains to explain how to compute p/k) for k ~ 2.
To this end, let r denote the number of initial strata with
PSUs in common with S and let Fa' a = I, ... , r, denote
a partition of {1, ... , n} such that iandj are in the same
Fa if and only if Ai and A j were in the same initial stratum.
Then let

P~ (T) = P(l n Fa C T), a = I, ... , r,

Note thatpJ?k),j is thus the joint probability thatf(k)
is the first integer in the f ordering in I, that none of the
first f - 1 integers in the gk ordering are in I, and that
j E I. Consequently, pj?k) , gk(f) is the probability that
1* = [f(k),gk(£)}' Furthermore, if Ii = [f(k), gk(£)}
thenpf = pJ?k),gk<e),and hence the choice of gk(£) results
in the largest value of 1fj(k),gk(f)/pf among the elements
in 7kein accordance with the previously stated goal for the
ordering of the pairs of PSUs.

To compute pJ?k),j' it is established in Ernst and Ikeda
(1994) that iff(k) E Fa,j E F{3, then

r

p Ylk),j = Pj(k),j IIpf (ne) if a = (3,
1=1
I"'a

(3.14)
TC {l, ... ,n}, (3.8)

Pi~(T)=P(iEI and InFaCT), a=I, ... ,r,
= Pj(k),a( Tfe)pJiJ( ne) IIpf (Tfe) if a ,e {3.

1=1
l"'a,{3

TC {1, ... ,n}, iEFa nT, (3.9)

where

and finally, as established in Ernst and Ikeda (1994),
pill = PZ2{ 1,2,3 }pl'd 1,2,3 }p3l1,2,3} = P2PI . 1 = .45,

We illustrate the computations used in obtaining the
ordering for the example that we have been considering.
First note that f (1) = 2 since the largest value of 1fi /Pi
occurs for i = 2. Next we find gl ( 1) which, since
f(1) = 2, is the j E {1,3} with the maximum value of
1fZj/pij>. To find this j, first let Fa = {a}, a = 1,2,3,
and note that 111 = {1,2,3}. From (3.14) with a = 2,
{3 = 1, it then follows that

and similarly it can be obtained thatpij) = .525. Hence
gdl) = 3, since .5/.525 > .3/.45. Therefore, the first
pair in the ordering is (f (1), gd I)} = {2,3}. Then
g, (2) = 1, since 1 is the only integer remaining to be used
in the gl ordering, and consequently the second pair in
the ordering is [f (1), gl (2)} = (2, 1). It is not really
necessary to determine f (2), since {1,3} is the only
remaining pair, and hence the last pair, but to further
illustrate the computations, observe that Tz = {1,3},
pF) =pl'dl,3}Pz{I,3}p3l1,3} =pdl -pz).1 = .15
by (3.12), and similarly pF) = P3(1 - pz) . 1 = .175.
Hencef(2) = 3, since .7/.175 > .5/.15. Consequently,
gz(1) = 1,j(3) = 1.

(3.10)

(3.11)

E Pi + E Pi},
iEFa- T i,jEFa- T

i<j

pf~(T) = Pi - E Pi},
jEFa- T

P~ (T) = I

Tkl = {1, ... ,n} - (f(1), ... ,j(k)},

and observe that

p?) =pf~(Tk) IIp/(Td, k = 1, ... ,n,
e= 1
e", a

Next, for each k = 1, ... , n - 1, the ordering gk(£),
f = 1, ... , n - k, is recursively defined by choosing
gk(£) E Tke satisfying

Tke Tk(f-I) - (gk(£- I)}, f= 2, ... ,n - k,

Tte = Tke U [f(k)}, f = 1, ... , n - k,

p}fl),j = P(f(k), j E I and I C 'Ike),

f = 1, ... , n - k, j E Tke. (3.13)

3.1.3 Computation of p1 and cij

Next we explain the computation of the p1 's. If Ii
consists of the pair of integers Ii = [f(k), gdf)} then,
as previously noted, pf = P}U),gk(f)' Consequently, p1
can be computed from (3.14) withj = gk(£)'

If Ii is a singleton set {t} for some t E Fa' then, as
established in Ernst and Ikeda (1994),
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bit = 0 if Ii = 0,

= 1 if Ii = (v J and t = v,

= 0 if Ii = (v J and t;c v,

P(f(k), gd£),j E I and Ie (l1e U gk(£) -

(hke(1), ... , hke(v - 1) J).

3.2 Modifications of Reduced-Sized Procedure for
Other Designs

In general, consider any m I_PSUs-per-stratum without
replacement initial design and any m-PSUs-per-stratum
without replacement final design, where m I , m are any
positive integers. Although the reduced-size procedure in
Section 3.1 was only presented for the case m = m I = 2,
it is actually applicable for any m, mi. We will sketch the
modifications necessary when m ;c 2 or m I ;c 2.

A different value of m I only requires modification of
some of the computations. For example, if m = 2, but
m I ;c 2, then the computations for p/k), P;'?k),} and cij

would be different but their definitions would not change.
If m = 3, then, regardless of the value of m I , the set

of all distinct triples, instead of pairs, of integers in
(1, ... , n J, is ordered. If I consists of at least three
integers, then the new selection probabilities are conditioned
only on the first listed triple in the ordering contained in
I.Otherwise, the new selection probabilities are conditioned
on /itself. Thus the new selection probabilities are condi-
tioned on (~) + (2) + n + 1 events.

To obtain the desired ordering of the triples of inte-
gers, first the orderings f(1), ... ,J(n) and gd 1), ... ,
gk(n - k) are constructed exactly as in the case m = 2.
Then, corresponding to each k = 1, , n - 2, i = 1,
... , n - k - 1, an ordering hke(1), , hke(n - k - i)
of (1, ... , n J - If (1 ), ... ,J (k), gd 1), ... , gk (i) J is
constructed in a manner similar to the construction of
gk(1), ... ,gk(n - k).Forexample,indefininghke(v)
for v ~ 2, pHI),} in the definition of gk (i) is replaced by

(3.17)

(3.16)

(3.15)

pf' IT p~ (0).
u=l

0, then

pf' = PI~«(tJ) IT p~(0).
u=l
uo'",

= 0 if t E Tke - (gk(£) J

and "y = a = (3, (3.18)

= Pf(k),1 if t E Tke - (gdi) J
pl(k),,,,( Tte)

and "y = a ;c (3, (3.19)

bit = 1 if t = f(k) or t = gdi),

while if Ii = (f(k), gdi) J andf(k) E F"" gk(£) E F{3,
t E Fy, then

It remains only to explain how to compute the au's
which, by (3.5) and (3.6), reduces to computing bil'
i = 1, ... , (2) + n + 1, t = 1, ... , n.

To compute bit, observe that

Finally, if Ii

In Ernst and Ikeda (1994) it is demonstrated how
(3.16)-(3.21) were obtained.

In the actual implementation for the SIPP application,
modifications of the reduced-size procedure were needed
to overlap the 1990s SIPP design with the 1980s SIPP
design. The modifications were necessary because the PSU
definitions in the 1980s and 1990s designs were not iden-
tical. As a result, some PSUs in the 1990s design could
intersect more than one 1980s design PSU. These modifi-
cations are detailed in Ernst and Ikeda (1994).

= Pgk(e),I

P~~(e),{3(ne)
if t E Tke - (gk(£) J

and "y = (3 ;c a, (3.20)

and "y;c a, "y ;c (3. (3.21)

A linear ordering of the distinct triples in (1, ... , n J
is then determined by representing each triple uniquely as
an ordered triple of the form (f(k), gk(£), hke(v». A
second triple (f(k/), gk,(i/), hk'e' (Vi» precedes the first
if and only if either k' < k, or k' = k and i' < i, or
k' = k and i' = i and v I < v.

For m ~ 4, ordered m-tuples would be defined in a
similar manner and the new selection probabilities condi-
tioned on (:J-z) + (m ~ 1) ... + n + 1 events.

For Tn = 1, the new selection probabilities are conditioned
on the first member of the ordering f (1), ... , f (n) in
I if I ;c 0, or on 0 if I = 0.

Note that if m > m I , it is possible that at least some
ordered m-tuples cannot be subsets of I, in which case
all such subsets should be excluded from the ordering
and the set of events on which the new selection proba-
bilities are conditioned. If no m-tuple can be a subset of
I,then the new selection probabilities are conditioned on
I itself.
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It is not necessary to limit the initial events used in the
transportation problem to subsets of Iof sizem or less. For
example, ifm = 2 and (~) + (2) + n + 1is sufficiently
small, then a procedure conditioned on subsets of three
or less can be used, resulting in a generally higher expected
overlap. Conversely, if (::z) + (m ~ d ... + n + 1is
too large, the new selection probabilities can be condi-
tioned on subsets of Iof sizem" or less, where m" < m,
although with a generally smaller expected overlap.

3.3 Relationship Between Expected Overlap for the
Reduced-Size Procedure, the Optimal Procedure
and Independent Selection

Let OJ, OR, 00 denote the expected overlap for the
independent selection, the reduced-size procedure, and the
optimal procedure, respectively. In Ernst and Ikeda (1994)
the relationship between these quantities is explored. We
briefly summarize here some of the results.

It is established that OJ :5 OR :5 00 for any m, m'
where m, m' are as in Section 3.2. In addition, for the
case that we have been focusing on, m = m' = 2, lower
bounds are established on OR and upper bounds are
established on 00 and 00 - OR'

For example, let /1-2denote the probability that there
are at least two elements in I, /1-1denote the probability
that I is a singleton set, and

"A= min[min{7r;/p;: i = 1, ... , n),

min (7l"ij / P ij: i, j = 1, ... , n, i -:;t. j), 1J .

Then 00 :5 2/1-2+ /1-b OR ~ "A(2/1-2+ /1-[12), and
00 - OR :5 2(1 - "A)/1-2+ (1 - "A12)/1-I'

Unfortunately these bounds are not always very tight.
However, in certain circumstances they are useful. For
example, if 7l"ij ~ Pij for all i,j and the probability is 1
that there is at least two elements in I, then it follows from
these bounds that OR = 00 = 2.

Finally, an example is presented to illustrate a worst
case situation for OR in relation to 00 for the case m,
m' = 2. It shows that 00 may equal 2, while OR is arbi-
trarily close to O. Thus, at least in theory, the reduced-size
procedure can be ineffective. However, in practice, as will
be shown in the next section, OR is much closer to 00 than
to OJ, at least for the SIPP application.

4. APPLICATION OF REDUCED-SIZE
PROCEDURE TO SIPP

Results from simulations of the SIPP overlap, done
prior to production for research and testing purposes, are
presented, as well as results from the actual SIPP produc-
tion overlap. Further details are given in Ernst and Ikeda
(1992b, 1994).
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In the implementation of the reduced-size overlap
procedure, minimum cost flow (MCF) optimization soft-
ware, written by Darwin Kingman and John Mote at the
University of Texas at Austin, was used to solve the
required transportation problem. A FORTRAN program
was written to produce input to and process output from
the MCF software.

To test the software prior to production, the program
was used to overlap two stratifications, based on 1970
census data, of the SIPP Midwest region with the actual
1980sdesign stratification for the SIPP Midwest region.
(At the time of this test, 1990 census data was not yet
available.) The 1970-based stratifications were produced
by stratifying the 1980s SIPP noncertainty PSUs in the
Midwest region using 1970data. Both of the 1970-based
stratifications partitioned the noncertainty PSUs into
31 strata, using different sets of stratification variables.
The stratifications based on 1980 and 1970 data were
treated as "initial" and "final" stratifications for the
purposes of the overlap algorithm.

In the actual implementation, as noted in Section 3.1
and detailed in Ernst and Ikeda (1994), a modification of
the reduced-size procedure was used to overlap the 1990s
SIPP design with the 1980sSIPP design, because the PSU
definitions in the 1980sand 1990sdesigns were not iden-
tical. The modified reduced-size procedure was used to
overlap 103final (1990sdesign) nonselfrepresenting strata
in SIPP.

The expected overlap was calculated for the reduced-
sizemaximum overlap algorithm, for independent selection
of final PSUs, and for an upper bound to the expected
overlap for the optimal procedure. An upper bound was
calculated instead of the actual optimal overlap, since the
optimal overlap cannot be calculated for the larger strata.
For the simulation, the upper bound used is the one stated
in Section 3.3, /1-2+ 2/1-1'while for the production SIPP,
a different upper bound, described in Ernst and Ikeda
(1994), was required because the PSU definitions in the
1980s and 1990s were not identical.

The results from the two final stratifications in the
simulation were generally similar to each other. Combining
the results from both stratifications, the mean expected
overlap for this set of 62 strata was 1.552, 1.569and 0.480
PSUs/stratum for the reduced-size procedure, the upper
bound to the optimal overlap and independent selection
respectively. For the actual SIPP implementation, the
corresponding number was 1.523, 1.647and 0.582, respec-
tively, while the corresponding expected number of PSUs
overlapped for the 103 strata was 156.9, 169.6 and 59.9,
respectively. Thus, in both the simulations and the pro-
duction SIPP, the reduced-size procedure yielded results
reasonably close to the upper bound for the optimal
procedure.

The reduced-size algorithm took a fairly short time to
run on most strata. The CPU times in the simulation for
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Table 6

CPU Times for Reduced-Size Procedure

final strata with different numbers of PSUs are given
below. The reduced-size program was run on a Solbourne
5/605 computer. The median number of PSUs in a
stratum, for the entire group of 62 strata, was 17 PSUs.
The 68 PSUs stratum was the largest stratum.

We also calculated for the actual SIPP implementation,
that of the 103 final strata overlapped by the modified
reduced-size procedure, 41 would not have run under the
optimal procedure. This calculation was based on our
estimate that the maximum size transportation problem,
in terms of number of variables, that could have run in
production was 4 x 106• The number of variables for the
optimal procedure was less than 4 x 106 for all 56 strata
for which n $ 14, but exceeded this limit for all but 6 of
the 47 strata with n ~ 15, including two with n = 15.The
maximal size of the transportation for the optimal proce-
dure among the 103 strata occurred for a stratum with
n = 46, for which there were 3.61 x 1012 variables. In
contrast, there were 1.03 x 106 variables for the modified
reduced-size procedure for this stratum.

Another question of interest is the overlap effectiveness
of the reduced-size procedure in comparison with the
overlap procedure of Ernst (1986). In general it is believed
that the reduced-size procedure should produce a higher
overlap in situations when both are usable, since the
reduced-size procedure makes use of the stratum-to-
stratum independence in the initial design. However,
although the procedure in Ernst (1986) is applicable to
two-PSU-per-stratum designs, no computer program has
ever been written at the Census Bureau (or anywhere else
that the authors are aware of) to implement this procedure
for such designs, since there has not yet been a production
application for this program. Consequently, we cannot
make a direct comparison of these two methods on the
same data. However, a crude comparison can be made
from the results of the reduced-size overlap procedure for
SIPP data and the results of the overlap using the proce-
dure in Ernst (1986) for the overlap of 1990s CPS and
NCVS designs with their respective 1980s designs. (Both
the 1980sand 1990sdesigns for CPS and NCVS are one-
PSU-per-stratum designs.)

Number of PSUs

18

37

49

68

CPU Time
(hrs:min:sec)

0:36

5:44

24:05

2:23:43

For CPS, the overlap procedure resulted in an average
increase in expected overlap, in comparison with indepen-
dent selection, of .26 PSUs/stratum, and for NCVS the
overlap procedure resulted in an average increase in
expected overlap of .30 PSUs/stratum. This compares
with an increase of .94 PSUs/stratum for the reduced-size
procedure over independent selection for SIPP. If the two
overlap procedures are equally effective, then one might
expect that the increase in overlap per stratum for SIPP
would be roughly twice as large as for CPS and NCVS,
since SIPP has a two-PSUs-per-stratum design. By this
standard, the reduced-size procedure program performs
better than the procedure in Ernst (1986). However, since
the stratifications were quite different for these three
surveys, the validity of this comparison is open to question.

For the example considered in Sections 2 and 3, a valid
comparison of the different overlap procedures can be
made, since the expected overlap values for the procedure
in Ernst (1986»,1.625, was easily calculated by hand. For
the reduced-size procedure the corresponding overlap
value is 1.725, and for the optimal procedure it is 1.735.

CONCLUSIONS

The reduced-size overlap procedure presented in this
paper meets its two key objectives in practice. It reduces
the size of the transportation problems to a usable size,
as evidenced both by the sizeof the transportation problem
in the formulation (3.1)-(3.3), and the fact that it has
actually been implemented in the redesign of a major
survey. In addition, the procedure accomplishes the size
reduction'while yielding nearly optimal overlap, at least
for the SIPP application. It can only be used when the
PSUs in the initial design are selected independently from
stratum tfJ stratum, but when this condition is met we
believeit is the overlap procedure of choice for large strata.
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How Prenotice Letters, Stamped Return Envelopes
and Reminder Postcards Affect Mailback Response Rates

for Census Questionnaires
DON A. DILLMAN, JON R. CLARK and MICHAEL D. SINCLAIRl

ABSTRACT

In a 1992 National Test Census the mailing sequence of a prenotice letter, census form, reminder postcard, and
replacement census form resulted in an overall mailback response of 63.4 percent. The response was substantially
higher than the 49.2 percent response rate obtained in the 1986National Content Test Census, which also utilized
a replacement form mailing. Much of this difference appeared to be the result of the prenotice - census form -
reminder sequence, but the extent to which each main effect and interactions contributed to overall response was
not known. This paper reports results from the 1992 Census Implementation Test, a test of the individual and
combined effectiveness of a prenotice letter, a stamped return envelope and a reminder postcard, on response rates.
This was a national sample of households (n = 50,000) conducted in the fall of 1992. A factorial design was
used to test all eight possible combinations of the main effects and interactions. Logistic regression and multiple
comparisons were employed to analyze test results.

KEY WORDS: Mail survey; Response rates; Multiple comparisons; Logistic regression.
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1. INTRODUCTION

A decline of 10 percentage points from 75 to 65 in the
mail back response rates for the 1990 U.S. Decennial
Census has stimulated the conduct of research aimed at
finding ways to improve response. Each percentage point
gain in response has the potential for saving approximately
$16 million in personal visit enumeration costs (Miskura
1992). From an earlier experiment it was learned that
respondent-friendly construction and asking somewhat
fewer questions than posed in the 1990 Census short ques-
tionnaire improved mailback response rates by 8.0 per-
centage points (Dillman, Clark and Sinclair 1993). An
experimental census form with these features was returned
by 71.4 percent of households, compared to 63.4 percent
of those which had received the 1990 Census short form
as a control. Response rates for both of these forms were
substantially higher than had previously been obtained in
similar non-census year tests. For example, in the 1986
National Content Test which utilized a questionnaire
equivalent to the 1990 Census short form, a 49.2 response
rate was obtained. It was hypothesized that part of the high
response observed in the recent experiment was due to a
multiple contact implementation strategy which consisted
of a prenotice letter, a reminder postcard and a replace-
ment questionnaire.
The purpose of this paper is to report results of the 1992

Implementation Test (IT), a test designed to determine the
relative and combined contribution to mailback response
of the prenotice letter and reminder postcard used in the

previously reported experiment (Dillman et a/. 1993). Also
included in the test is the effect of including a stamped return
envelope (vs. business reply) with the mailed census form.
The 1990 U.S. Decennial Census required surveying

over 100,000,000 households. Cost considerations alone
suggest the importance of learning the extent to which each
of these three response-inducing techniques might be
employed in improving household response. Although
past research has suggested that each of the three elements
can be important to improving response, little information
is available on potential interactions among them. The
study was designed in such a way as to explore the extent to
which their combined uses are additive and/or interactive.

1.1 Past Research

Numerous studies have confirmed that the most impor-
tant determinant of overall response to mail surveys is the
number of contacts (e.g., Scott 1961 and Heberlein and
Baumgartner 1978). Both prenotices and reminders have
been demonstrated as being effective promoters of response
(e.g., Kanuk and Berenson 1975, Linsky 1975 and Fox et a/.
1988). However, past research has provided minimal insight
into their relative importance as inducers of response.
Past research is generally consistent in suggesting that

inclusion of a stamped return envelope (vs. a business reply
envelope) improves response (Scott 1961, Kanuk and
Berenson 1975, Duncan 1979, Harvey 1987 and Foxet a/.
1988). A noteworthy exception is a regression analysis of
previous studies by Heberlein and Baumgartner, which

I Don A. Dillman, Washington State University, Pullman, WA, U.S.A.; Jon R. Clark, U.S. Bureau of the Census, Washington DC 20233, U.S.A.;
and Michael D. Sinclair, Response Analysis Corp., Princeton, NJ, U.S.A.
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found no significant effect for the inclusion of stamped
return envelopes (1979). A review study by Armstrong
and Luske reported 20 studies in which alternatives to
business reply envelopes had been tested (1987). In each
of these comparisons the absolute level of response to the
alternative was significantly higher in 15 of the 20 cases,
by an average of 9.2 percentage points. Six studies of
metered marks vs. envelopes with real stamps were
reported. On average they showed a 3.4 percentage point
advantage for stamps. Finally, four studies in which a
constellation of response inducing factors was used to
insure high overall response rates showed a 2-4 percentage
point advantage for stamped over business reply envelopes
(Dillman 1978).

The three response stimuli to be tested here are among
the top eight techniques reported consistentlyin the research
literature as factors which improve mailback response
rates. Others include financial incentives, special postage,
choice of sponsor, personalization and interest (or salience)
(Dillman 1991).

Two of these eight factors, financial incentives and
special postage (e.g., certified or two day priority mail)
were judged impractical for use in a census of more than
100,000,000 households. A third factor, sponsorship by
the U.S. Bureau of the Census, was considered desirable
from the standpoint of encouraging response. A fourth
factor, respondent interest, or question salience could not
be manipulated in the sense that the survey questions are
specified by federal laws. The fifth factor, personalization
of correspondence was limited by the fact that Census
forms cannot be addressed to individuals and are neces-
sarily sent to only household addresses. By examining the
individual and combined response effects of the prenotice,
stamped return envelope and reminder, wehoped to learn
whether the use of one or more of these elements would
substitute for another, therefore making it possible to
improve response at less cost.

1.2 Design and Integration of Treatment Elements

Certain features of the census form mailout packet
suggest that it may be overlooked or ignored by those to
whom it is sent. By necessity it is sent only to household
addresses; names cannot be used to address any of the
letters. Accurate processing of returned questionnaires
requires identification of the household address on the
questionnaire itself. Separately addressing an outside
envelope, letter and questionnaire and being sure that the
correct components are inserted into the appropriate
envelope presents a serious quality control problem in a
large census. Therefore it is considered important to print
addresses only on one of the pieces that has to be merged
together for the mailout package. Consequently, a win-
dowed envelope through which the address on the ques-
tionnaire can be seen is used to deliver it.

The combined effect of the inability to use resident
names plus size and outward appearance of the windowed
envelope suggest that it contains unimportant material or
perhaps, "junk mail." Also, research on nonresponse to
the 1990Census revealed that some people did not recall
receiving their census questionnaire in the mail, or saw it,
but did not open it, both of which might have resulted
from a mass mailing appearance (Kulka et al. 1991).

In this experimental test the prenotice letter and re-
minder postcard were designed to bring attention to the
envelope containing the census form. This was accom-
plished in five ways. First, the prenotice was developed as
a letter, and the reminder as a postcard. It was reasoned
that people were more likely to look at two pieces of mail
which appeared different from one another. The letter
format was chosen for the prenotice in order to save the
more convenient postcard format for the reminder.

Second, the prenotice letter consisted of a letter from
the Director of the Census Bureau with the notation "To
the residents at" and the address imaged onto stationery
in the normal inside address position. Our goal was to
communicate that the census questionnaire which would
soon arrive was specifically for people at that address. This
address also doubled as an outside address, being visible
through a windowed envelope, thereby avoiding the
quality coptrol concern noted for the census form mailing
of merging separately addressed components.

Third, the prenotice was scheduled to be delivered a few
days before the envelope containing the census form itself,
and the reminder was scheduled to arrive just a few days
afterwards. The mailout dates were September 21st, 24th,
and 29th,lrespectively. It was reasoned that to be effective,
a remind~r (without a replacement questionnaire) should
arrive within a few days of the questionnaire, before
normal household cleaning would have resulted in un-
opened rhail being thrown out.

Fourth, the wording of the prenotice, "Within the next
few day~ you should receive ... " and the reminder, "A
few days'ago you should have received ... " were designed
to encourage recipients to look for the census form. Fifth,
the use of the Director's letterhead stationary and white
postcard stock which showed the seal of the Department
of Comrberce above the reminder message, were aimed at
communicating that the census questionnaire was from the
govermrient and not from some other group attempting
to emulate a governmental appearance, as is sometimes
done bYnoting, e.g., "this is your official notice."

The stamped return envelope's positive influence, if
any, on response may result from encouraging trust that
the request is legitimate and important (otherwise why
would t,hesender "waste" a stamp, which could be torn
off and used for another purpose and/or a recipient's
reluctance to throwaway something of value, i.e., an
uncanceled stamp). The prenotice, and to some extent the
reminder, could enhance the stamp's effect by getting the
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envelope containing the census form opened. Also, once
opened, the awareness of an uncancelled stamp could
discourage throwing away the contents so that the effect
of the reminder is enhanced.

In order for the prenotice, stamped return and reminder
to mutually support one another, it was deemed important
that first class mail be used. Had bulk rate been used, and
the mailings been closely spaced, it was likely that in some
households a later mailing would have arrived before an
earlier one.

In sum, this test involved more than simply juxtaposing
three separate test elements from the literature. The
elements were operationalized in ways that improved the
likelihood that each would augment effects of the others,
and be feasible for use in large scalemailings. Practically,
we hoped to learn whether one or more of the elements
might be eliminated without a significant loss of response,
thus showing how to save costs for a census mailing.

2. EXPERIMENTAL DESIGN

A factorial design, consisting of all eight of the possible
combinations of the three main effects, was used for the
experiment. The treatments were as follows:
1. None (control),
2. Prenotice letter only,
3. Stamped return envelope only,
4. Reminder postcard only,
5. Letter plus stamped return,
6. Stamped return plus reminder,
7. Letter plus reminder, and
8. Letter plus stamped return plus reminder.

2.1 Sample Design

The sampling universe consisted of all housing units in
the questionnaire mailback areas identified by Census
Bureau address files. The 449district office (DO) areas for
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the 1990Census were selected as the geographic units for
defining the strata for the test. Two strata were defined.
Due to the high correlation between the minority rate
(minority is defined as including all Black and Hispanic
classifications) and the 1990 Census mail response rate,
the stratification objectives were met by ranking the DOs
by their percent minority. DOs with a combination of high
minority (Black and/or Hispanic origin) population and
low 1990questionnaire mail response rates were defined
as "low response areas" (LRA) and made up the first
stratum. The remaining DOs were classified as "high
response areas" (HRA) and constituted the second stratum.

The first stratum, consisting of 67DOs, had a combined
minority population of about 64 percent and encompassed
about 11percent of all housing units in the censusmailback
areas. The second stratum of 382 DOs had a combined
minority population of about 15percent. The HRA stratum
had a cumulative mail response rate in the 1990Census of
approximately 10percentage points higher than the LRA
stratum.

A sample of 50,000 housing units was selected with
25,000 units in each stratum. The LRA stratum was over-
sampled to concurrently study factors related to differential
undercount, which falls outside the scope of this paper.
Each stratum was divided into eight equally sized panels
to test the eight different treatments. A systematic sample
of 3,125 housing units was selected from each panel!
stratum combination. Once a housing unit was selected,
the seven subsequent units were also selected. The resulting
households in each of the eight unit clusterswere randomly
allocated to a panel. Hence, all eight neighbors got differ-
ent treatments. The sample was clustered to reduce the
sampling variance in the panel-to-panel comparison.

The sample size selected for this study was developed
by extensive data simulations which indicated that the
50,000 unit sample would be sufficient for detecting a
minimum of a 3 percent difference in all pairwise treatment
comparisons.

Table 1

Implementation Test Final Rates National and Stratum Level Estimates

Response Rate (070) Estimates and Standard Errors (%)

Treatment National 1990 High Response Areas 1990Low Response Areas

Estimate Standard Error Estimate Standard Error Estimate Standard Error

1. Control 50.0 0.8 51.9 0.9 36.3 0.9
2. Prenotice Letter Only 56.4 0.8 58.6 0.9 40.5 0.9
3. Stamped Return Envelope Only 52.6 0.8 54.5 0.9 37.9 0.9
4. Reminder Card Only 58.0 0.8 60.2 0.9 42.0 0.9
5. Letter and Stamp 59.8 0.8 62.1 0.9 43.0 0.9
6. Stamp and Reminder 59.5 0.8 61.8 0.9 42.6 0.9
7. Letter and Reminder 62.7 0.8 65.0 0.9 45.4 0.9
8. Letter, Stamp and Reminder 64.3 0.8 66.5 0.9 47.8 0.9



162 Dillman, Clark and Sinclair: How Multiple Contacts Affect Mailback Response

3. FINDINGS

The major results from this study are presented through
two analytical methods, first through multiple pairwise
comparisons of treatment means and secondly through
logistic regression. See Appendix for estimation proce-
dures. Both methods provide consistent results. The overall
response rates and standard errors for each of the treat-
ments at the national and stratum levels are presented in
Table 1. They range from 50.0 percent for the control
group to 64.3 percent when all three main effects are
applied together.

3.1 Multiple Comparisons of Mail Response Rates

Twenty eight comparisons are presented in Table 2
corresponding to all possible pairwise comparisons of the
8 treatments. Given the space restrictions in the table, the

followingabbreviations were used: C = control, L = pre-
notice letter, S = stamped return envelope, R = reminder
postcard.

The first three comparisons in Table 2 illustrate the
improvements in response that main effect components
added to response individually above and beyond the
control treatment. The estimated improvement in response
due to the prenotice letter was 4.2 percent in the LRA
stratum, 6.7 percent in the HRA stratum and 6.4 percent
at the national level. The estimated improvement due to
the reminder card was 5.7 percent in the LRA stratum,
8.3 percent in the HRA stratum and 8.0 percent at the
national level. All of these improvements are significant.
Thus, the principal finding of this study is that both the
prenotice letter and the reminder card increased mail
response at the national and stratum level. No significant
improvements were noted for the stamped return envelope
at the national or stratum level.

Table 2
Differences in Response Rates - Each Component in the Presence of Another Component

Response Rate Differences (070) and 90% Confidence Intervals (C.I.)

Experimental National 1990 Low Response Areas 1990 High Response Areas
Comparisons (LRA) (HRA)

Difference 90% C.1. Difference 90% C.I. Difference 90% C.1.

1. L-C 6.4 3.3 to 9.5* 4.2 0.9 to 7.5* 6.7 3.2 to 10.2*
2. S - C 2.5 -0.5 to 5.6 1.7 - 1.7 to 5.0 2.7 -0.8 to 6.1
3. R - C 8.0 4.9 to 11.1* 5.7 2.4 to 9.1* 8.3 4.9 to 11.7*
4. LS - C 9.8 6.7 to 12.9* 6.8 3.4 to 10.1* 10.2 6.7 to 13.7*
5. SR - C 9.5 6.4 to 12.5* 6.4 3.0t09.7* 9.9 6.5 to 13.3*
6. LR - C 12.7 9.6 to 15.7* 9.2 5.8 to 12.5* 13.2 9.7 to 16.6*
7. LSR - C 14.2 11.2 to 17.2* 11.5 8.2 to 14.8* 14.6 11.3 to 18.0*
8. L - S 3.8 0.8 to 6.9* 2.5 -0.9t05.9 4.1 0.6 to 7.5*
9. R - L 1.6 -1.5 to 4.8 1.5 -1.9 to 5.0 1.6 -1.96 to 5.10
1O.R-S 5.5 2.4 to 8.5* 4.1 0.7 to 7.5* 5.6 2.2 to 9.0*
11. LS - L 3.4 0.3 to 6.5* 2.6 -0.9 to 6.0 3.5 0.03 to 7.0*
12. SR - L 3.1 0.03 to 6.2* 2.2 -1.3 to 5.6 3.2 -0.3 to 6.6
13. LR - L 6.3 3.2 to 9.3* 5.0 1.5 to 8.4* 6.4 3.0 to 9.9*
14. LS - S 7.3 4.2 to 10.3* 5.1 1.7 to 8.5* 7.6 4.1 to 11.0*
15. SR - S 6.9 3.8 to 10.1* 4.7 1.2 to 8.2* 7.2 3.8 to 10.7*
16. LR - S 10.1 7.1 to 13.2* 7.5 4.1 to 11.0* 10.5 7.0 to 13.9*
17. LS - R 1.8 -1.3 to 4.9 1.1 -2.4 to 4.5 1.9 - 1.6 to 5.4
18. SR - R 1.5 -1.6 to 4.5 0.7 -2.8t04.1 1.6 -1.8 to 5.0
19. LR - R 4.7 1.6 to 7.7* 3.5 -0.02 to 6.9 4.9 1.5 to 8.3*
20. LSR - L 7.9 4.8 to 10.9* 7.3 3.9 to 10.7* 7.9 4.5 to 11.4*
21. LSR - S 11.7 8.7 to 14.7* 9.8 6.4 to 13.3* 12.0 8.6 to 15.4*
22. LSR - R 6.2 3.2 to 9.3* 5.8 2.3 to 9.3* 6.3 2.9 to 9.7*
23. LSR - LS 4.4 1.4 to 7.5* 4.7 1.2 to 8.2* 4.4 1.0 to 7.8*
24. LSR - SR 4.8 1.7 to 7.8* 5.1 1.7 to 8.6* 4.7 1.3 to 8.2*
25. LSR - LR 1.6 -1.4 to 4.5 2.3 - 1.1 to 5.8 1.5 - 1.8 to 4.8
26. SR - LS -0.3 -3.3 to 2.7 -0.4 -3.8t03.1 -0.3 - 3.7 to 3.1
27. LR - LS 2.9 -0.2 to 6.0 2.4 -1.1 to 5.9 2.9 -0.6 to 6.4
28. LR - SR 3.2 0.2 to 6.2* 2.8 -0.6 to 6.2 3.3 -0.1 to 6.6

A C.I. marked with an * indicates the difference was statistically significant at a = .10 (9-in-1O chance that the C.I.s will include the actual differences).
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4. DISCUSSION AND CONCLUSIONS

A C.1. marked by an * indicates the difference was statistically significant
at ex = .100

Table 3

Analysis of Weighted Least Squares Logistic Regression
Modeling Reduced Model, no Stratum by

Component Interactions

The prenotice letter, stamp and reminder postcard
individually improved response rates by 6.4, 2.5 and 8.0
percentage points, respectively. The increase of 2.5 was
not statistically significant. The effects of the elements
were also found to be mostly additive, and did not interact
with one another. In comparison to the control group, the

combination of letter-stamp improved response 9.8 per-
centage points, the stamp and reminder, 9.5 percent, and
the letter and reminder, 12.7 percent. All three elements
together improved response by 14.3 percent. Each use of
the letter and reminder added significantly to response, but
the stamp only added significantly when used with a pre-
notice and no reminder. The most important conclusion
from this experiment was that both the prenotice letter and
reminder postcard are important to achieving a high
response and that neither eliminates the effect of the other.

Although the individual effect (2.5 percent overall) of
the stamped return envelope is slightlysmaller than needed
for significance, it is of similar magnitude to what has been
found significant in past research (Armstrong and Luske
1987; Dillman 1978, 1991). In light of the preponderance
of past research showing its effectiveness, this technique
should probably not be completely dismissed as being inef-
fective. It also appears that the stamped return envelope
relates differently to the prenotice and reminder. When
used alone with the prenotice, the effect of the stamped
return is significant (3.4 percentage points), but it is clearly
insignificant (1.6 percentage points) when a reminder is
included in the mailout procedures. The reminder compen-
sates for the lack of a stamped return envelope, whereas
the prenotice appears to amplify its effect. It may be that
a prenotice alerts people to notice and open the census
form mailout package, and once opened, people are then
encouraged to respond by the presence of the stamped
return envelope. This differential connection to the
mailings that precede and those that follow, appears not
to have been examined in past research. A practical impli-
cation for the Census is that if a prenotice letter and no
reminder is used, a stamped return envelope might add
significantly to response, but be of less importance if a
reminder postcard is used, as was done in the last census.

There are at least two significant barriers to the direct
application of this research to conduct of the 2000 Census.
First, it is important to recognize that these tests are being
done in non-census years. In the past the Census Bureau
has obtained much lower response rates in non-census
years than in census years. For example, the 1986 National
Content Test, obtained only a 49.2 percent response
employing a replacement questionnaire, while the 1990
Census without employing a replacement questionnaire,
achieved a 65 percent response rate. The usual explanation
for this difference is "census climate," a succinct explana-
tion of the combination of media attention, advertising,
and cultural senseof participation that seems to build each
decade during the census year.

The response rates obtained in our tests with the use of
the five elements found to increase response are much
higher than normally obtained in non-census years, but
are close to the same, or perhaps a little lower, than those
obtained during the last decennial census when none of
these elements were used. We do not know whether the

90% Col.

- .686 to - .545*
.689 to .789*
.130 to 0324*

- .006 to .186
.194 to .387*

- .101 to .173
- .192 to .083
- 0179to 0093
- .197 to 0191

- .61
0738
.227
.090
.291
.036

-.054
-0043
-.003

Estimated Parameters and 90010
Bonferroni Confidence

Intervals (Col.)

Estimate

Intercept, f30
Stratum, f31
Letter, f32
Stamp, f33
Reminder, f34
Letter/Stamp, f35
Letter/Reminder, f36
Reminder/Stamp, f37
Let/Reminder/Stmp, f3g

Model Parameters

3.2 Logistic Regression Analysis

A model including components for the stratum, pre-
notice letter, stamp and reminder card including all of the
interaction terms was evaluated. Modeling was also per-
formed at the stratum level using only parameters for the
component effects and their interactions.

The results of the full model analysis indicate that only
the main effects of the letter and the reminder card along
with the intercept and stratum term are statistically signifi-
cant in the model. Given these results, additional modeling
at the national level was accomplished with a reduced
model including only the stratum main effect, the indi-
vidual components and the component interactions. The
results of this modeling are presented in Table 3 below.

The results of both modelings show that significant
improvements were realized from the prenotice letter and
reminder post card, but not from the stamped return
envelope for the national and within stratum models.
These results correspond to those presented by the multiple
comparisons above. None of the interaction terms were
statistically significant, indicating the effect of the compo-
nents are basically additive in nature.
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existence of a "census climate" will substitute for the
effects of these elements or add to the response likely to
be obtained in a census year. Certainly a 30 percentage
point increase will not "berealized in the 2000Census since
that would suggest a response of nearly 100 percent.
Therefore, considerable uncertainty remains with respect
to the exact implications of the present findings for the
2000 Census.

APPENDIX
Estimation Procedures

Analytical results are derived from two separate
methods, multiple comparisons among the mail response
rates by treatment group, and logistic regression analysis.
Each method has advantages over the other in terms of
ease of interpretation and ease of statistical inference;
hence a combined approach was utilized to bring forth the
best of both methods for presentation.

The national mail response rate estimates for a given
panel as presented in this study is computed by dividing
the weighted total of the number of questionnaires returned
by the weighted total number of forms mailed out less
weighted postmaster returns (mostly vacant units).

Multiple comparisons of the 8 treatment mail response
rates were reviewed to determine the level of increase in
the mail response to each of the treatments. These com-
parisons involved a pairwise assessment of each of the
treatments with the control panel and with each other.

The logistic regression procedures provide a quick and
effective means for evaluating whether or not observed
increases from each of the components, especially inter-
actions, are the result of sampling variation or imply a true
increase, and if these increases are influenced by the
presence of other components. However, parameter esti-
mates cannot be easily equated to the mail response rates.
A detailed overview of the logisticregression methodology
is provided in Thompson 1993.

Response rates were calculated for each of the treatment
groups within stratum and at the national level (stratum 1
and stratum 2combined). Standard errors for the national
estimates were computed using the stratified jackknife
variance procedure (Wolter 1985).The estimates were pro-
duced by the VPLX statistical software package. Standard
errors for the within stratum estimates were computed
using the formula for the simple random sampling jack-
knife variance procedure.

The primary analysis involved pairwise comparisons of
the differences between response rates for eight treatments,
both overall at the national level and for the two strata,
LRA and HRA.

Because of the various hypotheses being tested, all
possible pairwise comparisons (28 total) between the eight
treatments are analyzed in the experiment. In the logistic

regression framework 8 or more model parameters are
tested for significance. The more comparisons that are
made, the greater the potential that some of these compar-
isons will be incorrectly declared significant. In this case,
additional statistical measures are employed to control the
overall error of the decision process.

The analysis has been carried out so that statements
about the entire "family" of 28 pairwise comparisons or
the logistic regression parameters are made while main-
taining the 90 percent (a Census Bureau standard) con-
fidence level simultaneously for all comparisons. All
90 percent confidence intervals for the pairwise compar-
isons were adjusted using Dunnett's C-procedure for
comparing ,pairwise contrasts of the test panel estimates
(Hochberg and Tamhane 1987).Bonferroni simultaneous
inference procedures were used to evaluate the statistical
significance of the logistic regression parameters.
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Consistency of Census and Vital Registration Data
on Older Americans: 1970-1990

LAURA B. SHRESTHA and SAMUEL H. PRESTON I

ABSTRACT

Major uncertainties about the quality of elderly population and death enumerations in the United States result from
coverage and content errors in the censuses and the death registration system. This study evaluates the consistency
of reported data between the two sources for the white and the African-American populations. The focus is on the
older population (aged 60 and above), where mortality trends have the greatest impact on social programs and where
data are most problematic. Using intercensal cohort analysis, age-specific inconsistencies between the sources are
identified for two periods: 1970-1980and 1980-1990.The U.S. data inconsistencies are examined in light of evidence
in the literature regarding the nature of coverage and content errors in the data sources. Data for African-Americans
are highly inconsistent in the 1970-1990period, likely the result of age overstatement in censuses relative to death
registration. Inconsistencies also exist for whites in the 1970-1980 intercensal period. We argue that the primary
source of this error is an undercount in the 1970census relative to both the 1980census and the death registration.
In contrast, the 1980-I990 data for whites, and particularly for white females, are highly consistent, far better than
in most European countries.

KEY WORDS: Age misreporting; Coverage; Mortality; Census evaluation; Death registration; Data quality;
Mortality crossover, United States.
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1. INTRODUCTION

Conventional methods of estimating levelsof mortality
in more developed countries use data from two different
sources. The numerators of death rates are normally
counts of deaths derived from vital statistics. The denomi-
nators are usually derived from census counts of persons
alive. The accuracy of calculated rates depends on the
quality of data from both sources.
This paper reports the results from a test of data quality

applied to United States data for two intercensal periods:
1970-1980and 1980-1990. In particular, we examine the
consistency of reported changes in the size of a cohort
between two censuses and the recorded number of inter-
censal deaths for that cohort, with allowance for inter-
censal cohort migration. All data refer to the population
in single years of age and separate tests are conducted for
the black and white populations.
Our focus is on the older population (aged 60 and

above), where mortality trends have the greatest impact
on social programs (Preston 1993)and where data quality
is most problematic. The white population of the United
States appears to have lower death rates above age 80 than
any other industrialized country (Vaupel 1993). If valid,
this comparison would have important implications for
evaluating the relative quality of medical systems. But the
African-American population of the United States has
even lower rates than the white population above age 80,

reflecting the well-known crossing over of the age patterns
of mortality between the races somewhere between ages
75 and 85. Whether either set of mortality rates can be
accepted at face value depends, of course, on the quality
of the data. Data on blacks has elicited considerable skep-
ticism (e.g., Zelnik 1969;Coale and Kisker 1990),although
most observers appear to accept the validity of the cross-
over (Manton et al. 1986; McCord and Freeman 1990).
In the process of constructing new model mortality

patterns for low mortality countries, Condran, Himes,
and Preston (1991) report similar data quality tests for
68 intercensal periods in 18 industrialized countries. In
general, consistency was very good for cohorts aged 65 at
the second census (66of 68 data sets passed the consistency
check). Consistency deteriorated with age; only about half
of the data sets showed consistency at age 85 and fewer
than 15010did so at age 95 (Condran et al. 1991:Table 7).
The United States was not among the countries included
in these tests because it lacked published data on deaths
by single year of age. We are now able to fill in this impor-
tant gap because we have processed data tapes on each
individual death registered in the United States from 1970
through 1988. (The single year death distribution for 1989
(full year) and 1990, January to March only, is estimated
using published group data from the National Center for
Health Statistics and the 1988single-year death distribu-
tion. Details are provided in Appendix A.) These tapes are
produced by the National Center for Health Statistics

I Laura B. Shrestha, The World Bank, Human Development Department, 1818H Street, N.W., Washington, DC 20433, U.S.A.; Samuel H. Preston,
Population Studies Center, University of Pennsylvania, 3718 Locust Walk, Philadelphia, PA 19104, U.S.A.
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(NCHS) and are distributed by the Inter-University Con-
sortium for Political and Social Research. For the years we
have included, they contain approximately50 milliondeaths.

2. STUDY POPULATION AND DATA

2.1 Background

Three major sources of data are utilized: (1) national-
level census enumerations from the U.S. Bureau of the
Census for the years 1970, 1980and 1990;(2) annual death
registration data produced by NCHS; and (3)unpublished
estimates of net immigration obtained from the U.S.
Bureau of the Census. While the data sources are described
in more detail in Appendix A, a brief description of the
data and significant adjustments is warranted.

2.2 The Census Enumerations

We utilize census tabulations which are classified by
race (black/white), sex, and single years of age (open-
ended at age 100). The tabulations refer to the resident
population of the 50 states and the District of Columbia.
Included in the enumerations are: the institutionalized
population, Americans travelling abroad temporarily, and
foreign citizens having their usual residence (legally or
illegally) in the United States (except foreign military and
diplomatic personnel). Specificallyexcludedare: Americans
overseas for an extended period and foreign citizens tem-
porarily visiting the U.S. The official statistics do not
adjust for census undercount, e.g., the failure to find and
enumerate legal residents and undocumented resident
immigrants.

The term "resident population" implies that both
the legal population and undocumented immigrants are
included in the census tabulations. While undocumented
persons were residing in the U.S. at the time of the 1970
census, it appears that only a negligible number were
counted. Hence, the legal resident population approx-
imated the total resident population in the 1970 census.
In the 1980count, however, the U.S. Bureau of the Census
estimates that, for the first time ever, a significant number
of undocumented persons were enumerated. Estimates
indicate that the count equalled 2.06 millionundocumented
persons. Of this number, in the age group 60 and above,
10 thousand white males were enumerated; 19 thousand
white females, 3 thousand black males, and 6 thousand
black females (U.S. Bureau of the Census 1988).

The official 1970 census tabulations are known to
contain errors, the most conspicuous of which is the gross
overstatement of the number of persons aged 100years or
more. Although the census enumerated 106,000 persons
in this age group, indirect demographic estimates indicated
that the correct centenarian count should have been in the
range of 3,000 to 8,000 with a preferred estimate of 4,800

(Siegel 1974; Siegel and Passel 1976; U.S. Bureau of the
Census 1974).We utilize unpublished U.S. Census Bureau
tabulations of the 1970 census, which correct for the
centenarian overcount. Use of the corrected estimates is
justified by two conditions: first, without adjustment, the
excess is large enough to bias results at the oldest ages.
Second, it appears that the overcount was not due to
systematic niisreporting of age into the centenarian popu-
lation. Rather, it was the result of misunderstanding of the
census form wherein individuals confused the columns
intended for month of birth and year of birth (Siegel and
Passel 1976).

In both the 1980and 1990censuses, a large number of
individuals enumerated chose to write in a response to the
race question as opposed to selecting one of the specified
all-inclusive race categories. For the total population,
6.8 million individuals, largely of Spanish-origin, were
affected in 1980,whereasthe number increasedto 9.3 million
in the 1990census. The official census tabulations are not
directly comparable with other data sources since only the
census enumerations contain a residual race category. To
allow comparison with other data systems, the Census
Bureau modified the 1980and the 1990enumerations to
conform to historical categories of the racial groupings.
The 1990modification at the Census Bureau also involved
"correction" for an age-related problem (for details, see
Word and Spencer 1991). The decision was made to use
the race-modified statistics for 1980 and 1990 from the
Census Bureau for this research. The choice is justified by
the sheer magnitude of individuals that would be excluded
by use of the unmodified data, particularly for the white
population.

2.3 Death Registration Data

The U. S. death registration data represent every death
registered in the 50 states and the District of Columbia,
classified by race, sex and age (single years of age to
125+). To insure comparability with the census data,
deaths of nonresidents of the United States (nonresident
foreign nationals and U.S. nationals residing abroad) have
been excluded.

Adjust~ent is made for neither under-registration of
deaths nor for misreporting of characteristics on the death
certificatJs. Two problems were identified that affected
the utilization of our intended intercensal methodology.
The intertensal period covers the interval from April 1to
March 31, whereas the death registration data refer to
calendar years. And both the death registration and the
U.S. censuses' data are reported by age at last birthday
rather than by year of birth. We manage both problems
by assigningdeaths to triangles of time-age that correspond
to "census years" beginning on April 1. For example,
deaths reported in the one year interval between census
date April 1, 1970and April 1, 1971to those aged 60 (last
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birthday) at the time of the census can be classified into
four categories: (l) deaths to those aged 60 in calendar year
1970; (2) deaths to those aged 60 in calendar year 1971;
(3) deaths to those aged 61 in calendar year 1970; and
(4) deaths to those aged 61 in calendar year 1971. Vsing
data on the date of death from the NCHS tapes, we
assigned deaths to triangles of time-age that corresponded
to the census year beginning on April 1, 1970. In doing so,
we assume that deaths within each triangle are evenly
distributed. This assumption is necessitated by the lack of
reliable birth data for most of the cohorts considered in the
paper, data that could be used to apportion deaths more
accuratelyamong adjacent birth cohorts. For a more detailed
description of the methodology, see Shrestha 1993.

2.4 Net Immigration Statistics

We utilize unpublished net immigration statistics
obtained from the V.S. Bureau of the Census. While the
quality of net immigration statistics in the V.S. is widely
acknowledged to be suspect (Hill 1985), the estimation of
population sizeat the older ages isquite robust to variations
in estimates of intercensal migration. This robustness
results both from the smaller flow of net migrants at the
older ages relative to younger ages and from the greater
magnitude of deaths as a source of decrement in the older
age groups relative to changes as a result of net migration.
For instance, the net immigration data list an inflow of
64 black males for the cohort aged 75 and above (in 1970)
during the 1970 to 1980 decade. For comparison, over
141 thousand deaths were recorded for the same cohort.
Estimates of the flow of undocumented residents are

not included in the constructed net immigration series, but
will be considered in the interpretation of results. Their
exclusion was precipitated by a number of factors. Esti-
mates of the size and age-sex distributions of the illegal
alien population vary widely due to insufficient data
collection instruments in the V.S. But even the most
exaggerated estimates of the number of undocumented
migrants are minuscule relative to deaths at the older ages.

We have described a number of adjustments that we
have made to the basic data: use of unpublished 1970
census tabulations because of a gross overcount of the
centenarian population in the official statistics, use of race-
modified tabulations of the 1980 and 1990 census, and
exclusion of estimates of the undocumented alien popula-
tion. In order to judge the effect of these adjustments on
our results, we carried out numerous sensitivity analyses
using uncorrected data. While only modest differences
were observed between the results using official statistics
and those with corrected tabulations (except at ages 100
and above), the intercensal cohort analyses using uncor-
rected data generally produced greater deviations in our
final results, implying the overall appropriateness of these
corrections.
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3. SOURCES OF ERROR IN CENSUSES
AND DEATH DATA

Errors in demographic data have been classified into
coverage errors and content errors. Coverage refers to
the completeness with which persons or events that fall
within the defined universe of a particular data system are
recorded. Content refers to the quality of information
about the persons or events that are in fact recorded.
Either type of error in any data source can create incon-
sistencies between intercensal change in cohort size and
intercensal deaths. However, if both censuses and death
registration suffer from the same net omission rate, then
the sources will be consistent with one another; but under
these circumstances, recorded death rates will also be
accurate.

Identical patterns of age misreporting in censuses and
death registration will not, in general, produce consistency
between changes in cohort size between the censuses and
recorded numbers of intercensal deaths. The reason is
that, because death rates rise with age, the age distribution
of deaths at older ages is older than the age distribution
of population. For example, if 10070 of both persons and
deaths at true ages 75-79 are misreported into the age
interval 80-84,then the proportionate impact on population
counts will be greater than the proportionate impact on
death counts. Such a pattern of age misreporting would
distort death rates, and would also be visible in the con-
sistency tests that we apply.

The Census Bureau has used demographic and statis-
tical procedures to estimate the completeness of census
coverage. Demographic procedures compare estimates of
the true numbers of births minus estimated cohort deaths
and migrations to census counts (see the summary in
Robinson et af. 1993and Himes and Clogg 1992). Statis-
tical procedures match a group of individuals identified
in an alternative data source (such as the Current Popula-
tion Survey) to individual-level records from the Census.
A third approach is to compare the Census count of older
persons to the count of individuals in Medicare files.

A number of general conclusions for the old-age popu-
lation were reached in the evaluation studies of the 1970
census undertaken by the V.S. Bureau of the Census
(1973, 1974, 1975). First, the magnitude of net error
(combination of coverage and content errors) in the old-
age statistics is greater than for the younger population.
Second, females exhibited higher net error rates than
males, largelythe result of higher levelsof agemisreporting.
But, gross omission rates (which are only one component
of net error) were higher for males. Third, levels of net
error, of gross omission, and of misreporting of demo-
graphic characteristics are considerably higher for the V.S.
black population than for the white. Fourth, the evidence
suggests that considerable age misreporting exists in the
official statistics. For example, it is interesting to note that,
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for all four race-sex groups at ages 65-69 years in 1970,
the estimates derived by demographic analysis suggest net
census overcounts, whereas the Medicare linkage study
found gross census omissions in the magnitude of 2.10,10
(for white females) to 12.6% (for males of the black and
other races category). This comparison implies that, while
these groups have gross omissions in the number of
persons enumerated at ages 65-69, other larger errors
(presumably, especially age overstatement among persons
below age 65) are operating in the other direction to inflate
the net overcount estimates at these ages. One implication
is that the characteristics of a substantial part of the
population reported as 65 and over in the Census relate
to persons who are in fact under age 6"5(U.S. Bureau of
the Census 1976).

Relative to the 1970census, the net error rates in 1980
in most of the age-race-sex groups were significantly
lower. As noted by the Bureau of the Census (1988),
however, results from the Post Enumeration Program
(PEP) and from the 1980 Housing Unit Enumeration
Duplication study affirm that a considerable proportion
of the total census count, likely in excess of 1.1%, repre-
sented duplicate enumerations of individuals already in
the census. Evidence implies much lower levelsof duplica-
tion in earlier censuses. Thus, "regrettably, duplication
receives dubious credit for part of the improvement in
1980 in net census coverage" (U.S. Bureau of the Census
1988:10).

The Census Bureau plans exhaustive evaluations of the
quality of the 1990Census, but the release of such analyses
has been fragmentary to date. It does appear that the gross
undercount was lower in 1980 than in 1990 (Robinson
et al. 1993), but this may be the result of a higher degree
of duplications in the 1980census. A number of general-
izations can be made regarding the pattern of net under-
count in the 1990 census for the aged population. First,
following its historical trend, the net error estimates for
African-Americans surpass those of whites by a wide
margin. The largest differential is noted for males aged
60-64. The net undercount rate for black males equals
10.3 percent, surpassing the white male estimate of
2.6 percent by 7.7 percentage points. Second, whereas
undercounts are observed for all of the male aged cate-
gories, overcounts are noted in many of the female groups.
Finally, as noted by Robinson et al. (ibid), the net coverage
patterns are generally consistent across the last three
censuses for each race-sex group.

Official death statistics produced by the National
Center for Health Statistics are the basic source of annual
mortality data in the United States. The figures are gen-
erally utilized without adjustment for underregistration or
for misreporting of characteristics on the death certificate.
It is generallyassumed, however, that the death registration
system is practically complete (Wilkin 1981; U.S. Bureau
of the Census 1984a;National Center for Health Statistics

1968)although no national test of its comprehensiveness
has been conducted since the completion of the Death
Registration Area in 1933.This assumption is based on the
strict legal requirements for registration as well as on the
needs of survivors for proof of death in connection with
burial, settling estates and collecting insurance benefits
(U.S. Bureau of the Census 1984a;Wilkin 1981).Calcula-
tions by Coale and Kisker (1990), however, suggest that
underregistration of deaths exists, particularly at the older
ages. For the nonwhite population, for instance, registered
deaths were 7% fewer than Medicare deaths for the male
population aged over 80 in 1980,whereas registered female
deaths were 10% fewer. These numbers, however, may be
reflective of differential age reporting between the two
sources, rather than of underenumeration.

The best evidence regarding the consistency of age
reporting between censuses and death registration - un-
doubtedly the most important source of content error
affecting our consistency test - matched a sample of death
certificates from May to August 1960with the 1960census
records (NCHS 1968;Hambright 1969).Although the data
were collected before the time frame considered for this
project, the study's findings provide insight into what may
be a continuing pattern of biases present in the census and
death statistics. The authors found: (1) for whites, there
was fairly high agreement between the sources even with
increasing age - for nonwhites, however, there was less
agreement; (2) in the event of disagreement, age discrep-
ancies for the white population between the sources were
generally within one year - for nonwhites, however, the
typical difference was more than one year, particularly at
ages 45 and above; and (3) for whites of all ages and non-
whites aged less than 45 years, the age reported on the
death certificate was typically older than that reported on
the census - for nonwhites aged 45 and above, however,
age reported on the death certificate was, on average,
younger than on the census.

This study was unable to ascertain which data source,
if either, provides the "true" age. To this end, Rosenwaike
and Logue (1983)attempted to verify age reporting on the
death certificate for the population aged 85 and over in
the 1968to 1972period. The authors selected a sample of
death records from those filed for decedents of extreme
age in Pennsylvania and New Jersey. They then linked the
individual who died to the 1900 manuscript census of
population. A total of 1429 decedents were linked of
whom 960 were white and 496 were non-white.

They found that age agreement of matched census
records with death certificates decreased as age increased
for both racial groups. Striking differences were noted
between racial groups. Agreement levels for whites were
high, except at ages 100and over. For nonwhites, however,
significantly lower agreement was found. The authors
further note that, within race, there was little difference
by sex in' agreement on age.
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4. AN INTERCENSAL METHODOLOGY TO
EVALUATE THE QUALITY OF

OLD-AGE STATISTICS

The change in the size of the cohort as measured at two
successive censuses can be produced only by death or
migration. A ratio of 1.00 would indicate complete con-
sistencyamong the data sources. (Note that a ratio of 1.00,

This analysis examines the extent of inconsistency in
old-age U.S. data sources using an intercensal cohort
methodology. The expected size of an open-ended age
cohort in the second census can be estimated from its size
at the first census and the intercensal deaths occurring to
that cohort, after adjustment for migration (Condran,
Himes and Preston 1991).Use of an open-ended category
allows observation of the ratio trend while dampening
error-induced extreme values at particular ages. It is insen-
sitiveto any errors of age reporting in deaths or population
that occur within the population above the age that begins
the open-ended age interval.

Using census enumerations and death and migration
statistics for an intercensal period, intercensal cohort
analysis allows us to estimate the expected size of each
open-ended age cohort in the subsequent census. The
previously mentioned statistics, classified by single years
of age, by sex, and by two races (white, black), were
utilized to calculate the following equation for the expected
population at the time of the second census:

while highlighting consistency, does not assure accuracy.
On an individual level, for instance, if a person's age was
consistently overstated by n years, the method would fail
to capture the misreporting.) In fact, however, the reported
count will also be affected by: (1) coverage errors in either
or both censuses; (2) under- (or over-) enumeration in the
death registration data and/or the immigration statistics;
and (3) misreporting of characteristics (age, race, etc.) in
any or all of the data sources (Ewbank 1981;Shryock and
Siegel 1976; Condran et af. 1991). The ratio of observed
to expectedpopulation is a useful diagnostic tool if patterns
of deviation from 1.00can be interpreted in terms of these
underlying data errors. It is not a highly precise tool
because different forms of error can produce the same
pattern of ratios. Nevertheless, it can help discriminate
among competing alternatives.

5. HOW PATTERNS OF ERROR WILL AFFECT
OBSERVED/EXPECTED RATIOS

Effects of certain types of error are visible directly in
the formula for the ratio itself (and have been confirmed
by simulations that we have performed). To simplify the
exposition, define Rx in equation (2) as the ratio of ob-
served to expected population for age x + at the second
census. The following major possibilities for coverage
error, and their implications for the age-pattern of ratios,
can be distinguished:

1) If Nx-IO(l) and D are equally complete and Nx(2)
has a relative completeness level of C(2), then the age
pattern of ratios will be constant with age and its level
will be C(2).

2) If Nx(2) and D are equally complete and Nx_IO(I)
has a relative completeness level of C( 1), then the age
pattern of ratios will be:
a) Above 1.00 and rising with age if C(l) < 1.00
b) Below 1.00 and falling with age if C(l) > 1.00.

The reason why an age trend in Rx results from this
pattern of error is that a particular proportionate error in
Nx-IO ( 1) creates increasingly larger proportionate errors
in the denominator as the two offsetting terms (one
positive and one negative) in the denominator grow more
equal in absolute value. This equalization occurs because
a higher fraction of each cohort dies during the intercensal
period as age advances.

3) If Nx-IO(l) and Nx(2) are equally complete and D
has a relative completeness level of C(D), then the age
pattern of ratios will be:

a) Above 1.00 and rising with age if C(D) > 1.00
(i.e., if completeness of death registration exceeds
the completeness of enumeration in both censuses).

b) Below 1.00 and falling with age if C(D) < 1.00.

(2)

where

Nx (2) = the predicted population aged x and above
at the second census, taken 10 years after
the first.

Nx-IO (l) = the enumerated population aged x - 10
and above at time I, the first census.

Dx-10 ( 1) = the intercensal deaths which had occurred
to the cohort aged x - 10and above (at the
first census).

Mx-IO (l ) intercensal net legal immigration into the
cohort aged x - 10and above (at the first
census).

Similarly, the expected population at a given age (as
opposed to at age x and above) can be calculated in an
analogous manner. In either circumstance, the ratio of
the observed population, enumerated in the subsequent
census, to the expected population, can then be calculated
(after simplifying the notation and assuming net migration
to be zero) as:
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Figure lA. Intercensal Ratios of Observed to Expected
Population: Whites, 1970-1980.

Figure lB. Intercensal Ratios of Observed to Expected
Population: Whites, 1980-1990.
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Figure 2A! Intercensal Ratios of Observed to Expected
Population: Blacks, 1970-1980.

Once again, an age trend is introduced because an equal
proportionate error in D will create larger proportionate
errors in the denominator as its two components become
more equal in absolute value.
Some of the effects of age misreporting patterns can

also be understood by examining the components of this
formula. Shrestha (1993) and Condran et af. (1991)intro-
duce various errors into simulated errorless data sets
typical of the current demographic conditions of the
United States and the Netherlands respectively. They show
that a pattern of net overstatement of age that is confined
to the two censuses will produce a pattern of ratios that
hovers around 1.00until advanced ages, whereupon it falls
to very low values. The reason why the ratio declinesbelow
1.00 is, once again, that an error in one component of the
denominator (in this case, inflation of Nx-IO (1) by age
overstatement) introduces disproportionate effects in the
denominator. Even though the rapid tapering off in the
age distribution can result in Nx (2) being more inflated
than Nx-IO ( 1), eventually the inflation of the denominator
exceeds that of the numerator and the ratios fall. (For an
illustration, see Figure 1 of Condran et al. 1991).
Age overstatement that is confined to deaths will create

a pattern of ratios that is above 1.00 and rises with age;
the denominator is too low (its negative component is too
large) and the proportionate deficit grows with age.
Introducing the same pattern of age overstatement into

deaths and population figures also creates ratios that even-
tually rise with age. This important result is robust to the
extent of error introduced (Condran et al. 1991).It reflects
the fact that age distributions taper off more and more
rapidly as age advances, so that the same percentage of
persons who overstate their true age will introduce larger
percentage errors in the reported age distributions at the
very advanced ages. That is, Nx(2) has a larger inflation
factor than Nx-IO (1 ). In this case, some inflation in
Nx-IO ( 1) is offset in its effects on the denominator by an
inflation in D.

6. RESULTS

I
Figure 2B. Intercensal Ratios of Observed to Expected

Population: Blacks, 1980-1990.

. ..........-~~

Intercensal cohort analysis was carried out for the four
sex-race groups in the United States in the 1970-1980and
1980-1990periods. Figures 1and 2 present the calculated
ratios of the observed to expected population at selected
ages by race, sex, and intercensal period.
In all race-period combinations, the age pattern of ratios

is virtually the same for females and males. In all cases,
the degree of inconsistency increases with age, although
any systematic and significant departure from 1.00 is post-
poned until age 95 and beyond for whites in 1980-1990.
There is clearly a discontinuity in many of these series at
age 100, reflecting the idiosyncrasies of age reporting and
CensusBureau adjustment procedures among centenarians.
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6.1 Results for Whites

6.1.1 Intercensal Period: 1970-1980

As shown in Figure lA, the white pattern in 1970-1980
is generally above unity and risingwith age (up to age 100).
This pattern is consistent with several forms of data error,
the two most plausible patterns of which are:

1) Under count in the 1970 census, relative to both the
1980 census and the death registration.

2) Roughly equal probabilities of age overstatement in
deaths and in both censuses.

We believe that the former explanation is more likely
to be correct. If the pattern of ratios resulted from similar
tendencies for age misstatement in deaths and censuses,
one would expectthat pattern to continue into the 1980-1990
decade, particularly since the 1980 census is involved in
both comparisons. And one would not expect cultural
predispositions to misstate age to disappear suddenly. But
the 1980-1990 pattern of ratios for whites (Figure 1B)
shows remarkable consistency, far better than that in most
European countries and equivalent to the pattern of ratios
found in Sweden and the Netherlands, countries with
highly efficient population registers (Condran et al. 1991).
The consistency during 1980-1990 is also much greater
than that in other English-speaking countries: England
and Wales, Canada, Australia and New Zealand.

A second reason for accepting the first explanation is
that the Census Bureau has concluded that the 1980census
is more complete than the 1970census (U.S. Bureau of the
Census 1988; Robinson et al. 1993). This conclusion is
partially based on demographic analysis and hence is not
entirely independent of the kind of evidence that we are
reviewing.However, their demographic analysis isweighted
heavily towards ages that are younger than those consid-
ered here. Furthermore, the conclusion that census cover-
age improved is also supported by their post-enumeration
program in which individuals in the census are matched
against other data systems.

6.1.2 Intercensal Period: 1980-1990

As noted earlier, the 1980-1990 pattern of ratios for
whites (and particularly for white females) is highly con-
sistent, far better than in most European countries. Our
investigation seemingly lends support to Vaupel's (1993)
contention that the white population of the United States
may have lower death rates above age 80 than any other
industrialized country. But caution is in order. While our
methods clearly highlight the consistency between the
censuses and the death registration in 1980-1990, consis-
tency is not equivalent to accuracy. Condran et at. (1991)
demonstrate one situation in which a pattern of age mis-
reporting can result in a ratio series at exactly 1.00 at all
ages. Furthermore, the intercensal methodology fails to
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capture deliberate misreporting of age by individuals that
is consistent over time. As noted by Horiuchi (1993), an
initial overstatement of age - e.g., to allow entrance into
school or the labor force at a younger age, to avoid being
drafted near the upper limit of drafting age, or to receive
Social Security, Medicare, or pension payments earlier -
may be followed by consistent, intentional overstatement
of age. The possibility of such overstatement of age cannot
be discounted although we are unable to measure it directly.

6.2 Results for Blacks

In contrast, the pattern of ratios for African-Americans
is far more regular over time (seeFigure 2A and 2B). The
ratios begin falling around age 70 for both sexes in both
periods and continue falling through higher ages (until age
100in 1970-1980).Before age 70, ratios are typically well
above unity in 1970-1980, and slightly above 1.00 for
African-American males during 1980-1990.

The fact that ratios are generally higher for African-
Americans at a particular age in 1970-1980than in 1980-1990
is consistent with a relative undercount in the 1970census.
As we noted earlier, such an undercount is also likely to
have occurred among whites. The undercount, however,
is insufficient to explain the persistent pattern of falling
ratios above age 70 in both periods. The declining ratio
series for African-Americans is consistent with two prin-
cipal explanations:

1) Deaths are underregistered for the African-American
population relative to completeness of census coverage.

2) Age overstatement is greater in censuses than in death
registration.

Coale and Kisker (1990) lean toward the former expla-
nation. They note that populations reconstructed from
deaths using variable-r procedures (Preston and Coale
1982)are too small relative to census counts in 1980above
age 65, suggesting relative underregistration of deaths.
They also note that fewer African-American deaths are
recorded at advanced ages in vital registration than in
Medicare records.

However, both observations are also consistent with
ages being overstated in censuses (and Medicare) relative
to death registration. That such a pattern exists is strongly
supported by a direct match of death certificates in 1960
to records for the same individuals in the 1960 census of
population (NCHS 1968; Hambright 1969). For either
males or females, the total number of deaths above age 50
when deaths are classified according to census age are
within 1070of the total number of deaths when classified
according to death certificate age. However, at ages 65+ ,
"census age" deaths are 15.4% greater than "death
certificate age" deaths for females and 7.1% greater for
males. At age 75+, the disparities are 23.3% and 17.8%,
respectively, and at age 85+,39.2% and 17.6%.
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These large discrepancies in age reporting between
censuses and deaths are capable of accounting for the
decliningpattern of ratios above age 70that is demonstrated
in Figure 2. Elo and Preston (1994)calculate the Rx values
for African-Americans between 1950-1960and 1960-1970,
periods that bound the 1960 census-death certificate
match. They show that, if ages at death are "corrected"
to make them consistent with the age reporting in the
censuses, the pattern of declining ratios is eliminated.

Reasons why African-American ages are overstated in
censuses relative to deaths are not obvious. The pattern
does not appear until the 1940census, the first census after
Social Security legislation was passed. At that census, a
large surplus of African-American persons aged 65-69and
70-74 appears, and a deficit of persons aged 50-64 (Elo
and Preston 1994). As noted by Wolfenden (1954:56),
"the disturbances were so marked in the data for Negroes
that specialpreliminary redistributions of those populations
(and deaths) between 55 and 69were made in the prepara-
tion of the [U.S.] life tables." This surplus also appears,
although in increasingly attenuated form, in more recent
censuses (as shown in Figure 2). Whatever its source, we
believe that the principal explanation of the large incon-
sistencies between censuses and death registration for the
African-American population is a pattern of age over-
statement in censuses relative to death registration. Such
a pattern implies that recorded death rates above age 65
for African-Americans are likely to be seriously under-
estimated. A cross-over between black and white death
rates may indeed occur at advanced ages, but basing such
a conclusion on U.S. census and vital registration data is
treacherous. These data are simply too inconsistent with
one another to allow death rates at advanced ages to be
estimated with any confidence.

7. CONCLUSION

Major uncertainties about the quality of elderly popula-
tion and death enumerations in the United States result
from coverage and content errors in the censuses and the
death registration system. This study evaluates the consis-
tency of reported data between the two sources for the
white and the African-American populations. The focus
is on the older population (aged 60 and above), where
mortality trends have the greatest impact on social pro-
grams and where data are most problematic. Using inter-
censal cohort analysis, age-specificinconsistencies between
the sources are identified for two periods, 1970-1980and
1980-1990.
In order to evaluate what combinations of coverage

completeness and agemisreporting patterns would produce
the empirical results, a series of simulations were carried
out. The U.S. data inconsistencies are examined in light
of both the simulation results and evidence in the literature

regarding the nature of coverage and content errors in the
data sources.
Data for whites in the 1980-1990intercensal period were

found to be remarkably consistent. Data quality up to age
95 approaches that of Sweden and the Netherlands, coun-
tries which maintain highly efficient population registers.
Less consistency was observed for whites during the
1970-1980 decade. The most likely explanation for this
pattern of inconsistencies is the relative net undercount in
the 1970 census combined with more complete death
statistics. Consequently, mortality estimates at older ages
that combine numerators from the death registration with
denominators from the 1970census are likely to overstate
mortality.
A different pattern is observed in the African-American

data. Above age 70, the enumerated population falls
increasingly below the expected population in both 1980
and 1990. It appears that the major reason for this pattern
is that ages are overstated in censuses relative to death
registration. Such a pattern implies that recorded death
rates at older ages for African-Americans are likely to be
seriously underestimated. A mortality crossover between
black and white death rates may occur at advanced ages,
but basing such a conclusion on census and vital regis-
tration data is hazardous.
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APPENDIX A
Source: Shrestha (1993)

Three major sources of data were utilized in this
research: (1) census enumerations for 1970, 1980, and
1990; (2) official death registration data; and (3) net
immigration statistics. Sources of the data and adjust-
ments made will be described.

1.A The 1970Census

Official tabulations of the 1970 population by basic
demographic characteristics are presented in Series B -
U.S. Summary of the 1970 Census (U.S. Bureau of the
Census 1972). The official enumerations are known to
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contain a number of major inaccuracies which could bias
our investigation of the enumerated old-age population in
the United States. The first is a conspicuous overcount of
the centenarian population. Whereas 106,000 persons were
enumerated in the open-ended category, indirect demo-
graphic analysis estimates the correct count to be in the
range of 3,000 to 8,000 (Siegel 1974; Siegel and Passel
1976). The overcount appears to have been the result of
misunderstanding of the census form rather than systematic
age misreporting into the centenarian population. The
second problem is the result of misclassification of the
population by race in the complete-count tabulations,
affecting 21,000 individuals aged 65 and above. And
finally, the official count omitted over 23,000 individuals
(of all ages) whose records were discovered after the initial
tabulations were published.

Because of the inherent errors in the official tabula-
tions, we utilize unpublished adjusted tabulations obtained
from the U.S. Bureau of the Census. The modified
statistics include corrections for the three previously men-
tioned problems. The data are presented by race (white,
black), sex, and age (single years of age 0-94 and grouped
data 95-99, 100 + ). To distribute the grouped data from
age group 95-99 to single years of age, we used the sex-and
race-specific average age distribution from the 1960 and
1980 censuses for whites, and from the 1950 and 1980
censuses for blacks (data by single years of age is not
available in this age range for blacks in the 1960 census).

I.B The 1980 Census

Originally published census tabulations for 1980 were
presented in Series B - U.S. Summary of the 1980 Census
(U.S. Bureau of the Census 1983). In the 1980 census,
however, a large number (about 6.8 million) of persons
enumerated chose to write-in a response to the race question
as opposed to selecting one of the specified all-inclusive
race categories. Since only the 1980 census contained a
residual race category, the official enumeration was not
directly comparable with other data sources (vital registra-
tion, earlier censuses, etc.). The Census Bureau produced
a modified file which conforms to the historical categories
of the racial groupings (U.S. Bureau of the Census 1984b).
The modification procedure involved macro-level reassign-
ment of race based on detailed cross-tabulation of race and
Hispanic-origin from the sample and complete-count
census data. The specifics of the Census Bureau modifi-
cation follow.

For the 219.8 million individuals who chose one of the
14 specified categories, no adjustment was made. Two cat-
egories of individuals, totalling 6.7 million, with write-in
responses were identified: persons of Hispanic-origin
(5.8 million) and persons not of Hispanic-origin (0.9 million).
Separate adjustment procedures for the two groups were
developed.
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Those of Hispanic-origin were distributed only to the
white or black categories (and not to American Indian or
Asian/Pacific Islander categories). All persons of Mexican
origin were reassigned as white. Persons of Puerto Rican,
Cuban, and other Spanish origin were assigned to both
white and black modified race groups on the basis of the
distribution of the same Hispanic-origin individuals who
originally specified either a white or black race on the
census returns. The calculations were carried out within
age-sex-county cells.

Those not of Hispanic-origin were reassigned to all
three modified race groups (white, black, other) on the
basis of state-specific proportions which are applied to all
age-sex-county cells within the state. The proportions are
based on sample data from the 1980 census. For a more
detailed discussion of the modifications, see U.S. Bureau
of the Census 1984b.

The modified tabulations are presented by race, sex,
and single years of age (0-99; 100 +).We utilize the race-
modified statistics in this research, justified by the sheer
magnitude of persons transferred from the residual race
category to the white or black categories.

I.C The 1990 Census

Published tabulations of the 1990 Census continue
to be released by the U.S. Bureau of the Census. The
published statistics, however, contain a number of problems
that make comparability with earlier censuses and other
sources of data difficult. Three problems are apparent:
racial classification of 9.3 million individuals in a residual
non-specified racial category, inconsistencies in the
reporting of age, and a change in allocation procedures
for the 1990 census in assigning age to persons with missing
data on the characteristic.

A modified 1990 census file, referred to as the MARS
(Modified Age and Race Statistics) was produced at the
Census Bureau to adjust for the first two problems (Word
and Spencer 1991). Modification of the 1990 census was
conducted at the micro-level. Hot-deck imputation proce-
dures were utilized to assign a specific race to persons who
reported themselves in the "other, not specified" racial
category. The method is executed on the individual records
of the 100070 edited detail file from the 1990 census
(Robinson, Word and Spencer 1991).

We again utilize the modified statistics, which are
tabulated by race, sex, and single years of age, in this
research. The decision to use the modified statistics in both
1980 and 1990 was not clear-cut. See Shrestha 1993 for a
more detailed discussion.

2. The Death Registration System

National-level annual death statistics from the National
Center for Health Statistics (NCHS) are utilized in this
research. The data for 1970 through 1988 are extracted
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from NCHS data tapes obtained from ICPSR (NCHS
1970-1988).The data are provided by race (black, white),
sex, and single years of age (0-124; 125+). Since the data
tapes for calendar year 1989and for the first three months
of 1990had yet to be released, we developed a procedure
to estimate the distribution. Final mortality statistics for
1989by race and sex were released in published form by
NCHS (1992). The grouped age data was distributed to
single years of age based on the 1988 death distribution
within the grouped age category. Distribution to month
of death was based on monthly vital statistics reports
(NCHS 1989).Estimates of the death distribution in 1990
are based on monthly advance reports of mortality from
NCHS (1990). The preliminary numbers were distributed
to single years of age again using the 1988 distribution
within the grouped age category.

As noted in the text, we adjusted the available data to
correct for two problems. First, the intercensal period
covers the interval from April 1to March 31, whereas the
death registration data refer to calendar years. Second,
both sets of data are reported by age at last birthday rather
than by year of birth. Because the census is on April 1, the
latter is preferred because it identifies the birth cohort for
use in cohort analysis. To adjust for these two problems,
we assume that the three dimensional surface of the
number of deaths in age and time is level over the interval.
We do not adjust for underregistration nor for misreporting
of characteristics in the death statistics.

3. Net Immigration Statistics
We utilize unpublished net immigration statistics

obtained from the U.S. Bureau of the Census. The tabula-
tions are categorized in the form of "components of
change" for each of the two decades.

Age-, race-, and sex-specificnet immigration was calcu-
lated on a cohort basis by use of the following equation:

Net immigration = Legal Alien Immigration + Refugees
and Parolees + Net Civilian Citizens Immigration
+ Net Puerto Rican Immigration + Net Foreign
Students Immigration + Net Movement of U.S.

Armed Forces Overseas - Legal Emigration.

Given the lack of sufficient detail in the raw data provided
by the U.S. Census Bureau, a number of adjustments were
required. First, the data had been provided with an early
terminal age group (age 75 and above at the beginning of
the decade). To distribute to five-year age groups (75-79,
. . . , 95-99, 100+),we assumed that the age-, race-, and
sex-specific net immigration rate for ages 75+ remained
constant in the open-ended interval beginning at age 75.
This admittedly crude estimate is adequate because of
small numbers of net immigrants in this age group.
Second, to convert the five-year data into single years of
age, weused Sprague multipliersor osculatory interpolation
(Sprague 1880-81).
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An Assessment of the Use of Hand-Held Computers During
Demographic Surveys in Developing Countries

D. FORSTER and R. W. SNOWI

ABSTRACT

Although large scale surveys conducted in developing countries can provide an invaluable snapshot of the health
situation in a community, results produced rarely reflect the current reality as they are often released several months
or years after data collection. The time lag can be partially attributed to delays in entering, coding and cleaning
data after it is collected in the field. Recent advances in computer technology have provided a means of directly
recording data onto a hand-held computer. Errors are reduced because in-built checks triggered as the questionnaire
is administered reject illogical or inconsistent entries. This paper reports the use of one such computer-assisted
interviewing tool in the collection of demographic data in Kenya. Although initial costs of establishing computer-
assisted interviewing are high, the benefits are clear: errors that can creep into data collected by experienced field
staff can be reduced to negligible levels. In situations where speed is essential, a large number of staff are involved,
or a pre-coded questionnaire is used to collect data routinely over a long period, computer-assisted interviewing
could prove a means of saving costs in the long term, as well as producing a dramatic improvement in data quality
in the immediate term.

KEY WORDS: Hand-held computers; Demographic surveys; Psion.
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1. INTRODUCTION Table 1
Summary of Chronology of 12 African WFS Surveys

Large scale surveys involving tens of thousands of (Source: WFS 1986)
respondents, such as national censuses, demographic or

Numberhealth surveys, are routinely conducted in developing of
countries. Their intention is to provide rapid, up-to-date Number Date Date of Months
information on population and health issues for evalua- Country of Survey First from
tion and planning purposes. Their wide scope necessitates Inter- Started Report Survey

views Start Tillnumerous personnel comprising trainers, interviewers, Report
supervisors, data entry staff and data managers. Examples Date
of such questionnaire-based surveys include the World
Fertility Survey (WFS 1986) and national Demographic

Benin 4,018 12/1981 06/1984 30and Health Surveys (DHS Kenya 1989). Published dates
for the commencement of the WFS surveys in 12 African Cameroon 8,219 0111978 04/1983 63
countries and the dates the first country reports were Ghana 6,125 02/1979 06/1983 52
produced (Table 1) illustrate the time required before data Ivory Coast 6,270 08/1980 12/1984 52
was available for planners to act upon (WFS 1986). On

Kenya 8,100 08/1977 06/1980 34average it took 45.6 months before the final report was
released. Survey logistics in developing countries undoubt- Lesotho 3,603 08/1977 12/1981 52
edly contribute to delays in provision of completed data; Mauritania 3,500 0111981 06/1984 41
so do the mechanics of data processing. The recent Demo-

Morocco 5,800 04/1980 05/1984 49graphic and Health Survey conducted in Kenya required
five data entry clerks, two data entry supervisors and a Nigeria 9,727 10/1981 09/1984 35
control clerk to process 8,343 household interviews; data Senegal 3,985 05/1978 07/1981 38
collection began in February 1989 and the first draft ofthe Sudan (North) 3,115 1211978 04/1982 40
final report was ready for circulation seven months later

Tunisia 4,123 05/1978 06/1983 61(DHS Kenya 1989).

I D. Forster, Department of Tropical Medicine, University of Oxford, John Radcliffe Hospital, Headington OX3 9DU, England; R.W. Snow,
CRC - Research Unit, Kenyan Medical Research Institute, P.O. Box 230, Kilifi, Kenya.
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Surveys of this size involve multiple levels of checking
and coding of data collected in the field providing another
source of delay. As speed underpins rapid health evaluation
(Anker 1991;Vlassoff il.OdTanner 1992),reducing the time
at this check and code stage is a major advantage to the
survey process. Advances in computer hardware have led
to the development of microcomputers suitable for use in
field situations. Together with improved software designed
for questionnaire specification and administration,
computer-assisted interviewing is now a viable option.
National statistics offices in industrialised countries have
evaluated the use of this technique, and some now use
them on a regular basis (Nicholls and Groves 1986;Lyberg
1985; Denteneer et al. 1987; Bench et al. 1994). The
advantages of these systems are that it reduces recording
errors by simplifying skip modules and refusing inappro-
priate, illogical or inconsistent entries. Furthermore, large
numbers of interviews can be stored and simply down-
loaded to a central computer at the end of every interview
session, circumventing the need for data entry clerks.
There is surprising reluctance to adopt this technology

in developing countries despite its apparent advantages.
There are several possible reasons for this. Firstly, the
initial costs may seemdaunting and the application deemed
inappropriate in countries with scarce resources. Secondly,
there have been few attempts to validate their use under
field conditions providing little quantifiable evidence
of their limitations or advantages over traditional data
collection techniques (Reitmaier 1985;Ferry and Cantrelle
1988; Forster et al. 1991). This paper presents the results
of a comparative study of two methods of field data
collection and processing conducted during a demographic
survey on the Kenyan Coast.

2. THE ADULT MORTALITY SURVEY

The study was carried out as part of ongoing demo-
graphic and epidemiological studies of 60,000people living
on the Kenyan coast. The study population and survey
methods employed to monitor demographic events has
been described elsewhere (Snow et at. 1994). In brief,
following an initial census of the population all vital events
are monitored by means of 6-weeklyhouse-to-house visits
and bi-annual re-censuses of the entire population. During
a re-enumeration of the population in November 1993, a
survey was undertaken to estimate adult mortality using
indirect demographic methods (Timaeus 1991).All women
aged between 25 and 44 years were interviewed using the
structured questionnaire as shown in Figure 1.The format
used precoded closed questions, with logical skips and a
consistency check.
Twenty-four field staff, all secondary schoolleavers,

were involved in the survey. All were familiar with survey
and censusprocedures, having had previous formal training

in field survey techniques and between 1 and 5 years of
field experience. Two days was spent on additional training
on the administration of the adult mortality questionnaire.
During the survey field staff were divided into two teams,
each supervised by a senior fieldworker. Questionnaires
completed at the end of each day were checked by field
supervisors then passed to the computer staff for data entry.
This was done using a screen design reflecting the structure
of the paper questionnaire in FoxPro (version 2.0). The
same data was independently entered by two data entry
clerks and the two completed files compared to identify
entry errors, which were subsequently corrected. The com-
pleted file was then subjected to logical, range and consis-
tency checks; these included for example, the identification
of missing data, incorrect coding (i.e., not using "Y" or
"N"), dates inconsistent with the ages of the women and
the date of the survey (questions 5 and 6 in Figure 1) and
checks that the sums of questions 7, 9, 11 and 13 are
consistent with question 15 as shown in Figure 1.

3. COMPUTER DATA COLLECTION TEST

3.1 Computer Hardware and Software

An earlier version of questionnaire-based software was
developed for the Psion Organiser II (Forster et at. 1991).
This model had a limited screen size, 16 characters by
2 lines, but had a fully operational keyboard. The Psion
Series 3, used during the present study, offers new possi-
bilities: the screen is much larger, with 40 characters by
8 lines, and integrated graphical capabilities. The machine
remains small (l65mm by 85mm by 22mm), and weighs
265g including 2 AA sized batteries. The storage devices
can store up to 1 megabyte. The keyboard is a 58 key,
QWERTY layout. Communications between the Psion
Series 3 and a PC entails a simple copy operation between
the two storage media.
The software was developed using Psion's in-built

programming language, OPL. The paper questionnaire is
represented in a structured format in a text file, according
to a prescribed format. The questionnaire definition
includes a mixture of questions and commands such as
skips and range checks. The internal range checks included
those developed for the inconsistency checks for the data
entered using FoxPro described above. Data entered on
the Psiori is stored in a separate file, one line for each
interview.
To specify a question correctly it must include a ques-

tion number, the question text and the answer type, which
can be a list option, a character input or a number. The
definition should also indicate what position in the line the
corresponding data entry should be stored and how long,
the entry is. Numeric answers can also include a prespecified
number of decimal points. A range of acceptable inputs
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Figure 1. The Adult Mortality Questionnaire

Questionnaire on the survival of relatives
(For all women aged 25-44 years)

181

Names
Date IDLl-J -_I 1- Ll-J

I would like to ask you some questions about your natural parents and about your brothers and sisters who have
the same mother as you.

1.
2.

3.

4.

5.
6.

Is your mother alive? (1 = yes, 2 = no)
Is your father alive? (1 = yes, 2 = no)
INTERVIEWER: If both parents alive (Q1 and Q2 = 1), go to Q7.
Have you ever given birth? (1 = yes, 2 = no)
INTERVIEWER: If she has never given birth (Q3 = 2), go to Q6.
Was (MENTION ALL PARENTS NOT ALIVE NOW) alive
at the time that you gave birth to your first child?

Woman's mother
Woman's father

In what year was your first child born?
In what year (MENTION ALL PARENTS NOT ALIVE NOW) die?

Woman's mother
Woman's father

Yes
1
1

No
2
2

D/K
9
9

LJ
LJ

LJ

7. How many living sisters, born to your mother,
do you have? (ALIVE NOW) Ll-J
INTERVIEWER: If no living sisters (Q7 = 0), go to Q9.

8. How many of these living sisters are less than 15 years old? Ll-J
9. How many of your sisters, born to your mother, have died? Ll-J

INTERVIEWER: If no dead sisters (Q9 = 0), go to Q 11.
1O. How many of these dead sisters died before age 15 years? Ll-J
11. How many living brothers, born to your mother,

do you have? (ALIVE NOW) Ll-J
INTERVIEWER: If no living brothers (Q 11= 0), go to Q 13.

12. How many of these living brothers are less than 15 years old? Ll-J
13. How many of your brothers born to your mother, have died? Ll-J

INTERVIEWER: If no dead brothers (Q 13= 0), go to Q 15.
14. How many of these dead brothers died before age 15 years? Ll-J

INTERVIEWER: Sum Q7, 9,11and 13: Q7 Ll-J
Q9 = Ll-J
Q11 = Ll-J
Q13 = Ll-J

15. I want to make sure that I have this right. Apart from you, your mother had Ll-J
children altogether? Is that correct?
INTERVIEWER: In the case of any inconsistency, probe and correct Q7 to Q 14 if necessary.

INTERVIEWER: Please thank the woman for her co-operation.

Fieldworker code
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* Number of timed interviews stated in brackets.

Length of Interview in Minutes

Table 2
Comparison Between Paper Questionnaire and Psion

Series 3 Data Collection Methods

entry clerk; double entry required 7 hours 20 minutes
(Table 3). Verification required an additional 2 hours
23 minutes for the same number of questionnaires. The
completed files were edited twice to reflect corrected
errors and then verified; this took on average two hours
30 minutes for 500 records.

5.1 (215)* 5.2 (128) 4.9 (87)

5.0 (363) 5.5 (190) 4.5 (173)

16

18

Minimum Maximum Average Average Average
Overall Overall Overall Leader A Leader B

Paper

Computer

is an optional specification for numeric or character
answers and will include a minimum, a maximum or both.
List options can be used to specify codes and their values.

Command actions can be embedded in question texts,
so that they are evaluated at the time of questionnaire
administration. For example, the final cross-check question
in Figure 1 requires an addition. The syntax allows this
instruction to be included within the main body of the
question text. Other commands can contain instructions
on skipping a question, conducting a cross-check between
answers or for moving to a different question.

Thus the software uses a flexible way of defining a
questionnaire, which is generally applicable. It incorporates
manipulation of entered information, integrating arithmetic
functions into questions or command lines. The next step
forward would be to design an interface for questionnaire
specification which removes the burden of constructing a
syntactically correct questionnaire definition. The soft-
ware is available from the authors.

Average time

Table 3
Times for Data Processing

500 Questionnaires

3.2 Test Design

An additional day's training on the use of the Psion was
provided for the two team leaders. This involved an expla-
nation of the hardware and software, as well as practice
sessions in the field. Both supervisors had had no previous
computing experience. Both conducted interviews using
either the Psion or paper questionnaires on alternate days,
and these formed the basis of the comparison between the
methods.

Errors made by all the 22 fieldworkers using the paper
questionnaire were counted and tabulated to estimate the
background error rate using this method of data collection.
Times taken to check the forms once they had been brought
back from the field, and for the data to be entered, verified
and corrected following range and consistency checks were
recorded throughout the survey. Similar timing assessments
were made for the Psion data collection procedures.

Activity

Data checking

First data entry

Second data entry

Verification

Editing

Total time

4.2 Errors

4 hours 8 minutes

3 hours 40 minutes

3 hours 40 minutes

2 hours 23 minutes

2 hours 33 minutes

18 hours 24 minutes

4. TEST RESULTS

4.1 Time

The average length of interviews conducted on paper
was 5.1 minutes, and for those on computer 5.0 minutes,
demonstrating no difference between the two methods
(Table 2; note only 215/234 interviews were timed). The
length of interviews varied considerably from 1 to 18
minutes and increased time related not simply to the
number of skips made on each interview, but whether the
respondent gave clear, non-contradictory answers.

Team supervisors required between 2-3 hours per day
to check each teams questionnaires. The average time
taken to enter 500 records (approximate number of inter-
views completed per week) was 3 hours 40 minutes per data

The errors made were divided into two periods, to
assess the effect of familiarity over time. Excluding the
two team leaders, the remaining 22 fieldworkers made
1,704 errors on 1,427 questionnaires in the first period,
and 1,049 errors on 1,158 questionnaires in the second
period. Thus the average error rate per questionnaire in
the first two weeks was 1.19 and in the third and fourth
weeks was 0.90. In addition, over the entire period 37 ques-
tionnaires (1.2070of all interviews) had to be sent back to
the field to be redone, as the errors found were not recon-
cilable in the office. These questionnaires had between 1
and 6 errors to be corrected, with a total of 61 errors.
The highest number of errors were made on question 5
(17 errors) and question 6b (15 errors). Error rates per
question are shown in Table 4. Fourteen out of the
22 fieldworkers redid at least one questionnaire. One
fieldworker was required to redo 8 questionnaires.
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Table 4
Type of Errors Made by 22 Fieldworkers

Using Paper Questionnaires
(for question specification see Figure 1)

Prices of hardware products are also decreasing. Current
prices indicate that the one off cost of a Psion-based
system can be recouped after 12-15 similar paper-based
surveys of approximately 7,000 respondents.

Identification 163 48
Question I 6 1
Question 2 8 2
Question 3 125 92
Question 4a 201 138
Question 4b 151 93
Question 5 105 61
Question 6a 94 57
Question 6b 65 41
Question 7 14 0
Question 8 109 63
Question 9 51 10
Question 10 178 134
Question 11 13 1
Question 12 108 71
Question 13 53 3
Question 14 204 149
Question 15 19 76
Fieldworker code 37 9

Total errors 1,704 1,049

Total questionnaires 1,427 1,158
5. DISCUSSION

* Necessary for the manual checking of forms as they come in from
the field each day.

Table 5
A Comparative Study of Computer-based and Paper-based

Survey Methods (UK £ Sterling)

42.00

Cost

70.00
27.40
100.00
70.00

85.00
394.40

2,539.00
2,039.00

59.45
146.20
15.95

4,799.59

Equipment required

20 Psion Series 3
201MB storage devices
1 serial communications link
80 rechargeable batteries
1 battery recharger
Total cost

14 reams of paper for 7,000 interviews
Duplicating costs for 7,000 ques-
tionnaires (double-sided)

20 pens, erasers and correcting fluid
20 clipboards
2 data entry clerks (two weeks)
2 supervisors* (one month plus
overtime)

Total cost

Paper-
based
survey

Computed-
based
survey

Period 2
(second fortnight)

Period I
(first fortnight)

Errors were detected either manually by final checking
by one of the investigators (Forster) or through the range
and consistency checks performed in FoxPro on the entered
data. Field team leader A made 8 errors on 144 question-
naires (0.06 errors per questionnaire), and team leader B
made 18 errors on 90 questionnaires (0.20 errors per ques-
tionnaire). Most of these errors occurred in question 10
(4 errors) and question 15 (5 errors). The only errors found
from the computer data were errors of respondent iden-
tification. There were 7 of these, 2 by leader A and 5 by
leader B, giving errors of 0.01 and 0.03 per questionnaire
respectively. Such errors could have been circumvented by
pre-loading the Psion with a call list of respondents to
interview.

4.3 Cost

The differential costs of a survey of this size using
Psi on-based and paper-based methods are given in Table 5.
The Psion prices quoted are the recommended retail prices.
Intense competition between retailers means that purchase
prices could be up to 20070lower than those quoted here.

The lowest error rates using a traditional paper ques-
tionnaire by senior field workers with five years of data
collection experience was on average 0.11 errors per ques-
tionnaire with 17 fields. This was reduced to negligible
levels using the questionnaire software developed for a
Psion Series 3 hand-held computer. This technique elimi-
nated most of the errors made by fieldworkers in the
routing of the questionnaire (Table 4) by using pre-defined
skip modules, thus reducing the error rate by at least 90070.
With the additional implementation of a call list in the
software, the rate of respondent identification errors
would be even lower.

The field supervisors were keen to use the computer,
mastering the unfamiliar QWERTY keyboard, and learnt
operating procedures quickly enough to take to the field
without supervision after two days. Although no formal
investigations were under taken to gauge and quantify
interviewees' reactions to the Psion there were surprisingly
few comments about the computer and no interview
refusals.

Data processing involved two data entry clerks using
two IBM machines full time for 92 hours to complete the
data entry process for the entire survey. A data manager
was on hand to offer assistance where necessary and design
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the data entry format. The setting of the present study was
such that both data entry clerks were familiar with data
entry procedures and the available hardware and software.
In situations where this is not the case, closer supervision
and involvement by a data manager would be necessary,
thus incurring an additional cost. A Psion data collection
system would require much less of a data manager's time
to down-load each day's data, thereby reducing this com-
ponent of staff costs. Never-the-Iess, the initial cost of the
Psion Series 3 may be prohibitively expensive when com-
pared to the costs of paper and duplication of question-
naires if it was not envisaged that they form part of future
data collection activities.

QUESTOR (Ferry and Cantrelle 1988)offers a suitable
software environment for computer-assisted interviewing.
However, the hardware required is a portable PC, several
times the costs of a hand-held Psion. Our experience
demonstrates that it will be worth pursuing the develop-
ment of an appropriate package using this compact PC
compatible technology as a more practical alternative in
the field, being easier to handle, more robust and with
reduced power consumption.

There is a trade off between error rates, time and cost
of a survey. The use of computer-assisted interviewing
software can reduce both the error rates and the length of
time for data preparation considerably. Such a collection
system should reduce the unacceptable delays in first
presentation of data experienced during surveys such as
the World Fertility Survey (Table 1). The context of the
present comparative study differs from many large scale
demographic surveys where recruited fieldstaff are un-
familiar with questionnaire procedures. We feel that the
results presented here therefore represent a minimum
improvement that could be expected in data quality. the
initial cost of setting up such a survey mechanism may be
daunting, but will be proportionally less for repeated
surveys, or in institutions conducting a variety of different
surveys over time.
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Statistical Process Control of Sampling Frames
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ABSTRACT

Statistical process control can be used as a quality tool to assure the accuracy of sampling frames that are constructed
periodically. Sampling frame sizes are plotted in a control chart to detect special causes of variation. Procedures
to identify the appropriate time series (ARIMA) model for seriallycorrelated observations are described. Applications
of time series analysis to the construction of control charts are discussed. Data from the United States Department
of Labor's Unemployment Insurance Benefits Quality Control Program is used to illustrate the technique.

KEY WORDS: Autocorrelation; ARIMA models; Control charts; Quality assurance.
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1. INTRODUCTION

The integrity of the sampling frame is of paramount
importance in surveyresearch. Frame imperfections include
missing elements (incomplete frame), element clusters
(more than one element in a single listing), blank or foreign
elements, and duplicate listings. These imperfections can
cause several difficulties by contributing to nonsampling
error, reducing the number of sample cases from sub-
classesof the population, and requiring the use of complex
weights to estimate population characteristics. Techniques
to minimize frame problems or reduce their impact on the
survey are discussed in detail in most textbooks on statis-
tical surveys.
This article focuses on the statistical process control of

sampling frames which are constructed periodically (daily,
weekly, or monthly, for example) and which consist of
elements that are generated by a continuous process.
Because of the variation inherent to any dynamic process,
the sizes of the sampling frames will vary. How do we
know that the changes in the sizes of the sampling frames
reflect the random variation of the process and not errors
in the construction of the frames? Statistical process
control allows survey managers to distinguish between the
variation inherent in the process (common causes) and
variation which signals a possible problem with frame
construction (special causes).

2. PROCESS VARIATION AND STATISTICAL
PROCESS CONTROL

Over the last several years managers in the manufac-
turing, service, and public sectors of the economy increas-
ingly have adopted the quality philosophies developed by
W. Edwards Deming, J .M. Juran, Philip B. Crosby, Kaoru
Ishikawa, and others. Quality management comprises an

array of tools and techniques, including the use of con-
trol charts to determine if a process is in statistical control.
According to Deming (1982), statistical control is achieved
by eliminating special causes of variation, leaving only the
random variation of a stable process. The behavior of a
process that is in statistical control is predictable.
The distinction between common and special causes of

variation is a key principle of statistical process control.
Deming (1982)credits Dr. Walter A. Shewhart, who devel-
oped many of the principles of statistical process control
in the 1920s and 1930s, with originating the concept of
special or assignable causes. Special causes are usually
attributable to one part of the process, such as a worker,
machine, or office. They will reoccur unless they are iden-
tified and eliminated. Special causes are signaled by data
points that fall outside of the control limits, by consecutive
points that fall above or below the process average, or by
runs of increasing or decreasing points.
Common causes of variation are inherent to the process;

they are present at all times and effect the entire process.
Common causes are reduced or eliminated through man-
agement actions that change the process.

3. STATISTICAL PROCESS CONTROL
APPLICATION TO THE

CONSTRUCTION OF SAMPLING FRAMES
FOR PERIODIC SURVEYS

3.1 United States Unemployment Insurance Benefits
Quality Control

The use of statistical process control as a quality man-
agement tool for sampling frames is illustrated by an
example from the United States Department of Labor's
UnemploymentInsuranceBenefitsQualityControl program.
Since 1987, the 50 states, the District of Columbia, and

1 A.W. Spisak, Mathematical Statistician, Unemployment Insurance Service, U.S. Department of Labor, Washington, DC 20210, U.S.A.
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Puerto Rico have conducted the Benefits Quality Control
program in cooperation with the United States Depart-
ment of Labor. The goal of the program is to reduce the
overpayment and underpayment of Unemployment Insur-
ance benefits by identifying the causes of payment errors
and initiating measures to improve the benefit payment
process.
When an individual files a claim for Unemployment

Insurance benefits, Unemployment Insurance staff deter-
mine whether the claimant has met all of the eligibility
requirements - for example, the claimant earned sufficient
wages in his or her previous employment to qualify for
benefits; the claimant is involuntarily unemployed; and the
claimant is able and available to work and is actively
seeking employment. If all of the eligibility requirements
are satisfied, the state Unemployment Insurance agency
issues a benefits check for the week of unemployment
claimed.

3.2 Benefits Quality Control Sampling Procedures
and Sources of Error

Each state selects weekly random samples of Unem-
ployment Insurance payments that are examined to deter-
mine if the correct amount was paid to the claimant. If the
amount paid was incorrect, the investigator identifies the
types and causes of the errors so that program managers
can initiate corrective measures. The sampling frames
are constructed each week from the universe of Unem-
ployment Insurance payments that were issued between
12:00 am Sunday and 11:59 pm the following Saturday.
A computer program edits the state's database to insure
that only payments that meet the program's operational
definition of the target population are included in the
frame. For example, payments for some temporary or
small Unemployment Insurance programs are excluded
from the frame.
The volume of Unemployment Insurance checks issued

each week (and therefore the size of the sampling frames)
varies in response to the number of individuals who claim
and receive benefits during that week. However, there are
several sources of potential errors which can affect the
integrity of the frame. Some of the most serious of these
errors are:
• The payments made from some of the local Unemploy-
ment Insurance offices might not be picked up for
inclusion in the state's central database, due to tele-
communication or ADP problems.

• If the state builds a separate file for each day's transac-
tions, the transactions for one or more days might be
erroneously omitted from the final cumulative file.

• Incorrect coding of transactions could result in either
foreign elements being included in the frame or the
editing out of transactions that should be included.
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4. DATA ANALYSIS AND MODEL
DEVELOPMENT

Figure 1is a time series plot of sampling frame sizes for
a 52week period. Each week's sampling frame consists of
the previous week's Unemployment Insurance benefit
recipients who continue to receive benefits, minus the
previous week's Unemployment Insurance recipients who
have returned to work, exhausted their benefits, or failed
to file a claim, plus newly eligible claimants and eligible
claimants who did not file a claim or were not compensated
for a claim the previous week.
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Figure 1. Number of VI payments per week.

Control charts for individual observations assume that
the data are independent and identically distributed (i.i.d.).
However, if the data are serially correlated, the estimates
of the process variance (and therefore the control limits)
could be seriously in error. So, before control charts for
the Unemployment Insurance sampling frame data can be
constructed, we have to determine if the observations are
serially correlated.
The plot of the time series in Figure 1 provides visual

evidence that the observations are not independent. The
sampling frame data display distinct trends of increasing
values during the first 13-weekquarter, decreasing values
over the next two quarters, and increasing values during
the final 13-weekquarter. The serial correlation suggested
by the plot of the data in Figure 1can be testedusingmethods
developed to analyze time series. Although a detailed
discussion of the analysis of time series data is beyond the
scope of this article, the concepts of stationarity and auto-
correlation will be examined, in order to explain the proce-
dures used to identify the appropriate model. Readers who
are unfamiliar with the basicprinciplesof time seriesanalysis
should consult one of the many texts on the subject, in
particular Box and Jenkins (1976).
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4.1 Stationarity

We can think of the individual observations that consti-
tute a time series as a collection of jointly distributed
random variables - P (ZI, , Zn) - where P is a proba-
bilitydensity function and Z» , Zn are random variables.
If the joint distribution of the random variables does not
vary with respect to time, that is, p(Zt, ... , Zt+n) =
P(Zt+m, ... , Zt+n+m), the process is said to be strictly
stationary. In practice strict stationarity is difficult to
establish. In this application, the time series is assumed to
be weakly stationary. This is also referred to as second-
order stationarity, because the first and secondmoments of
the process are invariant with respect to time - E(zt)
E(zt+m), VAR(zt) = VAR(zt+m), and COV(Zt,Zt+k)
COY (Zt+m,Zt+k+m)'

Throughout the rest of this article, the terms stationary
or stationarity refer to a process that satisfies the condi-
tions of weak stationarity.

4.2 Autocorrelation

In a stationary time series the covariance between any
two observations depends only on the number of time
periods (lags) that separate them - COV(Zt,Zt+k) =
COV(zt+m,Zt+k+m)' The correlation of Zt and Zt+k equals
COV(Zt,Zt+k)/VAR(zt> and is denotedpk> wherekis the
number of periods between observations. For example, PI
is the correlation of observations in the time series sepa-
rated by one period and equals COY (Zt,Zt+ 1) /VAR (Zt).
A correlation for period k is referred to as an autocorrela-
tion, because it is the correlation for observations which
constitute a time series. The autocorrelations for the
various lags can de displayed in a graph called a corre-
logram, which is useful in identifying the appropriate
model for a time series.

4.3 Time SeriesModel Identification

Figure 2 is the correlogram for the 52week time series
of the number of Unemployment Insurance payments in
the sample frames. The auto correlations decrease or "die
out" very slowly,which is characteristic of a nonstationary
process. (Again, the reader is referred to Box (1976) and
other texts on time series for a complete discussion of
model identification.)

One method to transform a non stationary series to a
stationary series is differencing. The symbol B is the
backshift operator, which when applied to Zt shifts the
subscript back one period. Thus, the first difference of Zt
is (1 - B)zt = Zt - Zt-I'

Figure 3 is the time seriesof the differences Zt - Zt-l of
the Unemployment Insurance sampling frame data. This
series appears stationary around a mean of zero. (The esti-
mated sample mean of the differences is 150.8, with a stan-
dard error of 2064.0. The test statistic t = (150.8 - 0)/
2064 equals .07, and the hypothesis that JJ. = 0 cannot be
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rejected). First differencesmight not be sufficient to achieve
stationarity for other time series, and transformations such
as second differences - (1 - B) 2Zt = (Zt - Zt-l) -
(Zt-I - Zt-z), seasonal differences, or logarithmic or
other variance stabilizing procedures may be required.
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Figure 2. Autocorrelations for VI weeks paid time series.
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Figure 3. First differences of VI payments.

The auto correlations of the first differences of the time
series, which are displayed in Figure 4, are consistent with
a stationary process. The autocorrelations decrease rapidly,
while the partial autocorrelations (not displayed) die off
after lag 1. This suggests that the data can be modelled
with a first-order integrated autoregressive process, ARI
(1,1). The AR term indicates that a single autoregressive
parameter will be estimated, and the integration term (I)
shows that the original time series has been transformed
using first differences.
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Figure 4. Autocorrelations for first differences of VI weekspaid.

4.4 Model Estimation

The model was estimated using the ARIMA procedure
of the SPSS Trends software (release 4.0), which is based
on the work of Box and Jenkins.
The tentative model is:

where cPl is the first-order autoregressive parameter, and
e is the error term, which is assumed to be normally
distributed with a mean of 0 and variance a;. The
estimated autoregressive parameter, cPt is - .4045, and
the estimated residual variance, a;', is 184,275,853 (with
50 degrees of freedom). The negative sign on the AR
parameter is consistent with the alternating signs of the
autocorrelations in Figure 4. The model does not include
a constant term, because the estimated process mean was
not significantly different than zero.

4.5 Model Diagnostics

The adequacy of the estimated model for the observed
data can be assessed by examining the model residuals. If
the model adequately fits the data, the residuals (e()
should be "white noise", that is, uncorrelated. Figure 5
displays the autocorrelations of the model residuals.
Although the autocorrelation at lag 13in Figure 5 is signifi-
cant, the Box-Ljung Q statistic through lag 13 is not
significant. (The Q statistic tests the significance of
autocorrelations for lags I through k. For a detailed
discussion, see Box and Pierce (1970)). In addition, none
of the partial auto correlations (not displayed) are signifi-
cant. These results indicate that the residuals are not
serially correlated.

Figure 5. Autocorrelations for time series model residuals.

To test the assumption that the model residuals are
normally distributed, N(O,a;), a Kolmogorov-Smirnov
(K-S) goodness of fit test was conducted. For the esti-
mated variance of 184,275,853, the K-S test statistic equals
.591 (p = .876), and the hypothesis that the differences
are normally distributed cannot be rejected.
For a stationary AR (I) process, the absolute value of

the autoregressive parameter must be lessthan one. To test
the hypothesis that I cPt I ~ I for the model, we compute:
1 = (I cPt I - l)/SE(cP{), where I cPt I is the absolute
value of the estimated autoregressive parameter, and
SE (cPt) is the standard error of cPt . The model statistics
resultinl = (.4045 - 1)/.12950rl = -4.6. The chance
of observing an absolute value of cPt as small as .4045 if
the true absolute value of cPl ~ I is very small « .00(01).
The hypothesis that I cPl I ~ I is rejected, and we can
conclude that the series of first differences is stationary.

5. USE OF THE ARIMA MODEL IN
A CONTROL CHART

5.1 Control Charts for Individual Observations

The control limits for a chart of individual observations
are set at x :t 3a', where x is the average of observation
values and a' is the estimated standard deviation of the
process. Ryan (1989) discusses alternative procedures to
estimate the process standard deviation either by computing
the average of the moving ranges (the mean of the absolute
differences of successive observations) or using the stan-
dard deviation (s) of the sample observations, a' = sic,
where c is an adjustment constant which depends on the
sample size.
When data are serially correlated, the use of either the

sample standard deviation or the average moving range
can result in poor estimates of a. The control limits
constructed from these estimates can produce seriously
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misleading results by either generating false signals that
the process is out of control or failing to detect special
causes of process variation. The moving range can under-
estimate a, because the differences of successivevalues will
tend to be small if the successive observations are highly
correlated. The underestimation of awill result in control
limits that are too narrow and an increase in the number
of signals of special causes. Ryan notes that using the
sample standard deviation to estimate the process standard
deviation will result in a better estimate of athan the aver-
age moving range when the data are correlated, provided
the sample consists of at least 50 observations. However,
the sample standard deviation is an unbiased estimator of
a only when the observations are independent.
Vasilopoulos and Stamboulis (1978)analyzed the effect

of serially correlated data on the control limits of x and
s (standard deviation) charts and developed equations for
factors that can be used to adjust the control limits for data
generated by an autoregressive process. Alternatively, a
time seriesmodel can be identified for the correlated data,
and a control chart can be constructed using the model
residuals to monitor the process. This approach isdescribed
by Berthouex, Hunter, and Pallesen (1978) for subgroups
of measurements of environmental data collected at water
treatment plants. Alwan and Roberts (1988)use the resid-
uals of exponentially weighted moving average (EWMA)
models for both stationary and nonstationary time series.
Montgomery and Mastrangelo (1991) use the residuals of
an autoregressive model in an EWMA chart and contend
that EWMA charts can be used to approximate many
auto correlated models, particularly if the observations are
positively correlated and the mean does not drift too
quickly. The reader is also referred to Maragah and
Woodall (1992) and Woodall and Faltin (1993) for addi-
tional discussion of the effects of autocorrelation on
statistical process control procedures.
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Figure 6. Control chart for model residuals (baseline data +
next quarter).

sizes can be constructed. The original observations must
be transformed to achieve stationarity, if necessary. The
estimated parameters of the time series model are used to
construct the mean and control limits of the chart. The
variance of an AR(I) process is a2 = a;/ (l - cPr). For
the time series model of first differences, cP{ is - .4045,
and the estimated residual variance, a~2, is 184,275,853.
The estimated process variance is 184,275,853/(1 - .1636)
or 220,325,579.4, and the process standard deviation is
14,843.4. The upper and lower control limits are set at
:t 3a' from the estimated mean difference of zero:
:t 44,530.2. The control chart is shown in Figure 7 and
signals a special cause for observation 56, like the control
chart for the residuals in Figure 6.

5 9 13 17 21 25 29 33 37 41 45 49 53 57 61 65

Week

Figure 7. Control chart for VI payments (first differences -
baseline + next quarter).
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5.2 Control Charts for the Unemployment Insurance
Data

Figure 6 is a control chart of the residuals (et = Zt - zf)
of the ARI (1,1) model identified for the Unemployment
Insurance sampling frame data. Sincethe model diagnostics
support the conclusion that the residuals are independent
and identically distributed (Li.d.) N(O,a;), the residuals
are standardized, so that the chart's center line is 0 and
the control limits are set at :t 3. The chart includes model
residuals for the sampling frame sizes in the 52 week
baseline period and subsequent calendar quarter. The
difference between the sizeof the sampling frame for week
56 and the value predicted by the model falls outside the
upper control limit, signaling a special cause.
As an alternative to charting the model residuals, control

charts for the Unemployment Insurance sampling frame
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6. CONCLUSIONS

Statistical process control is a useful quality assurance
tool for surveys in which samples are selected from frames
that are constructed for specified periods from a contin-
uous process. Because the frame sizes constitute a time
series, the data may be serially correlated and may have
to be transformed in order to achieve stationarity. If the
observations are correlated, the appropriate time series
(ARIMA) model must be identified in order to estimate
the process variance used in setting the control limits. The
time series in the preceding example was fitted by a first-
order autoregressive integrated (differenced) model - ARI
(l ,1). More generally, time series may be described by
other ARIMA (p,d,q) models, where p is the number of
autoregressive terms in the model, d is the degree of
differencing to achieve stationarity, and q is the number
of moving average terms in the model. Seasonal time series
models include additional AR, MA, and differencing
parameters for the appropriate lag(s).

Once the model has been identified from baseline data,
observations from subsequent periods can be plotted in
the control chart. In the control charts in Figures 6 and 7,
one calendar quarter (13weeks)of observations are plotted
following the observations from the 52week baseline. The
time seriesmodel should be checkedperiodically, depending
on the data collection interval, to determine if the model
parameters have changed.

If the statistical process control procedures signal a
special cause of variation, survey managers must use other
quality management tools to determine the root causes of
the frame problems and then implement corrective actions
to improve survey procedures. Surveymanagers can move
from troubleshooting and error correction to continuous
improvement of the survey process by systematically
removing the assignable causes of variation identified
through statistical process control.

In the case of the Unemployment Insurance sampling
frame data, the special cause was not preventable: the
volume of Unemployment Insurance payments spiked
during a week which followed a short work week due to
a holiday and which coincided with a layoff at a large
establishment. The large sampling frame was not the result
of a technical problem with the construction of the frame.
In other states, at different time periods, statistical process
control has detected errors as diverseas data entry mistakes
(a frame of 558,432 reported instead of 5,558,432),
omission of the Unemployment Insurance transactions for
one of five work days, resulting in an approximate
20 percent decrease in the frame size, and the failure to

Spisak: Statistical Process Control of Sampling Frames

update edits in the sample selection software, which caused
Coreignelements to enter the frame.
The procedure described in this article is applicable to

other areas of survey and information management in
addition to the integrity of sampling frames. The proce-
dure can be used to reduce nonsampling error attributable
to data recording or data entry for surveys conducted
daily, monthly, etc. More generally, statistical process
control can be used to assure the integrity of databases or
management information systems whenever information
is collected or reported in subgroups, such as data collected
at multiple sites or by several researchers or auditors.
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ou Tx represente la population totale de X, et OU tx et
tx2 correspondent a l'estimation HT du total des variables
X et X2, respectivement.

Pareillement, l'equation qui suit permet d'estimer la
fonction de distribution

NF(y) = E wi(s)f(Yi :5 y),
iEs

OU

R = i[u(y,8) - u(y,Oo)] [dF(y) - dF(y)].

La decomposition de (2.3) sert de point de depart a tous
les calculs de la variance dans Ie present article. Nous
prouverons que Ie reste Rest asymptotiquement negli-
geable pour tous les parametres examines.

Binder (1983) a etudie Ie cas ou u(y,O) = u(y,O) et
OU, pour les echantillons importants,

Soulignons que F(y) converge de fa<;on uniforme et
asymptotique a F(y), mais n'est pas necessairement une
fonction de distribution au veritable sens du terme, a
moins que

[
lsi

f(Yi :5 y) = 0
si

Yi :5 y,

Yi > y.
i[u(y,8) - u(y,Oo) ]dF(y)

(8 - 0
0
) aE(u(y,O») I + op( 18 - 001>.ao e=eo

E Wi(S) = N.
iEs

En regIegenerale et sous reserve de certaines conditions
de regularite pour les plans d'echantillonnage complexes
(Francisco et Fuller 1991),

F(y) - F(y) -pO pour toutes les valeurs de y.

Notons que IeresteR issu de la decomposition (2.3) devrait
avoir pour ordre de grandeur op( 18 - 001) afin d'etre
asymptotiquement negligeable.

La plupart des applications n'exigent pas l'estimation
de u (y,O) au moyen de u (y,O). Toutefois, dans certains
cas (Ie coefficient de Gini par exemple), on estime la
fonction u (y,O) pour que la formule (2.2) accepte les cas
en question, en general.

Grace aux approximations qui precedent, on obtient

La valeur de l'equation d'estimation pour 00 correspond
a la valeur de 8, pour laquelle

iu(y,Oo)dF(y) = O.

En d'autres termes, la fonction de distribution de la popu-
lation finie F(y) accepte un estimateur convergent F (y) .
Nous nous servirons plus tard de cette propriete de F(y)
pour prouver la convergence des estimateurs de variance
lineaires a l'egard de diverses statistiques sur Ie revenu.

Examinons maintenant comment la theorie des equa-
tions d'estimation s'applique a I'estimation du parametre
00 d'une population finie, qui est la solution de

_ [aE(U(Y'O») I ] -I u(y,Oo)'
ao e=eo

_ [aE(U(Y'O») I ] -1
ao e=eo

u* (y)

OU

x iu(y,Oo)dF(y) = iu* (y)dF(y), (2.4)

Des qu' on connait u* (y), il est assez facile de trouver
la variance de 8. Puisque 8 - 00 donne une estimation
de la population totale de u* (Yi ), on peut en appliquer
l'erreur quadrati que moyenne a l'estimation pour avoir
une idee de la variance de 8.

Par exemple, quand 00 est egal au rapport Ty/Tx, on
obtient:

(2.2)iu(y,8)dF(y) = 0,

0= iu(y,8)dF(y)
OU u(y,O) est une estimation de u(y,O).

On peut ecrire (2.2) de la fa<;onsuivante:

(2.3)

=i[u(y,8) - u(y,Oo) ]dF(y) +iu(y,Oo)dF(y)+ R,

OU

u = y - 0ox,

1
u* = - (y - 0ox).

J.tx
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Dans ce cas, Ie reste correspond a

R = I[y - ex - (y - eox)] [dF(y) - dF(y)].

Par consequent,

pour toute valeur de y et valeur finie de x.
Parallelement, pour les quantiles de population,

u = I(y :5 eoJ - p,

(2.5)
I

u* = - -- [I(Y:5 eoJ - p],1(eo)

ou1(eo) correspond a la densite de probabilite au point
eo. Le deuxieme element de (2.5) est Ie prolongement
de la representation des quantiles de l'echantillon par
Bahadur, tel qu'il est decrit par Francisco et Fuller (1991).
On se servira des resultats de (2.5) comme ordonnees dans
la courbe de Lorenz et comme mesure du faible revenu aux
parties 4 et 5.
Apres reduction, Ie reste R devient R = F( e) -

F(eo) - F(e) + F(eo)' Avec un plan d'echantillon-
nage aleatoire simple, Randles (1982) a montre que R =
0p (n - v,). Lorsque Ie plan est plus complexe, Shao et Rao
(1994) obtiennent un resultat asymptotique analogue, sous
reserve de certaines contraintes de regularite: ils etablissent
d'abordquee - eo = Op(n-v'),puisqueR = op(n-v,)
et enfin que R = op( I e - eo I).

3. COEFFICIENT DE LA FAMILLE DE GINI

Pour Ie coefficient de la famille de Gini donne en (1.2),
on peut se servir de

L'approche de Binder (1983) n'accepte pas l'estimation de
la variance du coefficient de Gini. Au lieu de calculer la
variance en scindant Ie probleme en deux - un element
pour l'estimateur du ratio et l'autre pour la variance du
numerateur - on peut resoudre celui-ci en une fois au
moyen des equations d'estimation.
Laissant de cote Ie reste de (2.3), on obtient l'approxi-

mation suivante:

o = I(J[F(y)]y - OjyJdF(y)

~I(J[F(y)] - J[F(y)] JydF(y)

- (OJ - Gj) IYdF(Y) +I{J[F(y)]y - GjyJdF(y).

Soient

I{J[F(y)] - J[F(y)] }ydF(y)

~I[F(y) - F(y)]J'[F(y)]ydF(y),

et

IF(y)J' [F(y) ]ydF(y)

=It J' [F(y) ]ydF(x)dF(y)

=I[I~J' [F(x) ]XdF(X)] dF(y),

il s'ensuit que

ou

u* == ~ [fl J' (p)F-1 (p)dp
/-ty JF(Y)

+ J[F(y)]y - Gjy - E{F(y)J' [F(Y)]YJ]. (3.1)

Lorsque les observations sont independantes et sont distri-
buees de fa90n identique, la variance correspond a celIe
decrite par Glasser (1962) et Sendler (1979). Pour estimer
la variance, il est necessaire d'estimer /-ty, F(y), et Gj
dans l'expression u*.
Examinons Ie comportement asymptotique du reste R

pour Ie coefficient de Gini habituel G. Le reste est egal a

R= I(2y[F(y) - F(y)] - y(O - G) J

x [dF(y) - dF(y)].

Si on represente la differenceF(y) - F(y) par D(y),
Ie reste peut etre exprime comme la somme de deux
integrales
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R = I2YD(Y)dD(Y) - I(O - G)ydD(y).

La premiere integrale se ramene a zero par une integra-
tion par parties, de telle sorte qu' on peut calculer approxi-
mativement Ie reste par l'equation

155

Par consequent, Ia Iinearisation necessaire pour estimer
Iavariance de l'ordonnee de Ia courbe de Lorenz s'exprime
de Ia maniere suivante:

R::::: (0 - G) (jJ.y - p,y) 1
u*(y) = - [(y - ~p)I{y::::; ~pl +P~p -yL(p)].

p,y

Par consequent, on peut dire que R = op( 10 - G I).

4. ORDONNEE DE LA COURBE DE LORENZ
ET PART DU QUANTILE

L'ordonnee de Ia courbe de Lorenz a ete definie en
(1.1). L'estimation exige Ies deux equations suivantes:

udy,L(p» = I{y ::::;~ply - L(p)y,

La deuxieme equation definit Ie lOOp-ieme percentile de
Ia distribution, tandis que Ia premiere exprime I'ordonnee
de Ia courbe de Lorenz au point correspondant. Si Ie
reste de (2.3) est negligeable, on obtient I'approximation
suivante:

o = I[I{y ::::;{pI - L(p) ]ydF(y)

Le resultat est identique a celui obtenu par Beach et
Davidson (1983) pour Ia variance et Ia covariance des
ordonnees de Ia courbe de Lorenz quand Ies variables
aleatoires sont independantes mais distribuees de fa90n
identique. Pour estimer Ia variance, on doit introduire
{petL(p) dansu*(y).

Trois equations sont necessaires pour estimer Iapart du
quantile Q(PI> pz):

En reprenant Ies memes arguments qu'auparavant, on
parvient a l'equation suivante:

1
u*(y) = - [(y - ~pz)I{y::::; ~pzl

p,y

(y - ~Pl )I{y ::::;~Pl I

Itp
::::: ydF(y)

~p

[L(p) - L(p)] IYdF(Y)

+I[I{y ::::;~pl - L(p) ]ydF(y).

Le premier terme de I'expression peut faire l'objet d'une
approximation plus poussee, comme suit:

Reprenant (2.5), on constate que

fp - ~p ::::: - If(~p) [I{y ::::;~pl - p]dF(y), (4.1)

de telle sorte que

5. MESURE DU FAIBLE REVENU

Cette mesure a ete definie en (1.3). Pour pro ceder a
I'estimation, deux equations sont necessaires:

ou M est Ia mediane de Ia distribution definie par Ia
deuxieme equation, alors que Iapremiere definit Iamesure
du faible revenu par rapport ala mediane. En Iaissant de
cote Ie reste indique en (2.3), on obtient l'approximation
suivante:
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ou ZI-al2 est Ie 100(1 - al2)-ieme percentile de la distri-
bution normale type. II suffit ensuite de calculer

1 _ (M) A"" "2 (M - M)f"2 - (e - e)
2zl-al2[mse[i[f(Y:5~} -P]dF(Y)]]v,

1(0 = -----------

Si on remplace M - M par Ie resu1tat obtenu en (4.1)
et resoud e - e, on obtient

e - e ""iu* (y)dF(y),

ou

(5.2)

Ce calcul utilise l'equivalent asymptotique de € - ~ et
la somme estimee de u* (y) donnee par (2.5).
Comme on peut Ie constater, estimer la variance de la

mesure du faible revenu s'avere relativement complique.
La methode des fonctions d'estimation nous procure
toutefois les formules appropriees.
La discussion relative au reste R de la decomposition

(2.3) pour la mesure du faible revenu est analogue a celle
de l'estimation du quantile (2.5).

h

Pour estimer la variance de la mesure estimative du faible
revenu a partir de ce resultat, il faut estimer f(M) et
f(MI2). A cette fin, on pourrait se servir de

6. ESTIMATION DANS LE CADRE D'UNE
ENQUETE COMPLEXE

Supposons un echantillonnage stratifie a plusieurs
degres comprenant un grand nombre de strates H et
quelques unites d'echantillonnage primaires (grappes),
nh ( ~ 2), venant de chaque strate. Dans l'Enquete sur les
finances des consommateurs (EFC) du Canada, qui utilise
elle-meme l'Enquete sur la population active (EPA), par
exemple, on compte plusieurs centaines de strates et en
moyenne moins de six grappes par strate. Supposons que
Whei est Ie poids normalise de la i-erne unite ultime de la
c-ieme grappe de la h-ieme strate. L'estimateur approprie
du total et l'estimateur convergent de l'erreur quadratique
moyenne seront

f(Y)
--- (f(Y :5 M} - -2

1
)

2f(M)
u* =

F(~ + ~) - F(r - ~)
1(~) =-------

pourvu que h soit assez faible. Parallelement, on pourrait
proceder au calcul que voici, comme Ieproposent Francisco
et Fuller (1991) pour un probleme analogue. Pour une
valeur quelconque de ~, on estime Iepercentile correspon-
dant lOOp, puis on etablit l'intervalle de Woodruff pour
Ie meme percentile en resolvant d'abord hi et hz dans

F(y) = E WheJ(Yhci :5 y}.
s

(6.1)mse(M

OU Uhe = LWhci(Yhei - Met Uh = lInh Leuhe' On se
sert de Ls = Lh Le Lpour designer la somme sur toutes
les unites ultimes de l'echantillon integrant tous les degres
d'echantillonnage. On suppose que les unites primaires
d'echantillonnage sont seIectionnees avec une unite de
remplacement.
Ce n'est pas l'efficacite des estimateurs qui nous inte-

resse mais les proprietes des estimateurs couramment
utilises. Une analyse des estimateurs plus complexes qu'on
retrouve dans les ouvrages d'econometrie deborde du
cadre de notre travail.
Voici un estimateur de la fonction de distribution de la

population finie:

i[fry :5 ~ - hi} - p]dF(y)

:5 -ZI-a/Z ,

[mse[i [f(Y:5~} -P]dF(Y)]] v,

i[f(Y:5 ~ + hz} - p]dF(y)

[mse[i [f(y:5 0 -P]dF(Y)]] v,

inf
hi
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Un estimateur convergent de l'erreur quadratique moyenne
approximative pour la fonction de distribution estimee en
Y prendrait la forme (6.1), ou u;'c = L;whc;[I(Yhci ~ y) -
F(y)] .
L'estimation habituelle du quantile de la population

finie donne Ie quantile de l'echantillon

c'est-a-dire la solution de l'equation d'estimation

s

Si on rep rend les resultats de (2.5), l'estimateur de
l'erreur quadratique moyenne dup-ieme quantile corres-
pond a l'equation (6.1) et
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L'estimation du coefficient de Gini habituel correspond
a la solution de l'equation suivante

s

qui se transforme pour donner

ou {L = Ls WhciYhci'
On peut estimer l'erreur quadrati que moyenne pour Ie

coefficient de Gini grace a l'expression (6.1) en rempla\=ant
u;'c, defini en (3.1) par son equivalent pour une enquete
complexe. Apres manipulation algebrique, on parvient a
l'expression suivante:

Quand on utilise l'expression (5.2) pour estimer la
fonction de den site f( ~) , l' estimation de l' erreur quadra-
tique moyenne du quantile €p devient

(6.2)

ou

et

A (y) = F(y)
0+1
2

ouDa(€p) = (hi + h2)12 = (€u - €d/2representela
demi-longueur de l'intervalle de confiancea 100(1 - a) 070

pour €p' Dans un plan d'echantillonnage complexe, hi et
h2 correspondent respectivement a la solution de

€L = €p - hi =
inf[Yhci ES:F(Yhci) ~ p - Zi-al2 Jmse[F(€p)]}

€u = €p + h2 =
inf[Yhci Es:F(Yhci) ~ p + Zi-al2 Jmse[F(€p)]}'

Francisco et Fuller (1991) ont utilise eux aussi l'estimateur
(6.2). En regie generale, l'intervalle de confiance de Woodruff
(1952) pour les quantiles individuels explique pourquoi on
recourt a (5.2), et par consequent a (6.2). Francisco et Fuller
(1986), puis Rao et Wu (1987) se sont servis de cet intervalle
pour trouver des estimateurs de la variance. Bien que l'esti-
mateur depende du coefficient de confiance, ces auteurs
ont montre qu'il est convergent par rapport a l'asymptote
a un seuil de signification a. Rao et Wu (1987) ont examine
l'erreur-type des quantiles pour les echantillons en grappes
estimes de cette maniere. Les resultats qu'ils ont obtenus
avec la methode de Monte Carlo suggerent qu'un intervalle
de confiance de 95% donne de bons resultats quand vient
Ie moment d'etablir l'erreur-type. Binder et Patak (1994)
ont obtenu un estimateur de la variance analogue par
l'approche des equations d'estimation.

s

Pour obtenir les or donnees de la courbe de Lorenz il
suffit de resoudre Ie systeme d'equations d'estimation
suivant:

E Whci[l(Yhci ~ €P)Yhci - L(P)Yhcd = 0
s

E whci[/(Yhci ~ €p) - p] = O.
s

L'estimation qui en resulte est donnee par:

Pour calculer l'estimateur de l'erreur quadratique moyenne
des ordonnees de la courbe de Lorenz, il suffit d'utiliser
les valeurs u;,c definies par (6.3) dans (6.1):
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De meme, I'erreur quadratique moyenne de la part du
quantile correspond a

et on en obtient la valeur approximative avec (6.1) en
appliquant

La mesure du faible revenu definie par (1.3) est estimee
grace a

s

L'erreur quadratique moyenne de la mesure du faible
revenu peut etre estimee approximativement grace a
I'expression (6.1), ou (en partant de I'equation (5.1)):

Uhc =

7. ILLUSTRATION

Nous iIIustrerons la methode decrite auparavant au
moyen des donnees sur Ie revenu familial recueillies dans
Ie cadre de I'Enquete sur les finances des consommateurs
(EFC) du Canada. Nous nous servirons du fichier sur Ie
revenu disponible des families economiques pour l'Ontario
en 1988. Par "revenu disponible", on entend Ie revenu
total apres imp6t mentionne lors du sondage. L'EFC a Ie
meme cadre que l'Enquete sur la population active, qui
repose elle-memesur un echantillonnage stratifie a plusieurs
degres. Pour en apprendre davantage au sujet du plan
d'echantillonnage, voir Singh et coli. (1990).
Nous avons estime la mediane M, Ie coefficient de

Gini G, la mesure du faible revenu 8, les ordonnees de la
courbe de Lorenz et la part des quantiles Q(0,.2), Q(.2,.4),
Q(.4,.6), Q(.6,.8), Q(.8,.1.0). Les erreurs-types correspon-
dantes ont ete obtenues avec la methode proposee et la
methode du jackknife avec suppression d'une grappe.
Voici une breve description de la derniere methode,

citee aux fins d'illustration. Tout d'abord, on suppose que
I'estimation du parametre inconnu 8 est etablie par
I'expression e = £ (P), OU P represente la fonction de
distribution estimee. L'estimation de la fonction de dis-
tribution P(h}) obtenue de I'echantillon apres suppression

de la j-ieme grappe prelevee de la h-ieme strate U = 1,
... , nh, h = I, ... , H) est

s

1, h ;e g,

ou Ahci(g,j) = 1'
h = g, c ;e j;

0, h = g, c = j.

Par consequent, e(g}) £ (p(g}» et I'estimateur
jackknife, apres suppression d'une grappe, de la variancee = £(P) est

On sait que I'estimateur jackknife de la variance laisse
a desirer avec les quantiles en raison de son manque de
convergence (Kovar et colI. 1988). Des resultats plus
recents (Shao et Wu 1989;Rao, Wu et Yue 1992)suggerent
que dans certaines conditions, la methode du jackknife
avec suppression du parametre d ou sllPpression d'une
grappe pourrait avoir lesproprietes asymptotiques desirees
pour I'estimation de la variance des statistiques non lisses
comme les quantiles ou la mesure du faible revenu. Paral-
lelement, pour d'autres statistiques comme Ie coefficient
de Gini, I'estimateur jackknife de la variance asympto-
tique est convergent (Shao 1993).
A I'inverse de la methode du jackknife, la methode des

equations d'estimation n'exige pas d'importants ca1culs.
Elle est simple et explicite, et elle integre Ieplan d'echan-
tillonnage. Elle engendre des formules facilesa programmer
pour la variance asymptotique, en depit de leur apparente
complexite.
Puisque I'utilisation d'un seul echantillon restreint la

comparaison objective de deux methodes, notre exemple
n'a d'autre but que faire ressortir la variation de I'erreur-
type telle qu'elle est obtenue avec des equations d'esti-
mation et une methode de ca1culintensif comme celIe du
jackknife. Les resultats apparaissent sous forme abregee
dans Ietableau qui suit. La tendance suivie par la variation
de I'erreur-type estimeeconfirme Iecaractere generalement
c1assique de la methode du jackknife. L'ecart est attri-
buable au biais a la hausse introduit par cette methode
dans Iecas de la mediane, bien que la methode du jackknife
avec suppression d'une grappe semble preferable a la
meme methode avec suppression de la valeur 1. En ce qui
concerne la part des quantiles, I'erreur peut s'expliquer en
partie par Ie fait que la part des quantiles superieurs ne
recoupe pas toutes les unites primaires d'echantillonnage
mais fonctionne a la maniere de classes distinctes dont
I'effet sur la methode du jackknife pourrait etre plus
marque que sur la methode des equations d'estimation.
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Tableau 1

Mesure de l'inegalite du revenu et de l'erreur-type

Erreur-type

Methode
Methode du

Mesure Estimation jackknife
des avec

equations suppression
d'estimation d'une grappe

Mediane 31705 303.3 569.8

Gini 0.3482 0.005 0.005

Faible revenu 0.1980 0.00586 0.00613

Ordonnees de
la courbe de
Lorenz

L(0.2) 0.0561 0.00137 0.00175
L(O.4) 0.1745 0.00166 0.00194
L(0.6) 0.3522 0.00246 0.00285
L(0.8) 0.5982 0.00317 0.00393

Part du quintile
Q(0,0.2) 0.0561 0.00137 0.00167
Q(0.2,0.4) 0.1186 0.00159 0.00221
Q(0.4,0.6) 0.1775 0.00157 0.00282
Q(0.6,0.8) 0.2461 0.00158 0.00337
Q(0.8, 1.0) 0.4017 0.00395 0.00451

8. SOMMAIRE

La solution au probleme consistant a estimer la variance
de statistiques complexes comme la mesure de l'inegalite
du revenu a longtemps echappe aux statisticiens. On
propose souvent une methode de repetition comme celle
du jackknife pour proceder a l'estimation. L'avantage de
la linearisation est qu'elle se prete a de tres nombreux plans
d'echantillonnage sans necessiter de calculs laborieux
comme d'autres methodes, par exemple, la methode
bootstrap. Grace aux fonctions d'estimation et a la decom-
position decrite en (2.3), on se rend compte que certains
problemes delicats peuvent etre resolus plus facilement.
Le present article aborde aussi la question de l'ordre de
grandeur du reste de certaines mesures. Enfin, on peut
effectuer une demonstration plus rigoureuse de la methode
pour un plan d'echantillonnage complexe en suivant les
recommandations de Shao et Rao (1994).
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Un algorithme de transport a taille reduite pour maximiser
Ie chevauchement des enquetes

LAWRENCE R. ERNST et MICHAEL M. IKEDA I

RESUME

Lorsqu'on remanie un echantillon selon un plan strati fie a plusieurs degres, il est parfois indique de maximiser Ie
nombre d'unites primaires d'echantillonnage retenues dans Ie nouvel echantillon sans modifier les probabilites de
selection inconditionnelle. II existe a cette fin une solution optimale qui s'appuie sur la theorie du transport pour
une classe tres generale de plans d'echantillonnage. Toutefois, ala connaissance des auteurs, cette methode n'a
jamais ete utilisee pour la refonte d'une enquete. Cela s'explique en partie du fait que meme pour une strate de
taille moderee, Ie probleme de transport resultant pourrait etre trop grand pour se preter a une solution pratique.
Dans Iepresent article, nous proposons un algorithme de transport modifie a taille reduite permettant de maximiser
Ie chevauchement, ce qui reduit sensiblement les dimensions du probleme. Cette methode a ete utili see lors du
remaniement recent de l'enquete sur Ie revenu et la participation aux programmes (Survey of Income and Program
Participation, ou SIPP). Nous decrivons brievement Ie rendement de l'algorithme a taille reduite, d'une part pour
Ie chevauchement du SIPP en conditions reelles, et d'autre part pour des simulations artificielles anterieures du
chevauchement du SIPP. Meme si cette methode n'est pas optimale et ne risque de produire, en theorie, que des
ameliorations negligeables du chevauchement attendu comparativement a la selection independante, elle ouvre en
pratique la voie a des ameliorations import antes du chevauchement par rapport a la selection independante dans
Ie cas du SIPP et produit generalement un chevauchement presque optimal.

MOTS CLES: Programmation lineaire; remaniement de l'echantillon; Surveyof Income and Program Participation.
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1. INTRODUCTION

Le probleme de la maximisation du nombre prevu
d'unites primaires d'echantillonnage (UPE) retenues dans
un echantillon lors du remaniement d'une enquete avec un
plan strati fie pour lequelles UPE sont choisies avec une
probabilite proportionnelle a la taille a ete aborde pour la
premiere fois dans la documentation scientifique par
Keyfitz (1951). Typiquement, la maximisation du chevau-
chement des UPE est motivee par la reduction des couts
supplementaires tels que ceux requis pour la formation des
intervieweurs aux fins d'une enquete aupres des menages,
lesquels s'additionnent a chaque changement d'UPE. Les
methodes de maximisation du chevauchement n'influent
pas sur la probabilite inconditionnelle de selection d'un
ensemble d'UPE dans une nouvelle strate, mais condition-
nent sa probabilite de selection d'une maniere telle que la
probabilite de selection d'une UPE dans Ienouvel echan-
tillon est en regIe generale plus grande que la probabilite
inconditionnelle lorsque cette UPE se trouvait dans
l'echantillon initial, et moins grande autrement.

Les I11Pthodes de chevauchement sont applicables
lorsque 1 :maniement entraine soit une nouvelle strati-
fication des UPE, soit un changement de leurs probabi-
lites de selection. Keyfitz (1951) a propose une methode
optimale, mais uniquement pour les plans a une UPE par
strate dans Ie cas special ou la strate initiale et la nouvelle
strate sont identiques et ou seules les probabilites de selec-
tion changent. Causey, Cox et Ernst (1985)ont obtenu une

solution optimale du probleme du chevauchement sous des
conditions tres generales en assimilant ce probleme a un
probleme de transport: une forme speciale de probleme
de programmation lineaire. Cette methode n'impose
aucune restriction aux changements de definitions des
strates ni au nombre d'UPE par strate. (Un resultat simi-
laire a ete obtenu de fac;onindepend ante par Arthanari et
Dodge (1981), meme si ces derniers n'ont pas aborde la
question des changements dans les definitions des strates.
Les deux groupes de chercheurs ont obtenus leurs resultats
en generalisant Ietravail de Raj (1968).)Toutefois, il existe
au moins deux autres difficultesavec la methode de Causey,
Cox et Ernst qui peuvent la rendre inutilisable en pratique.
La premiere est examinee par Ernst (1986), et la seconde
fait l'objet du present article.

La premiere difficulte decoule du fait que si l'echan-
tillon initial d'UPE n'a pas ete selectionne independam-
ment d'une strate a l'autre, l'information necessaire au
calcul de l'ensemble des probabilites conjointes requises
par cette methode risque de ne pas etre disponible en
pratique. Ernst (1986) a mis au point une methode de
programmation lineaire de rechange a utiliser dans de tels
cas. Le Bureau of the Census a eu recours a la program-
mation lineaire pour realiser Ie chevauchement de ses
enquetes demographiques a cinq reprises. A quatre de ces
occasions (selection des plans pour lesCurrent Population
Surveys (CPS) et pour les National Crime Victimization
Surveys (NCVS) des annees 1980 et 1990), la methode
etablie par Ernst (1986)a ete retenue puisque Ieplan initial

I Lawrence R. Ernst, Chief, Research Group, Office of Compensation and Working Conditions, Bureau of Labor Statistics, Washington, DC 20212,
U.S.A.; Michael M. Ikeda, Mathematical Statistician, Statistical Research Division, Bureau of the Census, Washington, DC 20233, U.S.A.
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n'etait pas selectionne independamment d'une strate a
l'autre. En particulier, comme l'avait explique Ernst
(1986), si l'echantillon initial est lui-meme selectionne par
chevauchement avec un plan anterieur, I'hypothese d'inde-
pen dance n'est en general pas valide, ce qui expliquait
principalement pourquoi elle n'etait pas valide dans ces
quatre cas particuliers.

Le second probleme pose par la methode optimale est
que Ie probleme du transport risque d'etre trop grand pour
pouvoir etre resolu en pratique. Le Bureau of the Census
a egalement utilise la programmation lineaire pour Ie
chevauchement du plan du SIPP des annees 1990 avec
celui des annees 1980, deux plans a deux UPE par strate.
L'echantillon initial du SIPP a ete selectionne indepen-
damment d'une strate a l'autre. Toutefois, Ie probleme du
transport pour la methode optimale aurait ete trop grand
pour autoriser une solution pratique pour plusieurs des
strates. Cette difficulte se pose du fait que pour chaque
nouvelle strate constituee de n UPE, Ie nombre de variables
du probleme de transport pour la methode optimale peut
atteindre 2n x (2). La valeur de n la plus grande pour
laquelle un probleme de transport comportant .un tel
nombre de variables peut etre resolu avec les moyens infor-
matiques que nous avions a notre disposition etait approxi-
mativement n = 15.

Nous presentons ci-apres une formule a taille reduite
de la methode de chevauchement, assimilee a un probleme
de transport, qui reduit Ie nombre de variables du SIPP a
((2) + n + I) x (2), une reduction surprenante pour
les valeurs de n moderees a grandes. Cette methode part
de I'hypothese que I'echantillon initial a ete selectionne
independamment d'une strate a I'autre; elle n'aurait de ce
fait pas pu remplacer la methode de Ernst (1986) pour Ie
chevauchement des plans du CPS et du NCVS. Cette
methode a taille reduite a ete utili see avec succes pour des
strates comptant jusqu'a 68 UPE. A titre de com£araison,
pour un n = 68, Ie nombre possible de 268 x ( 1) varia-
bles de la formule non reduite depasse de loin la taille des
problemes qui peuvent etre resolus avec les ordinateurs
courants. En outre, meme si la reduction de la taille se fait
au detriment de l'optimalite, il semble qu'elle donne en
pratique des resultats passablement proches des valeurs
optimales, comme nous Ie demontrerons ci-apres. La
methode a taille reduite est celle que nous avons utilisee
pour Ie chevauchement du SIPP.

L'examen de la methode de Causey, Cox et Ernst
(1985), presente dans la section 2, nous sert de toile de fond
pour la presentation de la methode a taille reduite.

La methode a taille reduite est presentee a la section 3.
Meme si elle peut se preter a une application generale, nous
nous contenterons, pour simplifier la presentation, de ne
decrire en details que Ie cas OU Ie plan initial et Ie nouveau
plan comportent deux UPE par strate et se font sans
remise. Nous presentons egalement, dans la meme section,
un petit exemple artificiel de la methode a taille reduite qui
servira a illustrer la methode et a demontrer que l'ordon-
nancement des paires d'UPE dans la strate d'un nouveau
plan, une etape cle de l'algorithme, in flue sur Ie chevau-
chement attendu. Nous soulignons egalement dans cette

section certains resultats analytiques de la comparaison de
la methode a taille reduite et de la methode optimale. Nous
precisons les limites superieures de la perte du chevauche-
ment attendu decoulant de l'utilisation de la methode a
taille reduite au lieu de la methode optimale. Nous expli-
quons egalement que dans certaines situations, cette perte
peut s'approcher de deux UPE pour les plans a deux UPE
par strate -Ie pire scenario envisageable. On trouvera dans
l'article de Ernst et Ikeda (1994) de plus amples details
ainsi que les preuves des resultats presentes dans cette
section, en plus de certains resultats d'autres sections du
present article.

Dans la section 4, nous abordons la question du rende-
ment de la methode a taille reduite, tant pour Ie chevauche-
ment du SIPP actuel que pour des simulations artificielles
du chevauchement des SIPP anterieurs. Le chevauchement
attendu avec cette methode est compare a celui de la selection
independante des UPE du nouvel echantillon et a la limite
superieure du chevauchement optimal attendu. Les resultats
montrent que pour cette application, et contrairement a
certains des resultats theoriques decrits dans la section 3,
Ie chevauchement attendu avec la methode a taille reduite
est beaucoup plus grand que si on avait recouru a une selec-
tion in depend ante pour choisir les UPE du nouvel echan-
tillon. Ce chevauchement est en fait presque aussi grand
que Ie chevauchement optimal prevu. Nous precisons
finalement Ie temps machine necessaire pour la methode
a taille reduite en fonction de la taille des strates.

Finalement, les conclusions de notre etude sont presen-
tees.a la section 5.

2. EXAMEN DE LA METHODE DE
CHEVAUCHEMENT DE

CAUSEY, COX ET ERNST (1985)

La methode de chevauchement de Causey, Cox et Ernst
(1985), comme to utes les methodes de chevauchement,
conditio nne d'une certaine maniere la selection des UPE
des echantillons de chaque nouvelle strate au choix des
UPE de la strate qui faisaient partie de l'echantillon initial.
Cette methode de chevauchement particuliere realise une
optimalite reelle en faisant plein usage de cette information
et en assimilant la procedure a un probleme de transport.
Nous en presentons ci-apres la description.

Precisons tout d'abord certaines des notations qui nous
serviront tout au long de notre expose. Designons par S
une strate du nouveau plan d'echantillonnage. Chacune
de ces strates correspond a un probleme de chevauchement
separe. Designons par n Ienombre d'UPE comprises dans S,
etpar AI, ... , An les UPE en question comprises dans S.
Designons par I Ie sous-ensemble aleatoire de ( 1, ... , n)
tel que k E I si et seulement si Ak etait present dans
l'echantillon initial, et designons par N l'ensemble corres-
pondant du nouvel echantillon. Par exemple, si Az et A3
etaient les UPE de S qui faisaient partie de l'echantillon
initial et AI et A 3 les UPE comprises dans Ie nouvel echan-
tillon, alors, I = (2,3) et N = (1 ,3). Designons par m*,
n* Ie nombre de valeurs possibles de let N respectivement.
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Ji (I,2,3) (l,2) (I,3) (2,3) (I) (2) (3) 0

Tableau 1

Probabilites des groupes possibles d'UPE de I'echantillon initial

Supposons une strate finale S avec n = 3. Toutes les
UPE etaient dans des strates differentes. Soit PI = .6,
pz = .75,P3 = .7,11"1= .5,1I"z = .8,11"3= .7. Puisque
lesUPE etaient toutes dans des strates initiales differentes,
il existe 8 possibilites differentes pour I, dont les proba-
bilites sont presentees dans Ie tableau 1.

Puisque Ie nouveau plan d'echantillonnage est a deux
UPE par strate et sans remise, il existe trois possibilites
pourN:lespairesSI = {1,2},Sz = (1,3},S3 = {2,3}.
Ainsi, P(SI) = .30, P(Sz) = .20 et P(S3) = .50.
Les valeurs ci} sont presentees dans Ie tableau 2. En

maximisant ensuite (2.1) sous reserve de (2.2) et (2.3) avec
les valeurs donnees des P(Ji), P(Sj) et Cij, on obtient Ie
groupe de valeurs optimales de xi} presentees dans Ie
tableau 2. Finalement, en divisant chacune des entrees xi}
d'un rang idu tableau 2 par P(Ji), on obtient un groupe
optimal de probabilites conditionnelles P (Sj I Ji). Par
exemple, puisque X12= .025 et P(Jd = .315, il s'ensuit
que P(Sz I JI) = 5/63.

87654

.21 .045 .09 .07 .03

32

.135 .105.315P(Ji)

Designons par ailleurs par Ji, i = 1, ... , m* les valeurs
possibles de I et par Sj, j = 1, ... , n* lesvaleurs possibles
de N. L'objet de toutes les methodes de chevauchement
est de maximiserle nombre prevu d'UPE dansN n I, tout
en preservant les valeurs des P (Sj ) .
Pour illustrer plus avant certaines de ces notions,

supposons un exemple ou n = 3. Alors, n* = 3 si Ie
nouveau plan compte une ou deux UPE par strate, les
valeurs de N, c' est-a-dire les Sj, etant {1}, {2}, {3} dans
Ie cas a une UPE par strate et {1,2}, {1,3}, {2,3} dans Ie
cas a deux UPE par strate. Supposons main tenant que les
UPE A I etAz etaient dans une strate initiale et que l'UPE
A3 etait dans une autre, et qu'il y avait trois UPE dans
chacune de ces strates initiales. Si Ie plan initial comptait
une UPE par strate, alors m* = 6, et lesvaleurs de I, c'est-
a-dire les Ji, etaient 0, {1}, {2}, {3}, {1,3}, {2,3}. Si Ie
plan initial comptait deux UPE par strate, alors m* = 6,
et les valeurs des Ji etaient {I}, {2}, {1,2} , {1,3} , {2,3} ,
{1,2,3}.
Examinons maintenant Ie probH:~mede transport pour

la methode de chevauchement de Causey, Cox et Ernst
(1985). Soit P(Ji) la probabilite que I = Ji et P(Sj) la
probabilite que N = Sj' En outre, designons par xi} la
variable denotant la probabilite conjointe de ces deux eve-
nements, et designons par ci} Ie nombre d'elements dans
Ji n Sj' Les valeurs des P (Ji ), des P (Sj) et des ci} sont
connues alors que celles des xi} sont des variables dont il
s'agit de determiner les valeurs optimales. Ainsi, Ie pro-
bleme de transport a resoudre consiste a determiner la
valeur de xi} ;?: 0 qui maximise

m* n*

E E ci} xi}
i=1 j=1

Tableau 2

(2.1) Yaleurs de ci} et de xi} qui maximisent Ie chevauchement
pour la methode optimale

sous reserve que

n*

EXi}=P(Ji), i=1, ... ,m*, (2.2)
j=1

m*

E xi} = P(Sj), j = 1, ... , n*. (2.3)
i=1

Noter que dans ce probleme de transport, la fonction
objective (2.1) estle nombre prevu d'UPE de S qui sont
dans N n I. Noter egalement que les contraintes (2.2) et
(2.3) sont requises par les definitions des P(Ji), des
P(Sj) et des xi}'
Une fois obtenues les valeurs optima1es xi}' la proba-

bilite conditionnelle que N = Sj etant donne I = Ji est
donnee par xi}/P(Ji) pour tous les i,j.
Nous presentons ci-apres un exemple de l'utilisation des

formules (2.1) a (2.3) dans un cas ou Ie plan initial et Ie
plan nouveau sont tous les deux a deux UPE par strate et
sans remise. Dans cet exemple comme partout ailleurs dans
Ie present article, nous designerons par Pi' 1I"ila probabi-
lite predeterminee que i E let i E N, respectivement.

Ci} xi}

j j

2 3 2 3

1 2 2 2 .000 .025 .290
2 2 1 1 .135 .000 .000
3 1 2 1 .000 .105 .000
4 1 1 2 .000 .000 .210
5 1 1 a .045 .000 .000
6 1 a 1 .090 .000 .000
7 a 1 I .000 .070 .000
8 a a a .030 .000 .000

Pour cet exemple, comme on peut Ie calculer a partir
de (2.1) et du tableau 2, Iechevauchement attendu en vertu
de la procedure optimale est de 1.735UPE. A titre compa-
ratif, Ie chevauchement attendu si les plans initial et final
sont selectionnes independamment est dePI 11"1+ pz1l"z +
P311"3= 1.39 UPE.
Pour les plans d'echantillonnage sans remise a deux

UPE par strate, les valeurs possibles de N sont toujours
donnees par les sous-ensembles (2) de {1, ... , n} de
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taille 2, c'est-a-dire n* = (2). Toutefois, m* peut varier
largement. m* = (2) lorsque les UPE de S comprennent
une seule strate initiale. La limite superieure de 2n sur m*
est atteinte lorsque toutes les UPE de S etaient dans des
strates initiales differentes, comme Ie montre l'exemple
precedent, et comme dans certaines autres situations.
Ernst et Ikeda (1994) presentent une expression generale
exacte de m* .

En cequi concerne Iechevauchement des plans d'echan-
tillonnage sans remise a deux UPE par strate, Ie nombre
de variables du probleme de transport pour la methode
optimale est m*n*, et peut atteindre jusqu'a 2n(2).
Si n = 15,2n(2) = 3,440,640, ce qui correspond a peu
pres ala capacite de resolution des ordinateurs que nous
avions a notre disposition. Toutefois, n > 15 pour pres
de la moitie des strates qui ne sont pas auto-representatives
(c'est-a-dire celles constituees d'UPE selectionnees avec
probabilite) dans l'enquete SIPP, et it s'est donc avere
necessaire d'elaborer une methode, decrite dans la pro-
chaine section, qui reduit Ie probleme du transport tout
en produisant en pratique un chevauchement attendu
presque maximal.

3. L' ALGORITHME DE LA METHODE
A TAILLE REDUITE

Dans les travaux anterieurs portant sur la reduction de
la taille du probleme de transport defini par les formules
(2.1) a (2.3), on s'est surtout attache a realiser la reduction
de la taille tout en main tenant l'optimalite. Par exemple,
Aragon et Pathak (1990)conserventl'optimalite et reduisent
la taille du probleme de 750/0lorsque m* = n*. Malheu-
reusement, lorsque m* est beaucoup plus grand que n*,
c'est-a-dire lorsque la reduction de la taille serait la plus
utile, leur methode produit une reduction de taille negli-
geableen termes relatifs. Pathak et Fahimi (1992)proposent
une generalisation de cette methode, mais rien n'indique
qu'elle puisse aboutir a coup sur a une reduction de taille
sensible en termes relatifs.

Dans la presente section, nous abordons Ie probleme
de la reduction de la taille sous un angle different. Nous
sacrifions l'optimalite, a tout Ie moins en theorie, pour
obtenir en retour une reduction du probleme de transport
qui en autorise une resolution pratique. Nous yarrivons,
dans les cas ou les plans initial et nouveau comportent tous
les deux deux UPE par strate par exemple, en ordonnant
toutes les paires d'UPE dans une nouvelle strate puis en
conditionnant les nouvelles probabilites de selection pour
tout ensemble initial d'UPE de l'echantillon de taille
superieure a 2 sur la premiere paire d'UPE de l'ensemble
initial plutot que sur la totalite de cet ensemble initial.
Autrement dit, chaque ensemble initial possible d'UPE de
l'echantillon comportant plus de deux UPE est combine
a un ensemble de taille 2. Comme nous l'expliquons ala
section 4, cette methode peut en pratique donner un
chevauchement presque optimal, en particulier avec un
ordonnancement approprie des paires d'UPE tel qu'it est
decris a la section 3.1.2.

La methode de reduction de la taille s'applique dans tous
les cas ou les UPE des plans initial et nouveau sont tirees
sans remise. Toutefois, nous limiterons notre description
detaillee, dans la section 3.1, aux cas ou Ie plan initial et
Ie nouveau plan comportent tous les deux deux UPE par
strate. Nous expliquerons ensuite brievement, dans la
section 3.2, les changements necessaires pour appliquer
cettemethode a d'autres types de plans initiauxet nouveaux.
Finalement, dans la section 3.3, nous presenterons certains
resultats analytiques portant sur les rapports entre Ie
chevauchement attendu de la methode a taille reduite, de
la methode optimale et de la selection independante. Tout
au long de la presente section, nous presumons au depart
que lesUPE de l'echantillon initial ont toutes ete selection-
nees independamment d'une strate a l'autre.

3.1 Methode de reduction de la taille pour deux plans
a deux UPE par strate

La methode que nous decrivons ci-apres presente les
aspects des suivants: l'ordonnancement particulier des
paires d'UPE; la refonte du probleme de transport (2.1)
a (2.3) aux fins de la methode a taille reduite; Iecalcul des
probabilites correspondant aux resultats initiaux de la
nouvelle formulation; Ie calcul des coefficients de cout
(cij) de la fonction objective. Dans la section 3.1.1, nous
presentons une description detaillee de la methode a taille
reduite, et une nouvelle definition du probleme de trans-
port. L'ordonnancement des paires est decrit dans la
section 3.1.2. Finalement, nous presentons dans la section
3.1.3Ie calcul des probabilites des resultats initiaux et des
coefficients de cout.

3.1.1 Description generale de la methode

Dans une premiere etape, les sous-ensembles (2) de
{1, .,., n} de taille 2 sont ordonnes selon une methode
que nous decrirons ulterieurement. (Qu'il nous suffise pour
l'instant de mentionner que n'importe quel ordonnancement
peut servir a reduire la taille du probleme de transport. La
methode precise que nous retenons permet de parvenir a
ce result at en conservant la plus grande part possible des
gains de la methode optimale enmatiere de chevauchement.)
Designons par Ii' i = 1, ... , (2), Ie i-ieme element
de l'ordonnancement et par I(n)+1> ,. " I(~)+n les
n sous-ensembles a un seul elemeht. Posons fMalement
que I (n1 +n+ 1 = 0. Ainsi, les Ii constituent chacun des
sous-eAsemblesde {I, . , , , n }.de deux elements ou moins.
A thaque possibilite de I correspond un ensemble 1*
unique parmi ces (2) + n + 1 sous-ensembles, et les
nouvelles probabilites de selection sont conditionnees sur
ce 1* plutot que sur I. Ainsi, les nouvelles probabilites de
selection sont conditionnes sur (2) + n + 1 evenements
plutot que sur un nombre possible de 2n evenements, ce
qui explique la reduction de la taille. Le parametre 1* est
Ie premier Ii pour lequel Ii C I. C'est-a-dire que si I con-
siste en au moins deux nombres entiers, 1* correspondra
a la premiere paire de l'ordonnancement contenue dans
I,tandis que si I est un ensemble a un seul element ou un
ensemble vide, on obtiendra alors 1* = I.
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Le probleme de transport a taille reduite cherche a
conserver les UPE correspondant aux elements de l'ensemble
1* dans Ie nouvel echantillon, mais n'utilise pas l'infor-
mation sur les elements dans I - 1*. Ce probleme de
transport a taille reduite fonde sur l'ensemble de Ii prend
la forme decrite d-apres. Designons par pt la probabilite
que 1* = Ii, i = 1, , (2) + n + 1, et abregeons
7rJ = P(Sj), j = 1, , (~). Pour chaque i,j, la
variable xij correspond a la probabilite conjointe que
1* = Ii et que N = Sj, alors que cij designe Ie nombre
attendu d' elements dans I n Sj etant donne 1* = Ii. Le
probleme consiste a determiner Ie xij ~ 0 qui maximise

bit = P(t E I I I* = Ii),

Tableau 3
Probabilites des ensembles associes: methode a taille reduite

76

(3) 0
.07 .03

5

(2)

.09

4

( I)

.045

3

( 1,3)

.105

2

(1,2 }

.135

i = 1, ... , (~) + n + 1, t = 1, ... , n, (3.5)

Les valeurs de cij pour cet exemple sont presentees au
tableau 4. Pour les obtenir, nous avons simplifie les calculs
en posant que

Ii (2,3)

pf .525

(3.1)E cij xij'
j=1i=1

sous reserve que

pj = P(l = [1,2,3}) + P(l = [2,3}) = .525, (3.4)

p? = P(Ji), i = 2,3, etpt = P(Ji+l), i = 4, ... ,7,
donnant les valeurs presentees au tableau 3. Puisque
7r/ = P (Sj ), nous obtenons 7rt = .30, 7r! = .20,
7rl = .50.

Une fois obtenues les valeurs optimales de xij' les
probabilites conditionnelles de nouvelle selection pour Sj,
.i = 1, ... , (2), etant donne 1* = Ii' sont xij/Pt. A noter
que Ie nombre de variables xij dans les formules (3.1) a
(3.3) est ((2) + n + 1) x G),comparativementaun
maximum de 2n x (~) dans les formules (2.1) a (2.3).

II nous reste a expliquer la methode generale utili see
pour ordonner les (2) paires ainsi que les methodes de
calcul des valeurs de pt et de cij' Avant cela, nous proce-
derons a une demonstration de la methode a taille reduite
avec l'exemple a deux UPE par strate utilise dans la
section 2 afin d'illustrer la formulation du probleme de
transport pour la methode optimale.

L'ordonnancement des paires de cet exemple, comme
il sera demontre plus tard, est [2,3}, [1 ,2}, [1 ,3}. En con-
sequence, les valeurs Ii sont presentees dans Ie tableau 3.
Noter que siI = [1 ,2,3} ou I = [2,3}, l'ensemble assode
devient alors II = [2,3}. Pour les six autres possibilites
pour I l'ensemble assode est Ilui-meme.

Par consequent, en utilisant les valeurs du tableau 1,
nous obtenons

(3.6)

Tableau 4
Valeurs de cij et de xij qui maximisent Ie chevauchement

pour la methode a taille reduite
cij xij

j j

Ii 2 3 2 3

1 (2,3) 1.6 1.6 2.0 0.000 0.025 0.500
2 ( 1,2) 2.0 1.0 1.0 0.135 0.000 0.000
3 ( 1,3) 1.0 2.0 1.0 0.000 0.105 0.000
4 ( I) 1.0 1.0 0.0 0.045 0.000 0.000
5 (2) 1.0 0.0 1.0 0.090 0.000 0.000
6 (3 } 0.0 1.0 1.0 0.000 0.070 0.000
7 0 0.0 0.0 0.0 0.030 0.000 0.000

P(l = [1,2,3})------------- = .6.
P(l= [1,2,3}) +P(l= [2,3})

Ainsi, Ie nombre attendu d'elements dans I n Sj, sous
reserve que 1* = Ii' est simplement la somme des proba-
bilites que chacun des deux elements de Sj soit dans I, etant
donne 1* = Ii. Observer en outre que si Ie probleme de
transport pour la methode optimale connait la valeur exacte
de I et connalt donc avec certitude si chaque element de
Sj est egalement dans I, tel n'est pas Ie cas en ce qui con-
cerne la methode a taille reduite puisque dans ce cas, seul
l'ensemble assode Ii est connu. A titre d'illustration, exa-
minons Ie premier rang du tableau 4. Puisque II = [2,3},
nous savons que 2 E let 3 E I, et donc que b12 =b13 = 1.
Toutefois, nous ne savons pas avec certitude si 1 E Ipuisque
II est l'ensemble assode a la fois pour I = [1,2,3} et
I = [2,3}. En fait, en se reportant au tableau 1,

et en not ant que si Sj = [s,l}, alors

(3.3)j = 1, ... , (~).

i=I, ... ,(~) +n+l, (3.2)

G) +n+ 1

E Xij = 7rJ,
i=1

E xij = pt,
j=1
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Ainsi, Cll = bll + bl2 = 1.6, et C12, et C]3 se calculent
de la meme fal;on. Pour les six autres rangs du tableau 4,
Ii = I et nous savons donc avec certitude quels sont les
nombres entiers de I. En consequence, les cij de ces six
rangs se calculent facilement.

Finalement, nous maximisons Iechevauchement attendu
(3.1) sous reserve de (3.2) et (3.3), obtenant ainsi les
valeurs xij du tableau 4. Les probabilites conditionnelles
P(N = Sj I I* = Ii) du tableau 5 sont ensuite calculees
en divisant chacune des entrees xij dans Ie i-ieme rang du
tableau 4 par p1.

Tableau 5

Probabilites conditionnelles pour la methode a taille reduite
j

Ii 2 3

I {2,3] 0 1/21 20/21
2 {1,2 ] 1 0 0
3 {1,3] 0 1 0
4 {Il 1 0 0
5 {2l 1 0 0
6 (3 ] 0 1 0
7 0 1 0 0

Le chevauchement attendu pour la methode a taiIle
reduite est inferieur de .01 a la valeur optimale, c'est-a-dire
1.725 UPE. Cet ecart par rapport a I'optimalite est dfi
uniquement au fait que Ie chevauchement attendu est de
1.6 pour l'evenement conjoint/* = (2,3) etN = (I ,3).
Puisque la probabilite de cet evenement conjoint est .025
et que la methode optimale pour cet exemple donne
toujours un chevauchement de 2lorsqu'il existait au moins
2 UPE dans l'echantiIlon initial, l'ecart par rapport a
l'optimalite est de .025(2 - 1.6) = .01.

La methode a taiIle reduite ne permet pas de realiser
I'optimalite parce que la paire (2,3) est assortie d'une
probabilite de selectionmoindre dans Ienouvel echantillon
que dans l'echantiIlon initial. Ainsi, tant pour la methode
optimale que pour la methode a taiIle reduite, il convient
parfois de selectionner une autre paire (toujours (I ,3)
pour les deux methodes de cet exemple) lorsque l'echan-
tillon initial etait (2,3). Les deux methodes se distinguent
en ce que la methode optimale choisit uniquement ( 1,3 J
lorsque 1 E I. Avec la methode a taiIle reduite, il n'est
pas possible d'utiliser I'information concernant 1 E I.
Ainsi, lorsque (2,3) C I, 1 E N independamment de
1 E I. C'est la la cause de l'ecart par rapport au chevau-
chement optimal.

3.1.2 Ordonnancement des paires

Nous examinons ci-apres comment on parvient gene-
ralement a ordonner les paires. Nous designons a cette fin
par PsI' 7fSI' S, t = 1, ... , n, S .,r. t, la probabilite con-
jointe que s, t E I et s, tEN, respectivement.

Nous procedons a I'ordonnancement des paires pour
lesmotifs suivants. Si la i-iemepaire de l'ordonnancement
est {s, t J Ie probleme de transport pourra alors conserver
cette paire dans Ienouvel echantillon lorsque I* = Ii avec
la probabilite conditionnelle min ( 1,7fsl/p1). (La proba-
bilite de conservation conditionnelle ne peut depasser ce
seuil puisqu'une valeur plus elevee donnerait une proba-
bilite de selection inconditionnelle superieure a 7fSI pour
la paire du nouveau plan). Ainsi, I'objectif general de
I'ordonnancement est de rendre cesprobabilites condition-
nelles aussi gran des que possible en moyenne pour toutes
les paires.

Pour montrer comment I'ordonnancement des paires
influe sur Ie chevauchement attendu, nous examinons
I'exemple du tableau 3. Notre methode d'ordonnance-
ment, comme nous Ie montrerons plus tard, donne les
resuitats indiques et un chevauchement attendu de 1.725
UPE. Examinons maintenant une autre solution d'ordon-
nancement pour cet exemple. Soit {1,3 J la premiere paire
de I'ordonnancement, {1,2J la secondeet {2,3J la derniere,
on obtient I* = (I ,3) dans tous les cas ou I = (I ,2,3)
ou I = (I ,3). Ainsi, pour cet ordonnancement, pr est la
probabilite que I* = (1,3 J , et sa valeur est .42. En outre,
dans ce cas,pf = P(l* = (2,3) = P(l = (2,3» = .21,
alor'sque les 5 autres colonnes du tableau 3 restent inchan-
gees. L' ordonnancement de rechange donne un tableau de
probabilites conditionnelles semblable au tableau 5 sauf
dans Ie rang 1 ou les colonnes Ii, j = 2 etj = 3 devien-
nent maintenant {1,3 J, 10121et 11121respectivement, et
dans Ie rang 3 ou les colonnes correspondantes deviennent
(2,'3), 0 et 1 respectivement.
En utilisant la methode de I'ordonnancement original,

il est possible de calculer que Ie chevauchement attendu
pour l'ordonnancement de rechange est inferieur de .055
a la valeur optimale, c'est-a-dire qu'il est de 1.68 UPE.
La raison pour laquelle cet ordonnancement de rechange
donne un chevauchement attendu plus faible est donnee
ci-apres. En general, I'entree plus tardive d'une paire dans
I'ordonnancement entraine une valeur p1 correspondante
plus faible et donc une probabilite de retention condi-
tionnelle plus elevee lorsque I* = Ii' Ainsi, avec (I ,3)
au premier rang de I'ordonnancement, 7f]3/pr = 10121,
ce qui correspond a la probabilite conditionnelle de reten-
tion pour cette paire lorsque I* = {1,3 J. Par contre,
lorsque ( 1,3) est au troisieme rang de I'ordonnancement,
7f]3/pf > 1 et cette paire est retenue avec certitude. Par
aiIleurs, la probabilite de retention conditionnelle de la
paire (2,3) lorsque I* = {2,3 J augmente aussi pour
atteindre 1 lorsque {2,3 J passe du premier au troisieme
rang de l'ordonnancement, mais l'augmentation n'est que
de 20121 et I'ordonnancement original du tableau 3 produit
donc une augmentation plus grande que prevue du chevau-
chement attendu que l'ordonnancement de rechange.

Ainsi, commeIemontre cet exemple,I'objectif de I'ordon-
nancement consiste a placer plus tot dans I'ordonnance-
ment les paires assorties d'une probabilite de retention
conditionnelle relativement eleveememe avecun placement
precoce. Pour obtenir l'ordonnancement voulu des paires
de nombres entiers, on obtiendra d'abord par recursion
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i E Fa n Tk' (3.12)

et finalement, tel que l'ont etabli Ernst et Ikeda (1994),

ou

(3.11)

(3.10)

pf~(T) = Pi - E Pij,
iEFo:-T

p~(T) = 1 - E Pi + E Pij,
iEFa- T i,iEFa- T

i<i

Ensuite, pour chaque k = 1, ... , n - 1, I' ordonnan-
cement gd£), £ = 1, ... , n - k, est defini de fa90n
recursive par Ie choix de gk (£) E Tk£ qui satisfait a

p?) =pf~(Tk) IIp/(Tk), k = 1, ... ,n,
£= 1
£"'-a

On observe queun ordonnancement f (1), , f (n) de {I, ... , n } .
Ensuite, pour chaque k = 1, , n - 1, on etablira par
recursion un ordonnancement gd 1), ... , gdn - k) de
{1, ... ,n} - (f(I), ... ,f(k)}. Unordonnancement
lineaire des paires distinctes de {1, ... ,n} pourra alors etre
determine comme suit. Chacune de ces paires peut etre
representee uniquement sous la forme d'une paire ordonnee
(f(k), gd£» pour un certain k E {I, ... , n - I},
£ E {I, ... , n - k}. Une seconde paire pouvant etre
representee sous la forme (f(k'), gk'(£')) precede
(f(k), gd£)) si et seulement si k' < k, ou k' = k et
£' < £. A titre d'explication pour l'exemple que nous
venons d'examiner, il sera montre plus tard quef( 1) = 2,
f(2) = 3,/(3) = l,gdl) = 3,gl(2) = 1etg2(1) = 1,
et que l'ordonnancement des paires est donc Ie suivant:
{2,3}, {2,1}, {3,1}. L'ordonnancement def et l'ordonnan-
cement de gk seront tous les deux effectues pour repondre
a l'objectif en once au debut du present paragraphe.

Pour obtenir l' ordonnancement f (1), ... , f (n), on
definitdefa90nrecursivef(k),k = 1, ... ,n,enchoisis-
sant unf(k) E Tk qui satisfait a

1rf(k)/PXk) = max{1ri/p/k): i E Tk},

ou
{1, ... ,n} - (f(1), ... ,j(k)},

Tk£ = Tk(£-I) - (gk(£ - I)}, £ = 2, ... , n - k,

= pl(k),o:(n£)pj~(n£) IIpf(nf) si ex ~ (3.
1=1

l"'-a,{3

rtf = Tk£ U (f(k)}, £ = 1, ... , n - k,

pXl),i = P(f(k), j E I et I C n£),

£ = 1, ... , n - k, j E Tk£. (3.13)

(3.14)

r

p Ylk),i = Pf(k),i IIpf (Tr£) si ex = (3,
1=1
1"'-a

r

Noter que pJ?k),i designe ainsi la probabilite conjointe
quef(k) soit Ie premier nombre entier de l'ordonnance-
ment f dans I, qu'aucun des premiers nombres entiers
£ - 1 dans l'ordonnancement gk ne soit dans I et que
j E I. En consequence, pJ?k), gk<fJdesigne la probabilite
que 1* = (f(k?,gk(£)}' Par ailleurs, si Ii = (f(k), gk(£)},
alors pf = PX(k),gk(£)' et Ie choix de gd£) donne donc la
valeur de 1rf(k),gk(f)/pf la plus grande parmi les elements
de Tkf, conformement a l'objectif deja mentionne de
l'ordonnancement des paires d'UPE.

Pour calculer pJ?k),i' Ernst et Ikeda (1994) etablissent
que sif(k) E Fa,j E F{3alors

T1 = {I, , n}, Tk = Tk-I - (f(k - I)},

k = 2, , n, p?) = P(i E I et I C Tk),

k=I, ... ,n, iETk. (3.7)

p~ (T) = P(l n Fo: C T), ex = 1, , r,

Tc {1, ,n}, (3.8)

Puisque pP) = Pi' l'ordonnancement que nous venons
de definir equivaut a placer d'abord une UPE dont la
valeur de 1ri/pf, est la plus elevee. Pour tous les k,p)N)
est la probabilite quef(k) faisait partie de let que aucun
des elements k - 1 precedantf(k) dans l'ordonnance-
mentf ne faisaient partie de I. Ainsi, p)N) est la proba-
bilite qu'une tentative soit faite de retenir Af(k) dans Ie
nouvel echantillon soit comme premier membre d'une
paire ordonnee d'UPE de l'echantillon initial, soit comme
UPE unique de l'echantillon initial dans S. En regIe gene-
rale, plus 1rf(k) /p)N) est grand et plus cette tentative
risque de porter fruit. Ainsi, la motivation de l'ordonnan-
cementf des UPE individuelles est l'analogue de la moti-
vation de l'ordonnancement des paires d'UPE dont nous
avons deja parle.
n nous reste a expliquer comment calculer p/k) pour

k ~ 2. A cette fin, designons par r Ie nombre de strates
initiales qui ont des UPE en commun avec S, et par F,Y.>
ex = 1, ... , r, une partition de {1, ... , n} telle que i et j
font partie du meme Fa si et seulement si Ai et Ai faisaient
partie de la meme strate initiale. Soit

pf~(T)=P(iEI etInFaCT), ex=I, ... ,r,

Tc {1, ... ,n}, iEFa n T. (3.9)
Nous presentons ci-apres les calculs utilises pour obtenir

l'ordonnancement de l'exemple sur lequel nous nous
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= 0 si t E Tkf - (gk(£) )

et 'Y = a = (3, (3.18)

Pf(k),1 si t E Tkf - (gd£))
Pj(k),a( Tff)

et 'Y = a -;r. (3, (3.19)

Ernst et Ikeda (1994) demontrent comment les formules
(3.16) a (3.21) ant ete obtenues.

Lors de la mise en oeuvre du SIPP en conditions reelles,
il a fallu modifier la methode a taille reduite pour realiser
Ie chevauchement du plan d'echantillonnage du SIPP des
annees 1990 et de celui des annees 1980. Ces modifications
se sont averees necessaires par suite de changements inter-
venus dans les definitions des UPE d'une decennie a
l'autre. En effet, certaines UPE du plan des annees 1990
pouvaient recouper plus d'une UPE du plan des annees
1980. Ces modifications sont decrites en details dans
l'article de Ernst et Ikeda (1994).

si t E Tkf - (gd£))

et 'Y -;r. a, 'Y -;r. (3. (3.21)

= 0 si t ~ Tkf,

(3.16)

(3.17)

si t E Tkf - (gd£))

et 'Y = (3 -;r. a, (3.20)

= Pgk(f),1

P;k(f),{3(Ttf)

= pf~(Tkf)

P~(Tkf)

bit = 1 si t = f(k) ou t = gk(£),

pil) = P2Z( 1,2,3 )p{'JI 1,2,3 )p3(I,2,3) = PZPI . 1 = .45,

3.1.3 Calcul de Pf et de Cij

Nous expliquons ensuite Ie calcul des valeurs dePf . Si
Ii designe la paire de nombre entiers Ii = (f ( k), gk (£) )
I . . . * 0) Ea ors, comme note anteneurement, Pi = Pf(k),gk(f)' n
consequence, Pf peut etre calcule a l'aide de la formule
(3.14) avecj = gd£).

Si Ii est un ensemble a un seul element (t) pour un
certain t E Fa' alors, comme I'ont etabli Ernst et Ikeda
(1994),

somme penches. Notons d'abord quef( 1) = 2 puisque
la valeur de 7ri/Pi la plus grande s'obtient quand i = 2.
Trouvons ensuite gd 1) qui, puisque f (l) = 2, est Ie
j E (1,3) qui donne la valeur maximale de 7rZj /pi). Pour
determiner cej, posons d'abord Fa = (a), a = 1,2,3,
et notons que TTl = (1,2,3). Selon (3.14) avec a = 2,
(3 = 1, il s'ensuit que

et on peut de la meme fa~on obtenir que pill = .525.
Ainsi, g( (l) = 3, puisque .5/.525 > .3/.45. Par conse-
quent, la premiere paire de l' ordonnancement est (f ( 1),
gl(l») = (2,3). Ensuite, gl(2) = 1, puisque 1 est Ie
seul nombre entier qu'il nous reste a utiliser dans I'ordon-
nancement gh et la seconde paire est de ce fait If (l),
gI<2)) = (2,1). II n'est pas vraiment necessaire de
determiner f(2) puisque (1,3) est la seule et done la
derniere paire qui reste, mais a des fins d'illustration, on
peut observer que Tz = (1,3), plZ) = P{'l ( 1,3 )pi ( 1,3 )
p3(I,3) = PI< 1 - pz) . 1 = .15 selon (3.12), et que de la
memefa~onpF) =P3(l-pz).1 = .175. Done,
f(2) = 3 puisque .7/.175 > .5/.15. En consequence,
gz (l) = 1,f (3) = 1.

bit = 0 si Ii = 0,

= 0 si Ii = (v) et t -;r. v,

= 1 si Ii = (v) et t = v,

tandis que SUi = If(k), gk(£») etf(k) E Fa' gk(£) E F{3,
t E F-y, alors

3.2 Modifications de la methode a taille reduite pour
d'autres plans

'En regie generale, on considere n'importe quel plan
d'echantillonnage initial sans remise de la forme m' -UPE
par strate et n'importe quel plan d'echantillonnage final
sans remise de la forme m-UPE par strate, OU m ' , m sont
des nombres entiers positifs quelconques. Meme si la
methode a taille reduite de la section 3.1 n'a ete presentee
que pour Iecas ou m = m' = 2, elle peut en fait s'appli-
quer pour n'importe quelles valeurs de m, m' . Nous pre-
sentons brievement ci-apres les modifications necessaires
lorsque m -;r. 2 ou m' -;r. 2.

L'utilisation d'une valeur differente de m' ne demande
Iechangement que d'une partie seulement des calculs. Par
exemple, si m = 2 mais m' -;r. 2, les calculs de p/k),
P'/{k),j et cij seront differents, mais leurs definitions res-
teront les memes.

Si m = 3, peu importe la valeur de m' , on procede a
I'ordonnancement de triplets de nombres entiers au lieu
de paires dans ( 1, ... , n). SiIconsiste en au moins trois
nombres entiers, les nouvelles probabilites de selection
sont conditionnees seulement sur Ie premier triplet de la

(3.15)

Pf = IIP~ (0).
u=1

Pf = PI~«(tJ) IIp~(0).
u=1
u#a

Finalement, si Ii = 0, alors

II reste simplement a expliquer Ie calcul des cij qui,
selon (3.5) et (3.6), revient a calculer bit, i = 1, ... ,
(2) + n + 1, t = 1, ... , n.
Pour Ie calcul de bit, on observe que
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liste ordonnee de I.Autrement, les nouvelles probabilites
de selection sont conditionnees sur Ilui-meme. Ainsi, les
nouvelles probabilites de selection sont conditionnees sur
(3) + (2) + n + 1 evenements.

Pour obtenir l'ordonnancement voulu des triplets de
nombres entiers, on etablit d'abord l'ordonnancement des
/(1), ... ,/(n) et des gdl), ... , gk(n - k) comme
dans Ie cas ou m = 2. Ensuite, pour chaque k = I, ... ,
n - 2, f = 1, ... , n - k - 1, un ordonnancement
hkf(l), ... ,hkdn-k-f)de{l, ... ,nl - (f(1), .. "
/(k), gk(1), . ,., gk(£)Iest etabli d'une maniere semblable
a celIeutilisee pour gd 1), ... , gk(n - k). Par exemple,
en definissant hkf( v) pour v 2: 2, pHh,J de la definition
de gk (£) est remplace par

P(J(k), gk(£), j E I et I C (11f U gdf» -

(hkf(1), ... , hkf (v - 1) I).

Un ordonnancement lineaire des triplets distincts de
( 1, ... , n I est alors determine en representant chaque
triplet par un triplet ordonne unique ayant la forme
(f(k), gk(f), hkf(v». Un deuxieme triplet (f(k'), gdf'),
hk,f' (v'» precede Ie premier si et seulement si k' < k,ou
k I = k et f' < f, ou k I = k et f' = f et v I < v.

Pour les valeurs de m 2: 4, des ordonnancements de
m-uplets seraient definis selon une procedure semblable,
et les nouvelles probabilites de selections seraient condi-
tionnees sur (:J-z) + (m ~ 1) . .. + n + 1 evenements.

Pour m = 1, les nouvelles probabilites de selection sont
conditionnees sur Iepremier membre de l'ordonnancement
/(1), ... ,J(n) dans I si I ,c. 0, ou sur 0 si I = 0.

A noter que sim > m I , il est possible qu'au moins une
partie des m-uplets ordonnances ne soient pas des sous-
ensembles de I, auquel cas ces sous-ensembles seraient
exclus de I'ordonnancement et de I'ensemble d'evenements
sur lesquels les nouvelles probabilites de selection sont
conditionnees. Si aucun m-uplet ne peut etre un sous-
ensemble de I, alors les nouvelles probabilites de selection
sont conditionnees sur Ilui-meme.

II n'est pas necessaire de limiter les evenements initiaux
utilises dans Ie probleme de transport uniquement aux
sous-ensembles de Ide taille m ou moindre. Par exemple,
si ~ = 2 et si cn + (2) + n + 1 est suffisamment
petit, on peut alors utiliser une methode conditionnee sur
des sous-ensembles de trois ou moins, ce qui donne un
chevauchement attendu generalement plus grand. A
l'inverse, si (:J-z) + (m ~ 1) ... + n + 1 est trop
grand, les nouvelles probabilites de selection peuvent etre
conditionnees sur des sous-ensembles de Ide taille m" ou
moins, ou m" < m, en donnant par contre un chevauche-
ment attendu generalement plus petit.

3.3 Rapports entre les chevauchements attendus de la
methode it taille reduite, de la methode optimale
et de la selection independante

Designons par OJ>OR, 00 Ie chevauchement attendu
avec la selection independante, la methode a taille reduite
et la methode optimale respectivement. Ernst et Ikeda
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(1994) examinent les rapports qui existent entre ces para-
metres. Nous resumons brievement ci-apres les resultats
de leur etude.

II est admis au depart que 01 :5 OR :5 00 pour tout
m, m I, ou m, m I sont tels que decrit a la section 3.2. En
outre, pour Ie cas qui nous interesse, m = m I = 2, les
limites inferieures sont etablies sur OR' et les limites supe-
rieures sont etablies sur 00 et 00 - OR'

Par exemple, designons par !J-2la probabilite qu'il
existe au moins deux elements dans I, et designons par !J-I
la probabilite que I soit un ensemble a un seul element. Soit

A = min(min{7l";IP;: i = 1, ... , n},

min{7l"ijlpij: i,j = 1, ... , n, i ,c. j}, 1).

Alors 00:5 2!J-2 + !J-I>OR2: A(2!J-2+ !J-,I2), et 00 -

OR :5 2(1 - A)!J-2+ (1 - AI2)!J-I'
Malheureusement, ces Iimites ne sont pas toujours tres

strictes. Toutefois, dans certaines circonstances, elles
peuvent etre utiles. Par exemple, si 7l"ij2: Pij pour tous les
i,j et s'il existe une probabilite 1que Icontienne au moins
deux elements, il s'ensuit, compte tenu de ces limites, que
OR = 00 = 2.

Finalement nous presentons un exemple du pire cas
envisageable pour OR en rapport avec 00 lorsque m,
m I = 2. On observe que 00 peut etre egal a 2, tandis
que ORest arbitrairement pres de O. Ainsi, du moins en
theorie, la methode a taille reduite peut s'averer inefficace.
En pratique toutefois, comme nous Ie demontrerons dans
la prochaine section, ORest beaucoup plus pres de 00 que
de 0/, au moins en ce qui concerne Ie SIPP.

4. APPLICATION DE LA METHODE A TAILLE
REDUITE AU SIPP

Nous presentons ci-apres les resultats des simulations
du chevauchement du SIPP realisees avant I'enquete, aux
fins de la recherche et des essais, ainsi que les resultats du
chevauchement du SIPP obtenus en conditions reelles.
Pour en savoir plus sur cette question, consulter Ernst et
Ikeda (l992b, 1994).

Pour la mise en oeuvre de la methode de chevauche-
ment a taille reduite, nous avons utilise un logiciel d'opti-
misation du flux de COlltminimal (minimum cost flow ou
MCF) cree par Darwin Kingman et John Mote de la
University of Texas, a Austin, qui nous a permis de
resoudre Ieprobleme de transport requis. Un programme
en FORTRAN a ete cree pour preparer les donnees d' entree
et pour traiter les donnees de sortie du logiciel MCF.

Pour tester Ie logiciel avant la tenue de I'enquete, nous
avons utilise Ie programme pour effectuer Ie chevauche-
ment de deux stratifications du SIPP de la region du
Midwest fondees sur les donnees du recensement de 1970
avec la stratification du plan veritable utilise dans la meme
region pour Ie SIPP au cours des annees 1980. (A l'epoque
de la realisation de ce test, les donnees du recensement de
1990n'etaient pas encore disponibles.) Les stratifications
de 1970ont ete produites en stratifiant lesUPE selectionnees
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Tableau 6

Temps machine pour la methode it taille
reduite

avec probabilite des SIPP realises dans la region du
Midwest au cours des annees 1980, en utilisant les donnees
de 1970. Les deux stratification de 1970 ont donne une
repartition des UPE selectionnees avec probabilite en
31 strates, en utilisant differents groupes de variables de
stratification. Les stratifications fondees sur les donnees
de 1980et de 1970ont ete assimilees a des stratifications
"initiales" et "finales" aux fins de l'algorithme de
chevauchement.

Au cours de l'enquete veritable, tel qu'il est mentionne
dans la section 3.1 et comme I'expliquent en details Ernst
et Ikeda (1994), on a utilise une modification de la methode
a taille reduite pour Ie chevauchement du plan du SIPP
des annees 1990et de celui des annees 1980a cause d'une
difference dans la definition des UPE entre les deux
decennies. La methode a taille reduite modifiee a ete uti-
lisee pour Ie chevauchement de 103 strates non auto-
representatives finales (plan des annees 1990) du SIPP.

Le chevauchement attendu a ete calcule pour l'algo-
rithme de chevauchement maximum a taille reduite, pour
la selection independante des UPE finales et pour une
limite superieure du chevauchement attendu avec la
methode optimale. On a calcule une limite superieure au
lieu du chevauchement optimal reel parce qu'il est impos-
sible de calculer un chevauchement optimal pour la strate
la plus grande. Aux fins de la simulation, la limite supe-
rieure utili see a ete celIe mentionnee dans la section 3.3,
1-t2 + 21-tl, tandis qu'aux fins de l'enquete SIPP, il a fallu
utiliser une limite superieure differente, decrite par Ernst
et Ikeda (1994), a cause de la difference des definitions des
UPE entre les annees 1980 et 1990.

Les resultats des deux stratifications finales de la simu-
lation etaient generalement semblables I'un a I'autre. La
combinaison des resultats des deux a donne un chevauche-
ment attendu moyen pour cet ensemble de 62 strates de
1.552, 1.569 et .480 UPE/strate pour la methode a taille
reduite, la limite superieure du chevauchement optimal et
la selection independ ante respectivement. Pour la mise en
oeuvre du SIPP en conditions reelles, les donnees corres-
pondantes ont ete de 1.523, 1.647 et .582 respectivement,
alors que les chevauchements attendus correspondant
d'UPE pour les 103 strates etaient 156.9, 169.6 et 59.9
respectivement. Ainsi, tant dans les simulations que dans
I'enquete SIPP veritable, la methode a taille reduite a
donne des resultats raisonnablement proches de la limite
superieure de la methode optimale.

Nombre d'UPE

18

37

49

68

Temps machine
(hh:mm:ss)

0:36

5:44

24:05

2:23:43

Le temps d'execution de l'algorithme a taille reduite a
ete relativement court pour la plupart des strates. Nous
presentons ci-apres les temps machine de la simulation
pour la strate finale avec differents nombres d'UPE. Nous
avons utilise un ordinateur Solbourne 5/605. Le nombre
median d'UPE dans une strate, pour Ie groupe entier de
62 strates, etait de 17. La strate la plus grande contenait
68 UPE.

Nous avons egalement determine, pour l'enquete SIPP
en conditions reelles, que 41 des 103 strates finales du
chevauchement de la methode modifiee a taille reduite
auraient ete incompatibles avec la methode optimale. En
effet, selon nos estimations, la taille maximale du pro-
bleme de transport, en termes de nombre de variables,
pouf'l' execution du programme, etait fixee a 4 x 106• Le
nombre de variables pour la methode optimale etait infe-
rieur a 4 x 106 pour toutes les strates (56) a n ::5 14,
mais depassait la limite pour 41 des 47 strates a n ~ 15,
y compris deux a n = 15. La taille maximale du probleme
de transport avec la methode optimale pour les 103strates
a ete atteinte avec une strate a n = 46, pour laquelle
il yavait 3.61 x 1012 variables. Par contre, il y avait
1.03 x 106variables pour la meme strate avec la methode
a taille reduite modifiee.

L'efficacite relative du chevauchement de la methode
a taille reduite comparativement a la methode de Ernst
(1986)presente egalement un interet. On pense en general
que la methode a taille reduite devrait produire un chevau-
chement plus grand dans les cas ou les deux methodes sont
utilisables, puisque la methode a taille reduite tire profit
de l'independance de strate a strate du plan initial. Tou-
tefois, meme si la methode de Ernst (1986) s'applique aux
plans a deux UPE par strate, aucun logiciel n'ajamais ete
cree au Census Bureau (ni ailleurs a notre connaissance)
pour en permettre I'utilisation avec ce type de plan puis-
qu'il n'y a pas encore eu d'application en conditions reelles
pour un tel programme. En consequence, il n'est pas
possible de comparer directement ces deux methodes avec
les memes donnees. On peut toutefois faire une compa-
raison sommaire a partir des resultats de la methode de
chevauchement a taille reduite pour l' enquete SIPP et des
resultats du chevauchement obtenus avec la methode de
Ernst (1986) pour Ie chevauchement des plans du CPS et
du NCVS pour les annees 1990 avec leurs contreparties
respectives des annees 1980. (Les plans des enquetes CPS
et NCVS des annees 1980et 1990comptent tous une UPE
par strate.)

Dans Ie cas du CPS, la methode de chevauchement a
donne une augmentation moyenne du chevauchement
attendu de .26UPE par strate comparativement au resultat
de la selection independante; dans Ie cas du NCVS, elle a
donne une augmentation moyenne du chevauchement
attendu de .30 UPE par strate. A titre comparatif, on a
obtenu une augmentation de .94 UPE par strate avec la
methode a taille reduite par rapport a la selection indepen-
dante pour Ie SIPP. Si les deux methodes de chevauche-
ment sont egalement efficaces, on pourrait alors s'attendre
a une augmentation du chevauchement par strate a peu
pres deux fois plus import ante pour Ie SIPP que pour Ie
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CPS ou Ie NCVS puisque Ie SIPP utilise un plan a deux
UPE par strate. Vue sous cet angle, la methode a taille
reduite fonctionne mieux que celle proposee par Ernst
(1986). Toutefois, comme les stratifications ont ete passa-
blement differentes dans ces trois enquetes, il est permis
de douter de la validite d'une telle comparaison.
Pour l'exemple considere dans les sections 2 et 3, il est

possible de pro ceder a une comparaison valide des diffe-
rentes methodes de chevauchement puisque la valeur du
chevauchement attendu dans Ernst (1986), soit 1.625, a ete
facilement calculee a la main. Les valeurs correspondantes
du chevauchement pour la methode a taille reduite et pour
la methode optimale sont 1.725 et 1.735 respectivement.

CONCLUSIONS

La methode de chevauchement a taille reduite presentee
dans Iepresent article repond en pratique a ses deux objec-
tifs principaux. Elle reduit suffisamment la taille du
probleme de transport, comme Ie demontrent d'une part
la taille du probleme de transport dans les formules (3.1)
a (3.3), et d'autre part Ie fait qu'elle a effectivement ete
utilisee dans Ieremaniement d'une enquete importante. En
outre, cette methode realise la reduction de taille tout en
donnant un chevauchement presque optimal, a tout Ie
moins dans Ie cas du SIPP. Elle ne peut etre utili see que
lorsque lesUPE du plan initial sont selectionnees indepen-
damment d'une strate a l'autre, mais lorsque cette condi-
tion est respectee, nous croyons qu'il s'agit de la meilleure
methode de chevauchement pour les grandes strates.
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Incidence des lettres de preavis, enveloppes-reponse affranchies
et cartes de rappel sur les taux de reponse par la poste

lors du recensement
DON A. DILLMAN, JON R. CLARK et MICHAEL D. SINCLAIR I

RESUME

Lors d'un recensement national pilote effectue en 1992, la sequence d'envoi d'une lettre de preavis, d'un formulaire
de recensement, d'une carte de rappel et d'un questionnaire de remplacement a engendre un taux de reponse global
de 63.4070. Ce taux de reponse etait considerablement plus eleveque Ietaux de 49.2% obtenu lors du National Content
Test Census de 1986, dans Ie cadre duquel on avait egalement utilise un questionnaire de remplacement. L'ecart
a semble principalement attribuable a la sequence "preavis - formulaire de recensement - rappel" des envois, mais
on n'a pas su dans quelle mesure chacun des principaux effets et leurs interactions avaient infIue sur les resultats
globaux. Le present article rend compte des resultats du test de mise en oeuvre du Recensement de 1992,qui verifiait
l'infIuence individuelle et combinee, sur Ie taux de reponse, de la lettre de preavis, de I'enveloppe-reponse affranchie
ainsi que de la carte de rappel. II s'agissait d'un echantilIon national de menages (n = 50,000) interroges a I'automne
1992. On a utilise un plan factoriel pour verifier les huit combinaisons possibles des principaux effets, ainsi que
leurs interactions. On a egalement eu recours a la regression logistique et a des comparaisons multiples pour analyser
les resultats du test.

MOTS CLES: Enquete par la poste; taux de reponse; comparaisons multiples; regression logistique.
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1. INTRODUCTION

Vne diminution de 10points du taux de reponse postale,
lequel a glissede 750/0a 65% pour Ierecensement decennal
americain de 1990,a conduit a des recherches visant a ame-
liorer Ie taux de reponse dans ce genre d'enquete. Chaque
point gagne peut faire economiser environ 16millions de
dollars en couts de denombrement a domicile (Miskura
1992). Vne demarche anterieure nous a appris que des
questions simples et quelque peu moins nombreuses que
celles qui figuraient dans Ie questionnaire abrege de 1990
s'etaient traduites par une amelioration de 8 points du taux
de reponse postale (Dillman, Clark et Sinclair 1993). En
effet, un formulaire de recensement experimental compor-
tant ces caracteristiques a ete retourne par 71.4% des
menages, alors que 63.4% seulement des menages d'un
groupe de controle ayant re9u Ie formulaire abrege du
Recensement de 1990 l'avaient retourne. Les taux de
reponse obtenus avec ces deux formulaires etaient toutefois
beaucoup plus eleves que l'avaient ete ceux enregistres a
I'occasion de tests similaires effectues des annees ou il n'y
avait pas de recensement. Par exemple, dans Ie National
Content Test de 1986, qui reposait sur un questionnaire
equivalant a la version abregee du formulaire de recense-
ment de 1990, un taux de reponse de 49.2% a ete obtenu.
On a pose l'hypothese qu'une partie du taux de reponse
eleve qu'on avait constate dans cette recente experience
etait attribuable a une strategie privilegiant des contacts
multiples: lettre de preavis, carte de rappel et questionnaire
de remplacement.

Notre article a pour but de rendre compte des resultats
du test de mise en oeuvre de 1992, qui vise a determiner
l'influence relative et combinee, sur Ie taux de reponse, de
la lettre de preavis et de la carte de rappel utilises dans la
demarche exposee auparavant (Dillman et colI. 1993). Le
test cherchait egalement a determiner l'effet produit par
l'inclusion d'une enveloppe-reponse affranchie (plutot
qu'une enveloppe-reponse d'affaires) avec Ie formulaire
de recensement envoye par la poste.
Le recensement decennal americain de 1990 nous a

obliges a enqueter aupres de plus de 100 millions de
menages. Les seuls couts d'un tel recensement montrent
a quel point il est important de determiner la mesure dans
laquelle ces trois techniques d'incitation a repondre
pourraient contribuer a ameliorer Ie taux de reponse des
menages. Si des recherches anterieures laissent deviner
I'importance de chacune de ces techniques a cet egard, on
dispose de peu de renseignements sur leurs eventuelles
interactions. L'etude nous permet de determiner dans
quelle mesure ces trois techniques interagissent ou se
completent lorsqu'elles sont utili sees ensemble.

1.1 Travaux de recherche anterieurs

Maintes etudes ont confirme que Ieprincipal determinant
du taux de reponse global aux enquetes post ales est Ie
nombre de contacts (p. ex., Scott 1961; Heberlein et
Baumgartner 1978). Les preavis et les rappels se sont tous
deux reveles efficaces pour susciter une reponse (p. ex.,
Kanuke et Berenson 1975;Linsky 1975;Fox et colI. 1988).

1 Don A. Dillman, Washington State University, Pullman, WA, U.S.A.; Jon R. Clark, U.S. Bureau of the Census, Washington DC 20233, U.S.A.;
et Michael D. Sinclair, Response Analysis Corp., Princeton, NJ, U.S.A.



174 Dillman, Clark et Sinclair: Elements affectant Ie taux de repanse par la paste lars du recensement

Cependant, les donnees de ces recherches sont fort peu
ec1airantes sur I'impartance relative des preavis et des
rappels camme mesures d'incitatian.

En general, les resultats des travaux de recherche ante-
rieurs portent a craire que I'insertion d'une envelappe-
reponse affranchie (par comparaison avec une enveloppe-
reponse d'affaires) ameli ore Ie taux de reponse (Scott 1961;
Kanuk et Berenson 1975; Duncan 1979; Harvey 1987; Fox
et coil. 1988). Rappelons cependant I'exception digne de
mention que constitue une analyse de regression qui porte
sur des etudes de Heberlein et Baumgartner, et qui a
montre que I'insertion d'enveloppes-reponse affranchies
n'exen;ait pas d'effet significatif (1979). Vne revue de la
documentation effectuee par Armstrong et Luske signale
20 etudes dans lesquelles des solutions de rem placement
aux enveloppes-reponse d'affaires (1987) ont ete mises a
l'essai. Pour chacune des comparaisons, Ie taux de reponse
absolu suscite par la solution de rem placement etait
beau coup plus eleve que celui decoulant de la technique
habituelle dans 15 cas sur 20, I'augmentation moyenne
etant de 9.2 points. On a signale six etudes comparant
I'utilisation d'enveloppes affranchies a la machine et
d'enveloppes affranchies avec un timbre. En moyenne, Ie
taux de reponse decoulant de ces dernieres etait superieur
de 3.4 points a celui des enveloppes afranchies a la machine.
Enfin, quatre etudes rep os ant sur une pleiade de mesures
d'incitation ont montre que les enveloppes affranchies
engendraient un taux de reponse superieur de 2 a 4 points
a celui obtenu avec des enveloppes-reponse d'affaires
(Dillman 1978).

Les trois mesures d'incitation qui sont testees dans notre
enquete font partie des huit principales techniques unifor-
mement reconnues dans les rapports de recherche comme
des determinants de I'amelioration du taux de reponse
postale. Parmi les autres facteurs, citons les stimulants
financiers, les services postaux speciaux, l'identite de
l'organisme enqueteur, la personnalisation de la corres-
pondance et I'interet du repondant (ou l'importance des
questions) (Dillman 1991).

On a juge que deux de ces huit facteurs, les stimulants
financiers et les services postaux speciaux (p. ex., courrier
certifie ou courrier prioritaire avec delai de deux jours),
n'etaient pas pratiques dans Ie cadre d'un recensement
touchant plus de 100 millions de menages. On a estime
qu'un troisieme facteur, soit Ie parrainage du V.S. Bureau
of the Census, etait souhaitable sur Ie plan de la stimulation
du taux de reponse. Vn quatrieme facteur, soit I'interet
du repondant ou I'importance des questions, ne se pretait
pas a une intervention, les questions de I'enquete etant
definies a I'avance dans des lois federales. Un cinquieme
facteur, la personnalisation de la correspondance, avait
une valeur limitee du fait que les formulaires de recense-
ment s'adressent strictement aux menages et non a des
individus. En examinant les effets individuels et combines,
sur les reponses, des preavis, des rappels et des enveloppes-
reponse affranchies, nous esperions pouvoir determiner
si l'une ou plusieurs de ces compos antes pouvaient se subs-
tituer a une autre composante, ce qui nous aurait permis
d'ameliorer Ie taux de reponse en reduisant Ie couto

1.2 Conception et integration des elements d'intervention

La trousse postale renfermant Ie formulaire de recen-
sement presentait certaines caracteristiques nous donnant
a penser que les destinataires pourraient ne pas I'avoir reperee
ou ne pas en avoir tenu compte. Par necessite, cette trousse
est seulement adressee a des menages anonymes; on ne peut
utiliser de nom. Or, pour assurer Ie traitement approprie
des questionnaires retournes, it faut que I'adresse exacte
du menage figure sur Ie questionnaire proprement dit. Dans
un recensement de grande envergure, cependant, I'adressage
distinct d'une enveloppe exterieure, d'une lettre et d'un
questionnaire, et la procedure visant a s'assurer que les bons
objets sont inseres dans la bonne enveloppe, posent de serieux
problemes en matiere de contra Ie de la qualite. C'est pour-
quoi il importe d'imprimer I'adresse sur un seul des objets
devant etre rassembles en une trousse postale. Nous utilisons
done pour la livraison de la trousse postale une enveloppe
a fenetre laissant voir l'adresse irnprimee sur Ie questionnaire.

L'impossibilite de recourir au nom des repondants ainsi
que la taille et I'apparence de l'enveloppe a fenetre donnent
malheureusement I'impression que celle-ci ne contient rien
d'important ou renferme peut-etre meme de la publicite-
rebut. De plus, des recherches sur les cas de non-reponse
au Recensement de 1990 ont revele que certaines personnes
ne se rappelaient pas avoir re<;:uun questionnaire de recen-
sement par la poste, ou I'avaient vu, mais n'avaient pas
ouvert I'enveloppe, deux phenomenes qui peuvent etre attri-
buables a I'apparence de publipostage (Kulka et colI. 1991).

Dans ce test, la lettre de preavis et la carte de rappel
avaient pour but d'attirer I'attention sur l'enveloppe
renfermant Ie formulaire de recensement. L'objectif a ete
atteint de cinq manieres. Premierement, on a elabore Ie
preavis sous forme de lettre et Ie rappel sous forme de carte
postale. On a pense que les gens seraient plus susceptibles
d'examiner deux objets de correspondance s'ils paraissaient
differents I'un de I'autre. On a choisi la lettre en guise de
preavis, preferant conserver la carte postale pour Ie rappel,
en raison de la commodite de sa presentation.

Deuxiemement, Ie preavis consistait en une lettre du
directeur du Census Bureau, avec la mention "Aux resi-
dents du", sui vie de I'adresse imprimee a I'emplacement
habituel sur Ie papier a lettre. Nous voulions faire savoir
aux destinataires que Ie questionnaire du recensement qui
leur arriverait sous peu etait specialement destine au
menage residant a cette adresse. L'adresse etait egalement
visible par la fenetre de I'enveloppe, ce qui reglait l'even-
tuel probleme de contrale de la qualite qu'aurait souleve
l'envoi par la poste du formulaire de recensement regrou-
pant des objets de correspondance adresses separement.

Troisiemement, Ie preavis etait cense etre livre quelques
jours avant l'enveloppe contenant Ie formulaire de recen-
sement proprement dit, et Ie rappel devait suivre a peine
quelques jours plus tard. Les dates fixees pour ces envois
etaient les 21,24 et 29 septembre respectivement. On avait
pense que, pour etre efficace, un rappel (sans question-
naire de rem placement) devait arriver dans les quelques
jours suivant la reception du questionnaire, avant que l'on
ait jete a la poubelle Ie courrier non decachete dans Ie cadre
des travaux normaux d'entretien menager.
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Quatriemement, Ie libelle du preavis, "D'ici quelques
jours, vous devriez recevoir ... " et du rappel, .' 'Vous
auriez dil recevoir ces jours derniers ... " aVaIt pour
objectif d'encourager les destinataires a etre a I'afffit
du formulaire de recensement. Cinquiemement, I'utilisa-
tion du papier a en-tete du directeur du Census Bureau et
de la carte postale blanche affichant Ie sceau du Depart-
ment of Commerce au-dessus du message de rappel avait
pour but d'informer Ie destinataire que Ie questionnaire
provenait du gouvernement et non d'un quelconque
groupe tentant de se faire passer pour un organisme gou-
vernemental, comme cela se fait parfois au moyen d'une
mention du genre "Nous vous informons officiellement
que ... ".
L'influence favorable - a supposer qu'il y en ait eu

une - de I'enveloppe-reponse affranchie sur Ie taux de
reponse pourrait etre attribuable au fait qu'on reussit a
persuader Ie destinataire de la legitimite et de l'importanc~
de la demande qui lui est faite. (Autrement, POurquOl
I'expediteur "gaspillerait-il" un timbre qu'on peut fac~-
lement retirer de I'enveloppe et utiliser ailleurs? Le destI-
nataire hesiterait peut-etre a jeter un objet qui a de la
valeur (p. ex., un timbre non oblitere)). Le preavis et, dans
une certaine mesure, Ie rappel, peuvent accroitre l'effet du
timbre en incitant Ie destinataire a ouvrir l'enveloppe
contenant Ie formulaire de recensement. De plus, Ie fait
de s'apercevoir, une fois qu'on a ouvert l'enveloppe,
qu'elle renferme un timbre non utilise peut inciter a en
conserver Ie contenu, ce qui renforce l'effet du rappel.
Pour que Ie preavis, l'enveloppe-reponse affranchie et

Ie rappel s'appuient reciproquement, on a juge important
d'utiliser Ie courrier de premiere classe. Si l'on avait eu
recours a des envois en nombre au tarif reduit et si ces
envois avaient ete etroitement espaces, il est probable que,
dans certains cas, ces derniers ne seraient pas parvenus a
destination dans Ie bon ordre.
En somme, notre test comportait plus que la simple jux-

taposition de trois composantes distinctes dont il est fait
mention dans la documentation. Ces compos antes ont ete
operationnalisees de fa90n a accroitre la probabilite que
chacune renforce l'effet des autres et a ce qu'elles s'appli-
quent aux envois postaux a grande echelle. En realite, nous
esperions apprendre si l'une ou plus d'une de ces compo-
santes pouvaient etre eliminees sans que Ie taux de reponse
diminue exagerement, ce qui nous montrerait comment
reduire Ie coilt des envois postaux lies au recensement.

2. PLAN EXPERIMENTAL

Un plan factoriel, forme des huit combinaisons possibles
des trois principaux effets, a ete utilise pour l'experience.
Les types d'intervention ont ete les suivants:
1) Neant (groupe de contr6Ie),
2) lettre de preavis seulement,
3) enveloppe-reponse affranchie seulement,
4) carte de rappel seulement,
5) lettre et enveloppe-reponse affranchie,
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6) enveloppe-reponse affranchie et rappel,
7) lettre et rappel, et
8) lettre, enveloppe-reponse affranchie et rappel.

2.1 Plan d'echantiIIonnage

L'univers d'echantillonnage correspondait a l'ensemble
des unites de logement situees dans les regions visees par
les questionnaires postaux et etablies a partir du fichier
d'adresses du Census Bureau. Les 449 regions correspon-
dant aux bureaux de district (BD) du Recensement de 1990
ont ete assimilees aux unites geographiques devant servir
a definir les strates aux fins du test. Deux strates ont ete
definies. Compte tenu de la forte correlation entre Ie taux
relatif aux minorites (on entend par "minorites" toutes
les classifications relatives aux populations de race noire
et d'origine hispanique) et Ie taux de reponse par la poste
au Recensement de 1990, on a pu realiser la stratification
en classant les BD selon Ie pourcentage de membres des
minorites que l'on y trouvait. Les BD dont une forte
proportion de la population se composait de mi?orites
(noire ou d'origine hispanique) et dont Ie taux de reponse
au Recensement de 1990 etait faible ont ete de finis comme
des "regions a taux de reponse faible" (RTRF) et formaient
la premiere strate. Les BD rest ants ont ete classes comm.e
des "regions a taux de reponse eleve" (RTRE) et constl-
tuaient la seconde strate.
La premiere strate se composait de 67 BD, correspondait

a une population dont environ 64070 des membres appar-
tenaient a une minorite, et englobait approximativement
11% des unites de logement situees dans les regions
soumises au recensement par la poste. La secon de strate
se composait de 382 BD et correspondait a une population
dont environ 15% des membres appartenaient a une mino-
rite. La strate des RTRE affichait un taux de reponse
cumulatif au Recensement de 1990 superieur de pres de
dix points a celui de la strate des RTRF.
Un echantillon de 50,000 unites de logement a ete selec-

tionne, puis divise en deux strates de 25,000 unites chacune.
On a surechantillonne la strate des RTRF afin d'etudier
simultanement divers facteurs lies au sous-denombrement
differentiel, theme que nous n'abordons pas dans Ie present
article. Chaque strate a ete divisee en huit panels de meme
taille afin de mettre a I'essai les huit types d'intervention.
Un echantillon systematique de 3,125 unites de logement
a ete selectionne dans chaque combinaison panel-strate.
Une fois qu'une unite de logement etait selectionnee, les
sept unites suivantes l'etaient egalement. Les menages de
chacun des huit groupes ont ete assignes au hasard a un
panel. Par consequent, les huit voisins ont ete soumis a un
type d'intervention different. L'echantillon a ete regroupe,
ce qui a permis de reduire la variance d'echantillonnage
lors de la comparaison des panels.
La taille de l' echantillon selectionne pour cette etude

a ete definie grace a une vaste operation de simulation de
donnees, laquelle a indique que l'echantillon de 50,000
unites etait suffisant pour qu'on decele un ecart d'un
minimum de 3% dans l'ensemble des comparaisons par
paire des types d'intervention.
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Tableau 1

Taux finals - Test de mise en oeuvre - Estimations a I'echelle nationale et des strates

Taux de reponse (070) - Estimations et erreurs-types (%)

Regions a taux de Regions a taux de
Type d'intervention Echelle nationale reponse eleve reponse faible

(RTRE) - 1990 (RTRF) - 1990

Estimation Erreur-type Estimation Erreur-type Estimation Erreur-type

1. Groupe de controle 50.0 0.8 51.9 0.9 36.3 0.9
2. Lettre de preavis seulement 56.4 0.8 58.6 0.9 40.5 0.9
3. Enveloppe-reponse affranchie seulement 52.6 0.8 54.5 0.9 37.9 0.9
4. Carte de rappel seulement 58.0 0.8 60.2 0.9 42.0 0.9
5. Lettre et enveloppe-reponse affranchie 59.8 0.8 62.1 0.9 43.0 0.9
6. Enveloppe-reponse affranchie et carte de rappel 59.5 0.8 61.8 0.9 42.6 0.9
7. Lettre de preavis et carte de rappel 62.7 0.8 65.0 0.9 45.4 0.9
8. Lettre de preavis, enveloppe-reponse affranchie

et carte de rappel 64.3 0.8 66.5 0.9 47.8 0.9

Tableau 2

Ecarts dans les taux de reponse - Chaque composante en presence d'une autre compos ante

Ecarts dans les taux de reponse (%) et intervalles de confiance (i.e.) de 90%

Comparaisons
Echelle nationale Regions a taux de reponse Regions a taux de reponse

experiment ales faible (RTRF) - 1990 eleve (RTRE) - 1990

Ecart I.C. de 90% Ecart I.C. de 90% Ecart I.C. de 90%

1. L-C 6.4 3.3 a 9.5* 4.2 0.9 a 7.5* 6.7 3.2 a 10.2*
2. S - C 2.5 -0.5 a 5.6 1.7 -1.7 a5.0 2.7 -0.8 a 6.1
3. R - C 8.0 4.9 a 11.1* 5.7 2.4 a 9.1* 8.3 4.9 a 11.7*
4. LS - C 9.8 6.7 a 12.9* 6.8 3.4 a 10.1* 10.2 6.7 a 13.7*
5. SR - C 9.5 6.4 a 12.5* 6.4 3.0 a 9.7* 9.9 6.5 a 13.3*
6. LR - C 12.7 9.6 a 15.7* 9.2 5.8 a 12.5* 13.2 9.7 a 16.6*
7. LSR - C 14.2 11.2 a 17.2* 11.5 8.2 a 14.8* 14.6 11.3 a 18.0*
8. L - S 3.8 0.8 a 6.9* 2.5 -0.9 a 5.9 4.1 0.6 a 7.5*
9. R - L 1.6 -1.5 a 4.8 1.5 -1.9 a 5.0 1.6 -1.96 a 5.10
IO.R-S 5.5 2.4 a 8.5* 4.1 0.7 a 7.5* 5.6 2.2 a 9.0*
11. LS - L 3.4 0.3 a 6.5* 2.6 -0.9 a 6.0 3.5 0.03 a 7.0*
12. SR - L 3.1 0.03 a 6.2* 2.2 -1.3 a 5.6 3.2 -0.3 a 6.6
13. LR - L 6.3 3.2 a 9.3* 5.0 1.5 a 8.4* 6.4 3.0 a 9.9*
14. LS - S 7.3 4.2 a 10.3* 5.1 1.7 a 8.5* 7.6 4.1 a 11.0*
15. SR - S 6.9 3.8 a 10.1* 4.7 1.2 a 8.2* 7.2 3.8 a 10.7*
16. LR - S 10.1 7.1 a 13.2* 7.5 4.1 a 11.0* 10.5 7.0 a 13.9*
17. LS - R 1.8 -1.3 a 4.9 1.1 -2.4 a 4.5 1.9 -1.6 a 5.4
18. SR - R 1.5 -1.6 a 4.5 0.7 -2.8 a 4.1 1.6 -1.8 a5.0
19. LR - R 4.7 1.6 a 7.7* 3.5 -0.02 a 6.9 4.9 1.5 a 8.3*
20. LSR - L 7.9 4.8 a 10.9* 7.3 3.9 a 10.7* 7.9 4.5all.4*
21. LSR - S 11.7 8.7 a 14.7* 9.8 6.4 a 13.3* 12.0 8.6 a 15.4*
22. LSR - R 6.2 3.2 a 9.3* 5.8 2.3 a 9.3* 6.3 2.9 a 9.7*
23. LSR - LS 4.4 1.4 a 7.5* 4.7 1.2 a 8.2* 4.4 1.0 a 7.8*
24. LSR - SR 4.8 1.7 a 7.8* 5.1 1.7a8.6* 4.7 1.3 a 8.2*
25. LSR - LR 1.6 -1.4 a 4.5 2.3 -1.1 a5.8 1.5 -1.8 a 4.8
26. SR - LS -0.3 -3.3a2.7 -0.4 -3.8 a 3.1 -0.3 -3.7a3.1
27. LR - LS 2.9 -0.2 a 6.0 2.4 -1.1 a5.9 2.9 -0.6 a 6.4
28. LR - SR 3.2 0.2 a 6.2* 2.8 -0.6 a 6.2 3.3 -0.1 a 6.6

Un intervalle de confiance marque d'un asterisque (*)indique que l'ecart est statistiquement significatif aa = 0.10 (9chances sur 10que I'Lc. comprenne
l'ecart actuel).
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4. DISCUSSION ET CONCLUSIONS

Un i.e. marque d'un asterisque (*) indique que l'eeart est statistiquement
signifieatif a a = .10.

- .19711 .191

I.C. de 90%

- .61 - .686 11- .545*

.738 .68911.789*

.227 .13011.324*

.090 - .00611 .186

.291 .19411 .387*

.036 - .10111 .173

- .054 - .192 11.083

-.043 - .179 11.093

-.003

Estimation

Les deux modelisations montrent, tant pour Iemodele
national que pour Iemodele des strates, une amelioration
significative du taux de reponse resultant de la lettre et du
rappel, mais non de l'enveloppe-reponse affranchie. Ces
resultats correspondent a ceux qui ont ete obtenus pour
les comparaisons multiples presentees ci-dessus. Aucune
interaction n'etait statistiquement significative, signe que
les effets des composantes sont essentiellement additifs.

La lettre de preavis, l'enveloppe-reponse affranchie et
la carte de rappel ont chacune ameliore Ie taux de reponse
de 6.4, 2.5 et 8.0 points respectivement. L'accroissement
de 2.5 points n'est pas statistiquement significatif. On a
egalementetabli que leseffets des composantes etaient essen-
tiellement additifs ou independants les uns des autres. Par
rapport au groupe de controle, la combinaison lettre de
preavis-enveloppe affranchie a ameliore Ie taux de reponse
de 9.8010, tandis que la combinaison enveloppe affranchie-
rappel a accru Ietaux de reponse de 9.5010, et la combinaison
lettre-rappell'a accru de 12.7010. Ensemble, les trois compo-
santes ont ameliore Ie taux de reponse de 14.3010. Chaque
utilisation de la lettre et du rappel a ameliore considera-
blement Ie taux de reponse; quant a l'enveloppe-reponse
affranchie, elle n'a eu d'effet significatif que lorsqu'elle
etait utili see avec une lettre de preavis, sans rappel. La
conclusion la plus importante a tirer de cette experience
est que la lettre de preavis et la carte de rappel sont essen-
tielles a l'atteinte d'un taux de reponse eleve et qu'aucune
de ces composantes n'elimine l'effet de l'autre.

Coordonnees 11I'origine, {3o
Stratification, {3\
Lettre de preavis, {32
Enveloppe-reponse

affranchie, {33

Carte de rappel, {34
Lettre de preavis - enveloppe-
reponse affranchie, {35

Lettre de preavis - carte de
rappel, {36

Carte de rappel - enveloppe-
reponse affranchie, {37

Lettre de preavis - carte
de rappel - enveloppe
affranchie, {3g

Parametres du modele

Tableau 3
Analyse de regression logistique des moindres carres ponderes,

modele interaction reduit, sans strate composante

Estimations et intervalles
de confiance (Lc.) de
Bonferroni de 90070

3.2 Analyse de regression logistique

Nous avons evalue un modele comportant une compo-
sante pour les strates, la lettre de preavis, l'enveloppe-
reponse affranchie et la carte de rappel, y compris tous les
termes de l'interaction. II y a egalement eu modelisation
a l'echelle des strates, avec pour seuls parametres les effets
des composantes et leurs interactions.

Les resultats de l'analyse du modele global indiquent
que seuls les principaux effets de la lettre et de la carte de
rappel, ainsi que l'element stratification et les coordonnees
a I'origine sont statistiquement significatifs. Compte tenu
de ces resultats, une autre modelisation a l'echelle natio-
nale a ete effectuee au moyen d'un modele reduit compor-
tant seulement les principaux effets de la stratification,
des composantes individuelles et des interactions entre
ces dernieres. Les resultats sont presentes au tableau 3
ci-apres.

3. RESULTATS

3.1 Comparaisons multiples des taux de reponse
par la poste

Le tableau 2 presente 28 comparaisons correspondant
a tous les appariements possibles des huit types d'inter-
vention. Compte tenu du peu d'espace qu'offre Ietableau,
nous avons utilise les abreviations suivantes: C = controle,
L = lettre de preavis, E = Enveloppe-reponse affranchie,
R = Carte de rappel.

Les trois premieres comparaisons figurant au tableau 2
indiquent une amelioration du taux de reponse attribuable
a chacune des trois principales composantes s'ajoutant au
groupe de controle, prises separement. L'amelioration
estimee du taux de reponse attribuable a la lettre de preavis
s'etablissait a 4.2010 dans la strate des RTRF, a 6.7010 dans
la strate des RTRE, et a 6.4010 a l'echelle nationale. L'ame-
lioration estimee attribuable a la carte de rappel etait de
5.7010 dans la strate des RTRF, de 8.3010 dans la strate des
RTRE, et de 8.0010 a l'echelle nationale. Toutes ces ame-
liorations sont significatives. Par consequent, la principale
constatation de cette etude est que tant la lettre de preavis
que la carte de rappel ont accru Ie taux de reponse a
l'echelle nation ale et des strates. On n'a enregistre aucune
amelioration significative avec l'enveloppe-reponse
affranchie, ni a l'echelle nationale ni dans les strates.

Deux methodes analytiques servent a presenter les prin-
cipales constatations de cette etude. La premiere fait appel
a des comparaisons multiples, par paire, des moyennes des
types d'intervention; la deuxieme recourt a la regression
logistique. Les methodes d'estimation sont precisees en
annexe. Les deuxmethodes donnent des resultats coherents.
Les taux de reponse globaux et les erreurs-types globales
pour chacun des types d'intervention a l'echelle nationale
et des strates sont presentes au tableau 1. lIs varient entre
50.0010 pour Ie groupe de controle et 64.3010 lorsque les
trois principaux effets sont combines.
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Bien que l'effet individuel (2.5070 globalement) de
l'enveloppe-reponse affranchie soit legerement inferieur
au taux necessaire pour presenter une valeur significative,
son ordre de grandeur concorde avec la valeur jugee signifi-
cative dans des recherches anterieures (Armstrong et Luske
1987;Dillman 1978et 1991).Face aux nombreux resultats
de recherche qui ont demontre son utilite, cette technique
ne devrait probablement pas etre completement ecartee
pour raison d'inefficacite. II semble aussi que l'on puisse
etablir un lien d'une autre nature entre, d'une part, l'enve-
loppe affranchie et, d'autre part, la lettre de preavis et Ie
rappel. Lorsque l'enveloppe affranchie est utilisee seule
avec la lettre de preavis, son effet est significatif (3.4points),
mais a l'evidence il ne l'est pas (1.6 point) lorsqu'un rappel
est inclus dans l'envoi. Le rappel compense l'absence
d'enveloppe affranchie, alors que Iepreavis sembleaccroitre
l'effet de l'enveloppe lorsqu'elle y est. C'est peut-etre
qu'un preavis signale aux gens d'etre a l'afmt de la trousse
postale sur Ie recensement et que, une fois celle-ciouverte,
la presence de l'enveloppe-reponse affranchie incite les
gens a repondre. Ce lien differentiel avec les envois qui
precedent et ceux qui suivent ne semble pas avoir ete
examine dans les recherches anterieures. II en decoule
qu'en cas de reception d'une lettre de preavis sans rappel
ulterieur, la presence d'une enveloppe-reponse affranchie
pourrait augmenter Ie taux de reponse de maniere statis-
tiquement significative, mais revetir une importance
moindre lorsque l'expediteur utilise aussi une carte de
rappel, comme c'etait Ie cas lors du dernier recensement.
II existe au moins deux obstacles importants a l'appli-

cation directe des resultats de notre recherche au recense-
ment de l'an 2000. D'abord, il faut reconnaitre que les tests
actuels sont effectues hors d'une periode de recensement.
Par Ie passe, Ie Census Bureau a obtenu des taux de
reponse beaucoup plus faibles dans les annees de non-
recensement que dans les annees de recensement. Par
exemple, Ie National Content Test de 1986 a obtenu
seulement un taux de reponse de 49.2% avec un question-
naire de remplacement, tandis que Ie Recensement de
1990, sans questionnaire de remplacement, a obtenu un
taux de reponse de 65%. Un ecart aussi prononce tiendrait
a un climat dit "favorable au recensement", explication
succincte de l'association de divers elements, comme
l'attention mediatique, la pub Iicite et Ie sens culturel de
la participation qui semblent faire surface chaque decennie
au cours de l'annee du recensement.
Les taux de reponse obtenus dans nos tests au moyen des

cinq composantes qui augmentent Ie taux de reponse sont
beaucoup plus elevesque ceux qu'on obtient generalement
en periode de non-recensement; ils sont neanmoins a peu
pres egaux ou peut-etre mieux legerement inferieurs aux
resultats obtenus au cours du dernier recensementdecennal,
ou aucune de cescomposantes n'a eteutilisee.Nous ignorons
si l'existence d'un "climat favorable au recensement" peut
remplacer les effets de ces composantes ou ameliorer Ie
taux de reponse susceptible d'etre atteint l'annee d'un
recensement. Nous ne pensons certainement pas qu'une
augmentation de 30 points du taux de reponse au Recen-
sement de l'an 2000 soit possible, car cela signifierait qu'a

peu pres 100% du public-cible a repondu. Par consequent,
il reste passablement d'incertitude Quantaux repercussions
exactes des resultats actuels sur Ie Recensement de l'an
2000.

ANNEXE
Methodes d'estimation

Les resultats de l'analyse decoulent de deux methodes
distinctes: les comparaisons multiples realisees entre les
taux de reponse postale selon Ie type d'intervention, et la
regression logistique. Chaque methode a ses avantages
pour ce qui est de l'interpretation des donnees dans un
cas, et de l'inference statistique dans l'autre; c'est pourquoi
nous avons utilise une approche combinee, recourant
aux deux.
Dans notre etude, nous avons calcule Ie taux de reponse

national estime d'un panel donne en divisant Ie total pon-
dere du nombre de questionnaires retournes par Ie total
pond ere des formulaires de recensement postes, moins Ie
total pondere des envois retournes par Ie maitre de poste
(generalement des unites vacantes).
Nous avons examine les resultats des comparaisons mul-

tiples des taux de reponse relatifs aux huit types d'inter-
vention afin de determiner l'importance de l'augmentation
du taux de reponse pour chacun d'eux. Ces comparaisons
comportaient l'evaluation par paire de tous les types
d'intervention, les uns avec les autres ainsi qu'avec Ie
groupe de contr61e.
La methode de regression logistique est un moyen

rapide et efficace de determiner si l'augmentation du taux
de reponse attribuable a chaque composante (mais surtout
a leur interaction) resulte d'une variation de l'echantillon-
nage ou est bien reelle, et si l'augmentation observee est
influencee par la presence d'autres variables. Toutefois,
lesparametres estimes ne peuvent etre facilement assimiles
aux taux de reponse postale. Pour plus de precisions, voir
la methode de regression logistique dans Thompson 1993.
Les taux de reponse ont ete calcules pour chaque type

d'intervention a l'interieur de chacune des strates et a
l'echelle nationale (strate 1et strate 2 reunies). Les erreurs-
types relatives aux estimations nationales ont ete obtenues
au moyen de la methode jackknife du calcul de la variance
pour un echantillonnage stratifie (Wolter 1985). Nos
estimations ont ete produites au moyen du progiciel
statistique VPLX. Les erreurs-types pour les estimations
relatives aux strates ont ete obtenues avec la methode
jackknife de calcul de la variance pour un echantillonnage
aleatoire simple.
L'analyse principale a fait appel a la comparaison par

paire des ecarts observes entre les taux de reponse obtenus
pour huit types d'intervention, tant a l'echelle nationale
qu'a l'echelle des strates (RTRF et RTRE).
En raison de la diversite des hypotheses testees, l'analyse

porte sur la comparaison de toutes les combinaisons
possibles (28 au total) entre les huit types d'intervention.
Au moyen de la regression logistique, nous avons teste huit
parametres de modele ou plus afin de determiner si les
resultats etaient statistiquement significatifs. Plus il y a de
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comparaisons, plus il y a de chances que certaines d'entre
elles soient declarees a tort statistiquement significatives.
Dans ce cas, nous employons d'autres mesures statistiques
pour contr6ler Ie taux global d'erreur du processus
decisionnel.

Nous avons procede a l'analyse de maniere a ce que les
constatations sur la "famille" complete des 28 combi-
naisons ou sur les parametres de regression logistique
maintiennent l'intervalle de confiance de 90070 (une norme
du Census Bureau) dans tous les cas. L'intervalle de con-
fiance de 90070 des comparaisons par paire a ete ajuste au
moyen de la methode C de Dunnett permettant la compa-
raison par paire contrastante des estimations du panel
(Hockberg et Tamhane 1987). La methode d'inference
simultanee de Bonferroni a servi a evaluer la signification
statistique des parametres de regression logistique.
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Concordance des donnees censitair~s et des registres de I'etat civil
concernant les aines aux Etats-Unis: 1970-1990

LAURA B. SHRESTHA et SAMUEL H. PRESTON 1

RESUME

Les lacunes et les erreurs relevees dans les donnees censitaires et les registres de l'etat civil aux Etats-Unis laissent
planer un doute serieux sur la qualite des donnees concernant les alnes et Ie recensement des deces dans ce pays.
Dans Ie present article, nous evaluons la concordance des donnees provenant de ces deux sources pour les populations
blanche et afro-americaine. Nous etudions en particulier les alnes (60 ans et plus), ou les tendances de la mortalite
ont la plus grande incidence sur les programmes sociaux et ou les problemes de donnees sont les plus graves. Au
moyen de l'analyse intercensitaire des cohortes, nous determinons les discordances en fonction de I'age entre les
deux sources pour deux periodes: 1970-1980 et 1980-1990. Les anomalies relevees quant a la nature de la couverture
et aux erreurs de contenu sont analysees ala lumiere des donnees de la documentation specialisee. Les donnees sur
la population afro-americaine montrent de tres nombreuses discordances pour la periode 1970-1990, qui sont vraisem-
blablement attribuables a une exageration de I'age declare lors des recensements, par rapport aux donnees des registres
de l'etat civil. On releve ega1ement des anomalies pour la population blanche dans la periode intercensitaire 1970-1980.
Selon nous, ces anomalies sont principalement dues a un sous-denombrement dans Ie recensement de 1970, par rapport
a celui de 1980 et au recensement des deces. Par contre, les donnees de 1980-1990 concernant les blancs, et en particulier
les femmes, sont tres coherentes, beaucoup plus meme que dans la pi up art des pays europeens.

MOTS CLES: Erreurs de declaration au sujet de l'age; couverture; mortalite; evaluation des recensements;
recensement des deces; qualite des donnees; croisement des courbes du taux de mortalite, Etats-Unis.
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1. INTRODUCTION

Les methodes classiques d'estimation de l'ampleur de
la mortalite dans les pays developpes utilisent des donnees
proven ant de deux sources distinctes. Les donnees sur les
deces tirees des registres de l'etat civil servent habituellement
de numerateurs des taux de mortalite. Les denominateurs
correspondent pour leur part habituellement au den om-
brement des personnes vivantes realise lors des recense-
ments. L'exactitude des taux ainsi calcules depend donc
de la qualite des donnees proven ant de ces deux sources.

Nous presentons ci-apres les resultats d'un test de la
qualite des donnees americaines correspond ant a deux
peri odes intercensitaires: 1970-1980 et 1980-1990. Nous
etudions en particulier la concordance des changements
releves dans la taille d'une cohorte d'un recensement a
l'autre et du nombre de deces recenses pendant cette
periode, en procedant aux ajustements voulus pour tenir
compte des migrations. Toutes les donnees sont exprimees
en annees d'age, et des tests separes sont realises pour les
populations blanche et noire.

Nous nous interessons essentiellement aux aines (60 ans
et plus), ou les tendances de la mortalite ont la plus grande
incidence sur les programmes sociaux (Preston 1993) et ou
les problemes de donnees sont les plus graves. La popula-
tion blanche des Etats-Unis semble afficher des taux de
mortalite plus bas, chez les plus de 80 ans, que dans tous
les autres pays industrialises (Vaupel 1993). Si elle s'averait
valide, cette comparaison pourrait avoir une grande incidence

sur l'evaluation de la qualite relative des services de sante.
Cependant, la population afro-americaine presente des
taux de mortalite encore plus bas que ceux de la population
blanche chez les plus de 80 ans, refletant ainsi Ie pheno-
mene bien connu du croisement des courbes du taux de
mortalite des deux races qui s'observe entre 75 et 85 ans.
La fiabilite de ces deux ensembles de donnees sur la morta-
lite depend bien sur de la qualite des donnees. Or, on a deja
emis des doutes tres serieux sur la qualite des donnees
concernant la population de race noire (voir a ce propos
Zelnik 1969; Coale et Kisker 1990), meme si la plupart des
observateurs semblent admettre d'emblee la validite du
croisement des tendances (Manton et colI. 1986; McCord
et Freeman 1990).

Dans Ie cadre de leurs travaux de determination de
nouveaux profils modeles du taux de mortalite dans les
pays a faible mortalite, Condran, Himes et Preston (1991)
ont fait etat de tests sembi abies de la qualite des donnees
pour 68 periodes intercensitaires dans 18 pays industria-
lises. En general, la concordance des donnees s'est averee
tres bonne pour les cohortes de 65 ans au deuxieme recen-
sement (66 des 68 ensembles de donnees ont passe Ie test
de coherence). La concordance a cependant diminue avec
l'age: la moitie seulement des ensembles de donnees
montraient une concordance a 85 ans et la proportion des
donnees concord antes passait a 15070, a 95 ans (Condran
et colI. 1991: tableau 7). Les Etats-Unis ne faisaient pas
partie des pays qui ont fait l'objet de ces tests parce que
leurs donnees publiees sur la mortalite ne sont pas classees

1 Laura B. Shrestha, The World Bank, Human Development Department, 1818H Street, N.W., Washington, DC 20433, U.S.A.; Samuel H. Preston,
Population Studies Center, University of Pennsylvania, 3718 Locust Walk, Philadelphia, PA 19104, U.S.A.
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par annees d'age. Nous sommes maintenant en mesure de
combIer cette grave lacune puisque nous avons traite les
bandes de donnees pour chacun des deces enregistres aux
Btats-Unis de 1970a 1988. (Les chiffres pour 1989(annee
complete) et pour 1990Ganvier a mars seulement) ont ete
estimes a partir des donnees par groupes d'age publiees par
IeNational Center for Health Statistics et des donnees de
I'annee 1988. Voir I'annexe A pour plus de details.) Ces
bandes sont produites par Ie National Center for Health
Statistics (NCHS) et sont diffusees par Ie Inter-University
Consortium for Political and Social Research (ICPSR).
Pour les annees que nous avons examinees, elles portent
sur un nombre approximatif de 50 millions de deces.

2. POPULATIONS ET DONNEES

2.1 Contexte general

Trois sources principales de donnees ont ete utilisees:
1)recensements nationaux du U.S. Bureau of the Census
pour les annees 1970, 1980et 1990; 2) donnees annuelles
sur les deces compilees par Ie NCHS; 3) estimations ine-
dites sur I'immigration nette obtenues aupres du U.S.
Bureau of the Census. La description detaillee de nos
sources de donnees est jointe au present article dont elle
constitue I'annexe A. II nous parait cependant utile de
decrire ci-apres brievement ces donnees et les ajustements
importants que nous leur avons apportes.

2.2 Recensements

Nous utilisons des donnees censitaires classees en fonc-
tion de la race (noire/blanche) et du sexe, et par annees
d'age (avec une classe ouverte pour les 100 ans et plus).
Les compilations englobent I'ensemble des residents des
50 etats et du district de Columbia; elles comprennent les
personnes placees en etablissements, les Americains en
cteplacement temporaire a l'etranger et les etrangers dont
la residence habituelle (legaleou non) est situee aux Btats-
Unis (sauf lesmilitaires et Iepersonnel diplomatique). Sont
par contre exclus les Americains qui resident a l'etranger
pour une periode prolongee et les ressortissants etrangers
en visite temporaire aux Btats-Unis. Les statistiques offi-
cielles ne sont pas ajustees pour tenir compte du sous-
denombrement (p. ex., residents legauxet immigrants sans
document non recenses).

Le choix de I'expression "population residente" signifie
que les tableaux de recensement comprennent a la fois les
residents legaux et les immigrants sans document. Sur
I'ensemble des personnes sans document qui residaient aux
Btats-Unis a l'epoque du recensement de 1970, il semble
qu'une proportion negligeable ait ete denombree. Ainsi,
la population des residents legaux etait approximativement
comparable a la population residente tot ale lors du recen-
sement de 1970. Par contre, lors du recensement de 1980,
Ie U.S. Bureau of the Census a estime que, pour la toute
premiere fois, un nombre significatif de personnes sans
document avaient ete denombrees. Cette population a
ete evaluee a 2.06 millions de personnes. De ce nombre,

dans Ie groupe d'age des 60 ans et plus, on a compte
10,000 hommes et 19,000 femmes de race blanche, et
3,000 hommes et 6,000 femmes de race noire (U.S. Bureau
of the Census 1988).

On reconnait que les tableaux officiels du recensement
de 1970 contiennent des erreurs parmi lesquelles la plus
evidente est Ie surdenombrement marque du nombre de
personnes agees de 100 ans ou plus. Meme si Ie recense-
ment a denombre 106,000 personnes appartenant a ce
groupe d'age, les estimations demographiques indirectes
laisseraient plut6t conclure a un nombre oscillant entre
3,000 et 8,000 personnes, Iechiffre estimatif Ie plus plau-
sible etant fixe a 4,800 (Siegel 1974; Siegel et Passel 1976;
U.S. Bureau of the Census 1974). Nous utilisons les
donnees inedites du U.S. Bureau of the Census pour Ie
recensement de 1970,ou cette surestimation des centenaires
a ete corrigee. Cette utilisation des estimations corrigees
est motivee par deux raisons: premierement, a defaut
d'une correction, l'excectent serait suffisamment impor-
tant pour biaiser les resultats pour les groupes plus ages.
Deuxiemement, il semble que cette surestimation n'ait pas
ete due a des declarations erronees de I'age par les inte-
resses, mais plut6t a un malentendu qui a porte certaines
personnes a confondre lescolonnes destinees a I'inscription
du mois et de l'annee de la naissance (Siegelet Passel 1976).

Au cours des recensements de 1980et de 1990,un grand
nombre de personnes ont choisi de fournir une reponse de
leur cm a la question concernant la race, au lieu de choisir
une des categories preetablies. Sur la population totale,
6.8 millions de personnes, en majeure partie d'origine
hispanique, ont choisi cette option en 1980, et 9.3 millions
on fait de meme en 1990. Les tableaux officiels de ces
recensements ne sont donc pas directement comparables
a d'autres sources de donnees puisqu'ils sont seuls a
prevoir une categorie raciale residuelle. Pour autoriser une
comparaison avec d'autres sources de donnees, Ie Census
Bureau a modifie les donnees censitaires de 1980et de 1990
pour qu'elles soient conformes aux categories historiques
de groupes raciaux. LeBureau a en outre procecte,en 1990,
a une "correction" du probleme lie a I'age (pour plus de
details, voir Word et Spencer 1991). Nous avons decide
d'utiliser les statistiques du Bureau de 1980 et de 1990
modifiees pour la race aux fins de notre etude. Ce choix
a ete motive par Ie nombre considerable de personnes qui
auraient ete exclues autrement, en particulier dans la
population blanche.

2.3 Registres des deces

Les registres americains des decesportent sur l'ensemble
des deces recenses dans les 50 etats et dans Ie district de
Columbia, classes selon la race et Ie sexe et par annees
d'age Gusqu'a 125+). Pour permettre une comparaison
avec les donnees des recensements, les deces des non resi-
dents (ressortissants etrangers et citoyens americains resi-
dant a l'etranger) ont ete exclus.

Aucune correction n'est faite pour tenir compte du
sous-denombrement des deces ou des ctecesdont la des-
cription sur Ie certificat comporte des erreurs. Nous avons
relevedeux problemes qui influent sur I'utilisation de notre
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methode d'analyse intercensitaire. La periode intercensi-
taire s' etale du 1er avril au 31mars, alors que les registres
des deces utilisent l'annee civile. En outre, les registres des
deces et les recensements americains utilisent l'age au
dernier anniversaire au lieu de l'annee de la naissance.
Nous avons corrige les deux problemes en repartissant les
deces sur des graphes triangules du temps et de l'age cor-
respondant aux "annees de recensement" debut ant Ie
1er avril. Par exemple, les deces declares dans l'intervalle
d'un an compris entre la date de recensement du 1er avril
1970et celle du 1er avril 1971et concernant des personnes
agees de 60 ans (it leur dernier anniversaire) au moment
du recensement peuvent etre repartis en quatre categories:
1) personnes de 60 ans decedees au cours de l'annee civile
1970;2) personnes de 60 ans decedees au cours de l'annee
civile 1971; 3) personnes de 61 ans decedees au cours de
l'annee civile 1970; 4) personnes de 61 ans decedees au
cours de l'annee civile 1971.A l'aide des donnees sur les
dates des deces tirees des bandes du NCHS, nous avons
repartis les deces sur des triangles du temps et de l'age cor-
respond ant it l'annee de recensement debutant Ie ler avril
1970. Ce faisant, nous avons presume que les deces
compris dans chaque triangle etaient repartis uniforme-
ment. Cette supposition est rendue necessaire par l'absence
de donnees fiables sur la naissance pour la plupart des
cohortes visees par notre etude, donnees grace auxquelles
il nous aurait ete possible de repartir les deces plus preci-
sement entre les cohortes de naissance adjacentes. Pour
une description plus detaillee de cette methode, voir
Shrestha (1993).

2.4 Statistiques sur I'immigration nette

Nous avons utilise des statistiques inedites sur l'immi-
gration nette obtenues aupres du V.S. Bureau of the
Census. Si la qualite des statistiques americaines sur
l'immigration est generalement mise en doute (Hill 1985),
l'estimation de la taille de la population des aines est
passablement independante des variations dans les esti-
mations de la migration intercensitaire. Cette robustesse
decoule it la fois du nombre moindre demigrants nets chez
lespersonnes plus agees, comparativement aux plus jeunes,
et du role plus important de la mortalite dans la diminu-
tion du nombre de personnes agees, comparativement it
la migration nette. Par exemple, les donnees sur l'immi-
gration nette font etat d'un apport de 64 hommes de race
noire pour la cohorte des personnes agees de 75 ans et plus
(en 1970) pendant la decennie de 1970 it 1980. A titre de
comparaison, plus de 141,000 deces ont ete enregistres
dans cette cohorte au cours de la meme periode.
Les estimations concernant les migrations des residents

sans document sont exclues des ensembles de donnees sur
I'immigration nette, mais elles seront prises en compte
dans l'interpretation des resultats. Cette exclusion a ete
motivee par un certain nombre de facteurs. Les estima-
tions de la taille et de la repartition selon l'~ge et Ie sexe
des immigrants illegaux (illegal aliens) varient largement
par suite de l'insuffisance d'instruments de collecte de
donnees aux Etats-Vnis. Cependant, meme les estimations
les plus exagerees du nombre de migrants sans document
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sont negligeables par rapport aux deces en ce qui concerne
les aines.
Nous avons decrit un certain nombre d'ajustements

apportes aux donnees de base: utilisation de compilations
de donnees censitaires inedites de 1970 it cause d'un sur-
denombrement marque de la population des centenaires
dans les statistiques officielles; utilisation de compilations
modifiees pour la race des recensements de 1980et de 1990
et exclusion des estimations concernant les populations
d'etrangers sans document. Pour juger des effets de ces
ajustements sur nos resultats, nous avons procede it
plusieurs analyses de sensibilite uti lisant des donnees non
corrigees. Meme si nous n'avons observe que de legeres
differences entre les resultats obtenus avec les donnees
officielles et les donnees corrigees (sauf pour les 100.ans
et plus), les analyses intercensitaires de cohortes utilisant
des donnees non corrigees ont generalement laisse voir des
ecarts plus grands dans les resultats definitifs, confirmant
dans l'ensemble la pertinence des corrections apportees.

3. SOURCES D'ERREURS DANS LES
RECENSEMENTS ET LES
REGISTRES DE DECtS

Les erreurs dans les donnees demographiques ont ete
classeesen deux categories: erreurs de couverture et erreurs
de contenu. La couverture s'entend de la mesure dans
laquelle lespersonnes ou les evenements faisant partie d'un
ensemble defini dans un systeme de donnees particulieres
sont pris en compte. Le contenu s'entend de la qualite de
l'information effectivement compilee sur les personnes ou
les evenements. L'un ou l'autre de ces deux types d'erreurs
peut creer des discordances entre l'evolution intercensitaire
de la taille d'une cohorte et les deces intercensitaires.
Toutefois, si les deux sources de donnees sont marquees
par Ie meme taux net d'omissions, la concordance entre
les deux sera maintenue. En outre, dans ces conditions,
les taux de mortalite resteront egalement exacts.
Meme si les cas d'erreurs dans la declaration de l'age

suivent la meme tendance dans les recensements et dans
les certificats de deces, cela ne permettra pas, en regIe
generale, de maintenir la concordance des changements de
taille des cohortes entre les deux sources de donnees. En
effet, comme les taux de mortalite augmentent avec l'age,
la distribution par age des deces chez les aines est "plus
vieille" que la distribution par age de la population. Par
exemple, si on place par erreur 10070des personnes et des
deces du groupe d'age 75-79 dans Ie groupe d'age 80-84,
l'incidence proportionnelle de cette erreur sur les donnees
demographiques sera plus grande que l'incidence propor-
tionnelle sur les taux demortalite. Cette tendance it declarer
un age errone aurait pour effet de biaiser les taux demorta-
lite et infIuerait egalement sur la coherence des tests que
nous utilisons.
Le Census Bureau a utilise des methodes demographi-

ques et statistiques pour estimer la qualite de la couver-
ture des recensements. Les methodes demographiques
comparent les estimations du nombre reel de naissances,
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diminuees des nombres estimes de deces dans la cohorte
et des migrations, aux donnees censitaires (voir a ce propos
Ie resume dans Robinson et colI. 1993, et Himes et Clogg
1992). Les methodes statistiques comparent un groupe de
personnes tire d'une source de donnees de rechange (p. ex.,
Ie Current Population Survey) aux donnees individuelles
du recensement. Une troisieme methode consiste a comparer
les donnees censitaires concernant les aines aux denom-
brements des personnes inscrites dans les dossiers du pro-
gramme federal d'assurance-maladie (Medicare).

Les evaluations du recensement de 1970 realisees par
Ie U.S. Bureau of the Census (1973, 1974, 1975) ont
conduit a un certain nombre de conclusions generales con-
cernant la population des aines. Premierement, l'erreur
nette (combinaison des erreurs de couverture et de contenu)
est plus importante dans Ie cas des aines que des personnes
plus jeunes. Deuxiemement, les taux d'erreur nets ont ete
plus eleves dans Ie cas des femmes que dans celui des
hommes, par suite du plus grand nombre d'erreurs commises
dans la declaration de l'age. Cependant, les taux bruts
d'omission (qui ne constituent qu'un element de l'erreur
nette) etaient plus eleves dans Ie cas des hommes. Troisie-
mement, les taux d'erreur nets, d'omission bruts et
d'erreur dans la declaration des caracteristiques demogra-
phiques sont beaucoup plus eleves dans Ie cas des americains
de race noire que de ceux de race blanche. Quatriemement,
il semble que les statistiques officielles contiennent une tres
grande quantite d'erreurs dans la declaration de l'age. Par
exemple, il est interessant de noter que pour les quatre
groupes de race-sexe des personnes agees de 65 a 69 ans
en 1970, les estimations tirees de l'analyse demographique
laissent conclure a une surestimation nette dans les donnees
censitaires tandis que l'etude fondee sur les donnees du
Medicare laisse transparaitre d'importantes omissions
dans les donnees censitaires (de 2.1070 dans Ie cas des
femmes blanches a 12.6070dans Ie cas des hommes noirs
et de ceux des autres categories raciales). Cette comparaison
donne a conclure qu'en plus des taux d'omission bruts
dans Ie denombrement des personnes agees de 65 a 69 ans,
d'autres erreurs encore plus grandes (surtout, semble-t-il,
une exageration de l'age chez les personnes de moins de
65 ans) agissent dans Ie sens contraire pour augmenter les
estimations du denombrement net des personnes appar-
tenant aces groupes d'age. II decoule notamment de cette
situation que les caracteristiques d'une portion subs tan-
tielle de la population classee dans Ie groupe des 65 ans et
plus lors du recensement se rapportent en fait a des
personnes agees de moins de 65 ans (U .S. Bureau of the
Census 1976).

Comparativement aux donnees censitaires de 1970, les
taux d'erreurs nets observes en 1980 dans la plupart des
groupes d'age-race-sexe ont ete sensiblement moins eleves.
Toutefois, comme Ie faisait observer Ie Bureau of the
Census (1988), les resultats du programme postcensitaire
(Post Enumeration Program, ou PEP) et de la Housing
Unit Enumeration Duplication study de 1980 donnent a
conclure qu'une part considerable du total des denombre-
ments censitaires, soit plus de 1.1070selon toute vraisem-
blance, contient des personnes deja recensees. Les donnees

laissent supposer que Ie taux de duplication etait beau coup
moindre au cours des recensements anterieurs. Ainsi, les
ameliorations relevees dans la couverture nette du recen-
sement de 1980 semble malheureusement en partie attri-
buables a un probleme de duplication des donnees (U.S.
Bureau of the Census 1988: 10).

Le Census Bureau compte pro ceder a des evaluations
completes de la qualite du recensement de 1990, mais la
diffusion des resultats obtenus est demeuree jusqu'a main-
tenant fragmentaire. II semble que Ie probleme de sous-
denombrement des donnees brutes ait ete moins grave en
1980 qu'en 1990 (Robinson et colI. 1993), mais cette dif-
ference pourrait etre due a un taux de duplication plus
eleve dans Ie recensement de 1980. On peut formuler un
certain nombre de generalisations concernant la ten dance
au sous-denombrement net dans Ie recensement de 1990,
dans Ie cas des aines. Premierement, confirm ant la ten-
dance historique, les estimations de l'erreur nette pour les
Afro-americains depassent largement celles des blancs. La
difference la plus importante s'observe dans Ie cas des
hommes ages de 60 a 64 ans. Le taux de sous-denombrement
net pour les hommes de race noire atteint 10.3070, alors
qu'il n'est que de 2.6070chez les hommes de race blanche
(difference de 7.7 points). Deuxiemement, alors qu'on
observe un sous-denombrement pour tous les groupes
d'age chez les hommes, il existe des problemes de surde-
nombrement dans plusieurs des groupes de femmes. Fina-
lement, comme Ie soulignent Robinson et colI. (ibid), les
tendances de la couverture nette sont generalement compa-
rabIes dans les trois derniers recensements pour chaque
groupe de race-sexe.

Les statistiques officielles sur les deces produites par Ie
National Center for Health Statistics constituent la source
de base de donnees sur la mortalite annuelle aux Etats-Unis.
Ces chiffres sont generalement utilises sans ajustement
pour tenir compte du sous-denombrement et des erreurs
de declaration qui se glissent dans les certificats de deces.
Toutefois, on presume en general que Ie systeme de recen-
sement des deces est pratiquement complet (Wilkin 1981;
U.S. Bureau of the Census 1984a; National Center for
Health Statistics 1968) meme si aucun test national n'a ete
fait pour confirmer ce diagnostic depuis la mise en place
de la Death Registration Area en 1933. Cette supposition
s'appuie sur les exigences legales strictes en vigueur con-
cernant Ie recensement des deces ainsi que sur la necessite,
pour les survivants, de prouver Ie deces aux fins des arran-
gements funeraires, du reglement des droits successoraux
et de la collecte des prestations d'assurance (U .S. Bureau
of the Census 1984a; Wilkin 1981). Les calculs realises par
Coale et Kisker (1990) donnent toutefois a penser qu'il
existe un probleme de sous-denombrement des deces, en
particulier chez les aines. Dans Ie cas des personnes de
couleur, par exemple, Ie total des deces portes aux registres
de l'etat civil est inferieur de 7070a celui des deces inscrits
aux dossiers du Medicare dans Ie cas des hommes ages de
plus de 80 ans en 1980, et de 10070dans Ie cas des femmes.
Toutefois, il est possible que l'ecart reIeve soit dfi a des
differences dans l'age declare entre les deux sources plut6t
qu'a un probleme de sous-denombrement.
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recensement peut etre estimee a partir de sa taille dans Ie
premier recensement et des deces survenus au sein de cette
cohorte au cours de la periode intercensitaire, apres l'ajus-
tement tenant compte des migrations (Condran, Himes et
Preston 1991). Le recours a une categorie ouverte permet
l'observation de la tendance du rapport tout en attenuant
l'effet des valeurs extremes dues a des erreurs dans des
groupes d'age particuliers. Cette methode est insensible
aux erreurs commises dans la declaration de l'age des
personnes decedees ou des personnes recensees dont l'age
est superieur a celui qui marque Ie debut de la categorie
ouverte.
En utilisant les donnees censitaires et celles portant sur

les deces et lesmigrations pour une periode intercensitaire
donnee, l'analyse intercensitaire des cohortes nous permet
d'estimer la taille previsiblede chaque cohorte d'age ouverte
du recensement suivant. Les statistiques susmentionnees,
classees par annees d'age, par sexe et par race (blanche et
noire), ont servi a calculer l'equation suivante pour la
population prevue a l'epoque du second recensement:

ou
Nx (2) = la population prevue d' age x et plus, lors du

second recensement, realise 10ans apres Ie
premier;

Nx-IO(l) = la population recensee d'age x - 10 et plus
au temps 1, soit au premier recensement;

Dx-IO ( 1) = les deces survenus pendant la periode inter-
censitaire dans la cohorte des personnes
d'age x - 10et plus (au moment du premier
recensement);

Mx-IO ( 1) l'immigration legalenette intercensitairedans
la cohorte des personnes d'age x - 10 et
plus (au moment du premier recensement).

On peut egalement calculer a l'aide d'une methode ana-
logue la population prevue d'un age donne (par opposition
a celIe d'age x et plus). Dans l'un ou l'autre de ces cas, il
est ensuite possible de calculer Ie rapport de la population
observee, denombree lors du recensement suivant, sur la
population prevue (apres simplification et en presumant
que la migration nette est nulle) a l'aide de la formule
suivante:

Une etude au cours de laquelle on a compare un echan-
tillon de certificats de deces datant de mai a aofit 1960aux
donnees du recensement de 1960constitue la meilleure eva-
luation de la concordance des donnees sur l'age declare
contenues dans les tableaux de recensements et dans les
registres de l'etat civil - sans doute une des sources les plus
importantes d'erreurs de contenu influant sur notre test
de coherence (NCHS 1968;Hambright 1969).Meme si les
donnees ont ete recueillies avant la periode visee par notre
projet, les resultats de cette etude mettent en lumiere un
probleme qui risque d'exister encore aujourd'hui. Les
auteurs de l'etude ont constate ce qui suit: 1) dans Ie cas
des blancs, les donnees des deux sources concordent assez
bienmeme lorsque l'age augmente, mais pour lespersonnes
de couleur, la concordance est moins nette; 2) lorsqu'il y
a discordance entre les deux sources de donnees, la diffe-
rence d'age dans Ie cas des blancs est generalement infe-
rieure a un an, mais cette difference est typiquement
superieure a un an dans Ie cas des personnes de couleur,
en particulier pour celles agees de 45 ans et plus; 3) pour
les blancs de tous ages et pour les personnes de couleur
agees de moins de 45 ans, l'age indique sur Ie certificat de
deces est typiquement plus avance que celui declare au
moment du recensement. Par contre, pour les personnes
de couleur agees de 45 ans et plus, l'age indique sur Ie
certificat de deces est en moyenne moins avance que celui
declare lors du recensement.
Les auteurs de cette etude n'ont pas ete en mesure de

determiner laquelle des deux sources donnait l'age "reel".
Rosenwaike et Logue (1983) ont cherche a verifier les
donnees sur l'age indique dans les certificats de deces des
personnes agees de 85 ans et plus pour la periode de 1968
a 1972. Ils ont a cette fin tire un echantillon de certificats
de personnes decedeesa un age tres avance en Pennsylvanie
et aux New Jersey. Ils ont ensuite compare ces donnees a
cellesdu recensement manuscrit de l'annee 1900.Au total,
1,429 comparaisons ont ete etablies: 960 concernant des
personnes de race blanche et 496 concernant des personnes
de couleur.
Ils ont constate que la concordance des renseignements

sur l'age entre les deux sources diminuait a mesure que
l'age augmentait pour les deux groupes raciaux. Des
differences frappantes ont ete observees entre les groupes
raciaux. La concordance etait eleveedans Iecas des blancs,
sauf pour les personnes ageesde 100ans et plus. Toutefois,
pour les personnes de couleur, la concordance etait sensi-
blement moins bonne. Les auteurs ont par ailleurs releve
qu'a l'interieur de chaque groupe racial, Ie sexe avait peu
d'incidence sur la concordance des donnees.

R _ NA2)
x-

Nx-IO(l) - D
(2)

4. METHODE INTERCENSITAIRE D'EVALUATION
DE LA QUALITE DES STATISTIQUES

SUR LES AiNES

La presente analyse permet de determiner l'ampleur de
la discordance des sources de donnees sur les alnes a l'aide
d'une methode intercensitaire fondee sur les cohortes. La
taille previsible d'une cohorte d'age ouverte dans Ie second

Le changement de taille de la cohorte mesure entre deux
recensements successifsne peut etre dfi qu'aux deces et aux
migrations. Un rapport de 1.00 indiquerait donc une
concordance complete entre les sources de donnees. (Noter
toutefois qu'un tel rapport n'est pas necessairement un
signe d'exactitude des donnees. Ainsi, si l'age d'une
personne donnee a systematiquement ete augmente de n
annees, la methode ne permettra pas de relever cette decla-
ration erronee). Dans les faits, toutefois, Iedenombrement
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indique pourra egalement subir l'influence: 1) des erreurs
de couverture dans Pun ou l'autre ou les deux recensements;
2) des erreurs (en plus ou en moins) dans les registres des
deces ou les statistiques de l'immigration; 3) des declara-
tions erronees (concernant Page, la race, etc.) dans l'une
ou l'autre ou l'ensemble des sources de donnees (Ewbank
1981; Shryock et Siegel 1976; Condran et colI. 1991). Le
rapport des populations observees sur les populations
prevues est un outil de diagnostic utile lorsqu'il est possible
d'attribuer les ecarts par rapport a 1.00 a l'effet de ces
erreurs sous-jacentes. Toutefois, il ne constitue pas un
outil tres precis puisque differents types d'erreurs peuvent
produire Ie meme genre d'ecarts. II peut neanmoins
permettre un choix plus facile entre diverses solutions
concurrentes.

5. EFFETS DES ERREURS SUR LES RAPPORTS
DES POPULATIONS OBSERVEES SUR

LES POPULATIONS PREVUES

Certains types d'erreurs ont un effet direct visible sur
la formule du rapport lui-meme (effets qui ont ete con-
firmes par les simulations que nous avons realisees). Pour
simplifier la demonstration, designons par Rx dans
l'equation (2) Ie rapport de la population observee sur la
population prevue pour l'agexet plus au deuxieme recen-
sement. On peut distinguer les possibilites principales
suivantes d'erreurs de couverture et leurs repercussions sur
la configuration des rapports en fonction de l'age:

1) Si Nx-1O (l) et D sont egalement complets et que
Nx(2) est assorti d'un degre de completude relative de
C (2), alors la configuration des rapports en fonction
de l'age sera constante et son niveau sera C(2).

2) SiNA2) et D sont egalement complets et que Nx-lO( 1)
est assorti d'un degre de completude relative de C( 1),
alors la configuration des rapports en fonction de Page
sera:

a) superieure a 1.00 et augmentera en fonction de l'age
si C(l) < 1.00;

b) inferieure a 1.00 et diminuera en fonction de l'age
si C(l) > 1.00.

La raison pour laquelle ces erreurs induisent un effet
relatif a l'age sur Ie rapport Rx est qu'une erreur propor-
tionnelle don nee dans Nx-1O (l) engendre des erreurs
proportionnelles de plus en plus grandes dans Ie denomi-
nateur a mesure que les deux termes compensatoires du
denominateur (Pun positif et l'autre negatif) tendent l'un
vers l'autre en valeur absolue. Cette egalisation est due au
fait qu 'une proportion plus grande des membres de chaque
cohorte meurent pendant la periode intercensitaire a
mesure que l'age avance.

3) SiNx- 10 (l) etNx (2) sont egalement complets et que
D est assorti d'un degre de completude relative de
C(D), alors la configuration des rapports en fonction
de l'age sera:

a) superieure a 1.00et augmentera en fonction de l'age
si C(D) > 1.00 (c.-a-d., si les certificats de deces
sont plus complets que les denombrements des deux
recensements);

b) inferieure a 1.00 et diminuera en fonction de Page
si C(D) < 1.00.

lci encore, on observe une tendance relative a Page
puisqu'une erreur proportionnelle egale dans D engendrera
des erreurs proportionnelles plus grandes dans Iedenomi-
nateur a mesure que les deux elements de ce dernier tendent
l'un vers l'autre en termes absolus.

On peut mieux comprendre les effets des declarations
erronees de l'age en examinant les elements qui compo sent
cette formule. Shrestha (1993) et Condran et colI. (1991)
ont introduit diverses erreurs dans des ensembles simules,
depourvus d'erreurs, typiques des conditions demographi-
ques actuelles existant aux Etats-Vnis et aux Pays-Bas
respectivement. lIs ont demontre qu'une tendance nette
a exagerer l'age qui se limiterait a deux recensements pro-
duirait des rapports oscillant aux alentours de 1.00jusqu'a
un age avance, pour chuter ensuite a des valeurs tres
faibles. La diminution du rapport a des valeurs inferieures
a 1.00 s'explique ici encore par Ie fait qu'une erreur dans
un des elements du denominateur (dans ce cas, l'inflation
de Nx-IO(l) par une exageration de l'age) engendre des
effets disproportionnes dans Ie denominateur. Meme si la
chute rapide de la distribution par age peut entralner une
inflation plus grande de Nx (2) par rapport a Nx-10 ( 1),
l'inflation du denominateur finira t6t ou tard par exceder
celIe du numerateur et les rapports diminueront. (A titre
d'exemple, voir la figure 1 de Condran et colI. 1991).
Vn probleme d'exageration de l'age limite aux recen-

sements des deces donnera un rapport superieur a 1.00 et
qui augment era avec Page. Dans ce cas, Ie denominateur
est trop petit (sa composante negative est trop grande) et
Ie deficit proportionnel augmente avec l'age.

L'existence d'une tendance identique a exagerer l'age
dans les certificats de deces et les recensements donnera
egalement des rapports qui finiront par augmenter avec
l'age. Ce resultat important est robuste dans la mesure de
l'erreur introduite (Condran et colI. 1991).II decoule du fait
que les distributions par age chutent de plus en plus rapide-
ment a mesure que l'age avance, de sorte qu'un pourcentage
identiquede personnesqui exagerentleur age veritableentral-
nera un pourcentage plus grand d'erreurs dans les distribu-
tions par age aux ages tres avances. Autrement dit, Nx(2)
est assorti d'un facteur d'inflation plus grand queNx-IO(1).
Dans ce cas, une certaine inflation deNx-1O ( 1) verra ses
effets sur Ie denominateur compenses par 1'inflation deD.

6. RESULTATS

L'analyse intercensitaire des cohortes a porte sur quatre
groupes de sexe-race des Etats-Vnis, au cours des periodes
1970-1980 et 1980-1990. Les figures 1 et 2 illustrent les
rapports calculesde la population observeesur la population
prevue pour des groupes d'age precis en fonction de la
race, du sexe et de la periode intercensitaire.
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•••••• Femmes

-Hommes

Pour toutes les combinaisons de races et de periodes,
I'effet des tendances relatives a I'age sur les rapports est
pratiquement Iememe pour les hommes et pour les femmes .
Dans tous les cas, Ie degre de discordance augmente avec
I'age, meme si on ne commence a observer un ecart syste-
matique et significatif par rapport a 1.00 qu'a partir de
95 ans dans Ie cas des blancs en 1980-1990. On observe une
discontinuite nette dans beaucoup de ces series a I'age de
100 ans, ce qui refH:te Ie caractere idiosyncratique de la
declaration de I'age et les methodes d'ajustement utili sees
par Ie Census Bureau dans Ie cas des centenaires.1m.9590B5BO
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Figure 2B. Rapports intercensitaires de la population observee
sur la population prevue: noirs, 1980-1990.

6.1 ResuItats pour les blanes

6.1.1 Periode intereensitaire 1970-1980

Comme I'indique la figure lA, les rapports de la popu-
lation blanche ont ten dance a se maintenir au-dessus de
1.00 au cours de cette periode et ils augmentent avec l'age
Gusqu'a 100 ans). Cette configuration pourrait etre Ie
resultat de divers types d'erreurs de donnees dont les deux
plus plausibles sont:

1) un sous-denombrement dans Ie recensement de 1970
par rapport au recensement de 1980 et au recensement
des deces;

2) des probabilites a peu pres egales d'exageration de l'age
dans les certificats de deces et lors des deux recensements.

Nous croyons que la premiere explication risque davan-
tage d'etre la bonne. Si l'evolution des rapports en fonction
du vieillissement decoulait de tendances semblables a I' exa-
geration de l'age declare dans les certificats de deces et les
recensements, on pourrait s'attendre a une situation com-
parable au cours de la decennie 1980-1990, notamment du
fait que Ie recensement de 1980 figure dans les deux com-
paraisons. On ne s'attendrait pas non plus a voir les pro-
pensions culturelles a declarer un age errone disparai'tre
soudainement. Pourtant, Ie graphique de l'evolution des
rapports pour les blancs au cours de la decennie 1980-1990
(figure IB) laisse constater une remarquable concordance,
bien meilleure que dans la plupart des pays europeens et
equivalant a celIe observee en Suede et dans les Pays-Bas,
deux pays dotes de registres de la population extremement
efficaces (Condran et colI. 1991). La concordance des
donnees observee pour la decennie 1980-1990 est egalement
beaucoup plus grande que celle obtenue dans d'autres pays
de langue anglaise: Angleterre et pays de Galles, Canada,
Australie et Nouvelle-Zelande.

Notre preference pour la premiere explication est ega-
lement motivee par Ie fait que Ie Census Bureau a conclu
que Ie recensement de 1980 etait plus complet que celui de
1970 (U .S. Bureau of the Census 1988; Robinson et coil.
1993). Cette conclusion est fondee en partie sur l'analyse
demographique et n'est donc pas entierement independante
du genre de preuve que nous examinons. Toutefois, l'analyse
demographique du Bureau fait grand usage de groupes
d'age plus jeunes que ceux auxquels nous nous interessons
ici. En outre, la conclusion selon laquelle la couverture des
recensements a ete amelioree est egalement confirmee par
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Figure lB. Rapports intercensitaires de la population observee
sur la population prevue: blancs, 1980-1990.

Figure 2A. Rapports intercensitaires de la population observee
sur la population prevue: noirs, 1970-1980.

Figure lA. Rapports intercensitaires de la population observee
sur la population prevue: blancs, 1970-1980.
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Ie programme postcensitaire au cours duquel des donnees
individuelles du recensement sont comparees a des donnees
provenant d'autres systemes.

6.1.2 Periode intercensitaire 1980-1990

Com me mentionne precectemment, l'evolution des
rapports dans Ie cas des blancs (en particulier les femmes)
laisse constater une tres grande concordance des donnees,
de loin meilleure que dans la plupart des pays europeens.
Notre etude semble con firmer l'hypothese de Vaupel
(1993) selon laquelle la population blanche des Etats-Vnis
presenterait des taux de mortalite plus bas, au-del a de l'age
de 80 ans, que dans tous les autres pays industrialises.
Toutefois, la prudence est de mise. Si nos methodes laissent
voir une grande concordance des donnees entre les recen-
sements et les certificats de deces pour la periode 1980-1990,
rien n'indique que ces donnees soient necessairement
exactes. Condran et coil. (1991) decrit une situation dans
laquelle une ten dance a declarer des ages errones donne
une serie de rapports de 1.00 pour tous les ages. Par
ailleurs, la methode intercensitaire ne permet pas de depister
les sujets qui font systematiquement des declarations
erronees de leur age. Comme Ie soulignait Horiuchi (1993),
une per sonne qui exagere une premiere fois son age - pour
etre admise a une ecole ou etre autorisee a travailler plus
jeune, pour eviter Ie service militaire lorsqu'elle approche
de l'age limite superieur ou pour beneficier plus tot de
la securite sociale, du programme Medicare ou d'une
pension - pourra avoir tendance a continuer d'exagerer
son age par la suite. Vne telle possibilite ne peut etre
ignoree, meme si nous sommes incapables de la mesurer
directement.

6.2 Resultats pour les noirs

L'evolution des rapports en fonction de l'age est
beaucoup plus reguliere dans Ie cas des Afro-americains
(voir les figures 2A et 2B). lIs commencent a diminuer vers
70 ans pour les deux sexes dans les deux periodes et pour-
suivent cette chute jusqu'aux ages avances Gusqu'a 100 ans
en 1970-1980). Avant 70 ans, les rapports se maintiennent
typiquement au-dessus de 1.00 en 1970-1980, et legerement
au-dessus de 1.00 pour les hommes en 1980-1990.

L'ecart observe entre les rapports pour des groupes
d'age donnes entre les resultats de 1970-1980 et de 1980-1990
n'est pas etranger au sous-denombrement relatif qui a
caracterise Ie recensement de 1970. Comme nous l'avons
deja mentionne, il est vraisemblable qu'un tel sous-
denombrement se soit produit egalement dans Ie cas des
blancs. Ce sous-denombrement ne suffit pas toutefois a
expliquer la ten dance a la baisse persistante des rapports
au-dela de 70 ans pour les deux periodes. Deux raisons
principales peuvent permettre d'expliquer ce declin des
series de rapports pour les Afro-americains:

1) L'inscription des deces aux registres d'etat civil n'est
pas faite avec la meme efficacite que les recensements;

2) L'exageration de l'age est plus importante dans les
recensements que dans les certificats de deces.

Coale et Kisker (1990) preferent la premiere explication.
lIs reIevent que les populations reconstituees a partir des
donnees sur les deces a l'aide de methodes a r variables
(Preston et Coale 1982) sont trop petites par rapport aux
donnees censitaires de 1980 pour les plus de 65 ans, ce
qui porte a conclure que les deces n'ont pas tous ete portes
aux registres. lIs relevent egalement que chez les Afro-
americains d'age avance, on observe un deficit dans les
deces declares par rapport aux dossiers Medicare.

Toutefois, ces deux observations pourraient egalement
s'expliquer par une exageration de l'age lors des recense-
ments (et dans les dossiers Medicare) par rapport aux
donnees des certificats de deces. Vne comparaison directe
des certificats de deces de 1960 et des donnees se rapportant
aux memes sujets dans Ie recensement de 1960 (NCHS
1968; Hambright 1969) tend a confirmer l'existence d'une
telle tendance. Pour les hommes comme pour les femmes,
Ie total des deces chez les plus de 50 ans, lorsque ces deces
sont classes selon I'age declare au recensement, ne s'ecarte
pas de plus de 1070du total des deces classes selon l'age
inscrit dans les certificats de deces. Toutefois, pour l'en-
semble des personnes de 65 ans et plus, Ie total des deces
classes selon I'age au recensement depasse de 15.4% celui
des deces classes selon l' age inscrit dans Ie certificat de
deces dans Ie cas des femmes, et de 7.1 % dans Ie cas des
hommes. Pour les personnes de 75 ans et plus, les ecarts
atteignent 23.3 et 17.8070respectivement et pour Ie groupe
des 85 ans et plus, ils sont de 39.2 et 17.6% respectivement.

Ces ecarts importants de l'age declare entre les recen-
sements et les certificats de deces peuvent expliquer la
tendance a la baisse des rapports observee dans les graph i-
ques des figures 2A et 2B. Elo et Preston (1994) ont calcule
que les valeurs de Rx pour les Afro-americains, entre les
peri odes 1950-1960 et 1960-1970, periodes qui encadrent
la comparaison des donnees censitaires et celles des certi-
ficats de 1960. lIs demontrent que si les ages au deces sont
"corriges" pour correspondre a ceux declares lors des
recensements, la tendance a la baisse des rapports est
eliminee.

Les raisons qui poussent les Afro-americains a declarer
un age plus avance lors des recensements, comparativement
a I'age inscrit dans Ie certificat de deces, ne sont pas claires.
Cette tendance n'apparait pas avant Ie recensement de
1940, c'est-a-dire Ie premier realise apres l'adoption de la
Loi sur la securite sociale. Ce recensement laisse constater
un large excectent d' Afro-americains appartenant aux
groupes d'age 65-69 ans et 70-74 ans, et un deficit des
personnes du groupe d'age 50-64 ans (Blo et Preston 1994).
Comme Ie rappelle Wolfenden (1954:56), "Les distorsions
dans les donnees sur les noirs etaient si marquees qu'il a
fallu procecter a une nouvelle repartition preliminaire de
ces populations (et de ces deces) entre 55 et 69 ans, aux fins
de la preparation des tables de survie." Cet excectent
persiste, meme s'il s'attenue graduellement, jusque dans
les recensements les plus recents (comme Ie montre la
figure 2). Quelle qu'en soit la raison, nous croyons que
l'explication principale des ecarts importants observes
entre les donnees censitaires et les donnees des certificats
de deces pour la population noire americaine s'expliquent
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principalement par une tendance, chez les personnes de ce
groupe, a exagerer leur age au moment des recensements
par rapport aux donnees inscrites dans les certificats de
deces. II s'ensuit de cette tendance que les taux de morta-
lite des groupes d'age superieurs a 65 ans pour les Afro-
americains donneront vraisemblablement lieu a de graves
sous-estimations. II est effectivement possible que les
courbes des taux de mortalite des blancs et des noirs se
croisent a un age avance, mais il serait dangereux de fonder
une telle conclusion uniquement sur les donnees des recen-
sements et des registres de l'etat civil. La discordance entre
ces deux sources de donnees est tout simplement trop
grande pour nous permettre de faire une estimation fiable
des taux de mortalite pour les groupes d'age avance.

7. CONCLUSION

Les erreurs de couverture et de contenu relevees dans
les systemes de recensement des personnes et des deces aux
Etats-Unis laissent planer un doute serieux sur la qualite
de ces donnees en ce qui concerne les aines. Nous avons
evalue la concordance des donnees provenant de ces deux
sources pour les populations blanche et afro-americaine,
en concentrant notre attention sur les personnes agees de
60 ans et plus, OU les tendances affichees par les taux de
mortalite ont la plus grande incidence sur les programmes
sociaux et ou les donnees sont les plus problematiques.
L'analyse intercensitaire des cohortes laisse constater des
discordances lieesa l'age entre les deux sources de donnees
pour les deux periodes: 1970-1980 et 1980-1990.

Afin de determiner queUes combinaisons de degre de
couverture et de tendance a la declaration d'un age errone
produirait les resultats empiriques, nous avons realise une
serie de simulations. Les discordances observees dans les
donnees americaines sont examinees a la lumiere des resul-
tats de ces simulations et des donnees de la documentation
specialisee concernant la nature des erreurs de couverture
et de contenu dans les sources de donnees.

Les donnees concernant les blancs pour la periode inter-
censitaire 1980-1990 laissent constater une concordance
remarquable. Leur qualite, jusqu'a 95 ans, s'approche de
celIe des donnees de la Suede et des Pays-Bas, deux pays
dotes de registres de la population extremement efficaces.
Lesdonneesportant sur lesblanespour la decennie1970-1980
laissent voir plus de discordances. L'explication la plus
plausible de cette difference est Ie sous-denombrement
relatif net du recensement de 1970combine a la tenue de
statistiques plus completes sur les deces. En consequence,
les estimations de la mortalite chez les aines qui utili sent
des numerateurs tires des certificats de deces et des deno-
minateurs tires du recensement de 1970 risquent de sur-
estimer la mortalite.

Les donnees concernant les Afro-americains laissent
voir une tendance differente. Au-dela de 70 ans, la popu-
lation recensee diminue graduellement comparativement
a la population previsible tant en 1980 qu'en 1990. II
semble que cette discordance soit principalement due a une
tendance a exagerer l'age lors des recensements, par
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rapport aux donnees portees aux certificats de deces. II
s'ensuit de cette tendance que les taux de mortalite des
Afro-americains plus ages risquent d'etre serieusement
sous-estimes. II est possible que les courbes des taux de
mortalite des noirs et des blancs se croisent a un age
avance, mais il serait imprudent de fonder une telle con-
clusion uniquement sur les donnees des recensements et
des registres de l' etat civil.
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ANNEXEA
Source: Shrestha (1993)

Trois sources principales de donnees ont ete utilisees
dans notre etude: 1) recensements de 1970,1980 et 1990;
2) registres officiels des deces; 3) statistiques sur l'immi-
gration nette. Nous decrivons ci-apres ces sources et les
ajustements que nous avons apportes aux donnees.

l.A Recensement de 1970

Les tableaux officiels des caracteristiques demographi-
ques de base de la population en 1970sont presentes dans
Iedocument Series B - U.S. Summary ofthe 1970Census
(U.S. Bureau of the Census 1972). Nous savons que ces
donnees officielles contiennent des erreurs importantes qui
risquent de biaiser notre enquete sur Ie recensement des
aines aux Etats-Unis. La premiere est un surdenombrement
evident des personnes centenaires. Alors que 106,000per-
sonnes ont ete classees dans cette categorie ouverte, des
analyses demographiques indirectes donnent plutot a con-
clure que Ie nombre correct oscillerait plutot entre 3,000
et 8,000 (Siegel 1974;Siegelet Passel 1976).Ce surdenom-
brement semble avoir ete cause par une interpretation
erronee d'une des questions du formulaire plutot que par
une tendance systematique a se declarer faussement dans
la categorie des centenaires. Le deuxiemeprobleme decoule
d'une erreur de classification de la population en groupes
raciaux dans les tableaux du recensement total qui touche
21,000 personnes agees de 65 ans et plus. Finalement, Ie
recensement officiel a omis plus de 23,000 personnes (de
tous ages) dont les donnees ont ete retrouvees apres la
publication des tableaux officiels.
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A cause des erreurs contenues dans les tableaux officiels,
nous avons utilise des tableaux corriges inedits obtenus
aupres du U.S. Bureau of the Census. Ces donnees statis-
tiques modifiees etaient exemptes des trois types d'erreurs
susmentionnes. Les donnees sont classees selon la race
(blanche ou noire), Ie sexe, les annees d'age (de 0 a 94 ans)
et les groupes d'age (95-99 ans et 100 et plus). Pour repartir
les donnees du groupe des 95-99 ans en annees d'age, nous
avons utilise des distributions de I'age moyen par sexe et
par race des recensements de 1960 et de 1980 pour les
blancs, et des recensements de 1950 et 1980 pour les noirs
(les donnees en annees d'age ne sont pas disponibles pour
ce groupe d'age chez les noirs dans Ie recensement de 1960).

1.B Recensement de 1980

Les tableaux officiels du recensement de 1980 sont
presentes dans Ie document Series B - U.S. Summary of
the 1980 Census (U.S. Bureau of the Census 1983). Au
cours de ce recensement, un grand nombre de gens
(environ 6.8 millions) ont choisi de fournir une reponse
de leur em a la question concernant leur race au lieu de
choisir une des categories preetablies. Comme Ie recense-
ment de 1980 est Ie seul a contenir une categorie raciale
residuelle, il n'est pas directement comparable aux autres
sources de donnees (registres de I'etat civil, recensements
anterieurs, etc.). Ie Census Bureau a produit un dossier
modifie conforme aux categories raciales historiques (U .S.
Bureau of the Census 1984b). La methode d'adaptation
des donnees comportait une redistribution des macro-
donnees sur la race fondee sur un tableau detaille croisant
la race et I'origine hispanique et decoulant des donnees
echantillons et des donnees integrales du recensement.
Nous decrivons en details ci-apres les modifications appor-
tees par Ie Census Bureau.

Pour les 219.8 millions de personnes qui ont choisi I'une
des 14 categories raciales preetablies, aucun ajustement n'a
ete fait. Deux categories de personnes (6.7 millions au
total) ont choisi de fournir une description de leur em: les
personnes d'origine hispanique (5.8 millions) et celles
d'une autre origine (0.9 million). Des methodes d'ajuste-
ment differentes ont ete elaborees pour ces deux groupes.

Les personnes d'origine hispanique ont ete reparties
entre les categories blanche et noire (et non dans celles
des autochtones ni des asiatiques ou des insulaires du
Pacifique). Toutes les personnes d'origine mexicaine ont
ete replacees dans la categorie blanche. Les personnes
d'origine porto-ricaine et cubaine et toutes les autres
personnes d'origine hispanique ont ete replacees dans des
groupes modifies, blancs ou noirs, dans des proportions
identiques au choix des Hispaniques de meme origine qui
avaient precise la race blanche ou noire dans leur formulaire.
Les calculs ont ete effectues par cellules d'age-sexe-comte.

Les personnes d'une autre origine ont ete reparties entre
trois groupes raciaux modifies (blancs, noirs et autres)
dans des proportions correspondant a celles observees
dans les cellules d'age-sexe-comte de leur Etat de residence.
Ces proportions etaient fondees sur un echantillon de
donnees tirees du recensement de 1980. Pour de plus amples

details sur ces modifications, voir U.S. Bureau of the
Census (1984b).

Les donnees des tableaux modifies sont classees selon
la race, Ie sexe, les annees d'age (0 a 99) et Ie groupe d'age
(100 ans et plus). Aux fins de notre recherche, nous avons
utilise les groupes raciaux modifies, compte tenu du nombre
considerable de personnes qui ont ete transferees du
groupe racial residuel aux categories blanche ou noire.

I.e Recensement de 1990

La publication des tableaux du recensement de 1990 par
Ie U.S. Bureau of the Census n'est pas encore terminee.
Les statistiques deja publiees presentent toutefois un certain
nombre de problemes qui compliquent leur comparaison
avec les recensements anterieurs et les autres sources de
donnees. Trois problemes sont evidents: classification des
9.3 millions de personnes placees dans une categorie raciale
residuelle non specifiee; incoherences dans la declaration
de l'age et modification des methodes d'attribution de l'age
pour les personnes qui ont arms de fourmr ce renseignement.

Un dossier modifie intitule MARS (Modified Age and
Race Statistics) a ete prepare par Ie Census Bureau pour
regler les deux premiers problemes (Word et Spencer
1991). Les modifications du recensement de 1990 ont porte
sur les micro-donnees. Des methodes d'imputation spe-
ciales (hot-deck) ont servi a attribuer une race particuliere
aux personnes qui avaient choisi la categorie "autre non
precise". Cette redistribution est appliquee aux dossiers
individuels des tableaux detailles entierement revises du
recensement de 1990 (Robinson, Word et Spencer 1991).

Nous avons encore une fois choisi d'utiliser les statis-
tiques modifiees, classees selon la race, Ie sexe et les annees
d'age. Notre decision d'utiliser les statistiques modifiees
des recensements de 1980 et de 1990 n'allait pas de soi;
pour un examen plus detaille de la question, voir Shrestha
(1993).

2. Le systeme d'enregistrement des deces

Les statistiques annuelles nationales sur les deces que
nous avons utili sees pour notre etude sont venues du
National Center for Health Statistics (NCHS). Les donnees
de 1970 a 1988 ont ete tirees des bandes de donnees du
NCHS obtenues aupres du ICPSR (NCHS 1970-1988).
Elles sont classees selon la race (noire ou blanche), Ie sexe
et les annees d'age (0 a 124 ans; categorie ouverte pour les
125 ans et plus). Comme les bandes de donnees de I'annee
civile 1989 et des trois premiers mois de 1990 n'ont pas
encore ete diffusees, nous avons elabore une methode pour
en estimer la distribution. Les statistiques finales sur la
mortalite pour 1989 classees selon la race et Ie sexe ont ete
publiees par Ie NCHS en 1992. Les donnees presentees par
groupes d'age ont ete reparties en annees d'age en fonction
de la repartition des donnees de 1988. La repartition selon
Ie mois du deces s'est fondee sur les donnees des registres
de I'etat civil (NCHS 1989). Les estimations de la distri-
bution des deces en 1990 sont fondees sur les rapports
provisoires mensuels sur la mortalite du NCHS (1990). Ces
donnees provisoires ont ete classees en annees d'age en
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fonction de la repartition des donnees du groupe d'age
correspondant en 1988.

Tel que mentionne dans Ie texte, nous avons ajuste les
donnees disponibles pour corriger deux problemes. Premie-
rement, les periodes intercensitaires s'etendent du 1er avril
au 31mars tandis que les registres des decesutilisent I'annee
civile.Deuxiemement, lesdeux sourcesde donnees indiquent
I'age au dernier anniversaire au lieu de donner I'annee de
la naissance. Comme la date des recensements est fixee au
1er avril, nous preferons 1adeuxieme methode qui identifie
la cohorte de naissance utilisee dans notre analyse des
cohortes. Pour corrigercesdeux problemes, nous presumons
que la surface tridimensionnelle du nombre de deces en
fonction de l'age et du temps est egale sur tout I'intervalle.
Nous ne tenons pas compte du sous-denombrement ni des
declarations erronees dans les certificats de deces.

3. Statistiques sur I'immigration nette

Nous utilisons des statistiques inectitessur I'immigration
neUe obtenues aupres du U.S. Bureau of the Census. Les
donnees sont classees par categories de "facteurs de
changement" pour chacune des deux decennies.

L'immigration neUe en fonction de I'age, de la race et
du sexe a ete calculee par cohortes a I'aide de l'equation
suivante:
Immigration neUe = immigration internationale legale
+ refugies et admissions conditionnelles + immigration

neUe de civils americains + immigration neUe de
Porto-ricains + immigration neUe d'etudiants etrangers
+ deplacements nets des membres des Forces armees

americaines outre-mer - emigration legale.
Compte tenu de I'imprecision des donnees brutes

fournies par Ie U.S. Census Bureau, un certain nombre
d'ajustements ont dil etre apportes. Premierement, la
classe d'age terminale des donnees fournies etait trop
precoce (75 ans et plus au debut de la decennie). Pour
repartir ces donnees en groupes quinquennaux (75-79, ... ,
95-99; 100 et plus), nous avons presume que les taux
d'immigration neUe en fonction de I'age, de la race et du
sexe demeuraient constants pendant toute la periode
ouverte debutant a 75 ans. CeUe estimation plut6t impre-
cise est adequate a cause du petit nombre d'immigrants
appartenant a ce groupe d'age. Deuxiemement, pour
convertir les groupes quinquennaux en annees d'age, nous
avons eu recours aux multiplicateurs ou a I'interpolation
osculatrice de Sprague (Sprague, 1880-81).
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Evaluation de I'utilisation des ordinateurs de poche pour la realisation
d'enquetes demographiques dans les pays en developpement

D. FORSTER et R.W. SNOWI

RESUME

Les enquetes a grande echelle realisees dans les pays en developpement peuvent fournir un instantane extremement
utile de l'etat de sante d'une collectivite, mais les resultats produits refletent rarement la realite actuelle puisqu'ils
ne sont souvent diffuses que plusieurs mois ou meme des annees apres la collecte des donnees. Ces retards sont en
partie attribuables au temps necessaire a la saisie, au codage et au traitement des donnees. Or, il est desormais possible
de faire la saisie sur les lieux memes de l'enquete, grace aux ordinateurs de poche. Les erreurs sont egalement moins
nombreuses puisqu'une verification automatique permet de rejeter les entrees illogiques ou incoherentes des l'etape
de l'administration du questionnaire. Le present article porte sur l'utilisation d'une telle methode d'enquete assistee
par ordinateur pour la collecte de donnees demographiques au Kenya. Meme si les couts initiaux de la mise sur pied
d'un tel systeme sont eleves, ses avantages sont evidents: les erreurs qui peuvent se glisser dans les donnees recueillies,
malgre l'experience du personnel technique, peuvent etre reduites a des niveaux negligeables. Dans les situations
ou la rapidite d'execution est essentielle, ou les employes sont nombreux et ou on a recours au precodage des reponses
pour la collecte systematique de donnees sur une periode de temps prolongee, l'entrevue assistee par ordinateur
pourrait s'averer economique a long terme, tout en ameliorant radicalement la qualite des donnees a court terme.

MOTS CLES: Ordinateurs de poche; enquetes demographiques; Psion.

1. INTRODUCTION Tableau 1

Resume chronologique des enquetes mondiales sur la
On procooe regulierement dans les pays en developpement fecondite realisees dans 12 pays africains

a des enquetes a grande echelle qui peuvent rejoindre des (source: EMF 1986)
dizaines de milliers de repondants (p. ex., recensements Nombrenationaux, enquetes demographiques et sondages sur l'etat de mois
de sante des populations). Ces etudes ont pour objectif de

Nombre Date du Date du ecoules du
fournir rapidement des informations a jour sur les popula- debut de
tions et leur etat de sante, aux fins de l'evaluation et de Pays d'entre- debut de premier l'enquete
la planification. Leur tres grande portee exige la participation

vues l'enquete rapport ala
d'un grand nombre de formateurs, d'intervieweurs, de sur- publication

veillants, de preposes ala saisie et de gestionnaires. L'Enquete du rapport

mondiale sur la fecondite (EMF 1986) et les enquetes natio-
nales sur la demographie et la sante (DHS Kenya 1989) sont Benin 4,018 12/1981 06/1984 30
des exemples de telles enquetes fondees sur des question-

Cameroun 8,219 01/1978 04/1983 63naires. La comparaison des dates publiees du debut des
enquetes EMF dans 12 pays africains et des dates de pub li- Ghana 6,125 02/1979 06/1983 52
cation des premiers rapports nationaux (tableau 1) montre

Cote d'Ivoire 6,270 08/1980 12/1984 52Ie temps qui peut s'ecouler avant que les donnees ne devien-
nent accessibles aux planificateurs interesses (EMF 1986). Kenya 8,100 08/1977 06/1980 34
En moyenne, il faut patienter pendant 45.6 mois avant qu'un

Lesotho 3,603 08/1977 12/1981 52rapport final ne soit diffuse. Les retards accuses sont sans
do ute dus en partie a des problemes logistiques inherents Mauritanie 3,500 0111981 06/1984 41
aux pays en developpement, mais la mecaruque du traitement

Maroc 5,800 04/1980 05/1984 49des donnees a aussi sa part de responsabilites. L'enquete
sur la demographie et la sante recemment realisee au Kenya Nigeria 9,727 10/1981 09/1984 35
a employe cinq preposes a la saisie, deux surveillants et un Senegal 3,985 05/1978 07/1981 38commis au controle pour traiter les donnees de 8,343 entre-
vues dans les menages. La collecte des donnees a commence Soudan (Nord) 3,115 12/1978 04/1982 40
en fevrier 1989 et la premiere ebauche du rapport final a Tunisie 4,123 05/1978 06/1983 61
ete diffusee sept mois plus tard (DHS Kenya 1989).

I D. Forster, Department of Tropical Medicine, University of Oxford, John Radcliffe Hospital, Headington OX3 9DU, England; R.W. Snow,
CRC - Research Unit, Kenyan Medical Research Institute, P.O. Box 230, Kilifi, Kenya.
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Les enquetesde cette ampleur comportent de nombreuses
etapes de verification et de codage des donnees brutes, qui
constituent une autre source de retards. Or, comme la rapi-
dite d'execution est essentielle a l'evaluation de l'etat de
sante des populations (Anker 1991; Vlassoff et Tanner
1992), la reduction du temps consacre aces activites de
verification et de codage peut constituer un avantage
important pour les enquetes. Les progres realises dans Ie
domaine du materiel informatique ont conduit a la mise
au point de micro-ordinateurs utilisables sur Ie terrain.
Par ailleurs, grace aux nouveaux logiciels ameliores
specialement conl;us pour l'administration des question-
naires, l'entrevue assistee par ordinateur est maintenant
devenue une option envisageable. Les bureaux nationaux
des statistiques de certains pays industrialises ont evalue
Ie recours a cette technique et certains l'utilisent regulie-
rement (Nicholls et Groves 1986;Lyberg 1985;Denteneer
et colI. 1987;Bench et coli. 1994).Ces systemespresentent
l'avantage de reduire les risques d'erreurs en simplifiant
Ie cheminement et en rejetant les entrees inexactes, illo-
giques ou incoherentes. En outre, "ilspermettent de stocker
les donnees de tres nombreuses entrevues et de les trans-
ferer ensuite simplement dans un ordinateur central a la
fin de chaque periode de travail, eliminant ainsi l'etape de
la saisie.

Malgre les avantages apparents de cette technologie,
son adoption se butte a des reticences surprenantes dans
les pays en developpement. Plusieurs raisons peuvent etre
invoquees pour expliquer ce probleme. Premierement, Ie
cout initial peut paraitre prohibitif pour des pays aux
ressources limitees. Deuxiemement, il n'y a eu jusqu'a
maintenant que peu de tentatives de validation de cette
methode en conditions reelles, et les donnees quantitatives
sur ses avantages et ses inconvenients, qui pourraient en
permettre la comparaison avec les methodes de collecte
classiques, sont done encore limitees (Reitmaier 1985;
Ferry et Cantrelle 1988; Forster et colI. 1991). Nous pre-
sentons ci-apres les resultats d'une etude comparative des
deux methodes de collecte et de traitement des donnees
utilisees au cours d'une etude demographique realisee sur
la cote kenyane.

2. ENQUETE SUR LA MORTALITE
DESADULTES

Cette enquete a ete realisee dans Ie cadre d'une serie
d'etudes demographiques et epidemiologiques portant sur
60,000 habitants de la cote du Kenya. La population
etudiee et lesmethodes d'enquete demographique utilisees
ont ete decrites ailleurs (Snow et colI. 1994). En resume,
un recensement initial de la population est suivi d'un con-
trole des donnees de l'etat civil realise au moyen de visites
des menages individuels effectuees aux six semaines et de
recensements semestriels de la population entiere. Au
cours d'un nouveau recensement de la population effectue
en novembre 1993, on a procede a une estimation de la
mortalite des adultes a l'aide de methodes demographiques
indirectes (Timaeus 1991).Toutes les femmes ageesde25 a

44 ans ont ete interviewees a l'aide du questionnaire
structure reproduit a la figure 1. Les questions posees
etaient fermees et precodees; Ie questionnaire comportait
des branchements par sauts logiques ainsi qu'une question
de verification de la coherence.

Vingt-quatre enqueteurs, tous diplomes du niveau
secondaire, ont participe a l'etude. lIs etaient tous familiers
avec lesmethodes d'enquete et de recensement, ayant deja
rel;uune formation officielle aux techniques d'enquete sur
Ie terrain et justifiant tous de une a cinq annees d'expe-
rience pratique. lIs ont en plus rel;udeuxjours supplemen-
taires de formation a l'administration du questionnaire sur
la mortalite des adultes. Pendant l'etude, les enqueteurs
ont ete repartis en deux equipes, chacune placee sous la
direction d'un enqueteur principal. Les questionnaires
remplis etaient verifies a la fin de chaque journee par les
chefs d'equipe, puis transmis aux preposes a la saisie. On
utilisait un logiciel FoxPro (version 2.0) qui reproduisait
a l'ecran Ie questionnaire utilise. Les donnees ont ete
entrees deux fois par deux preposes differents et les
dossiers ainsi completes ont ete compares pour depister les
erreurs de saisie qui ont par la suite ete corrigees. Les
dossiers ont ensuite ete soumis a une verification logique
et a des controles de vraisemblance et de coherence; il
s'agissait par exemple de relever les omissions, les codes
errones (p. ex., emploi de lettres autres que "Y" ou "N")
et les discordances entre les dates indiquees, l'age des
repondantes et la date de l'enquete (figure 1; questions 5
et 6), et de s'assurer que la somme des reponses aux
questions 7, 9, 11 et 13 concordait avec la reponse a la
question 15.

3. TEST DE COLLECTE DES DONNEES ASSISTEE
PAR ORDINATEUR

3.1 Materiel et logiciel

Vne version anterieure du logiciel d'enquete avait ete
elaboree pour IePsion Organiser II (Forster et coli. 1991).
Ce modele comportait un ecran aux dimensions limitees
a 16 caracteres sur deux lignes, mais utilisait un clavier
complet. L'ordinateur Psion Series 3 utilise pour la
presente etude offre de nouvelles possibilites: l'ecran est
beaucoup plus grand (40 caracteres sur 8 lignes)et autorise
l'affichage graphique. L'appareil reste tout de meme petit
(165 x 85 x 22mm) et ne pese que 265g, piles comprises
(2 piles AA). Les dispositifs de stockage peuvent contenir
jusqu'a un megaoctet. Le clavier QWERTY comporte
58 touches. Le transfert des donnees entre IePsion Series 3
et un ordinateur personnel classique s'effectue a l'aide
d'une simple operation de copie.

Le logiciel a ete mis au point a l'aide du langage de
programmation integre du Psion: OPL. Le questionnaire-
papier est reproduit sous une forme structuree, dans un
fichier texte. La definition du questionnaire comprend un
melange de questions et de commandes (p. ex., pour Ie
branchement par saut et Iecontrole de vraisemblance). Les
controles internes de vraisemblance comprennent ceuxmis
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Figure 1. Questionnaire sur la mortalite des adultes

Questionnaire sur la survie des parents
(pour toutes les femmes agees de 25 a 44 ans)

Noms
Dates 10L..LJ -_I~~~I- L..LJ

J'aimerais vous poser quelques questions sur vos parents naturels ainsi que sur vos freres et soeurs qui ont la
meme mere que vous.

1. Votre mere est-elle vivante? (1 = oui, 2 = non) U
2. Votre pere est-i1 vivant? (1= oui, 2 = non) U

INTERVIEWEUR: Si les deux parents sont vivants, (Q 1 et Q2 = 1), passer a la question 7.
3. Avez-vous deja accouche? (1 = oui, 2 = non) U

INTERVIEWEUR: Si la repondante n'a jamais accouche, (Q3 = 2), passer a la question 6.
4. Est-ce que (MENTIONNER TaUS LES PARENTS QUI NE SONT PLUS VIVANTS)

etait toujours vivant lors de la naissance de votre premier enfant?
Oui Non Ne sais pas

Mere de la repondante 1 2 9
Pere de la repondante 1 2 9

5. En quelle annee votre premier enfant est-il ne? L..LJ
6. En quelle annee (MENTIONNER TaUS LES PARENTS QUI NE SONT PLUS VIVANTS)

est-il mort?

L..LJ

L..LJ
L..LJ

L..LJ
L..LJ

L..LJ
L..LJ

L..LJ
L..LJ

Mere de la repondante
Pere de la repondante

Combien avez-vous de soeurs nees de votre mere?
(TOUJOURS VIVANTES)
INTERVIEWEUR: S'il n'y a pas de soeur vivante, (Q7 = 0), passer a la question 9.
Combien de ces soeurs toujours vivantes ont moins de 15 ans?
Combien de vos soeurs, nees de votre mere, sont maintenant decedees?
INTERVIEWEUR: Si aucune soeur n'est decedee, (Q9 = 0), passer a la question 11.
Combien de ces soeurs aujourd'hui decedees sont mortes avant d'avoir 15 ans?
Combien avez-vous de freres nes de votre mere? (TOUJOURS VIVANTS)
INTERVIEWEUR: S'il n'y a pas de (rere vivant, (Q 11 = 0), passer a la question 13.
Combien de ces freres toujours vivants ont moins de 15 ans?
Combien de vos freres, nes de votre mere, sont maintenant decedes?
INTERVIEWEUR: Si aucun (rere n'est decede, (Q13 = 0), passer a la question 15.
Combien de ces freres aujourd'hui decedes sont morts avant d'avoir 15 ans? L..LJ
INTERVIEWEUR: Faire la somme des questions 7,9, 11 et 13: 07 L..LJ

09 L..LJ
011 L..LJ
013 L..LJ

Je veux m'assurer que j'ai bien compris. Exception faite de vous-meme, votre mere a eu L..LJ
enfants au total. Est-ce bien exact?
INTERVIEWEUR: En cas de discordance, reprendre les questions 7 a 14 et corriger
Ie cas echeant.

7.

8.
9.

15.

14.

12.
13.

10.
11 .

INTERVIEWEUR: Priere de remercier la repondante de sa cooperation.

Code de I'intervieweur
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Duree de I'entrevue en minutes

* Nombre d'entrevues chronometrees.

4. RESULTATS DES TESTS

Tableau 3
Temps necessaire au traitement des donnees

de 500 questionnaires

4 heures 8 minutes

Temps moyen

2 heures 33 minutes

3 heures 40 minutes

3 heures 40 minutes

2 heures 23 minutes

18 heures 24 minutes

Moyenne Moyenne Moyenne
generale Equipe A Equipe B

5.1 (215)* 5.2 (128) 4.9 (87)

5.0 (363) 5.5 (190) 4.5 (173)

16

18

Minimum Maximum
general general

Premiere saisie des donnees

Verification des donnees

Activite

Revision

Verification

Seconde saisie des donnees

Total

Papier

Ordinateur

4.1 Temps

Les entrevues effectuees avec les questionnaires-papier
ont dure en moyenne 5.1 minutes, comparativement a
5.0 minutes pour celles realisees a l'aide de l'ordinateur
de poche; les deux methodes n'etaient donc pas differentes
sur ce plan (tableau 2; noter que 215des 234 entrevues ont
ete chronometrees). La duree des entrevues variait consi-
derablement (de 1a 18 minutes); elle dependait non seule-
ment du nombre de questions sautees, mais egalement de
la c1arte et de la coherence des reponses fournies.

Tableau 2
Comparaison de la methode d'enquete c1assique

(questionnaire-papier) et de la methode d'enquete assistee
par ordinateur (Psion Series 3)

Les chefs d'equipe ont pour leur part consacre 2 a
3 heures par jour a la verification des questionnaires. Par
ailleurs, il a faUu en moyenne a chaque prepose 3 heures
et 40 minutes pour saisir les donnees de 500 dossiers
(nombre approximatif d'entrevues realisees par semaine);
l'entree des donnees en double a donc demande 7 heures
et 20 minutes (tableau 3). La verification de ces question-
naires a demande 2 heures et 23 minutes de plus. Les
dossiers completes ont ete revises deux fois pour entrer les
corrections, puis verifies a nouveau; cette derniere opera-
tion a demande en moyenne 2 heures et 30 minutes pour
500 dossiers.

au point pour la verification de la concordance des donnees
entrees a l'aide du logiciel FoxPro decris plus haul. Les
donnees entrees sur IePsion sont stockees dans un fichier
separe, a raison d'une ligne par entrevue.

Pour etre indiquee correctement, la question doit
inc1ure un numero, Ie texte de la question et la reponse
(choix d'options, caract ere ou numero). La definition
devrait en outre preciser a queUe position sur la ligne
l'entree correspond ante doit etre stockee et quelle est sa
longueur. Les reponses numeriques peuvent egalement
indure un nombre preetabli de signesdecimaux. La gamme
d'entrees acceptables est une caracteristique optionneUe
pour les reponses utilisant des chiffres ou des lettres; elle
precisera un minimum, un maximum ou les deux a la fois.
Les listes d'options peuvent servir a preciser les codes et
leurs valeurs.

Les commandes peuvent etre integrees dans Ietexte des
questions afin de permettre l'evaluation au moment de
l'administration du questionnaire. Par exemple, la ques-
tion de contre-verification finale de la figure 1 requiert
une addition. La syntaxe permet d'inc1ure cette instruc-
tion dans Ie corps du texte de la question. D'autres
commandes peuvent contenir des instructions pour sauter
une question, effectuer une contre-verification entre deux
reponses ou passer a une question differente.

Le logiciel utilise ainsi une methode souple et d'appli-
cation generale de definition du questionnaire. II incor-
pore la manipulation des informations saisies et integre les
fonctions arithmetiques dans les questions ou les lignes de
commande. La prochaine etape consisterait a elaborer une
interface pour la determination des caracteristiques du
questionnaire qui nous eviterait d'avoir a elaborer une
definition du questionnaire correcte au plan syntactique.
On peut se procurer ce logiciel aupres des auteurs.

3.2 Conception du test

On a organise une journee supplementaire de forma-
tion a l'utilisation du Psion pour les deux chefs d'equipe.
Cette formation comportait une explication du materiel
et du logiciel ainsi que des seances d'exercice en conditions
reelles. Ni l'un ni l'autre des deux chefs d'equipe ne
possedait une experience prealable en informatique. Les
deux ont effectue des entrevues en alternant, chaque jour,
l'utilisation du Psion et des questionnaires-papier. Ces
entrevues ont servi de base a la comparaison des deux
methodes.

Les erreurs commises par les 22 intervieweurs utilisant
Ie questionnaire-papier ont ete comptees et totalisees aux
fins de l'estimation du taux d'erreurs inherent a cette
methode de collecte des donnees. Le temps consacre a la
verification des formulaires remplis, a la saisie, a la veri-
fication et a la correction des donnees apres les contr6les
de vraisemblance et de concordance a ete mesure tout au
long de l'enquete. Dne evaluation semblable du temps
d'execution a ete faite dans Iecas de la collecte assistee par
l'ordinateur Psion.
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4.2 Erreurs

Les erreurs commises ont ete comptabilisees sur deux
periodes de deux semaines chacune, pour evaluer I'inci-
dence de la familiarisation graduelle des employes avec
leur travail. Les 22 intervieweurs (a I'exclusion des deux
chefs d'equipe) ont commis 1,704 erreurs sur 1,427 ques-
tionnaires au cours de la premiere periode, et 1,049 erreurs
sur 1,158 questionnaires au cours de la seconde periode.
Le taux moyen d'erreurs par questionnaire a donc atteint
1.19 au cours de la premiere quinzaine, et 0.90 au cours
de la seconde. En outre, sur I'ensemble de la periode, il
a fallu retourner 37 questionnaires (1.2070de toutes les
entrevues) pour les faire reprendre parce que les erreurs
qu'ils contenaient ne pouvaient etre corrigees au bureau.
Ces questionnaires contenaient entre 1et 6 erreurs chacun,
pour un total de 61. C'est la question 5 qui a donne lieu
au plus grand nombre d'erreurs (17), suivie par la ques-
tion 6b (15). La compilation des erreurs commises a
chaque question est presentee au tableau 4. Quatorze des
22 intervieweurs ont du reprendre au moins un question-
naire. L'un d'eux a du en reprendre 8.

Tableau 4
Compilation des erreurs commises par les 22 intervieweurs

utilisant des questionnaires-papier
(pour Ie libelle des question, voir figure 1)

Periode 1 Periode 2
(premiere (seconde
quinzaine) quinzaine)
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Les erreurs ont ete detectees manuellement, lors de
la verification finale effectuee par un des enqueteurs
(D. Forster), ou par Iebiais des contr61esde vraisemblance
et de coherence effectuees dans FoxPro sur les donnees
saisies. Le chef de I'equipe A a commis 8 erreurs sur
144 questionnaires (0.06 erreur par questionnaire), et
celui de I'equipe B en a commis 18 sur 90 questionnaires
(0.20 erreur par questionnaire). La plupart de ces erreurs
ont ete commises a la question 10 (4 erreurs) et a la ques-
tion 15 (5 erreurs). Les seules erreurs trouvees dans les
donnees entrees sur ordinateur etaient des erreurs d'iden-
tification des repondants. On en a releve 7 : 2 pour Iechef
de l'equipe A et 5 pour Iechef de l'equipe B (taux d'erreurs
de 0.01 et 0.03 par questionnaire respectivement). Ces
erreurs auraient pu etre evitees en entrant a l'avance, dans
I'ordinateur de poche, la liste des personnes a interviewer.

4.3 Cout

Nous presentons au tableau 5 les couts comparatifs
d'une enquete de cette envergure effectuee a I'aide de
l' ordinateur Psion et de questionnaires-papier. Les prix
indiques pour les ordinateurs de poche sont les prix de
detail recommandes. Le jeu de la concurrence entre les
detaillants pourrait entrainer une reduction des prix de
ces ordinateurs atteignant 20% des prix indiques dans ce
tableau. Les prix du materiel informatique sont aussi en
baisse. Compte tenu des prix en vigueur actuellement, Ie
cout d'achat d'un systemePsion pourrait etre amorti apres
12 a 15 enquetes portant sur environ 7,000 repondants.

*Necessairespour la verificationmanuelledes formulairesilIa fin de
chaquejournee d'entrevues.

Tableau 5
Etude comparative de l'enquete assistee par ordinateur
et de la methode c1assique avec questionnaire-papier

(couts en £ sterling du Royaume-Uni)

Identification 163 48

Question 1 6 1

Question 2 8 2

Question 3 125 92

Question 4a 201 138

Question 4b 151 93

Question 5 105 61

Question 6a 94 57

Question 6b 65 41

Question 7 14 0

Question 8 109 63

Question 9 51 10

Question 10 178 134

Question 11 13 1

Question 12 108 71

Question 13 53 3

Question 14 204 149

Question 15 19 76

Code de l'intervieweur 37 9

Total des erreurs 1,704 1,049

Total des questionnaires 1,427 1,158

Enquete
assistee par
ordinateur

Enquete
c1assique

Equipement requis

20 ordinateurs Psion Series 3
20 dispositifs de stockage de I Mo
I dispositif de communication
en serie

80 piles rechargeables
I chargeur a piles
Coot total

14 rames de papier pour 7,000
entrevues

Reproduction de 7,000 questionnaires
20 stylos, gommes et liquide
correcteur

20 planchettes a pince
2 preposes a la saisie des donnees
(2 semaines)

2 surveillants* (un mois plus
surtemps)

Coot total

Cout

2,539.00
2,039.00

59.45
146.20
15.95

4,799.59

42.00
70.00

27.40
100.00

70.00

85.00
394.40
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5. DISCUSSION

Le taux d'erreurs Ie plus bas enregistre avec un ques-
tionnaire classique utilise par des intervieweurs experi-
mentes justifiant de 5 annees d'experience dans la collecte
des donnees etait en moyenne de 0.11 erreur par question-
naire comportant 17 champs. Ces erreurs ont ete pratique-
ment eliminees a I'aide du logiciel d'enquete mis au point
pour un ordinateur de poche Psion Series3. Cette methode
a elimine la plupart des erreurs de cheminement commises
par les intervieweurs dans l'administration du question-
naire (tableau 4) grace a des modules preetablis de bran-
chement par saut qui ont reduit Ie taux d'erreurs d'au
moins 90%. Si on ajoutait une liste preetablie de repon-
dants dans Ie logiciel, on pourrait par surcrolt reduire Ie
taux d'erreurs d'identification des repondants.

Les chefs d'equipe etaient heureux d'utiliser l'ordina-
teur; ils ont maltrise Ie clavier QWERTY et appris Ie
fonctionnement du logiciel assez rapid~ment pour etre en
mesure de se debrouiller seuls au bout de deux jours.
Meme si aucune enquete officielle n'a ete realisee pour
evaluer et quantifier les reactions des personnes inter-
vieweesa l'utilisation du Psion, Ienombre de commentaires
recueillis a ete remarquablement faible et personne n'a
refuse d'etre interviewe.

Le traitement des donnees de l'enquete complete a
employe deux preposes a la saisie qui ont travaille a temps
plein sur deux ordinateurs IBM pendant 92 heures. Un
gestionnaire etait sur place pour offrir son aide au besoin
et determiner Ie format de saisie des donnees. II convient
de souligner que les deux preposes ala saisie connaissaient
bien les procedures de saisie des donnees ainsi que Ie
materiel et Ie logiciel utilises. Dans d'autres situations, il
faudrait prevoir une surveillance plus etroite et les services
d'un gestionnaire des donnees, ce qui augmenterait les
colits de I'operation. Un systeme informatise de collecte
des donnees Psion permettrait au gestionnaire de passer
beaucoup moins de temps a transferer lesdonnees recueillies
chaque jour, ce qui reduirait cet element du colit du
personnel. Neanmoins, Ie colit initial des ordinateurs
Psion Series 3 risque d'etre prohibitif, comparativement
au colit previsible du papier et de la reproduction des
questionnaires, si on n'envisage pas de les utiliser dans Ie
cadre d'activites futures de collecte des donnees.

QUESTOR (Ferry et Cantrelle 1988)offre un logiciel
propice a la realisation d'entrevues assistees par ordi-
nateur. Toutefois, ce logiciel necessite un ordinateur
personnel beaucoup plus cher que I'ordinateur de poche
Psion. Nous avons ete a meme de confirmer qu'il sera
profitable de poursuivre la mise au point d'un ensemble
d'outils appropries integrant la technologie des ordinateurs
de poche compatibles avec les ordinateurs personnels et
qui seront a la fois plus faciles a utiliser sur Ie terrain, plus
robustes et moins energivores.

II faut toujours chercher un compromis entre la reduc-
tion des taux d'erreurs, Ie temps et Ie colit d'une enquete.
Le recours aux entrevues assistees par ordinateur peut
permettre de reduire a la fois les taux d'erreurs et Ie temps
consacre a la preparation des donnees et ce, par une marge

considerable. Le recours a un tel systeme de collecte
devrait reduire les retards inacceptables dans la presen-
tation des donnees observes lors d'enquetes telles que
l'Enquete mondiale sur la fecondite (tableau 1). La pre-
sente etude comparative s'est deroulee dans un contexte
qui differait de celui de beaucoup des vastes enquetes
demographiques ou Iepersonnel recrute n'est pas familier
avec l'administration des questionnaires. Nous croyons
donc que les resultats dont nous faisons etat representent
l'amelioration minimale a laquelleil est permis de s'attendre
dans la qualite des donnees. Le colit initial de la mise en
place d'un tel systeme d'enquetes est peut-etre impression-
nant, mais il pourra etre amorti si on peut l'utiliser pour
des enquetes repetees ou pour une serie d'enquetes de
diverses natures.

REMERCIEMENTS

Les auteurs tiennent a remercier toutes les personnes qui
ont participe a l'enquete et notamment les deux chefs
d'equipe, Rodgers Chisengwa et Lewis Mitsanze, et les
preposes a la saisie, Robert Mutai et Monica Omondi.
Merci egalement a M. Ian Timaeus, qui a conc;u Ie ques-
tionnaire sur la mortalite des adultes, et a M. Chris Nevill,
qui a realise Ie nouveau recensement. Nous remercions
M. Kevin Marsh pour son aide dans la realisation des
enquetes assistees par ordinateur a Kilifi, Ie Wellcome
Trust (Royaume-Uni) pour son aide financiere, la societe
Psion PLC (Royaume-Uni) qui nous a donne un ordina-
teur de poche Psion Series 3 et Ie directeur du KEMRI qui
nous a autorises a publier ses resultats. Les travaux de
M. Bob Snow sont finances en partie par Ie programme
de bourses pour la recherche fondamentale en sciences
biomedicales Wellcome Trust Senior Fellowship.

BIBLIOGRAPHIE

ANKER, M. (1991). Epidemiological and statistical methods for
rapid health assessment. World Health Statistics Quarterly,
44,94-97.

BENCH, J., CLARK, C., DUFOUR, J., et KAUSHAL, R.
(1994). Computer-assisted interviewing for the labour force
survey. Proceedings of the Section on Survey Research
Methods, American Statistical Association.

DHS, KENYA (1989). Report on Kenyan Demographic and
Health Survey. Institute for Resource Development/Macro
Systems Inc., Columbia, Maryland, USA.

DENTENEER, D., BETHLEHEM, J.G., HUNDEPOOL, A.J.,
et KELLER, W.J. (1987).The BLAISE System for Computer-
Assisted Processing, Automation in Survey Processing.
Netherlands Bureau of Statistics, CBS Select NO.4, 67-76.



Techniques d'enquete, decembre 1995

ENQUETE MONDIALE SUR LA FECONDITE (1986).
Rapport final. Institut international de statistique, Pays-Bas.

FERRY, B., et CANTRELLE, P. (1988). L'utilisation de micro-
ordinateurs de terrain pour la collecte en demographie. Dans
Congres africain sur la population, Dakar, Senegal. Liege,
Belgique: International Union for the Scientific Study of
Population (IUSSP), 15-30.

FORSTER, D., BEHRENS, R.H., CAMPBELL, H., et
BYASS, P. (1991). Evaluation of a computerized field data
collection system for health surveys. Bulletin of the World
Health Organisation, 69, 107-111.

FORSTER, D., et SNOW, R.W. (1992). Using microcomputers
for rapid data collection in developing countries. Health
Policy and Planning, 7, 667-71.

LYBERG, L. (1985).Plans for computer-assisted data collection
at Statistics Sweden. Bulletin de l'Institut International de
Statistique, actes de la 45ieme session, communications
demandees, tome LI, livre 3, section 18.2.

199

NICHOLLS, W.L., et GROVES, R.M. (1986). The status of
computer-assistedtelephone interviewing:Part I - Introduction
and impact on cost and timeliness of survey data. Journal of
Official Statistics, 2, 93-115.

REITMAIER, P., DUPRET, A., et CUTTING, W.A.M.
(1987). Better health data with a portable microcomputer at
the periphery: An anthropometric survey in Cape Verde.
Bulletin de ['Organisation mondiale de la sante, 65, 651-657.

SNOW, R.W., MUNG' ALA, V.O., FORSTER, D., et
MARSH, K. (1994). The role of the district hospital in child
survival on the Kenyan Coast. African Journal of Health
Sciences, 1,71-75.

TIMAEUS, I.M. (1991).Measurement of adult mortality in less
developed countries: a comparative review.Population Index,
57, 552-568.

VLASSOFF, c., et TANNER, M. (1992).The relevance of rapid
assessment to health research and interventions. Health Policy
and Planning, 7,1-9.





Techniques d'enquEHe, decembre 1995
Vol. 21, nO 2, pp. 201-207
Statistique Canada

Controle statistique du processus relatif aux bases de sondage
A.W. SPISAKI

RESUME

Le controle statistique du processus est un instrument qui peut servir a verifier l'exactitude des bases de sondage
construites periodiquement. La taille des bases de sondage est reportee sur un graphique de controle afin de deceler
les causes speciales de variation. On decrit lesmethodes qui permettent de choisir Iemodele chronologique (ARMMI)
approprie pour des observations liees. On examine aussi les applications de l'analyse des series chronologiques a
la construction de graphiques de controle. Les donnees du programme de contrOle de la qualite des prestations
d'assurance-chomage du United States Department of Labor servent a illustrer la methode.
MOTS CLES: Autocorrelation; modeles ARMMI; graphiques de controle; controle de la qualite.
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1. INTRODUCTION

L'int<~grite de la base de sondage est d'une importance
capitale dans Ie domaine de la recherche par sondage. Les
imperfections de la base de sondage incluent les elements
manquants (base incomplete), les agregats d'elements
(plus d'un element sur une seule liste), les blancs ou les
elements etrangers, et les listes repetees. Ces imperfections
peuvent causer plusieurs difficultes, car elles contribuent
a l'erreur non due a l'echantillonnage, limitent Ie nombre
d'unites d'echantillonnage tirees des sous-classes de la
population, et obligent a utiliser des coefficients de ponde-
ration complexes pour estimer les caracteristiques de la
population. Les methodes qui visent a reduire au minimum
les plOblemes lies aux bases de sondage, ou a limiter leurs
repercussions sur l'enquete, sont exposees en detail dans
la plupart des traites sur les enquetes statistiques.

Le present article met l'accent sur Ie controle statistique
du processus relatif aux bases de sondage construites perio-
diquement (quotidiennement, hebdomadairement ou men-
suellement, par exemple) et constituees d'elements generes
selon un processus continuo Etant donne les fluctuations
inherentes a tout processus dynamique, la taille des bases
de sondage varie inevitablement. Or, comment sait-on si
les modifications de la taille des bases de sondage refletent
les variations aleatoires du processus, plutot que des erreurs
de construction? Le controle statistique du processus pennet
aux charges d'enquete de faire la distinction entre les varia-
tions inherentes au processus (causes ordinaires) et celles
qui sont indicatrices d'un probleme eventuel de construction
de la base de sondage (causes speciales).

2. VARIATIONS DU PROCESSUS ET CONTROLE
STATISTIQUE DU PROCESSUS

Ces dernieres annees, les gestionnaires des secteurs prives
de la fabrication et des services et ceux du secteur public
de l' economie ont ete de plus en plus nombreux a adopter
les theories sur Ie controle de la qualite proposees par

W. Edwards Deming, J.M. Juran, Philip B. Crosby, Kaoru
Ishikawa et d'autres. La gestion de la qualite englobe tout
un eventail d'instruments et de methodes, dont Ie recours
aux graphiques de controle pour determiner si un processus
est sous controle statistique. Selon Deming (1982), on arrive
ace dernier en eliminant les causes speciales de variation,
de sorte que seules subsistent les variations aleatoires d'un
processus stable. L'evolution d'un processus sous controle
statistique est previsible.

Distinguer entre les causes ordinaires et speciales de varia-
tion est un principe essentiel du controle statistique des pro-
cessus. Deming (1982) attribue a Walter A. Shewhart, qui
a defini nombre des principes du controle statistique durant
les annees 20 et 30, l'enoncication du concept des causes
speciales ou assignables. Les causes speciales sont ordinai-
rement attribuables a un element du processus, comme un
travailleur, une machine ou un bureau, et se manifestent
repetitivement a moins d'etre reperees et eliminees. Elles
sont signalees par des points de donnees qui tombent en
dehors des limites de controle, par des points consecutifs
situes au-des sus ou au-dessous de la moyenne, ou par des
series d'observations de valeurs croissantes ou decroissantes.

Les causes ordinaires de variation, Quant a elles, sont
inherentes au processus. Presentes en tout temps, elles ont
une incidence sur l'ensemble du processus. On les limite
ou on les elimine grace a des mesures de gestion visant a
modifier ce dernier.

3. APPLICATION DU CONTROLE STATISTIQUE
DU PROCESSUS A LA CONSTRUCTION

DE BASES DE SONDAGE
POUR LES ENQUETES PERIODIQUES

3.1 Programme americain de contrOie de la qualite
des prestations d'assurance-chomage

Le programme de controle de la qualite des prestations
d'assurance-chomage du United States Department of
Labor est un exemple de I'utilisation du controle statistique

I A.W. Spisak, Mathematical Statistician, Unemployment Insurance Service, U.S. Department of Labor, Washington, DC 20210, U.S.A.
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du processus comme instrument de gestion de la qualite
des bases de sondage. Depuis 1987, les 50 Etats, Ie district
de Columbia et Porto Rico ont mis en oeuvre Ie programme
de controle de la qualite des prestations d'assurance-
chomage en collaboration avec Ie United States Depart-
ment of Labor. L'objectif du programme consiste a limiter
les paiements excedentaires ou insuffisants de prestations
d'assurance-chomage, grace a la determination des causes
d' erreur de paiement et a la prise de mesures visant a
ameliorer Ie processus de paiement des prestations.

Quand une personne presente une demande de presta-
tion, Ie personnel de l'assurance-chomage determine si elle
satisfait tous les criteres d'admissibilite - par exemple, Ie
requerant a tire de son emploi precedent des gains suffisants
pour avoir droit a des prestations; Ie requerant est au
chomage contre son gre; et, enfin, Ie requerant est capable
et libre de travailler, et cherche activement un emploi. Si
tous les criteres d'admissibilite sont satisfaits, Ie Bureau
d'assurance-chomage de l'Etat emet un cheque de prestation
pour la semaine de chomage faisant l'objet de la demande.

3.2 Methodes d'echantillonnage relatives au controle
de la qualite des prestations et sources d'erreur

Chaque Etat tire hebdomadairement des echantillons
aleatoires de versements au titre de l'assurance-chomage
qu'on examine afin de determiner si Ie requerant a re<;u
Ie bon montant. Si ce dernier est incorrect, l'enqueteur
determine les types d'erreurs et leurs causes, afin que les
gestionnaires du programme puissent prendre des mesures
correctives. Les bases de sondage sont construites chaque
semaine en se fondant sur l'ensemble des prestations
d'assurance-chomage versees entre Ie dimanche a 12h et
Ie samedi suivant a 23h59. Un programme informatique
permet de verifier la base de donnees de l'Etat pour s'assurer
que seuls les versements con formes a la definition opera-
tionnelle de la population cible du programme soient inclus
dans la base de sondage. Par exemple, on exclut de celle-ci
les paiements effectues au titre de certains programmes
d'assurance-chomage temporaires ou peu importants.

Le nombre de cheques d'assurance-chomage emis
chaque semaine (et, par consequent, la taille de la base de
sondage) varie selon Ie nombre de personnes qui demandent
des prestations et re<;oivent ces dernieres durant la semaine
en question. Cependant, il existe plusieurs sources d'erreurs
potentielles, susceptibles d'avoir une incidence sur l'inte-
grite de la base de sondage. Voici quelques-unes des erreurs
les plus graves.

• Les paiements faits par certains bureaux locaux d'assurance-
chomage risquent de ne pas etre repris dans la base de
donnees centrale de l'Etat, en raison de problemes de tele-
communication ou de TAD.

• Si I'Etat cree un fichier distinct pour chaque journee de
transaction, les transactions d'un ou de plusieurs jours
peuvent etre omises par erreur dans Ie fichier cumulatif
final.

• Le codage incorrect des transactions peut entrainer soit
l'inclusion d'elements etrangers a la base de sondage, ou
l'elimination de transactions qui devraient y etre incluses.

4. ANALYSE DES DONNEES ET DEVELOPPEMENT
DUMODELE

La figure 1 represente un graphique chronologique de
la taille des bases de sondage pendant une periode de
52 semaines. La base de sondage de chaque semaine
comprend les beneficiaires de l'assurance-chomage de la
semaine precedente qui continuent a recevoir une presta-
tion, moins les beneficiaires de l'assurance-chomage de la
semaine precedente qui sont retournes au travail, n'ont
plus droit a une prestation ou ont omis de presenter une
demande, plus les requerants nouvellement admissibles
ainsi que les requerants admissibles qui n'ont pas presente
de demande ou re<;u de prestation pour une demande la
semaine precedente.
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Figure 1. Nombre de prestations d'assurance-chomage
payees par semaine.

On etablit les graphiques de controle pour les observa-
tions individuelles en supposant que les donnees sont inde-
pendantes et identiquement distribuees (i.i.d.). Toutefois,
l'existence d'une correlation seriale des donnees risque de
fausser considerablement les estimations de la variance du
processus (et, donc, les limites de controle). Aussi doit-on
determiner si les observations sont liees avant de pouvoir
construire les graphiques de controle relatifs aux bases de
sondage de l'assurance-chomage.

Le graphique de la serie chronologique presente a la
figure 1 fournit une preuve visuelle que les observations
ne sont pas independantes. Les donnees sur les bases de
sondage affichent des ten dances distinctes, caracterisees
par l'augmentation des valeurs durant les 13 semaines du
premier trimestre, puis leur diminution au cours des deux
trimestres suivants, et enfin leur augmentation durant les
13 semaines du dernier trimestre. On peut tester l'existence
de la correlation seriale evoquee par la representation
graphique de la figure 1 au moyen des methodes etablies
pour analyser les series chronologiques. Bien qu'une
discussion approfondie de l'analyse des series chronolo-
giques depasse Ie cadre du present article, on examinera
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les concepts de stationnarite et d'autocorrelation, afin
d'expliquer les methodes utilisees pour choisir Ie modele
approprie. Les lecteurs qui connaissent malles principes
fondamentaux de l'analyse des series chronologiques
devraient consulter un des nombreux traites sur Ie sujet,
en particulier Box et Jenkins (1976).

4.1 Stationnarite

On peut imaginer les observations individuellesqui cons-
tituent une serie chronologique comme une collection de
variables aleatoires a plusieurs dimensions - p(ZI> ... , zn) -
ou pest une densite de probabilite et ou Zl, ... , Zn sont
des variables aleatoires. Si la distribution conjointe des
variables aleatoires ne varie pas en fonction du temps,
c'est-a-dire sip(zt, ... , Zt+n) = P(Zt+m, ... , zt+n+m),
Ie processus est dit strictement stationnaire. En pratique,
il est difficile d'etablir une stationnarite stricte. Dans Iecas
de la presente application, on presume que la serie chro-
nologique est jaib/ement stationnaire. On parle aussi
de stationnarite d'ordre 2, car les premier et deuxieme
moments du processus sont invariants en fonction du
temps -E(zt) = E(Zt+m), VAR(zt) = VAR(zt+m), et
COV(zt,zt+d = COV(Zt+m,Zt+k+m)'

Jusqu'a la fin du present article, les termes stationnaire
ou stationnarite feront allusion a un processus qui repond
aux criteres de faible stationnarite.

4.2 Autocorrelation

Dans Ie cas d'une serie chronologique stationnaire,
la covariance entre deux observations depend uniquement
du nombre de periodes (decalages) qui les separent -
COV(Zt,Zt+k) = COV(Zt+m,Zt+k+m)' La correlation
de Zt et de Zt+k est egale a COV(Zt,Zt+k)/VAR(zd et
est representee par la notation Pk> ou k correspond au
nombre de periodes entre les observations. Par exemple,
PI represente la correlation des observations de la serie
chronologique separees par une periode, et est egal a
COY (z/,Zt+ 1) /VAR(Zt). Vne correlation pour la periode
k re<;oitIe nom d'autocorrelation, parce qu'i! s'agit de la
correlation entre des observations qui forment une serie
chronologique. Les autocorrelations pour les divers deca-
lages peuvent etre representees sur un graphique, appele
correlogramme, qui facilite Ie choix du modele approprie
pour une serie chronologique.

4.3 Choix du modele chronologique

La figure 2 represente Ie correlogramme de la serie
chronologique, couvrant 52 semaines, du nombre de pres-
tations hebdomadaires d'assurance-chomage payees dans
les bases de sondage. Les autocorrelations diminuent ou
"disparaissent" tres lentement, phenomene qui est carac-
teristique d'un processus non stationnaire. (A nouveau,
Ie lecteur trouvera dans Box (1976) et dans d'autres traites
sur les series chronologiques une discussion approfondie
du choix du modele.)

Le ca/cu/ de differences est une methode qui permet
de transformer une serie non stationnaire en une serie
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stationnaire. Le symbole Best l'operateur de decalage qui,
applique a Zt, fait reculer l'indice inferieur d'une periode.
Donc, la difference d'ordre 1 de Zt est (1 - B)zt =
Zt - Zt-l'

Dl!ca~ Auto- Erreur-
lage carr. type -1 ~. 75 -.5 - . .25 .25 .S .75 1 Box-LjunO' Prob.

+- --- + - -- -+----+--- - +- -- -+-- --+--- -+ - ---+
1 . 915 .135 I ••••.••••••••••••• 46.086 .000
2 . 900 .133 ...... ............... 91. 592 .000
3 . 830 .132 *.* • ............. 131.116 .OOQ• . 778 .131 .•• * • •• *** •.•.•.••• 166.570 .000
5 . 695 .129 ..... ........... 195.749 .000
6 .631 .128 •••• + ........ 220.036 .000
7 .557 .127 •• .o .•• •••• ** 239.375 .000
8 . 468 .125 .... * ••• 253.366 .000
9 . 381 .124 .... ... 262.822 . 000

10 .298 .122 .... . 268.774 .000
11 .216 .121 ..•..- 271.979 .000
12 .157 .119 ... 273.714 .000
13 .084 .118 274.220 .000,. .056 .116 274.452 .000
15 - .012 .115 274.464 .000
16 - .040 .113 274.586 .000
17 - .084 .112 275.156 _000
18 -.099 .110 .. 275.967 .000
19 - .144 .108 277.737 .000
20 - .178 .107 .... ". .. 280.516 .000
21 -.221 .105 284.959 .000
22 -.263 .103 . ... 291.419 .000
23 - .29i .102 .::: ::: I 299.936 .000
2. -.328 .100 310.739 .000
25 -.366 .098 324.658 .000
26 - .371 .096 339.530 .000

Symboles du ~race: Autocorrelations Limites fixees • deux erreurs-type.

Nombr•• total d. ca.. 52

Figure 2. Autocorrelations de la serie chronologique des
prestations hebdomadaires d' assurance-chomage
payees.
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Figure 3. Differences de premier ordre des prestations
d'assurance-chomage payees.

La figure 3 represente la serie chronologique des diffe-
rences Zt - Zt-I pour les donnees sur les bases de sondage
de l'assurance-chomage. Cette serie parait stationnaire,
autour d'une moyenne egale a zero. (L'estimation de la
moyenne d'echantillon pour les differences est 150.8,
avec une erreur-type de 2,064.0. La variable a tester
t = (150.8 - 0) /2,064 est egale a .07, et on ne peut donc
rejeter l'hypothese selon laquelle /L = 0). Pour d'autres
series chronologiques, Ie calcul de differences d'ordre 1
pourrait ne pas permettre d'atteindre la stationnarite. Le
cas echeant, il est necessaire de recourir a des transfor-
mations telles que Ie calcul de differences d'ordre 2 -
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(l - B)zZt = (Zt - Zt-d - (Zt-I - Zt-z), Ie calcul
de differences saisonnieres, ou encore, a des transforma-
tions logarithmiques ou a d'autres procedes de stabilisation
de la variance.

Les autocorrelations des differences d'ordre 1 de la serie
chronologique, que l'on trouve a la figure 4, sont compa-
tibles avec un processus stationnaire. Les autocorrelations
diminuent rapidement, tandis que les autocorreiations
partielles (non representees) disparaissent apres Ie premier
decalage. Ces observations donnent a penser qu'on peut
modeliser les donnees au moyen d'un processus autore-
gressifintegre d'ordre 1, ARI (1,1). Le terme d'autoregres-
sion AR indique qu'on n'estimera qu'un seul parametre
autoregressif, et Ie caractere d'integration (I) montre qu'on
a tranforme la serie chronologique originale en calculant
les differences d'ordre 1.

Deca- Auto- Erreur-
lage carr. type -1 -.75 -.5 -.2S 0 .25 .5 .75 1 Box-Ljung Prob.

+-- --+- --- +-- --+- -- - .•.-- --+-- --+- --- +----+
-.367 .136 .. .••** 7.293 .007

.314 . 135 •.•• * . 12.731 .002
-.080 .133 13.089 .004

.196 .132 15.294 .004
-.OB2 .130 15.685 .008

; .027 .129 15.728 .015
7 .074 .128 16.065 .025
8 .022 .126 16.095 .041• -.025 .125 'j 16.135 .064

10 -.OO~ .123 16.137 .096
11 -.129 .122 17 .254 .101
12 .089 .120 17.807 .122
13 -.280 .119 ...... 23.401 .037,. .204 .117 26.443 .023
15 -.222 .115 30.133 .011
16 .089 .114 30.743 .015
17 - .191 .112 33.658 .009
18 .189 .110 .•*.* 36.597 .006,. -.090 .109 37.287 .007
20 .075 .107 37.776 .009
21 - .048 .105 37.983 .013
22 -.016 .104 38.007 .018
23 - .049 .102

; ... 1' :
38.241 .024

2. .042 .100 38.415 .031
25 - .221 .098 43.481 .012
26 .184 .096 47.147 .007

Symboles du trace: Autocorrelations . Limites fixees I< deux erreurs-type.

Hombr•• total .. ca •• 52 D6calage. d. prcaier ordre calculable.
apr'. 10 cal cui •• dlff6renC •• 1 SO

constante, car l'estimation de la moyenne du processus ne
differe pas de zero de fa90n significative.

4.5 Verifications du modele

On peut determiner si Ie modele estime convient aux
donnees observees en examinant les residus. Si Ie modele
est bien ajuste aux donnees, les residus (et) devraient etre
des "bruits blancs", c'est-a-dire non correles. La figure 5
montre les autocorrelations des residus du modele. Bien
que l'autocorrelation pour Ie decalage 13 soit significative,
la valeur de la variable statistique Q de Box-Ljung n'est
pas significative jusqu'au decal age 13. (La variable statis-
tique Q teste la signification des auto correlations pour les
decalages 1 a k. Pour une discussion approfondie, consulter
Box et Pierce (1970». En outre, aucune autocorrelation
partielle (non representee dans la figure) n'est significative.
Ces resultats indiquent qu'i! n'existe pas de correlation
seriale des residus.

D~ca- Auta- Erreur-
lage carr. type -1 -.75 -.5 -.25 . 25 .5 .75 1 Box-Ljung Prah .

1 .118 .136
+- - --+----+-- --+-- -T:::~----+- -- -+----+

.757 .384
2 .218 .135 3.382 .184
3 .130 .133 4.333 .228• .205 .132 6.753 .150
5 - .007 .130 6.755 .239
6 .041 .129 6.858 .334
7 .128 .128 7.858 .345
8 .056 .126 8.054 .428• - .025 .125 8.095 .525

10 - .077 .123 8.491 .581
11 - .132 .122 9.676 .560
12 -.069 .120 10.009 .615
13 -.242 .119 ...... 14.175 .362,. .042 .117 14.303 .427
15 -.164 .115 16.331 .360
16 - .071 .114 16.721 .404
17 -.133 .112 18.129 .381
18 .119 .110 19.283 .375,. -.009 .109 19.290 .438
20 .030 .117 19.370 .498
21 - .02. .105 19.447 .556
22 -.061 .104 19.799 .596
23 -.OS7 .102 20.113 .635
2. - .066 .100 20.549 .665
25 -.191 .098 .... 24.352 .499
2' .096 .096 25.356 .499

Figure 4. Autocorrelations des differences de premier ordre
des prestations hebdomadaires d'assurance-chomage
payees.

Symboles du trace: AutocorrlHations. Limites fixees a deux erreurs-type.

D'c.laga. de premier ordra calculable., 50

4.4 Estimation du modele

On a estime Ie modele grace a la procedure ARMMI du
logiciel SPSS Trends (version 4.0), qui est basee sur les
travaux de Box et Jenkins.

Le modele provisoire est:

ou ~l est Ie parametre autoregressif d'ordre 1, et e est Ie
terme d'erreur, qu'on suppose distribue normalement,
avec une moyenne egale a 0 et une variance ai. L'estima-
tion du parametre autoregressif, ~{ , est egale a - .4045,
et l'estimation de la variance residuelle, ai', est 184,275,853
(avec 50 degres de liberte). Le signe negatif du parametre
AR est compatible avec les signes alternants des auto-
correlations a la figure 4. Le modele n'inc1ut pas de

Zt - Zt-l

Figure 5. Autocorrelations des residus du modele chrono-
logique.

Pour tester l'hypothese selon laquelle la distribution des
residus du modele est normale, N(O,ai), on a effectue Ie
test de validite de l'ajustement de Kolmogorov-Smirnov
(K-S). Pour l'estimation de la variance egale a 184,275,853,
la variable a tester est egale a .591 (p = .876) et on ne
peut donc rejeter l'hypothese selon laquelle la distribution
des differences est normale.

Pour que Ie processus AR (1) soit stationnaire, la valeur
absolue du parametre autoregressif doit etre inferieure a
un. Afin de tester l'hypothese que 1 ~l I 2: 1 pour Ie
modele,oncalcule:t = (I ~{I - 1)/SE(~{),oul ~{I
est la valeur absolue de l'estimation du parametre auto-
regressif, et SE( ~{), l'erreur-type de ~{. Le modele statis-
tique donne t = (.4045 - 1)/.1295, ou t = -4.6. La
probabilite que la valeur absolue de ~{ soit aussi petite
que .4045, si la valeur absolue reelle de ~I 2: 1, est tres
faible « 0.00001). On rejette donc l'hypothese que
1 ~1 I 2: 1, et on conc1ut que la serie des differences
d'ordre 1 est stationnaire.
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5. UTILISATION DU MODELE ARMMI DANS
UN GRAPHIQUE DE CONTROLE

5.1 Graphiques de contrOie pour des observations
individuelles

On fixe les limites de controle pour Ie graphique d'obser-
vations individuel1es a x :t 3a', ou x represente la moyenne
des observations et a', l'ecart-type estime du processus.
Ryan (1989) examine d'autres methodes d'estimation de
l'ecart-type du processus en calculant soit la moyenne des
etendues mobiles (la moyenne des ecarts absolus entre des
observations successives) ou l'ecart-type (s) des observa-
tions d'echantillon, a' = sic, ou c est une constante
d'ajustement qui depend de la taille de l'echantillon.

Quand il existe une correlation seriale des donnees, l'uti-
lisation de l'ecart-type de l'echantillon ou de l'etendue mobile
moyenne aboutit parfois a de mauvaises estimations de a.
Les limites de controle construites pour ces estimations
peuvent donner des resultats tres trompeurs, soit parce
qu'el1es produisent des signaux errones donnant a penser
que Ie processus est hors de contrOle, ou qu'el1es empechent
de deceler certaines causes speciales de la variation du pro-
cessus. Le calcul de l'etendue moyenne risque de donner
une sous-estimation de a, car les ecarts entre les observations
successives sont generalement faibles quand ces dernieres
sont fortement correlees. La sous-estimation de a se traduira
par des limites de controle trop rapprochees et par une aug-
mentation de la frequence des signaux indicateurs de causes
speciales. Selon Ryan, quand les donnees sont correlees,
Ie calcul de l'ecart-type de l'echantillon pour estimer l'ecart-
type du processus fournit une meilleure estimation de a que
celui de l'etendue mobile moyenne, a condition que l'echan-
tillon comprenne au moins 50 observations. Cependant,
l'ecart-type de l'echantillon n'est un estimateur non biaise
de a que quand les observations sont independantes.

Vasilopoulos et Stamboulis (1978) ont analyse l'effet
de la correlation seriale des donnees sur les limites de controle
des graphiques de x et s (ecart-type), et developpe des equa-
tions definissant certains facteurs qui permettent d'ajuster
les limites de contrOle des donnees produites par un processus
autoregressif. Autrement, on peut definir un modele chrono-
logique pour les donnees correlees et construire un graphique
de contrOle en se servant des residus du modele pour surveiller
Ieprocessus. Cette methode est decrite par Berthouex, Hunter
et Pallesen (1978) pour des sous-groupes de mesures de
variables environnementales collectees par des stations
d'epuration de l'eau. Alwan et Roberts (1988) se servent
des residus de modeles a moyenne mobile ponderee expo-
nentiellement (MMPE) pour les series chronologiques tant
stationnaires que non stationnaires. Montgomery et
Mastrangelo (1991) utili sent les residus d'un modele auto-
regressif dans un graphique MMPE et pretendent que ce
type de graphique peut servir d'approximation a bon nombre
de modeles autocorreles, particulierement si la correlation
des observations est positive et que la moyenne ne devie
pas trop rapidement. En outre, Ie lecteur trouvera dans
Maragah et Woodall (1992) et dans Woodall et Faltin (1993)
une discussion supplementaire des effets de l'autocorre-
lation sur les methodes de contrOle statistique des processus.
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5.2 Graphiques de controle des donnees sur
I'assurance-chomage

La figure 6 represente un graphique de contrOie des
residus (et = Zt - z!) du modele ARI (1,1) choisi pour les
donnees sur les bases de sondage relatives a l'assurance-
chomage. Puisque les verifications du modele confirment
que les residus sont independants et identiquement dis-
tribues (i.i.d.) N(O,a;), on a normalise ces derniers, de
sorte que la ligne centrale du graphique corresponde a la
valeur 0, et fixe les limites de contrOie a :t 3. Le graphique
inclut les residus du modele pour les tailles de la base
de sondage observees durant la peri ode de reference
de 52 semaines et durant Ie trimestre suivant. Pour la
semaine 56, la difference entre la taille de la base de
sondage et la valeur predite par Ie modele tombe au-dela
de la limite de contrOle superieure, ce qui indique l'exis-
tence d'une cause speciale de variation.

Residus normalises

1.0

0.0

-1.0

Figure 6. Graphique de contrOie des n\sidus du modele
(donnees de reference + trimestre suivant).

Au lieu de representer graphiquement les residus du
modele, on peut construire un graphique de controle de
la taille des bases de sondage. Au besoin, on doit trans-
former les observations originales pour atteindre la station-
narite. On se sert des estimations des parametres du
modele chronologique pour determiner la moyenne et les
limites de contrOle du graphique. La variance d'un pro-
cessus AR(I) est a2 = a;/(l - rf>f>. Pour Ie modele
chronologique des differences d' ordre 1, rf>{ est egal a
- .4045, et l'estimation de la variance residuelle, a~ 2, est
184,275,853. L'estimation de la variance du processus est
184,275,853/(1 - .1636), ou 220,325,579.4, et l'ecart-
type du processus est egal a 14,843.4. On fixe les limites
de controle inferieure et superieure a :t 3a' , soit :t 44,530.2,
par rapport a la difference moyenne estimee, egale a zero.
Le graphique de contrOle (figure 7) indique qu'il existe une
cause speciale de variation pour l' observation 56, tout
comme Ie graphique de contrOie des residus presente a la
figure 6.
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Figure 7. Graphique de contra Ie des prestations d'assurance-
chamage payees (differences de premier ordre -
donnees de reference + trimestre suivant).

6. CONCLUSIONS

Le contrale statistique du processus est un instrument
de contrale de la qualite utile pour les enquetes dont les
echantillons sont tires de bases de sondage construites
pour des periodes particulieres, par un procede continuo
Comme les tailles des bases de sondage constituent une
serie chronologique, les donnees sont parfois liees et
doivent alors etre transformees pour atteindre la station-
narite. Si les observations sont correlees, il convient de
choisir Iemodele chronologique (ARMMI) approprie pour
estimer la variance du processus utilisee pour fixer les
limites de contrale. Dans Ie cas de l'exemple mentionne
plus haut, la serie chronologique s'accorde avec un modele
autoregressif integre (a calcul de differences) d'ordre 1 -
ARI (1,1). De fa90n plus generale, on peut decrire les series
chronologiques au moyen d'autres modeles ARMMI
(p,d,q), oup est Ie nombre de termes autoregressifs dans
Iemodele, d est Iedegre de calcul de differences necessaire
pour atteindre la stationnarite, et q est Ie nombre de
termes a moyenne mobile dans Ie modele. Les modeles
chronologiques saisonniers incluent des parametres AR,
MM et de calcul de differences pour Ie ou les decalage(s)
approprie(s).

Vne fois Ie modele determine a partir des donnees de
reference, on peut reporter sur Ie graphique de contrale
les observations faites pour les periodes subsequentes. Les
graphiques de contrale des figures 6 et 7 comportent les
observations de la periode de reference de 52 semaines, et
celles faites durant Ie trimestre suivant (13 semaines). Le
modele chronologique devrait etre verifie periodiquement,
en fonction de l'intervalle de collecte des donnees, afin de
s'assurer que les parametres n'ont pas change.

Quand lesprocedures de contr61estatistique du processus
signalent l'existence d'une cause speciale de variation, les
charges d'enquete doivent se servir d'autres instruments

de gestion de la qualite pour determiner la cause originelle
des problemes lies a la base de sondage, puis appliquer des
mesures correctives pour ameliorer les procedures d'en-
quete. L'elimination systematique des causes assignables
de variation mises en evidencegrace au contrale statistique
du processus permettent aux charges d'enquete de passer
du diagnostic des anomalies et de la correction des erreurs
a l'amelioration continue du processus d'enquete.

Dans Ie cas des donnees sur les bases de sondage rela-
tives'a l'assurance-chamage, la cause speciale de variation
etait inevitable: la semaine ou Ienombre de versements au
titre de l'assurance-chamage a augmente brusquement
suivait une semaine de travail ecourtee en raison d'un
conge et cOlncidait avec une mise a pied dans un grand
etablissement. La grande base de sondage observee cette
semaine-Ia n'etait done pas Ie resultat d'un probleme
technique de construction. Dans d'autres Etats, a d'autres
periodes, Ie contrale statistique du processus a permis de
deceler des erreurs tres diverses, dont une erreur de saisie
de donnees (declaration d'une base de sondage egale a
558,432 au lieu de 5,558,432), l'omission des transactions
effectuees au titre de l'assurance-chamage durant une des
cinq journees de travail, ce qui a reduit d'environ 20% la
taille de la base de sondage, et, enfin, l'oubli d'entrer les
revisions dans Ie logiciel de selection de l'echantillon, avec
pour consequence l'insertion d'elements etrangers dans la .
base de sondage.

Outre la verification de l'integrite des bases de sondage,
la methode decrite dans Ie present article s'applique a
d'autres domaines de la gestion des enquetes et de l'infor-
mation. On peut l'utiliser pour diminuer l'erreur non due
a l'echantillonnage attribuable a l'enregistrement ou a la
saisie des donnees dans Ie cas des enquetes effectuees
quotidiennement, mensuellement, etc. De fa90n plus gene-
rale, Ie contra Ie statistique du processus permet de con-
firmer l'integrite des bases de donnees ou des systemes de
gestion de l'information, dans toutes les situations ou
l'information est collectee ou enregistree en sous-groupes,
notamment quand les donnees sont collectees a des sites
multiples ou par plusieurs chercheurs ou verificateurs.
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Iu(y,e)dF(y) = 0,

ou u(y,e) est Ie noyau de l'equation d'estimation. Nous
reviendrons a la formulation de cette derniere a la partie 2.
Les equations d'estimation des mesures qui precedent et
la valeur approximative de leur erreur quadrati que
moyenne apparaissent aux parties 3, 4 et 5. La partie 6
presente les estimateurs desmesures pour un plan d'echan-
tillonnage complexe. Enfin, la partie 7 illustre la methode
au moyen des donnees de l'Enquete sur les finances des
consommateurs du Canada.

2. APPLICATION DESEQUATIONS D'ESTIMATION
A UNE POPULATION FINIE

Figure 1. Courbe de Lorenz pour la distribution deWeibull avec
a = 1.6 comme parametre de forme.

Le coefficient de Gini determine Iedegre d'inegalite de
la distribution du revenu. On Iedefinit notamment comme
une fonction lineaire de la surface situee entre la courbe
de Lorenz et I'axe de 45°, normalisee pour rester entre
o et 1.A la figure 1, Ie coefficient de Gini est egal a 0.35.
La definition formelle du coefficient de Gini (Nygard et
Sandstrom 1981) est la suivante:

II 1 100

o = 1 - 2 L(p)dp = - [2F(y) - l]ydF(y).
o /l 0

Nygard et Sandstrom (1981) donnent Ie groupe plus
general de coefficients de Gini suivant:

La theorie permettant d'estimer les moyennes et les
totaux d'une population finie est tres bien developpee dans
les ouvrages de statistique contemporains. Sarndal,
Swensson et Wretman (1992) donnent une formule qui
englobe la plupart des estimateurs utilises dans la pratique.
Nous passerons ici brievement en revue cette theorie et
montrerons comment il est possible de l'appliquer a des
statistiques plus complexes grace a des equations d'esti-
mation, comme Ie decrivent Binder (1991) et Binder et
Patak (1994).

Pour exposer I'idee principale, commen<;onspar exa-
miner I'estimation de la population totale Tyet la fonction
de distribution de la population finie F(y). L'estimation
de la population totale se trouve a la base meme de
I'approche des equations d'estimation de Binder (1991) et
de Binder et Patak (1994). Supposons que la population
totale de la variable Y soit decrite par

1 100

OJ = - J[F(y) ]ydF(y),
/ly 0

(1.2) Ty = N IYdF(Y).

N

Ty = E wi(S)Yi = E Wi(S) Yi, (2.1)

Soulignons que F(y) est une fonction en escalier corres-
pondant a la fonction de distribution de la population
finie. Nous utiliserons des estimateurs sembIabIes a

ou Jest une fonction continue et liee. Avec Ie coefficient
de Gini habituel, J(p) = 2p - 1.

Certains economistes recourent a une autre mesure de
l'inegalite du revenu, soit la mesure du faible revenu qui
represente la part de la population dont Ie revenu est infe-
rieur a la moitie du revenu median de la population. On
l'exprime formellement comme suit: iES i=1

fMI2
e = Jo dF(y),

ou M est la mediane definie par

1M 1
dF(y) =-.

o 2

(1.3a)

(1.3b)

OU Wi(S) est egal a zero lorsque la i-erne unite ne fait pas
partie de l'echantillon. Par exemple,l'expression (2.1)donne
I'estimateur non biaise d'Horvitz-Thompson (HT) si

( ) _ [1/7ri' iEs,
Wi S -

0, i~s,

ou l'estimateur de regression general si

Le parametre e dont nous avons besoin pour ces
differentes mesures est la solution a l'equation suivante: [

[1 + (Tx - TX)Xi/Tx2]/7ri' iEs,
Wi(S) =

0, i~s,
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Estimation de I'inegalite du revenu d'apres les donnees d'enquete:
application de la methode des equations d'estimation

DAVID A. BINDER et MILORAD S. KOV ACEVICI

RESUME

Les auteurs exposent brievement quelques-uns des principaux aspects de la theorie des fonctions d'estimation pour
les populations finies. Plus precisement, ils abordent la question de I'estimation des moyennes et des totaux et etendent
la theorie pertinente aux fonctions d'estimation qu'ils appliquent ensuite au probleme de I'estimation de I'inegalite
du revenu. Les statistiques qui resultent de l'exercice expriment des fonctions non lineaires des observations, certaines
d'entre elles dependant de I'ordre des observations ou quantiles. Par consequent, I'erreur quadratique moyenne
des estimations ne peut etre representee par une formule simple ni etre estimeepar lesmethodes classiquesd'estimation
de la variance. Les auteurs montrent que, pour les fonctions d'estimation, il est possible de resoudre ce probleme
par la methode de linearisation de Taylor. Enfin, ils font la demonstration de la methode prop osee en utilisant les
donnees relatives au revenu provenant de l'Enquete sur les finances des consommateurs du Canada et comparent
cette methode a celle du jackknife avec suppression d'une grappe.

MOTS CLES: Plan d'enquete complexe; coefficient de la famille de Gini; ordonnee de la courbe de Lorenz;
mesure du faible revenu, part du quantile.

L(p) = E Y;I{ Y; ::5 ~pJI E Y;,
u u

La population finie representee par (1.1) peut aussi etre
exprimee sous une autre forme, que les statisticiens juge-
ront plus familiere:

ou U correspond a la population finie et I{ . Jest une fonc-
tion indicatrice.

La part du revenu (quantile) est egale au pourcentage du
revenu total que partage la population associee au quantile
de revenu [~Pl' ~P2]' PI ::5 P2' Cette valeur est egale a la
difference entre deux ordonnees de la courbe de Lorenz

(1.1)
i~YdF(Y)

L(p) =---

i~dF(y) = p, et i~ydF(y) = IJ-y.

La figure 1 illustre graphiquement la courbe de Lorenz
pour la distribution de Weibull, avec pour parametre de
forme a = 1.6, par rapport a l'axe de 45°. On remarque
sur Ie graphique que la couche defavorisee, qui represente
la moitie de la population, re~oit au maximum 25070du
revenu total alors que la couche aisee (10% de la popula-
tion) touche 20% du revenu total disponible.

ou

1. INTRODUCTION

Les ouvrages d\~conometrie traitent abondamment des
fa~ons de mesurer et d'analyser l'inegalite economique,
tant sur Ie plan theorique que du point de vue des applica-
tions, quoiqu'on accorde la preference aux questions theo-
riques. On s'est moins interesse, par contre, a l'estimation
de l'inegalite et a l'incidence de la structure des enquetes
par sondage. Les ouvrages d'econometrie pertinents
mentionnent rarement l'estimation de la variance, pourtant
inevitable dans les inferences statistiques issues de l'esti-
mation de l'inegalite. On contourne habituellement la
difficulte en formulant de tres fortes hypotheses et en
simplifiant a outrance la structure de l'enquete ou les
formules servant a obtenir la variance approximative.
Nous proposons ici une methode qui se prete a l'estimation
de l'inegalite du revenu et a l'estimation de la variance des
statistiques non lineaires qui en derivent. Cette methode
peut s'appliquer a divers plans d'echantillonnage.
En regIe generale, la repartition de la population peut

etre decrite par sa fonction de distribution cumulative
F (y) = Pr {Y ::5 y}, ou Yest la variable aleatoire represen-
tant la selection d'un sujet au hasard. Nous supposerons ici
que Y n'a pas de valeur negative. Si Y represente Ie revenu,
nous nous interessons a ses proprietes de distribution, c'est-
a-dire a la concentration du revenu, a la part du revenu
detenue par certains groupes de la population, a la proportion
du faible revenu, etc. La fonction de quantile ~ (p) =
F-1 (p) = inf{y I F(y) ~ p J suscite aussi notre interet.

La courbe de Lorenz, par exemple, compare Ie revenu
cumulatif a la part de la population. La definition offi-
cielle de l'ordonnee de la courbe de Lorenz correspondant
au 100p-ieme percentile de la population est

I David A. Binder, Directeur, Division des methodes d'enquetes-entreprises, et Milorad S. Kovacevic, methodologiste principal, Division des methodes
d'enquetes-menages, Statistique Canada, immeuble R.H. Coats, Parc Tunney, Ottawa (Ontario), Canada, KIA OT6.
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8. CONCLUSION

Dans un sondage en deux phases, lorsque deux infor-
mations differentes sont disponibles pour l'ensemble de
la population d'une part et l'echantillon issu de la premiere
phase d'autre part, plusieurs strategies sont possibles
lorsqu'on souhaite utiliser l'information auxiliaire pour
ameliorer l'estimation de totaux.
Deux approches naturelles differentes ont ete utili sees

pour deriver les estimateurs: une approche assistee par
modele de regression qui cherche a adapter l'idee de l'esti-
mateur par regression, et une approche calage qui tente
d'adapter l'idee du calage. Les estimateurs obtenus par les
deux approches peuvent etre relies. On a fait apparaitre
3 modelisations sous jacentes alternatives auxquelles
peuvent se rattacher l'ensemble des estimateurs obtenus.
On obtient ainsi trois classes d'estimateurs. Quelques
strategies de calage auxquelles on pouvait penser ont ete
eliminees d'emblee comme non pertinentes.
On a montre que les estimateurs d'une meme classe,

c'est-a-dire rattaches a un meme modele sont asymptoti-
quement equivalents et on donne la forme des variances
derivees dans Ie cas d'une fonction de calage lineaire, ces
resultats restent valabies compte tenu des equivalences
asymptotiques pour une fonction de calage quelconque.
La forme des variances indique, conformement a

l'intuition qu'une des classes d'estimateurs (estimateurs
3, 6 et 7 (strategies de calage 3 et 4» domine l'autre du
point de vue de la variance, lorsque l'on se fonde unique-
ment sur Ieplan de sondage. Lorsqu'elle s'appuie sur une
modelisation de la variable d'interet, l'evaluation des stra-
tegies, conduit a privilegier la classe d'estimateurs associee
a la modelisation adoptee.
Dans un contexte ou l'on souhaite effectuer Ie redres-

sement d'une enquete, et que l'on souhaite simultanement
corriger les biais qu'induiraient l'utilisation des pondera-
tions brutes et reduire la variance, les conclusions doivent
etre adaptees. Les modifications introduites dans les
ponderations pour corriger les biais sont plus importantes
que les corrections pour reduction de variance. Des lors,
on integrera dans Iecalage lesvariables, des que 1'0n pense
qu'elles interviennent dans la probabilite de selection et
donc participent a la creation du biais.
Lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives,

l'arbitrage entre utilisation a priori et a posteriori de
l'information auxiliaire, c'est-a-dire entre, utilisation au
niveau de l'echantillonnage ou au niveau du redressement,
repose encore sur la distinction entre les deux modelisa-
tions de la variable d'interet.
Ces resultats se generalisent sans difficulte au cas d'un

sondage a plus de deux phases.
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en apportant une reduction de variance (cf. Deville et
Dupont 1993). Cependant, asymptotiquement, les
corrections de biais a apporter aux poids sont plus imp or-
tantes que les modifications a apporter pour ameliorer les
estimateurs. C'est done Ie modele de reponse implicite qui
va orienter Ie choix entre les differents estimateurs:

Le modele de reponse implicite de la premiere classe d'esti-
mateurs est Pi = 11F(xhB2)

Le modele de reponse implicite de la deuxieme et la troisieme
classe d'estimateurs est Pi = IIF(X/2A2 + x/lAd.

• Quelque soit Ie modele de reponse, l'evaluation des trois
classes d'estimateurs sur la base du seul plan de sondage
donne encore la preference a la troisieme puisqu'elle
convient pour tous les modeles de reponse.

• Si on evalue les strategies sur la base d'une modelisation
par regression, on n'utilisera la premiere classe d'esti-
mateurs que si Ie mecanisme de reponse est bien explique
par X2 c'est-a-dire: Pi = I/F(xhB2). Or, on a vu que
la modelisation associee a la premiere classe d'estima-
teurs prend son sens lorsque les variables XI et X2 sont
tres correlees. II est done assez probable dans ce con-
texte, que la variable X2 suffise a expliquer Ie mecanisme
de reponse. Dans Ie cas contraire, il faudrait s'orienter
vers la troisieme classe d'estimateurs.

La comparaison entre les trois strategies peut done etre
adaptee dans un contexte ou on souhaite corriger les biais
introduits par les selections non contr61ees. Les conclusions
restent sensiblement les memes.

II est bien sur possible d'etablir selon Ie meme principe,
des comparaisons entre strategies de redressement alter-
natives dans un contexte de sondages comportant plus de
deux phases, et une ou plusieurs selections non contr61ees.

7. UTILISATION A PRIORI ET A POSTERIORI
DE L'INFORMATION AUXILIAIRE

L'estimateur par calage permet d'ameliorer a posteriori
l'estimation, en reduisant la variance et en corrigeant Ie
biais, comme cela vient d'etre mentionne. Toutefois, on
peut souhaiter integrer l'information auxiliaire a priori,
au stade du sondage plut6t qu'a posteriori au niveau de
l'estimation. On retrouve alors, dans un contexte plus com-
plexe, l'opposition classique entre stratification ou post-
stratification, bien connue dans Ie cas d'un sondage en une
phase, lorsque toutes les variables auxiliaires sont qualitatives.

II est possible de transposer les termes de l'arbitrage entre,
utilisation de l'information a priori et a posteriori, dans
la configuration de sondage et d'information auxiliaire
etudiee, lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives.
En effet, lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives,
un calage correspond exactement a une poststratification.

Nous avons vu precedemment, que pour determiner la
procedure de redressement adequate, il fallait distinguer
deux modelisations de la variable d'interet possibles, selon
que les informations contenues dans XI et X2, sont jugees
substituables ou complementaires. Chacune de ces deux
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modelisations conduisait alors a une ou des procedures de
redressement differentes. De la meme fac;on, ces deux
modelisations apparaissent lorsqu'on s'interroge sur la
strategie d'echantillonnage qui permet d'integrer au mieux
l'information auxiliaire:

• Lorsque l'information contenue dans XI et celIe con-
tenue dans X2 sont substituables, la modelisation de la
variable d'interet Y est:

(1) Yi = Xii bl + Uil et
(2) Yi = Xi2b2 + Uiz ou Ie second modele est de meilleure

qualite pour predire la valeur de Yi'
Nous avons vu que l'utilisation de l'information auxi-
liaire a posteriori conduit a la strategie de cal age nO 1,
soit a la premiere classe d'estimateurs. Si l'on souhaite
tenir compte de l'information auxiliaire au niveau du
sondage, il est naturel de proposer, un tirage stratifie en
XI pour la premiere phase et un tirage stratifie en X2

pour la deuxieme phase.
Toutefois, Ie parallele entre procedure de redressement
et procedure d'echantillonnage n'est pas complet: dans
un calage, on peut n'utiliser que l'information marginale
en XI • On realise alors une poststratification incomplete
(Sarndal et Deville 1992). En revanche, dans la proce-
dure d'echantillonnage proposee comme alternative
a priori, on est amene a utiliser to us les croisements des
variables XI' L'equivalent a priori d'un calage serait
alors un sondage equilibre sur les marges du vecteur de
variables XI'

• Lorsque l'information contenue dans XI et celie contenue
dans X2 sont compIementaires, la modelisation de la
variable d'interet Y est Yi = Xii bl + Xi2b2 + Ui' Nous
avons vu que dans ce cas l'utilisation de l'information
auxiliaire a posteriori conduisait aux strategies de calage
2,3 et 4 aux classes d'estimateurs 2 et 3. Si l'on souhaite
tenir compte de l'information auxiliaire au niveau du
sondage, il est naturel de proposer, un tirage stratifie en
X 1 pour la premiere phase et un tirage stratifie en X I et
X2 pour la deuxieme phase.
De la meme fac;on que precedemment, il n'y a pas un
parallele exact entre les procedures a priori et a posteriori
puisque l'utilisation de l'information a priori mobilise
tous les croisements entre les variables XI et X2'

Ainsi, il est possible d'effeetuer un arbitrage entre integrer
l'information a priori ou a posteriori, voire d'optimiser
Ie plan de sondage, lorsque les variables auxiliaires sont
qualitatives. Les termes de l'arbitrage sont les memes que
dans un sondage en une phase avec un seul niveau d'infor-
mation. II s'y ajoute la multiplicite des strates crees par
les croisements de XI et X2 dans Ie cas ou la modelisation
utilisee est Yi = Xii bl + Xi2b2 + Ui qui renforce les avan-
tages de l'utilisation a posteriori de l'information.

Lorsque les variables auxiliaires sont quantitatives,
l'arbitrage passe par leur transformation en variables
qualitatives, l'extension correcte ne pouvant etre realisee
qu'en utilisant Ie paraliele entre calage et sondage equilibre
(cf. Deville 1992).
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On en dectuitlestrois estimateursde variancequi different
en raison de coefficients estimes differents:avec:

V( 1'4) =

( E E db UliUij)
iJEs jEs 7rij7raij 7ri7rj

5.2 Estimateurs 1'2 = 1'5: modele
Yi = x!t al + Xiza2 + Uj

On montre (voir Dupont 1994) facilement que:

avec: Vi = Yi - xfJ aI,

( db iiliiiij) (E 7rij7raij 7ri7rj + E
iJEs i,jEs

E xilxfl E xilxf2 E XilYi

a = (:~) =
iEU iEU iEU

E Xi2XfJ E Xi2Xf2 E Xi2Yi
iEU iEU iEU

On en deduit que:

V( 1'2) = V( 1'5) =

(i~S

dl A A )

+ (i~S

d2
A A )ij Vi Vj ij UiUj

7rij 7raij 7ri 7rj 7raij 7ri7rai7rj7raj ,

avec:

On retrouve dans cette ecriture que par construction de
1'2 - 1'5, Xl rectuit la variance apportee par la premiere
phase et XI et X2 sont utilises simultanement pour rectuire
la variance apportee par la deuxieme phase.

5.3 Estimateurs 1'3, 1'6 et 1',: modele
Yj = x!t Cl + MX1(xj2)' C2+ Uj

VA(1'3) = VA(1'6) = VA(1',) ==

(E db UliUlj) + (Esa E dt UiUj ) ,
i,j'EU 7ri7rj , , 7ri7rai7rj7rajl,jESa

On retrouve que par construction de 1'3' 1'6 et 1'7, XI est
utilisee pour rectuireau maximum la variance apportee par
la premiere phase et X2 permet de rectuire la variance
apportee par la deuxieme phase.

6. CROIX D'ESTIMATEURS EN PRESENCE
DE BlAIS DE SELECTION

En pratique, lorqu'on effectue Ie redressement d'une
enquete, il est frequent que l' on souhaite non seulement
ameliorer l'estimation, mais aussi, et surtout corriger les
biais qu'introduisent les selections non contr6lees d'indi-
vidus, comme la non reponse.

Etudions Ie cas d'un sondage en deux phases, dont la
deuxieme phase correspond a la non reponse totale. Les
poids 7ri du sondage 2ieme phase sont alors inconnus. Le
calage de s va permettre d'estimer ces probabilites, tout
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En ef(et, pospns w = Y - x{ at - xi a1. Alors Y7A =
Y6 + [W* - W]. Or, asymptotiquement [W* - W]
est un infiniment petit negligeable devant Y6:

et

On obtient finalement: Y7 == Y6•
En conclusion, lorsque la fonction de calage est expo-

nentielle l'estimateur Y7 coincide exactement avec Ie pre-
cedent. Lorsque Fest lineaire, Y7 est proche du precedent
et correspond donc encore a l'approche modele de regres-
sion dans Ie cas OU l'information contenue dans XI est
jugee complementaire a l'information contenue dans
X2 pour estimer y et OU on utilise la decomposition Yi =
X/I c( + Mx( (Xi2) , C2 + Ui'

Conclusion: les trois classes d'estimateurs

On vient de voir que les quatre strategies derivees d'une
approche par calage pouvaient etre associees a une mode-
lisation par regression. On obtient ainsi trois classes d'esti-
mateur qui sont:

Y4 == YI associes aux modeles

et

Y2 associe au modele
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5.1 Estimateur YI et Y4: modele
Yi = x/lbl + un et (2) Yi = x/2b2 + Ui2'

• Estimateur YI
La variance de cette estimateur et son estimation sont

donnees dans l'ouvrage de Sarndal, Swensson et Wretman
(1991). La variance se decompose en deux termes qui
mesurent la part de variance due respectivement a la
premiere et a la deuxieme phase du sondage.

Ainsi l'estimateur de variance se decompose aussi en
deux termes qui estiment la part de variance relative a
chacune des phases de tirage. On retrouve que par cons-
truction de Yl> XI permet de reduire la variance apportee
par la premiere phase et X2 permet de reduire la variance
apportee par la deuxieme phase

(

AI A A )E E ---.:::JL U IiU Ij
7[..7[.. 7['7['

iEs j ES IJ alj I J

1iere phase 2ieme phase

Une telle decomposition repose sur l'ecriture V( YI) =
V(E[ YI I so]) + E( V[ YI I saD qui interviendra pour
tous les autres estimateurs.

L'approximation == qui indique que les estimateurs
sont rattaches au meme modele de regression prend tout
son sens lorsqu'on s'interesse au calcul de variance de ces
differents estimateurs. Les estimateurs qui sont rattaches
au meme modele de regression ont en effet la meme
variance asymptotique.

avec:

5. ESTIMATION DE VARIANCES

Etudions les variances des differents estimateurs YI,

... , Y7 definis precedemment. VA designe la variance
asymptotique d'un estimateur qui est obtenue lorsque N,
net m tendent vers l'infini dans un rapport constant.

• Estimateur Y4
Les termes du developpement au premier ordre en

1jvm de YI et Y4 coincident exactement. On peut donc
donner un sens plus precis a l'ecriture Y4 == YI• On en
deduit que VA ( YI) = VA ( Y4). Ainsi:
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Or YI se reecrit:

Dupont: Redressements alternatifs en presence de plusieurs niveaux d'information auxiliaire

Or,

On retrouve donc un estimateur semblable a l'estimateur
YI issu de I'approche modele dans Ie cas ou l'information
contenue dans XI est jugee substituable a I'information
contenue dans X2 pour estimer Y et de moins bonne qualite.
Les differences entre YI et Y4 portent sur les points
suivants:

1. 82 est estime en integrant les modifications du calage
en XI contrairement a h2•

- ( XX')-I( XY)2. L'estimation BI = E _1_1 E _1_
1ra 1ra1rsa s

est effectuee en partie sur sa contrairement a hI.
3. Enfin on utilise les poids redresses F(xl (31) /7ra1r dans
les sommes en X2 sur s et sur Sa dans Y4 contrairement
a ce que I'on fait pour YI: I'estimation en X2 est ame-
lioree par la connaissance de XI.

La modelisation sous-jacente est donc bien ici: (1) Yi =
X/I bl + Uil et (2) Yi = x!2b2 + Ui2 dont on pense que Ie
second est a priori meilleur pour predire la valeur de Yi.

Strategie 2

On obtient des poids

F(x/I al + x!2a2)W[ = -------

l'estimateur assode se reecrit:

On retrouve donc exactement I'estimateur Y2 propose
dans l'approche modele de regression dans Ie cas ou I'infor-
mation contenue dans Xl est jugee complementaire a I'in-
formation contenue dans X2 pour estimer y. Le modele
sous-jacent est bien ici Yi = XiI al + Xi2a2 + Ui.

Strategie 3

On obtient des poids

6 F(X/l'Yl + X!2'Y2)
Wi =-------

1rai1ri

I'estimateur assode se reecrit:

soit:

On en deduit en rempla~ant dans Y6 que:

avec

On retrouve donc un estimateur proche de I'estimateur
Y3 propose dans l'approche modele de regression dans Ie
cas ou I'information contenue dans XI est jugee com ple-
mentaire a I'information contenue dans X2 pour estimer y.
Le modele sous-jacent est ici Yi = X/I Cl + Mx( (Xi2) ,
C2 + Ui. Les differenc~s entre Y3 et Y6 portent sur les
cqeffifients ~stimes: (~i) differe legere~ent~de (SO et
~Y-Xl QI -Xi Q2] differe legerement de [Y-XI CI - MXI
Xi C2]. En revanche ces quantites sont asymptotiquement
equivalentes.

Strategie 4

On obtient des poids

7 F(xilf3dF(xftf)1 + X/2(2)
Wi = ----------

1rai1ri

l'estimateur assode se reecrit:

En modifiant les poids initiaux en di = F(xil (31) /1ra,'lri,
on obtient de la meme fa~on:

En rempla~ant X! par son expression trouvee plus haut
on obtient:

avec

Y7 et Y6 sont asymptotiquement equivalents.
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Cette strategie conduit aux equations de calage suivantes:

etape a:

~ F(xfl(3l)
1.J ----Xii
iESa 7rai

qui determine (31' puis

etape b:

E Xii

iEU

et

Dans cette approche en termes de calage, Ie point de vue
adopte est celui de la reduction de variance basee sur les
caracteristiques du plan de sondage, sans consideration de
modele. Deux questions se posent alors naturellement:

- Peut-on relier chacune de ces quatre strategies a une
approche en terme de modele?

- Peut-on com parer ces quatre strategies en termes de
variance?

Nous etudierons d'abord Ie lien entre les trois strategies
definies par une approche cal age et les strategies definies
par une approche modele ou regression, puis dans un
deuxieme temps nous nous interesserons au calcul des
variances des estimateurs associes a chacune des strategies.

On omettra egalement les indices i pour alleger la pre-
sentation lorsqu'il n'y a pas d'ambiguite.

Strategie 1

Les ponderations sont de la forme:

Notations

Dans toute la suite on utili sera les notations suivantes
pour un vecteur de variable Z quelconque:

Z-* = ~ F(xfl(3d1.J ----Zi.
iEs 7raia

Z~* _ ~ F(xfl(3d
- 1.J Zi7r .7r.

iEs al 1

4.2 Lien entre les differentes strategies possibles et
I'approche regression

Lorsque Fest lineaire, chacun des estimateurs associes
aux quatre strategies peut se reecrire simplement.

~ F(x/i(3I) -
1.J ---- Xi2 = Xl,

7r.
iESa Q/

Enfin une quatrieme strategie peut etre proposee qui peut
etre vue comme une variante de la strategie precedente:

Strategie 4

a) caler la structure de l' echantillon 1iere phase Sa sur celIe
de la population totale U en terme de variable XI , puis,

b) caler la structure de l'echantillon 2ieme phase S simul-
tanement en terme de variables XI et Xz, en partant des
poids modifies par Ie calage precedent, soit:

- sur la structure de la population totale U en ce qui
concerne XI

- sur la structure de Sa modifiee en tenant compte du
calage precedent pour Xz.

qui determinent 'YI et 'Yz.

Cette strategie conduit aux equations de calage suivantes:

etape a:
4 F(x/i (3d F( ! (3 )

Wi = X,Z Z ,
7rai7ri

avec

EXil,
iEU

qui determine (31) puis

etape b:

l'estimateur associe Y4 peut se reecrire en traduisant
l'effet du deuxieme calage en Xz:

Y4 = Y* + [Xl - 1'1]' .8z

iEs

E _F_(_x_fl_(3_I_)F_(x_f_lo_I_+_x_f_zo_z_)Xii =
7rai7ri

et

iEs

~ F(xfl (31 )F(xfl 01 + xfzoz)
1.J ---------- XiZ =

7rai7ri

puis en traduisant l'effet du premier calage en XI:

soit encore:

qui determinent 0let Oz.

Lorsque la fonction de calage est exponentielle, il est
clair que les strategies 3 et 4 coincident.

avec
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Avec ces notations les trois estimateurs se reecrivent: etape a:

et

assode aux modeles:

(1) Yi = X/I bI + Uil

(2) Yi = xf2b2 + Ui2

'""' F (x!d3 d X,'I __ '""'1.J ---- 1.J XiI = XI
1r.

iESa al iEU

qui determine f3I> puis

assode au modele qui determine f32,

ou F designe tout au long de l'article la fonction utilisee
dans Iecalage qui peut etre lineaire, exponentielle, lineaire
tronquee, logit (c/. Deville, Sarndal 1993).

Strategie 2

Caler la structure de l'echantillon 2ieme phase S simulta-
nement en terme de variables XI et X2, c'est-a-dire:
- sur la structure de la population totale U en ce qui
concerne XI

- sur la structure de Sa pour X2.

Cette deuxieme strategie nous conduit aux equations de
calage suivantes:

iEs

E Xii = XI, et
iEU

'""' F(XiI aI + Xi2a2)1.J ------- XiI
1rai1ri

De la meme fa<;onque l'on generalise l'estimateur par
la regression par les estimateurs par calage, on peut
aborder Ieprobleme de l'utilisation de l'information auxi-
liaire a plusieurs niveaux a travers la theorie du calage,
en essayant de construire des strategies de calage adaptees
a la configuration d'information auxiliaire etudiee dans
cette article.

A A A

Y3 = [X{i\] + [MXrX2C2] + [Y -X{CI - MXIX2C2]

assode au modele

4. APPROCHE PAR CALAGE

4.1 Differentes strategies possibles

Lorsque l'on cherche a generaliser l'estimation par
calage prop osee dans un contexte ou l'information auxi-
liaire est presente a un seul niveau: celui de la population
totale, plusieurs strategies apparaissent naturellement:

Stratt~gie1

a) caler la structure de l'echantillon 1iere phase Sa sur
celle de la population totale U en termes de variable
XI, puis,

b) caler la structure de l' echantillon 2ieme phase S sur celle
de l' echantillon 1iere phase Sa en terme de variable X2 •

NB: pour cette derniere operation, mieux vaut tenir
compte du calage precedent en XI pour determiner
la valeur de reference dans Ie calage en X2 sur sa. Si
l'on ne tient pas compte du calage precedent, seules
les estimations effectuees au niveau de Sa profiteront
de l'amelioration apportee par l'etape a). One bonne
fa<;onde s'en convaincre consiste a considerer Iecas
particulier extreme ou XI = X2.

Cette strategie correspond aux equations de calage
suivantes:

qui determinent al et a2.

La premiere strategie presente l'avantage de corriger les
ponderations 1iere phase, c'est-a-dire d'integrer l'infor-
mation auxiliaire au niveau Ieplus eleve. La deuxieme stra-
tegie permet quant a elle, de corriger les ponderations qui
seront effectivement utilisees dans l'estimation, et notam-
ment d'obtenir une estimation parfaite du total de XI.

One troisieme strategie peut etre proposee qui reunit les
avantages des deux strategies precedentes, et semble donc
pouvoir les dominer:

Strategie 3

a) caler la structure de l'echantillon 1iere phase Sa sur
celle de la population totale U en termes de variables
XI, puis,

b) caler la structure de l'echantillon 2ieme phase S simul-
tanement en termes de variables XI et X2, c'est-a-dire:
- sur la structure de la population totale U en ce qui
concerne XI

- sur la structure de Sa modifiee en tenant compte du
calage precedent pour X2.
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dont on pense que Ie second est a priori meilleur pour
predire la valeur de Yi' XI fonctionne donc dans cette
optique modele, comme une "proxy" de Xl' Une situation
de ce genre correspond par exemple au cas OU Xl repre-
sente la mise a jour c'est-a-dire a la date de l'enquete de
la variable extraite de la base de sondage XI' Autrement
dit si Xl etait disponible au niveau de la population toute
entiere, l'estimateur utilise serait

Imaginons maintenant Iecas d'une enquete par sondage
en deux phases effectuee aupres des menages. Supposons
que la base de sondage soit constituee de logements pour
lesquels on dispose d'une information constituee de la
taille du logement notee Xl>connue donc pour tous les
individus de la population cible . Si tous les individus issus
de la premiere phase de sondage sont interroges sur la
composition du menage notee Xl, notamment sur Ie
nombre d'enfants du menage, les deux informations appa-
raissent plutot complementaires que substituables, lorsqu'il
s'agit d'etudier Iebudget du menage. Ceci est encore ren-
force si au lieu de la composition du menage on recueille
l'iige du chef de menage ou bien sa profession.

Dans une optique modele, la situation alternative OU
l'information contenue dans XI est jugee complementaire
de celIe contenue dans Xl pour estimer Y, apparalt donc
naturellement.

3.2 L'information contenue dans Xl est jugee
complementaire de celie contenue dans X2

pour estimer Y

3.2.1 Decomposition Yi = x/lal + Xiza2 + ui

Le modele sous-jacent est alors:

L'estimateur a utiliser est alors:
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donc en trois composantes qui sont chacune estimee au
niveau Ie plus haut, c'est-a-dire avec Ie maximum de
precision possible:

- Upour X/lal,
- sa pour x/z al, et
- s pour ai•
3.2.2 Decomposition Yi = xft CI + MXI(Xi2) , c2 + Uj

Si on souhaite utiliser au maximum l'information con-
tenue dans XI disponible sur U, il est naturel d'introduire
une autre ecriture du meme modele Yi = xii al + x/lal +
Ui qui isole tout ce qui dans Y peut etre pris en compte a
travers XI' Elle s'ecrit:

OU MXI represente la projection orthogonale, dans la
metrique associee aux poids 1/7rai, sur l'orthogonal de
l'espace vectoriel engendre dans sa (assimile a ~n) par Ie
groupe de variables XI'

MXI (Xil) est definie par:

L'estimateur nature I associe est alors:

OUe = (el) est Iecoefficient de laregressiony = X'CI +
(MX1Xl)' ~l + U estime~ sur S avec des poids lI7rai7ri (qui
differe legerement de (~i))'

3.3 Les trois estimateurs derives de I'approche
modeles

avec:

XiiX/I E XilXfl -I XilYi

(~~) iEs 7rai7ri iEs 7rai 7ri 7rai7ri

XilXil E XilX/z XilYi

iEs 7rai7ri iEs 7rai7ri 7rai7ri

L'approche par la modelisation nous a permis de cons-
truire 3 estimateurs que l'on peut reecrire synthetiquement
en introduisant de nouvelles notations. On ecrira dans
toute la suite pour un vecteur de variable z quelconque:

1z= E-z
iEs 7rai7ri

En effet, la variable Y se decompose en trois compo-
santesYi = xfIuI + x/zal + ai• Letotal deyse decompose
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3. APPROCHE ESTIMATION PAR REGRESSION

ou Ie deuxieme terme est la correction pour mauvaise
estimation sur Sa et Ie troisieme est la correction pour
mauvaise estimation sur s.

3.1 L'information contenue dans Xl est jugee substituable
II I'information contenue dans X2 pour estimer y
et de moins bonne qualite que X2

Sarndal, Swensson et Wretman proposent dans leur
ouvrage l'estimateur par regression suivant pour l'estimation
du total de y:

dont on cherche a.estimer Ie total sont disponibles, ainsi
que les valeurs des vecteurs de variables auxiliaires XI et
X2' On note 7ri = P(i I sa)'

On souhaite utiliser au mieux to ute cette information
auxiliaire pour ameliorer les estimations qui seront effec-
tuees a.partir des donnees recueillies sur l'echantillon issu
de la deuxieme phase de sondage s.

Vne premiere idee naturelle consiste a.chercher la gene-
ralisation de l'estimateur par regression dans ce contexte.

(

~ ' A ~ X/I hi )
1.JXii bl - 1.J-7r-'-
iEU iESa at

(
~ X/2h2 ~ X/2h2)+ 1.J---1.J-- +

7r' 7r'7r .iESa t iEs t at

E Yi
iEs 7ri7rai

Ainsi (section 4), les deux approches peuvent etre reliees
et debouchent sur trois classes d'estimateurs associees
chacune a.une decomposition de la variable d'interet. Les
estimateurs d'une meme c1asse ont la meme variance
asymptotique.

L'evaluation des strategies fondee sur Ie seul plan de
sondage oriente Ie choix vers la troisieme c1asse d'estima-
teurs qui domine les deux autres du point de vue de la
variance.

L'evaluation des strategies, lorsqu'elle s'appuie sur une
modelisation de la variable d'interet conduit a.privilegier
la c1asse d'estimateurs associee a.la modelisation adoptee.

Dans un contexte ou l'on souhaite effectuer Ie redres-
sement d'une enquete, et que l'on souhaite simultanement
corriger les biais qu'induiraient l'utilisation des pondera-
tions brutes et reduire la variance, les conclusions doivent
etre adaptees: les modifications introduites dans les pon-
derations pour corriger les biais sont plus importantes que
les corrections pour reduction de variance. Des lors, on
integrera dans Ie cal age les variables, des que l'on pense
qu'elles interviennent dans la probabilite de selection et
donc participent a. la creation du biais.

Lorsque les variables auxiliaires sont qualitatives,
l'arbitrage entre utilisation a priori et a posteriori de
l'information auxiliaire, c' est-a.-dire entre, utilisation au
niveau de l'echantillonnage ou au niveau du redressement,
repose encore sur la distinction entre les deux modelisa-
tions de la variable d'interet.

II est possible d'etendre ces resultats au cas de sondages
en plus de deux phases.

2. NOTATIONS
L'estimateur peut aussi s'ecrire:

Le cadre est celui d'un sondage en deux phases. On
suppose qu'on dispose d'information auxiliaire a. deux
niveaux differents: population cible et population issue du
tirage 1iere phase. La situation peut etre schematisee de la
maniere suivante:

Ou U represente la population cible pour laquelle les
valeurs du vecteur de variable XI sont connues ou a.defaut
Ie total XI = LiEU Xii' sa represente un niveau interme-
diaire de sondage pour lequelles valeurs des vecteurs de
kl variables XI et k2 variables X2 sont connues pour tous
les individus. On note 7ria, la probabilite de selection du
tirage associee a.la premiere phase du sondage. s represente
l'echantillon final pour lequelles valeurs de la variable Y

L'idee sous-jacente est que l'on a deux modeles concur-
rents pour Y qui sont:

et h2 = ( E Xi2Xf2) -I ( E Xi2Yi).
iES 7ri 7rai iES 7ri 7rai

hI = ( E XiI X/I ) -I ( E XilYi)
7r . 7r'7r .

iESa al iEs I at

ou Ie deuxieme terme est la correction pour mauvaise
approximation de Yi par X/I hi et Ie troisieme est la correc-
tion pour mauvaise approximation de Yi par xf2 h2;

avec

(l)Yi=x!Ibl+Uil avec E(Uid=O et V(uiI)=ar
et

(2) Yi = xf2b2 + Ui2 avec E(ui2) = 0 et V(Ui2) = ai

vecteur de variables auxiliaires
disponibles

n

N

taille
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Redressements alternatifs en presence de plusieurs niveaux
d'information auxiliaire

F. DUPONTI

RESUME

L'estimation par regression et sa generalisation, l'estimation par calage introduite par Deville et Sarndal en 1993
permet de reduire a posteriori la variance des estimateur, grace a l'utilisation de l'information auxiliaire. Dans les
enquetes realisees par sondage, on dispose souvent d'information additionnelle exploitable repartie selon un schema
complexe notamment lorsque Iesondage est realise en plusieurs phases. Une adaptation de l'estimation par regression
a ete proposee avec ses variantes dans Iecadre du sondage a deux phases par Sarndal et Swensson en 1987.Cet article
propose d'etudier les strategies d'estimation alternatives selon deux configurations alternatives pour l'information
auxiliaire, en reliant les deux approches possibles pour aborder Ie probleme: modele de regression et estimation
par calage.

MOTS CLES: Information auxiliaire; estimateur par regression; estimateur par calage; sondage en deux phases.
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1. INTRODUCTION

L'estimateur par regression etudie par Fuller (1975),
Cassel, Siirndal et Wretman (1976), Siirndal (1980),
Gourieroux (1981), Isaki et Fuller (1982), et Wright (1983)
per met d'ameliorer, a posteriori, c'est-a-dire une fois Ie
sondage realise, l'estimation d'un total d'une variable
d'interet sur la base de variables auxiliaires Xl> .•. , Xk

pour lesquelles on dispose d'information additionnelle.
On reduit en effet la variance par rapport a l'estimateur
d'Horwitz-Thompson en utilisant l'estimateur par regres-
sion a condition de connaitre la valeur sans alea, des totaux
sur la population cible des variables auxiliaires, qui cons-
titueront l'information additionnelle appelee information
auxiliaire. Deville et Siirndal ont propose en 1992 une
classe d'estimateurs derivee d'une approche par reponde-
ration qui repond a la meme problematique de reduction
de variance: les estimateurs par calage. Le calage des poids
de sondage realise permet en effet d'integrer a posteriori
une information auxiliaire du type totaux Xl, ... , Xk de
k variables Xl> ••• , Xk dans l'estimation realisee a partir
des nouvelles ponderations et donc de l'ameliorer. Cette
approche generalise l'estimation par regression qui cons-
titue l'un des elements de la classe.

Toutefois, dans les enquetes realisees par sondage, on
dispose souvent d'information additionnelle exploitable
rep artie selon un schema plus complexe que ce qui vient
d'etre decrit, notamment lorsque Ie sondage est realise en
plusieurs phases. Cet article etudie differentes strategies
d'utilisation de cette information auxiliaire complexe dans
Ie cadre d'un sondage en deux phases, la generalisation a
plus de deux phases etant possible.

Lorsque Ie plan de sondage comporte deux phases,
l'information auxiliaire est constituee de l'information
connue pour la population toute entiere, mais aussi de
l'information connue pour l'echantillon issu de la premiere

phase de sondage. Or, ces deux informations peuvent
porter sur des variables differentes.

Siirndal et Swensson proposent dans leur article de
1987, un estimateur utilisant toute l'information auxiliaire
disponible pour un tirage en deux phases, avec une infor-
mation auxiliaire differente pour la population toute
entiere et la population issu du tirage de la premiere phase.
II s'agit d'un estimateur adapt ant Ie principe de l'estima-
teur par regression lorsque l'information connue pour les
individus issus du tirage premiere phase est consideree
comme substituable a l'information agregee et de meilleure
qualite que l'information disponible pour la population
cible toute entiere, vis-a-vis de l'estimation de la variable
d'interet. Or, II arrive en pratique que ces deux informa-
tions soient complementaires plutot que substituables. On
a donc cherche dans cette etude a developper l'estimation
par regression, dans un contexte ou les informations auxi-
liaires sont complementaires.

Par ailleurs, dans la me sure ou l'estimation par cal age
generalise l'estimation par regression lorsque l'information
auxiliaire n'est constituee que d'un seul niveau, on a
cherche a adapter l'estimation par calage dans ce contexte.
On passe en revue les strategies de calages afin de proposer
les plus adaptees, en cherchant ales relier aux generalisa-
tions de l'estimation par regression possibles dans ce
contexte.

On montre (section 2) que l'utilisation conjointe de
deux informations auxiliaires differentes conduit a deux
modeles de regression et trois decompositions de la variable
d'interet associees. L'approche assistee par modele de
regression (AAMR) permet donc de deriver 3 estimateurs
alternatifs.

L'approche calage (AC) (section 3) permet quant a
elle de deriver 4 estimateurs. Chacun de ces estimateurs
peut etre relie (associ e) aux trois estimateurs derives de
l'approche modele de regression.

I F. Dupont, Unite Methodes Statistiques, Institut National de la Statistique et des Etudes Economiques, (INSEE), 18 Blvd. Adolphe Pinard,
75675 Paris Cedex.
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tableaux 1, 2 et 3. La figure 1presente les donnees prove-
nant de trois pays (Maroc, Niger et Colombie); il y a done
six populations puisque les eps en zone urbaine sont assez
differents de ceux observes en zone rurale. La figure 2
presente les resultats selon Ie sexe; on distingue deux popu-
lations passablement distinctes en ce qui concerne I'emploi,
mais la difference est moins marquee en ce qui concerne
Ie niveau d'education.

Nous attendions les donnees empiriques des tableaux
des etudes 4, 5 et 6 avec anxiete. II est vrai que les cinq
ensembles precedents avaient conduit a des conclusions
similaires, meme s'ils traitaient de onze populations diffe-
rentes, de pointages et de variables. Pourtant, les etudes
1a 5 portaient sur des paires de categories issues de poly-
tomies, les plans 1 et 2 du type A. Dorenavant, nous
cherchions des donnees pour des comparaisons de type B
provenant d'enquetes par panel, de maniere a pouvoir
explorer les conjectures des plans test-retest et avant-apr($.
Du point de vue mathematique, on peut facilement
montrer une ressemblance avec les polytomies (c.-a-d.,
avec les tetratomies), mais les rapports entre ces valeurs
et les valeurs empiriques des eps ne sont pas du tout evi-
dentes. C'est ce qui explique pourquoi ces valeurs empi-
riques sont si utiles et si remarquables. Nous avons ici
observeun effet du plan de sondage extremement important
pour les tests de chi carre des comparaisons analytiques.

5. SIGNIFICATION DES RESULTATS POUR LES
RECHERCHES CONNEXES

Nos travaux anterieurs et ceux d'autres chercheurs
fournissent deja une masse considerable de donnees empi-
riques sur les effets du plan de sondage sur I'echantiIIon
total, les sous-classes et les differences, pour des variables
et des plans differents. II serait done utile d'examiner les
resuitats decrits plus haut a la lumiere de ces donnees
anterieures.

On a determine que la nature des variables d'enquete
qui font I'objet d'une estimation est un facteur important
(souvent Ieplus important) pour determiner I'ampleur des
eps. On peut observer des eps extremement differents selon
Ie type de variables, meme au sein d'un seul echantiIIon
ou avec des plans de sondage tres semblables. C'est la
raison pour laqueIIenous avons toujours recommande que
les eps soient calcules pour plusieurs variables differentes,
alors qu'il est generalement moins important de les calculer
pour plusieurs sous-classes differentes, en particulier
lorsque ces sous-classes sont definies en fonction des
memes caracteristiques.

Nos resultats montrent que les eps peuvent egalement
varier enormement entre les categories differentes de la
meme variable d'enquete, lorsque I'echantiIIon total sert
de base commune a I'estimation. Ainsi, il convient dans
un certain sens de considerer chaque categorie individueIIe
et chaque difference entre les paires de categories, meme
lorsqu'on a affaire aux variables d'une seule et meme
enquete, comme s'il s'agissait de variables separees aux
fins du calcul et de I'analyse des effets du plan de sondage.

Pour ce qui est du rapport existant entre les eps pour
les sous-classes et pour les differences entre sous-classes,
les recherches anterieures ont surtout porte sur la situation
decrite ci-apres. Compte tenu d'un echantiIIon total n
reparti en sous-classes i de taiIIe ni = Pi.n, les valeurs
d' eps (ri) pour les statistiques ri (comme Ie rapport mi / ni,
la moyenne LYi/ni ou Ie rapport LYi/ LXi), calculees
sur la base des elements de sous-classe ni, se rapportent
a la valeur eps (r) pour la meme variable, calculee sur
la base de I'echantiIIon total. De meme, les valeurs de
eps (ri - rj) pour les differences de sous-classes se
rapportent a l'eps(ri), a I'eps(rj) fonde sur les sous-
classes individuelles et a I'eps(r) fonde sur l'echantiIIon
total. De nombreux calculs confirment que ces rapports
s'accordent avec notre conjecture (2) de la section 3:

Ces effets des covariances sur les effets du plan de
sondage pour des echantiIIons par grappes sont essentiel-
lement empiriques (meme sociologiques, au sens large); ils
doivent etre verifies comme tels.

Ainsi en est-ildu nouveau rapport que nous avons decou-
vert pour (Pi - Pj) pour deux categories, IesqueIIessont si
differentes de ce qui precede. Les rapports eps (Pi - Pj) ==
[eps (Pi) + eps (Pj) ] 12 sont egalement empiriques et
approximatifs, et doivent etre constamment verifies.
Pourtant, ils semblent s'appliquer largement a nos donnees
et sont nettement preferables aux autres hypotheses, telles
que eps (Pi - p) = 1, qu'on a souvent utilisees jusqu'ici.
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Pi Pj Moyenne (Pi - Pj)

Tableau 5

Les Panel Study of Income Dynamics de 1983 et de 1987,
realises par Ie Survey Research Center, Ann Arbor

Eps pourCategories*
avant/ apres (83/87)

des quelques cas ou eps (Pi - Pj) ne se situe pas
entre eps(Pi) et eps(Pj), et ou on obtient eps(Pi) <
eps(Pi - Pj) > eps(Pj) ou eps(Pi) > eps(Pi - Pj) <
eps (Pj)' Ces cas montrent en passant que nos resultats
ne sont pas des consequences mathematiques, mais
qu'ils ont plutot un caractere empirique.

Tableau 4

Les National Election Studies Panels de 1990 et de 1992,
realises par Ie Survey Research Center, Institute

for Social Research, Ann Arbor

Categories Eps pour

avant/apres (90/92) Pi Pj Moyenne (Pi - Pjl

Entierement d'accord
avec Bush 1.14 .93 1.04 1.02

D'accord avec la
politique etrangere
de Bush .92 1.05 .99 1.00

Desapprouve entierement
la politique etrangere
de Bush 1.23 1.24 1.24 1.32

D'accord avec la politique
economique de Bush .97 .94 .96 .96

Entierement d'accord
avec la politi que
economique de Bush 1.14 1.04 1.09 1.10

D'accord avec Bush 1.00 1.00 1.00 1.00

Desapprouve entierement
Bush 1.16 1.10 1.13 1.12

A suivi la campagne
electorale a la tele .89 1.55 1.22 1.40

Moyenne 1.06 1.11 1.08 1.11

Vit dans Ie sud 1.22 1.23 1.23 1.11
Age du chef de famille 1.28 1.33 1.31 1.37
Taille de la famille 1.29 1.43 1.36 1.47
Nombre d'enfants dans
la famille 1.23 1.43 1.33 1.49

Heures de travail du
chef de famille 1.12 .84 .98 1.03

Age de I'enfant Ie plus
jeune .93 .91 .92 .87

Moyenne 1.18 1.20 1.19 1.22

* Toutes les variables sont c1asseesdans deux categories.

Les resultats empiriques presentesaux figures 1et 2 vien-
nent encore confirmer ceux presentes aux tableaux 1, 2
et 3. Nous y constatons egalement que: 1)eps(Pi - Pj) ==
[eps (p;) + eps (Pj) ]/2 approximativement, Ie long de la
ligne de 450; 2) ces egalites se verifient pour une vaste
gamme d'eps; 3) la variation entre les variables est en effet
tres importante. Cette variation est particulierement evi-
dente pour l'Indonesie rurale, ou les valeurs d'eps depas-
sent 4 et ou les valeurs d'eps2 sont donc superieures a 16.
Ces importants effets de groupement sont dus a la grande
taille des grappes: avec h = 133 et 137, les valeurs de
roh = 0.12 sont suffisantes pour un grand eps. A noter
que ces resultats empiriques viennent a la fois de popula-
tions et de variables tres diversifiees; elles sont differentes
l'une de l'autre et differentes egalement des donnees des

Tableau 6

Les etudes Americans' Changing Lives de 1986 et de 1989 realisees par Ie Survey Research Center, Ann Arbor

Categories Eps pour Categories Eps pour

avant/apres Pi Pj Moyenne (Pi - Pjl avant/apres Pi Pj Moyenne (Pi - Pj)

A. Rencontre des am is B. Fait de I'exercice physique

Dne fois par semaine 1.30 1.26 1.28 1.28 Souvent 1.51 1.67 1.59 1.26
2 ou 3 fois par mois .88 1.00 .94 1.02 Jamais 1.62 1.97 1.80 1.41
Moyenne 1.09 1.13 1.11 U5 Moyenne 1.56 1.82 1.70 1.34

C. Satisfaction de soi D. Aime sa maison

Tres satisfait 1.28 1.21 1.25 1.33 Beaucoup 1.24 .90 1.07 .91
Pas satisfait 1.04 1.16 1.10 1.00 Pas
Moyenne 1.16 1.19 1.18 1.17 beaucoup 1.33 .98 1.16 1.12

Moyenne 1.29 .94 1.12 1.02
E. Pratique Ie jardinage

Souvent 1.40 1.16 1.28 1.19 F. A une attitude positive

Rarement .91 1.11 1.01 1.18 Oui 1.10 1.33 1.22 1.19
Jamais 1.66 1.17 1.42 1.26 Non 1.05 1.28 1.17 1.21
Moyenne 1.32 1.15 1.24 1.21 Moyenne 1.08 1.31 1.20 1.20

Moyenne globale 1.25 1.26 1.26 1.18
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Tableau 2
La National Education Longitudinal Study (NELS) de 1988, realisee par IeNational Opinion Research Center

de la University of Chicago (n = 24,355)

Categories Eps pour Categories Eps pour

i - j Pi Pj Moyenne (Pi - Pj) i - j Pi Pj Moyenne (Pi - Pj)

A. Scolarite B. Trouve les cours ennuyants
1-2 1.38 1.22 1.30 1.11 1-2 .99 1.11 1.05 1.04
1-3 1.38 1.14 1.26 1.16 1-3 .99 1.12 1.06 1.07
1-4 1.38 1.19 1.29 1.30 2-3 1.11 1.12 1.12 1.13
1-5 1.38 1.42 1.40 1.54 Moyenne 1.03 1.12 1.08 1.08
2-3 1.22 1.14 1.18 1.11

C. Libre de choisir sa voie2-4 1.22 1.19 1.21 1.24
2-5 1.22 1.42 1.32 1.45 1-2 1.28 1.10 1.19 1.21
3-4 1.14 1.19 1.17 1.18 1-3 1.28 1.08 1.18 1.28
3-5 1.14 1.42 1.28 1.37 2-3 1.10 1.08 1.09 .97
4-5 1.19 1.42 1.31 1.20 Moyenne 1.22 1.09 1.15 1.15
Moyenne 1.27 1.28 1.27 1.25 D. L'ecole donne acces a de bons emplois

E. Religion 1-2 1.24 1.07 1.16 1.17
1-2 2.48 2.83 2.65 2.74 1-3 1.24 1.11 1.18 1.24
1-3 2.48 2.02 2.25 2.09 2-3 1.07 1.11 1.09 1.01
2-3 2.83 2.02 2.42 2.59 Moyenne 1.18 1.10 1.14 1.14
Moyenne 2.60 2.29 2.44 2.47 F. Scolarite du pere

I. Assurance 1-2 1.61 1.76 1.69 1.83
1-2 1.42 1.28 1.35 1.37 1-3 1.61 1.68 1.65 1.65

2-3 1.76 1.68 1.72 2.48
Moyenne 1.65 1.71 1.69 1.99

Moyenne globale 1.48 1.41 1.45 1.49

Tableau 3
La National Longitudinal Study of Labor Market Experience of Youth, realisee par IeNational Opinion Research Center

de la University of Chicago (n = 5,857)

Categories

i - j Pi

Eps pour

Pj. Moyenne

Categories

i - j Pi

Eps pour

Moyenne

B. Quelque chose m'empeche de progresser
1.07 1.22 1.14 1.04
1.07 1.12 1.10 1.14
1.07 1.09 1.08 1.09
1.22 1.12 1.17 1.28
1.22 1.09 1.16 1.14
1.12 1.09 1.11 1.07
1.13 1.12 1.13 1.13

1-2
1-3
1-4
2-3
2-4
3-4
Moyenne

A. La chance joue un role important dans rna vie
1.26 1.20 1.23 1.06
1.26 1.18 1.22 1.30
1.26 1.16 1.21 1.28
1.20 1.18 1.19 1.22
1.20 1.16 1.18 1.25
1.18 1.16 1.17 1.05
1.23 1.17 1.20 1.19

1-2
1-3
1-4
2-3
2-4
3-4
Moyenne

1-2
1-3
2-3
Moyenne

C. Je fais ce que je veux dans la vie
1.13 1.06 1.10
1.13 1.10 1.12
1.06 1.10 1.08
1.11 1.09 1.10

1.09
1.13
1.07
1.10

1-2
1-3
2-3
Moyenne

D. Je suis aussi capable que les autres
1.17 1.13 1.15
1.17 1.07 1.12
1.13 1.07 1.10
1.16 1.09 1.12

1.16
1.16
1.08
1.13

1-2
1-3
2-3
Moyenne

E. Mes projets aboutissent rarement
1.19 1.07 1.13
1.19 1.13 1.16
1.07 1.13 1.10
1.15 1.11 1.13

1.12
1.20
1.08
1.13

1-2
1-3
2-3
Moyenne

F. Je suis satisfait
1.19 1.12 1.16
1.19 1.13 1.16
1.12 1.13 1.13
1.17 1.13 1.15

1.16
1.20
1.09
1.15

I. Travail de la mere
1.49 1.36 1.43
1.49 1.52 1.51
1.36 1.52 1.44
1.45 1.47 1.46

1-2
1-3
2-3
Moyenne

Moyenne globale 1.20 1.17 1.18

1.41
1.53
1.44
1.47

1.19
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Figure 1. Comparaison de eps (Pi - Pj) a la moyenne de
eps(Pi) et de eps(pj) pour diverses categories d'usage
de la contraception*. Illustration de six populations
tirees des enquetes sur la demographie et la sante des
populations (DHS).

* 1 = aucune methode de contraception
2 = usage des methodes traditionnelles uniquement
3 = utilisation d'une methode moderne "reversible"
4 = sterilisation.

Figure 2. Comparaison de eps (Pi - Pj) a la moyenne de
eps (Pi) et de eps (Pj) pour les diverses categories
d'emploi et de niveau d'education par sexe. Illustration
d'un recensement.

Tableau 1
La National Election Study de 1986 realisee par Ie Institute for Social Research de la University of Michigan (n = 2,135)

Categories Eps pour Categories Eps pour

i - j Pi Pj Moyenne (Pi - Pj) i - j Pi Pj Moyenne (Pi - Pj)

A. Religion B. Position sur I'avortement

1-2 1.21 1.42 1.32 1.10 1-2 1.27 .97 1.12 .97
1-3 1.21 2.32 1.77 2.02 1-3 1.27 1.28 1.28 1.32
1-4 1.21 1.50 1.36 1.18 1-4 1.27 1.31 1.29 1.36
1-5 1.21 1.18 1.19 1.17 2-3 .97 1.28 1.12 1.08
2-3 1.42 2.32 1.87 1.93 2-4 .97 1.31 1.14 1.16
2-4 1.42 1.50 1.46 1.57 3-4 1.28 1.31 1.30 1.32
2-5 1.42 1.18 1.30 1.27 Moyenne 1.17 1.24 1.21 1.20
3-4 2.32 1.50 1.91 2.03
3-5 2.32 1.18 1.75 2.04 D. Problemes dans Ie pays
4-5 1.50 1.18 1.34 1.19 1-2 1.07 .94 1.00 .98
Moyenne 1.56 1.53 1.54 1.55 1-3 1.07 1.04 1.05 1.09

1-4 1.07 .93 1.00 1.12
C. Appui a Reagan 2-3 .94 1.04 .99 1.01

1-2 1.32 1.10 1.21 1.07 2-4 .94 .93 .93 .85
1-3 1.32 .86 1.09 1.26 3-4 1.04 .93 .98 .82
1-4 1.32 1.48 1.40 1.50 Moyenne 1.02 .97 .99 .98
2-3 1.10 .86 .98 .96
2-4 1.10 1.48 1.29 1.38
3-4 .86 1.48 1.17 1.09
Moyenne 1.17 1.21 1.19 1.21

Moyenne globale 1.23 1.24 1.23 1.24
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4. RESULTATS EMPIRIQUES POUR EPS(~ - p.;)

A defaut d'un solide fondement theorique ou mathe-
matique permettant d'accorder une preference a I'une ou
l'autre des conjectures enumerees plus haut, les resultats
empiriques sur les valeurs d'eps(Pi - Pj) deviennent
essentiels puisqu'ils permettent d'etablir un rapport entre
ces valeurs et les valeurs calculees d'eps (Pi)' Ceci rappelle
nos hypotheses plus familieres concernant eps (Pi) =
Jl + roh [b - 1] ; leur valeur depend de plusieurs facteurs
influant sur roh, Ie coefficient de correlation intraclasse,
ainsi que de la taille moyenne de la grappe b (Kish 1965,
5.4, 8.2). Les valeurs d'eps(Pi) varient beaucoup d'un
sondage a l'autre, ainsi que d'une variable a l'autre dans
un sondage particulier (Kish, Groves et Krotki 1976;
Verma, Scott et O'Muircheartaigh 1980; Verma et Le
1995). Toutefois, les etudes empiriques portant sur les
erreurs d'echantillonnage observees dans diverses enquetes
constituent, pour les statisticiens d'enquete, une source
utile de connaissances qui leur permettent egalement
d'etablir des rapports entre les valeurs d'eps de statistiques
complexes et celles d'eps (Pi) plus simples (Kish 1995;
Rao et Wu 1985; Rao et Scott 1987). De meme, pour en
savoir plus sur Ie rapport entre eps (Pi - Pj) et eps (Pi),
nous pouvons utiliser les resultats empiriques issus de
plusieurs variables et de plusieurs enquetes.

Dans un premier essai portant sur cette question, nous
presentons lesdonnees tirees de quatorze enquetes realisees
dans une vaste gamme de situations. Onze de ces enquetes
presentent cinq ensembles de donnees (figures 1 et 2 et
tableaux 1a 3) et portent sur les differences de categories
appariees tirees d'enquetes uniques (type A). Trois ensem-
bles de resultats (tableaux 1 a 3) proviennent d'enquetes
sociales, et les deux aut res (figures 1 et 2) proviennent
d'enquetes sur la demographie et la sante des populations.
Finalement, trois aut res ensembles comportant chacun
deux vagues de donnees sont fondes sur deux nouvelles
series d'entrevues menees aupres des memes repondants
(tableaux 4, 5 et 6), et representent les plans de compa-
raison du type B.

Tableaux:
1. La National Election Study de 1986, realisee par Ie
Institute for Social Research de la University of
Michigan, n = 2,135.

2. La National Education Longitudinal Study (NELS) de
1988, realisee par IeNational Opinion Research Center
de la University of Chicago, n = 24,355.

3. La National Longitudinal Study of Labor Market
Experience of Youth, realisee par IeNational Opinion
ResearchCenter de la Universityof Chicago, n = 5,857.

4. LesNational Election Studies Panels de 1990et de 1992,
realises par Ie Survey Research Center, Institute for
Social Research, Ann Arbor, Michigan 48106.

5. Les Panel Study of Income Dynamics de 1983 et de
1987, realises par Ie Survey Research Center.

6. Les etudes Americans' Changing Lives de 1986 et de
1989 realisees par Ie Survey Research Center.

Figures:
1. Les etudes sur la demographie et la sante realisees
au Maroc, au Niger et en Colombie par MACRO
International.

2. La portion du recensement indonesien portant sur la
strate rurale de Java (donnees inectites).

Nous relevons en particulier dans cesetudes les resultats
EMPIRIQUES suivants:
1) D'abord et avant tout: les effets du plan de sondage sur
les differences eps (Pi - p) ne sont habituellement
PAS MOINS IMPORTANTS que les eps(Pi) sur
les proportions elles-memes, et eps (Pi - Pj) =:: 0.5
[eps (Pi) + eps (Pj)] dans tous les cas. lIs varient de
concert avec l'importante variation des valeurs d'eps
entre les variables, et avec les variations moins impor-
tantes observees entre les paires de categories d'une
meme variable. Les chercheurs qui negligent leseps font
l'erreur commune de sous-estimer les erreurs d'echan-
tillonnage propres aux statistiques d'enquetes par
grappes. Outre I'interet qu'elle presente, cette observa-
tion fournit un modele utile de deduction puisque les
trois autres sources de variation - entre les variables,
entre lescategoriesde chaque variable et erreurs d'echan-
tillonnage des statistiques individuelles - sont toutes
plus importantes.

2) On peut obtenir ces resultats avec les 14 ensembles de
donnees d'enquetes des tableaux et des graphiques, et
en donner une illustration au tableau 1. Noter que les
eps varient essentiellement entre 1.00pour la variable D
(problemes dans Ie pays) et 2.32 pour la variable A
(religion), ce qui nous donne une valeur d'eps2 =
2.322 = 5.38. II est rassurant de constater que notre
regIe empirique (1) se verifie pour toute la gamme des
valeurs. On observe frequemment une telle variation
entre les variables d'un meme echantillon; ceci devrait
nous convaincre de cesser d'utiliser une moyenne
commune pour tous les eps d'un echantillon (Verma et
Le 1995; Kish 1995).
II convient par ailleurs de souligner la grande variation
des valeurs d'eps pour les cinq categories de la meme
variable, soh de 1.21 a 2.32 (nO3 pour les protestants
"integristes"). II en deeoule que la valeur d'eps(Pi - Pj)
n'est grande que lorsque i ouj appartiennent ala cate-
gorie 3 pour cette variable. Ces variations des eps entre
les categories de la meme variable signifient qu'il
vaudrait mieux les calculer pour toutes les categories
plut6t que pour une seule categorie "representative" .
La possibilite d'une grande variation entre les categories
pour une seule et meme variable est une conclusion
importante de notre etude qui etait semble-t-il pas see
inapen;ue jusqu'a maintenant.

3) Des erreurs d'echantillonnage sont egalement presentes
dans Iecalcul des eps. II semble que seuls les statisticiens
qui ont une bonne experience du traitement des erreurs
d'echantillonnage et des effets du plan de sondage
puissent avoir une idee de I'importance de ces erreurs.
Ces erreurs risquent d'etre les principales responsables
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3. ERREURS D'ECHANTILLONNAGE ET EFFETS
DU PLAN DE SONDAGE

Pour les echantillons aleatoires simples de taille n, on
peut facilement montrer (Kish 1965, 12.10) que

var (P2 - Po) =

[
(1 - f)n] 2]

[P2 + Po - (P2 - Po) In.
(n - 1)

La plupart des exemples trouves et utilises sont tires de
grands echantillons d'enquetes ou la valeur de (1 - f)
peut etre ignoree. 11convient de noter que pour la variance
des elements

ou Ie dernier terme coy (P2,PO) = - P2PO designe la
covariance decoulant de ce que P2 et Po sont des parties
concurrentes du meme echantillon, plutot que les propor-
tions d'echantillons independants. Le carre de la difference
de proportions (P2 - Po) 2sera habituellement un terme
de correction petit; en l'excluant, nous obtiendrons l'equi-
valent de la variance (P2 + Po) In de deux echantillons
de Poisson independants. On se rappellera en outre (Kish
1965, 12.10) que:

Le test de chi carre a ete utilise pour certains de ces
problemestraites separement(Cochran 1950;Mosteller
1952;McNemar 1962,p. 225). 11s'agit essentiellement
de (n2 - no) 2I (n2 + no), c'est-a-dire du carre de
la difference divise par la variance, en vertu de
l'hypothese nulle n2 = no. On applique exactement
les theories disponibles pour les tests d'hypotheses
nulles dans les petits echantillons, y compris la
"correction de Yates", toutes fondees sur l'hypo-
these d'un echantillonnage aleatoire simple. Toute-
fois, Ie traitement de ces problemes dans de grands
echantillons avec des moyennes estimatives et des
ecarts-types adequats presente d'enormes avantages.
Premierement, au lieu de nous limiter a tester les
hypotheses nulles, nous pouvons faire des deductions
fondees sur les intervallesde probabilite (P2 - Po) :!:

tp e.-t. (P2 - Po). Deuxiemement, les formules des
ecarts-types d'echantillons complexes peuvent
s'appliquer directement a la moyenne (P2 - Po).
Troisiemement, la structure logique de cette statis-
tique (P2 - Po) s'observe plus facilement dans son
application a plusieurs problemes distincts.

Les proportions correlees proviennent habituellement
de donnees tirees d'enquetes complexes, et les calculs de
la variance devraient etre appro pries pour Ieplan de son-
dage. On peut adopter les formules de la variance propres
aux echantillons complexes stratifies, mais la formule
directe comporte huit termes (Kish 1965,12.10.3). Au lieu
de cela, il est plus pratique de traduire Ieprobleme en une
variable trichotomique avec des valeurs de - 1, 0, + 1,
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comme dans Ie plan 2 de la section 2. Les calculs de la
section 4 utilisent cette transformation.
Les comparaisons entre les variables et entre les echan-

tillons peuvent alors etre facilitees par Ie recours aux effets
du plan de sondage:

variance calculee de (P2 - Po)
eps2(P2 - Po) = 2 .

[P2 + Po - (P2 - Po) ] In

11convient de s'attarder quelque peu sur les limites de
l'utilisation des eps en guise d'outils pour les approxima-
tions robustes. IIs sont utiles pour les echantillons en
grappes et les echantillons a plusieurs degres qui utilisent
les selections primaires pour Ie calcul des erreurs d'echan-
tillonnage. Toutefois, nous avons voulu eviter Ie probleme
des echantillons ponderes parce que leur traitement serait
trop specifique et peut-etre trop complexe. La ponderation
pour l'absence de reponse ne serait pas importante pour
Ie rapport de eps (Pi - Pj) sur eps (Pi)' Toutefois, la
ponderation des inegalites majeures des probabilites de
selection appelle des traitements particuliers. Neanmoins,
la deduction et l'experience portent a conclure que les
valeurs d'eps sont moins sensibles aux poids que les
variances et lesmoyennes elles-memes. Par ailleurs, nous
presumons que les rapports que nous avons observes entre
les valeurs d'eps (Pi - Pj) et d'eps (Pi) semaintiendront
avec les donnees ponderees, a condition que ces dernieres
ne soient pas extremes ni pathologiques.
11serait utile de determiner un rapport approximatif,

mais fiable, d'eps(Pi - Pj) sur eps(Pi) et eps(p) afin de
pouvoir deduire la valeur du premier, peu aisee a calculer,
a partir des valeurs des seconds que l'on peut obtenir plus
facilement. Plusieurs conjectures de rechange peuvent
paraitre raisonnables a cet egard; aucune ne peut etre
derivee mathematiquement ni exclue.

1. EpS(Pi - p) = 1, l'absence d'effet du plan de son-
dage, a ete implicitement presumee dans les cinq publi-
cations citees a la section 1.

2. Eps (Pi) > eps (Pi - Pj) > 1, designant des effets
persistants, mais moins importants que les eps (Pi)
pour les proportions. C'est ce qui seproduit dans Iecas
des "classes croisees" et de leurs comparaisons (Kish
1987, 7.1). Cette hypothese a egalement paru raison-
nable a plusieurs statisticiens d'experience que nous
avons consultes.

3. EpS(Pi - Pj) = [eps(Pi) + eps(Pj)]/2nousasemble
etre une bonne approximation pour l'ensemble de nos
donnees pour diverses populations et divers plans de
sondage. Cette hypothese nous parait raisonnable
puisque les effets du plan de sondage dus au groupe-
ment des valeurs individuelles dePi peuvent s'appliquer
de fa~on similaire a la variable issue de la difference
(Pi - p) entre deux de ces valeurs.

4. Des resultats incoherents seraient egalement possibles,
mais peu utilespuisqu'ils empecheraient toute deduction.
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Dans la section2, nous decrivonslescinq problemesappa-
rentes (plans de sondage) au sujet desquels nous decrivons
leserreurs d'echantillonnage a la section3. Dans la section 4,
nous examinons la constatation empirique exposee dans
les tableaux. Dans la section 5, nous placons nos resultats
dans Iecontextedes travaux anterieurs portant sur lesvaleurs
d'eps pour les sous-classes et leurs differences.

2. STATISTIQUES SEMBLABLES POUR LES
CINQ PLANS DE SONDAGE

On a montre que cinq plans de sondage (problemes)
appartenant a deux types distincts peuvent etre traites a
l'aide des memes statistiques simples (Kish 1965, Section
12.10). Pour notre presentation a la fois empirique et
simple, nous utilisons des symboles qui denotent les
valeurs d'echantillons (eps, Pi et ni), meme si a l'occasion,
l'usage de majuscules pour les valeurs de la population
totale serait plus approprie.
La difference de proportions P2 - Po = n21 n - nol n

denote l'estimation souhaitee, ou n = no + nl + n2 + ...
nk designe la taille de l'echantillon, avec n unites choisies
et ponderees egalement. Par ailleurs, en vertu des hypo-
theses de l'echantillonnage aleatoire simple, la variance
de (P2 - Po) est (l - f) [P2 + Po - (P2 - PO)2] I
(n - 1).

Comparaisons de type A

1. La difference entre deux categories (n2 - no) I
n = (P2 - Po) d'une polytomie peut representer la
preference manifestee pour deux partis parmi plusieurs
(k) dans un sondage sur les intentions de vote, pour
deux marques d'automobiles dans une etude demarches,
pour deux types d'attitudes, d'opinions ou de compor-
tements concernant une variable quelconque, etc. Les
autres choix (k - 2) sont pris en compte dans PI et
sont ignores dans l'evaluation de la difference. (Voir
a ce propos Scott et Seber 1983)

2. On peut attribuer les valeurs de rang de - 1,0, + 1(ou
0, 1,2 ou c, c + 1, C + 2) a une variable trichotomique
ordonnee sans metrique, et les assimiler a une forme
simple de la difference entre deux categories. Cette
forme est particulierement utile pour Ie calcul des
erreurs d'echantillonnage puisque les cinq plans de
sondage peuvent par exemple utiliser - 1, 0, + 1a titre
de variable de calcul transformee.

3. La difference de proportions de deux variables diffe-
rentes (x ety) peut etre traitee comme en (1) et en (2).
Ne definir comme positifs en x (succes)que les elements
qui sont positifs en x, mais non en y, de maniere que
nlO = n(xl> Yo)' Definir de la meme maniere comme
positifs eny les nOI = n(xo, Yd. Ainsi, (nlO - nodi
n = (Px - py) representera la difference nette dans
la proportion des elements positifs en x et y. Les ele-
ments qui sont positifs ou negatifs ala fois en x et y ne
comptent pas dans les differences. Nous obtenons ainsi
un cas de trois categories comme en (1)et en (2). On peut

citer a titre d'exemple la difference entre les proportions
de gens qui "interdiraient tous les essais nucleaires"
et ceux qui "souhaitent un desarmement nucleaire
complet", ou entre ceux qui "obligeraient les Irakiens
a quitter IeKoweit" et ceux qui voudraient "remplacer
Saddam" (Wild et Seber 1993). Toutefois, les deux
categories pourraient egalement etre tirees de deux
sondages differents portant sur les memes n cas, si on
avait affaire par exemple a une verification de la qualite,
a des observations proven ant de deux bases de sondage
ou aux deux vagues d'un meme echantillon. Ces situa-
tions ressemblent a cellesexaminees aux points (4)et (5).

Comparaisons du type B
4. Les expressions test-retest et avant-apres qualifient des
plans dans lesquels lesmemes sujets font l'objet de deux
observations. Les reponses dichotomiques n2 = nlO
designent alors Ie nombre de changements negatifs;
no = nOlle nombre de changements positifs et nil + noo
la somme des positifs et des negatifs inchanges. On
denote respectivement les reponses positives et negatives
par 1et 0, et les premiere et deuxieme vagues par l'ordre
de l'indice. La difference (nlO + nil) - (nOi + nil) =
nlO - nOl = n2 - no represente une mesure du chan-
gement entre les positifs pour les deux observations, et
P2 - Po = n21n - noln represente la mesure du
changement des proportions (McNemar 1949;Cochran
1950; Mosteller 1952).

5. Les paires appariees de n paires de sujets peuvent ega-
lement etre traitees comme une generalisation du plan
test-retest (Mosteller 1952). Par exemple, n paires de
sujets randomises peuvent representer Ie traitement
experimental par rapport au traitement temoin; ou n
paires de garcons ou de filles par rapport aux variables
de contrale. Le traitement statistique (PIO - POI) des
n paires de sujets apparies est Ie meme que celui des n
paires de traitements du meme groupe de n sujets (4).

La similitude des traitements statistiques de ces cinq
plans de deux types distincts est pratique; nous presentons
les resultats empiriques obtenus pour les deux types. "Elle
a egalement une valeur heuristique qu'on a ignoree dans
des publications recentes (Scott et Seber 1983; Wild et
Seber 1993). Les resultats des tests de chi carre pour les
types 4 et 5 ont ete pub lies depuis longtemps (McNemar
1949; Cochran 1950; Mosteller 1952) et la similitude des
cas des categories 1, 2 et 3 a egalement ete demontree"
(Kish 1965, 12.10). (Kish faisait erreur lorsqu'il a parle de
"trinames et de binames apparies" pour designer les
"trichotomies et les dichotomies appariees" puisque ces
termes s'appliquent uniquement aux echantillons 110.)
Tous ces traitements portent sur les differences des

proportions Pi fondees sur les variables de denombrement
ni' Les extensions aux differences correlees (Yi - Yj)
pour d'autres variables sont envisageables, mais elles
sortent du cadre de la presente etude. On pourrait citer a
titre d'exemple pratique la difference entre les parts en
dollars (pas seulement les nombres n;) entre deux marques
d'automobiles sur un total de LYi ventes.
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Effets du plan de sondage sur les (Pi - P) correles
LESLIE KISH, MARTIN R. FRANKEL, VIJAY VERMA et NIKO KACIROTII

RESUME

En nous fondant sur 14 enquetes menees dans six pays, nous presentons la constatation empirique de l'existence
et de l'ampleur des effets du plan de sondage (eps) pour cinq plans appartenant a deux types principaux. Le premier
type a trait a eps (Pi - Pj), la difference de deux proportions d'une variable polytomique de trois categories ou
plus. Le deuxieme type utilise les tests de chi carre pour l'analyse des differences entre deux echantillons. Nous
montrons que pour toutes les variables et pour tous les plans, eps (Pi - Pj) == [eps (Pi) + eps (Pj) ]/2 constituent
de bonnes approximations. Ces resultats sont empiriques, et les exceptions prouvent qu'il ne peut s'agir de simples
inegalites analytiques. II convient de signaler que ces resultats restent valables malgre lesgrandes variations des valeurs
d'eps entre les variables et entre les categories d'une meme variable. lis montrent en outre la necessite d'utiliser des
methodes de traitement adaptees aux echantillons d'enquetes pour l'analyse des donnees d'enquete, meme lorsqu'on
a affaire a des statistiques analytiques. En outre, ils permettent d'utiliser des approximations d'eps (Pi - Pj) tirees
des valeurs plus facilement accessibles d'eps(Pi)'

MOTS CLES: Effets du plan de sondage; echantillonnage d'enquete; erreurs d'echantillonnage.
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1. EFFETS DU PLAN DE SONDAGE SUR LES
STATISTIQUES ANALYTIQUES

Nous nous penchons sur l'existence et sur l'ampleur des
effets du plan de sondage sur certaines statistiques analy-
tiques speciales, en nous servant de donnees tirees d'echan-
tillons d'enquetes. Notre etude s'inspire a la fois de la
methode et de l'empirisme; elle s'appuie sur des donnees
venant de plusieurs enquetes aux variables differentes et
provenant de populations contrastantes, et s'expose donc
aux risques que presentent les resultats empiriques inco-
herents. On dit et on ecrit souvent que l'echantillonnage
probabiliste, bien que necessaire a la realisation d'enquetes
descriptives, n'est pas necessaire pour les enquetes analy-
tiques. Dans une section intitulee "Four Obstacles to
Representation in Analytic Studies", l'un de nous ecrit
qu'en plus des quatre obstacles concrets a la representation
auxquels il est fait allusion, il en existe un autre plus arti-
ficiel: Ie refus d'admettre la necessite de la representation
(Kish 1987, section 2.7). Les etudes sur l'echantillonnage
montrent que les methodes de selection probabiliste com-
plexes, en particulier l'echantillonnage par grappes, n'ont
pas d'effet appreciable sur les statistiques descriptives
(p. ex., lesmoyennes et lescoefficients de regression), mais
qu'elles peuvent influer d'une fal;on extremement marquee
sur les statistiques deductives comme les intervalles de
confiance et les tests de signification (Kishet Frankel 1974).

Les effets du plan de sondage (eps) sont definis par la
formule eps2 = variance reelle/variance aleatoire simple,
pour une meme taille d'echantillon n (les deux variances
etant estimatives). On a observe des valeurs d'eps supe-
rieures a 1pour des erreurs d'echantillonnage concernant
non seulement les moyennes, mais egalement des statisti-
ques analytiques comme les ecarts de moyennes (et les tests
de chi carre), les coefficients de regression, etc. II est vrai

qu'on a observe des reductions et des differences conside-
rabIes des valeurs d'eps pour certaines statistiques analy-
tiques. Les variations des valeurs d'eps ne sont pas une
simple consequence mathematique inevitable du choix du
plan de sondage que l'on peut deduire une fois pour toutes.
Elles ont un contenu empirique et doivent donc etre repro-
ductibles dans Ie cadre d'etudes empiriques (Kish et
Frankel 1974; Kish 1987, 7.1; Kish 1965,14.1-14.2; Rao
et Wu 1985; Scott et Holt 1982; Skinner, Holt et Smith
1989). Dans Iepresent article, nous examinons l'incidence
possible et l'importance des effets du plan de sondage sur
un ensemble de statistiques apparentees qui n'ont fait
l'objet d'aucune etude anterieure. II se trouve que, dans
de nombreux articles, des auteurs reconnus a bon droit ont
simplement presume que Iechoix du plan de sondage etait
sans effet, sans fournir aux lecteurs les mises en garde
appropriees, et que cela n'a souleve aucune objection de
la part des examinateurs. Nous verifierons donc si les eps
sont reduits ou elimines pour cet ensemble de statistiques
analytiques (Cochran 1950; Mosteller 1952; Scott et Seber
1983; Seber et Wild 1993).
Par ailleurs, nous proposerons explicitement ce a quoi

nous avons deja fait allusion auparavant, a savoir que
l'existence d'effets de sondage importants justifie large-
ment Ie recours a la selection probabiliste. II serait difficile
d'imaginer un modele de distribution de population ou Ie
plan de sondage serait sans importance (ou sans interet)
tout en produisant des effets considerables. Toutefois, a
l'inverse, l'absence d'eps est necessaire, quoique non
suffisante, pour justifier la decision de ne pas recourir a
la selection probabiliste. Cette proposition donne du poids
a notre etude qui met en rapport lesvaleurs d'eps (Pi - Pj)
des statistiques analytiques d'une part, et celles d'eps(Pi)
et d' eps (Pj) pour deux des nombreuses categories de la
meme variable d'autre part.

I Leslie Kish, ISR, University of Michigan, Ann Arbor MI 48106, U.S.A.; Martin R. Frankel, NORC et City University of New York; Vijay Verma,
University of Essex, Colchester, C04 3SQ, U.K.; Niko KaCiroti, Institut de statistiques, Tirana, Albanie.
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if;(R) - E( Y) < roo [1 _ Fy(x) ]dx. (A.I)
n - 1 J "'(R) [iF-I(1-lIn) ]

ao = exp g(t)dt =
F-I(1-o0In)

Selon I'inegalite de Jensen, E( Y) = E[if;(X)] >
if; [E(X)]. Ainsi, en utilisant (2.3), Iemembre de gauche
de I'equation (A. 1) est inferieur ou egal a [ iF-I(1-lIn) ]

exp ao - al - tg' (t)dt ,
F- 1 (I -ooln)

R - E(X) if;(R) - if; [E(X)] < R - E(X) if; , (R)
n - 1 R - E(X) n - 1

i:[1 - Fx(Y) ]dy . if; , (R)

ou if; , est la derivee de if;. Comme if; , augmente, Iemembre
de gauche de I'inegalite ci-dessus est inferieur ou egal a:

roo if;'(y)[1 _ Fx(y)]dy = roo [1 - Fy(x)]dx.
JR J"'(R)

ou la seconde expression est obtenue en integrant par
parties. Puisque tg' (t)/g(t) est inferieur a c, on obtient
ao > exp(ao - al)ao-c• Si allao ne tend pas vers 1,
c'est-a-dire par exemple que allao < 1 - E < 1 pour
une sequence infinie de tailles d'echantillons, l'inegalite
precedente signifie que aJ + C > exp (a oE). Ce resultat est
contradictoire puisque ao tend vers I'infini a mesure que
n devient plus grand. L'approximation de MSE(XR)

s'obtient en utilisant la formule (A.2) avec p = 2.

Preuve de la proposition 3 Si Ie maximum de l'echan-
tillon de la distribution F(x) tend versHI,,,, (x) , F satisfait
alors aux proprietes suivantes (Feller 1971, p. 281):

ce qui prouve la validite de (A. 1). ioo [1 - F(x)]xp+1
yP[I - F(y)]dy - ------

x ex-p-I
(AA)

Preuve de la proposition 2 Le resultat suivant obtenu en
appliquant les theoremes 2.7.5 et 2.7.11 de Galambos
(1987) a la distribution F(zP+ I) est largement mis a con-
tribution. Si Iemaximum de l'echantillon de la distribution
F(x) tend vers H3,0(x), tous les moments de Fexistent et

pour toute valeur de p telle que ex - p - 1 ~ O.Avec la
formule (AA), R(F,n) s'obtient en resolvant F(R) =
1 - [ex - 1 + 0(1)] In. Ceci conduit a l'approximation
de R (F, n). Pour calculer l'approximation de MSE (XR),
on utilise (AA) avec p = 1.

ioo [1 - F(x)] xP
yP[I - F(y)]dy - -----

x g(x)
(A.2)
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Figure 4. Efficacite de cinq estimateurs pour la moyenne du nombre de poulets.

avec les petits echantillons. Ainsi, comme nous l'avons
montre dans la section4, I'estimateur obtenu est tres sensible
aux valeurs aberrantes qui apparaissent parfois dans les
petits echantillons. Cet estimateur n'est pas recommande.

6. CONCLUSIONS

Un grand nombre de strategies peuvent nous permettre
de traiter les grandes valeurs qui apparaissent parfois lors
des enquetes. Si on dispose d'informations auxiliaires
(par exemple, des donnees de recensement), on peut utiliser
I'estimateur de Searls avec l'echantillonnage aleatoire
simple, l'echantillonnage strati fie ou l'echantillonnage
avec ppt. Com me les valeurs limites sont des constantes
fixes, les estimateurs de I'erreur quadratique moyenne
peuvent etre derives a l'aide des formules (2.3) et (3.1).

En l'absence d'informations auxiliaires, on peut utiliser
la moyenne de la winsorisation simple et l'estimateur de
test preliminaire de Fuller. Des travaux sont en cours afin
de generaliser ces estimateurs avec les plans d'echantillon-
nage stratifie. Rivest (1994) propose un estimateur de
l'erreur quadrati que moyenne de la moyenne de la win-
sorisation simple:

1 2 1
= - 8 - -2 (Xn + Xn-1 - 2,\\)

n n
(Xn - 3Xn-1 + 2Xn-2)

OU 82 designe la variance de l'echantillon X et Xn >
Xn-1 > Xn-2 designent les trois plus grandes valeurs de
cet echantillon. Cet estimateur presente un leger biais dans
les populations infinies. Toutefois, la couverture de l'inter-
valle de con fiance normal est souvent bien en dessous du
niveau nominal de 100(1 - a)OJo, en particulier lorsque
la distribution sous-jacente est asymetrique. De plus
amples recherches sont necessaires pour obtenir des inter-
valles de con fiance fiables pour les estimateurs de la
moyenne des populations asymetriques.
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ANNEXE 1

Preuve de la proposition 1 La supposition selon laquelle
Y est plus asymetrique que X signifie qu'il existe une
fonction convexe Vt telle que Vt (X) et Y suivent la meme
distribution. Designons par R la valeur R (Fx' n). Pour
prouver Ie resultat, il suffit de montrer que Vt(R) <
R (F y, n). Ceci equivaut a dire que
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Figure 3. Biais relatif de cinq estimateurs pour la moyenne du nombre de poulets.

Les cinq estimateurs consideres sont:

• L'estimateur winsorise de Searls, XR, calcule comme si
la distribution sous-jacente etait connue;

• Un estimateur winsorise OU la valeur limite correspond
a. la deuxieme valeur en importance d'un echantillon
auxiliaire de taille 2n; il s'agit d'un cas ou on dispose
d'informations auxiliaires limitees sur la distribution
sous-jacente F (dans les simulations de Monte Carlo,
chaque echantillon simule possecte son pro pre echan-
tillon auxiliaire);

• La moyenne Xl de la winsorisation simple, presentee
dans la section 4;

• Un estimateur winsorise ou Rest estime a. partir de
l'echantillon par la resolution de l'equation (4.3);

• L'estimateur d'un test preliminaire plus complet avec
j = 3 (c.-a.-d., Ienumerateur du test preliminaire utilise
les trois plus gran des observations), T(le nombre total
de points de donnees utilises dans Ie test preliminaire)
etant egal a. [4n V2 - 10] et K3, la valeur limite, etant
egale a.3.5. On fournit une description detaillee de cet
estimateur dans Fuller (1991)et dans Rivest (1993aet b).
Cet estimateur ne rectuit les valeurs les plus grandes que
lorsqu'un test statistique de detection des valeurs extremes
donne des resultats significatifs.

Les biais et les valeurs de l'efficacite de XR ont ete
calcules exactement. Pour les autres estimateurs, les resul-
tats presentes dans les figures 1et 2 ont ete obtenus a.l'aide
des simulations de Monte Carlo, avec 100,000repetitions.

La figure 3montre que les biais des estimateurs winso-
rises sont importants, meme dans Iecas des grands echan-
tillons. On peut par ailleurs tirer plusieurs conclusions
importantes de la figure 4. Premierement, comme Ielaissait
prevoir Ie tableau 2, l'estimateur de Searls est beaucoup
plus efficace que la moyenne de la winsorisation simple.
En outre, l'estimation de la valeur limite optimale a.l'aide
d'une information auxiliaire limitee est extremement effi-
cace. Ceci reste vrai tant que la variable a.l'etude peut etre
modeliseepar la distribution d'une superpopulation assortie
d'une variance finie (pour en savoir plus, voir Rivest
1993a). Dans Ie contexte d'un echantillonnage, les echan-
tillons auxiliaires pourraient etre constitues de donnees
proven ant des enquetes anterieures normalisees pour tenir
compte des changements risquant d'etre survenus avec Ie
temps dans la distribution de la variable a. l'etude.

Des trois estimateurs de la figure 4 qui ne dependent pas
de l'information auxiliaire, l'estimateur de Fuller est Ie
meilleur. Cette constatation s'accorde avec les resultats de
simulation de Fuller (1991). L'estimation de la valeur
limite enminimisant une estimation de l'erreur quadratique
moyenne donne des resultats inadequats, en particulier
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Tableau 2
Approximations ~u biai~ et de l'erreur quadrati que moyenne de la moyenne de la winsorisation

,sl~ple ,XI et de laomoyenne winsorisee optimale de Searls, XR,
pour les distrIbutiOns de Welbull et de Pareto (r (.) represente la [onction gamma)
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a (log n)O!-1 r(l - 11"()
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pour fonction d'estimation de R. Cette methode est con-
testable lorsque la distribution sous-jacente est fortement
asymetrique, c' est-a-dire lorsque F satisfait I'hypothese de
la proposition 3. En moyenne, il n'y aura que des termes
a-I non !,luIsdans Ie membre de droite de l'equation
(3). Ainsi, R sera determine, en moyenne, par les a-I
plus grandes valeurs et Iemaximum de l'echantillon aura
la plus grande incidence sur R. Ceci rendra la valeur R
extremement instable et, compte tenu des constatations
faites concernant la figure 1, la valeur venant au deuxieme
rang pour sa grandeur deviendra probablement un estima-
teur plus adequat de R (F, n) que la solution de (3.3). Les
simulations de Monte Carlo presentees dans la section 5
sont instructives a cet egard.

Le tableau 2 compare les approximations du biais et de
l'erreur quadratique moyenne de la moyenne winsorisee
de Searls, XR, a celles de la moyenne de la winsorisation
simple XJ, obtenue en utilisant une valeur limite Regale
a la deuxieme plus grande observation. Rivest (1994)
montre que ce choix de la valeur limite donne la moyenne
winsorisee non parametrique optimale. 11derive egalement
les approximations, pour grands echantillons, du biais et
de l'erreur quadratique moyenne deXI qui sont presentees
<!..ansIe tableau 2. Les expressions correspondantes pour
XR sont tirees des propositions 2 et 3. Dans Ie tableau 2,
l'erreur quadrati que moyenne de XR est beaucoup plus
petite que celIe de XI' En fait, pour la distribution de
Weibull, l'efficacite de XR par rapport a XI pour les
g!ands echantillons est egale a celIe de X R par rapport a
X. Ainsi, la winsorisation non parametrique reduit l'erreur

i=1

R-X
n - 1

nE max(Xi - R,O)
n

(4.3)

quadratique moyenne des estimateurs de la moyenne d'une
population asymetrique, mais on peut obtenir une reduc-
tion supplementaire de l'erreur quadratique moyenne si
on dispose d'informations sur la distribution sous-jacente.
Les comparaisons de Monte Carlo presentees dans la
section suivante sont instructives a cet egard.

Les resultats de la presente section s'appliquent a
l'echantillonnage stratifie. Pour ce type de plan, la solution
de l'equation (3.4) pour un grand echantillon est deter-
minee par la strate dont la distribution est la plus asyme-
trique. SiF1 est la distribution la plus asymetrique, alors
n ~R (F1, nl) Inl constitue une solution approximative de
(3.4), l'approximation de R (FJ, nil etant tiree de la pro-
position 2 ou de la proposition 3, selon l'importance de
l'asymetrie de Fl' Dans ce cas, seuls les observations de
la strate 1 sont winsorisees dans 1esgrands echantillons
stratifies. La moyenne winsorisee de Searls est alors egale
a ~ fois 1amoyenne winsorisee optimale pour la strate 1,
additionnee d'une somme ponderee des moyennes de
l'echantillon des autres strates.

5. COMPARAISONS DE MONTE CARLO DES
ESTIMATEURS DE LA MOYENNE

D'UNE DISTRIBUTION ASYMETRIQUE

Nous presentons ci-apres les comparaisons de Monte
Carlo de l'erreur quadratique moyenne et du biais de cinq
estimateursde lamoyennedu nombre de pouletspar segment
d'une population comport ant 2,000 unites (Fuller 1991).
Le coefficient de variation est de 4.46. De plus amples
comparaisons numeriques des cinq estimateurs examines
dans la presente section pour d' autres distributions, finies
ou infinies, sont presentees par Rivest (1993a et b).
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R(F,n) =

alors la constante de winsorisation optimale R (F,n)
satisfera

etm(F,n) = g(F-1(1 -lIn»F-1(1 -lin) [1 + 0(1)].
En outre, l'erreur quadratique moyenne de la moyenne
winsorisee de Searls sera approximativement egale a:

(4.2)

a2 R(F,n)2z------
n n2

1 - F(x) = L (x) /xa

ou amesure que x tend vers l'infini, L(x)/L (kx) converge
vers 1 pour n'importe quelle constante k. Notons que pour
que F possede un deuxieme moment fini, il suffit que
a > 2 dans (4.2). La distribution de Pareto satisfait a (4.2)
avec a = 'Y.

Proposition 3 SiF satisfait a (4.2) avec Ie parametre a > 2,
alors, a me sure que n tend vers l'infini, R(F,n) = F-1

[1 -(a -1)/n] [1 + 0(1)], c.-a-d., m(F,n) = a-1.
En outre,

DanslafamilledeWeibull,Fa-1(I-t) = [-log(t)]a,
g(x) = xl/a -I/a. Les hypotheses de la proposition 2 sont
realisees et m(Fa,n), Ie nombre prevu d'observations
winsorisees dans un grand echantillon de Weibull, est
donne par log(n) [1 + o( 1)] fa qui tend vers l'infini a
mesure que n augmente. La figure 1 donne a penser que
la convergence est tres lente, en particulier pour les grands
coefficients de variation.

Examinons maintenant les distributions dont Ie
maximum de l'echantillon tend vers HI,a (x). Cette classe
de distributions a ete caracterisee par Gnedenko (1962):
Ie maximum de l'echantillon de F converge vers HI,a(x)
si on peut affirmer que

H1,a(x) = exp( -x-a) pour x> 0 et a > 0

Pour la plupart des distributions, l'equation (2.3) defi-
nissant la valeur limite optimale n'a pas de solution explicite.
Dans la presente section, nous obtenons des approximations
directes de cette solution en utilisant la theorie des statis-
tiques d'ordre extreme. Cette methode nous permettra de
calculer des approximations explicites de l'efficacite de la
moyenne winsorisee optimale. Nous comparerons ensuite
la methode de winsorisation optimale de Searls a une
methode simple de winsorisation non parametrique ou la
variable statistique la plus grande est remplacee par celle
qui vient au second rang (Rivest 1994).

La forme de l'approximation de R (F,n) depend de la
distribution limit ante de la variable statistique d'ordre
superieur adequatement normalisee, lorsque la taille de
l'echantilIon n tend vers l'infini. Pour les distributions
tracees sur un axe positif, il n'existe que deux distributions
limitatives possibles qui sont donnees par Galambos
(1987, p. 53-54):

et

4. APPROXIMATIONS DE L'EFFICACITE DE
LA MOYENNE WINSORISEE POUR
LES GRANDS ECHANTILLONS

H3,o(x) = exp[-exp(-x)] pour x dans R.

Pour beaucoup des distributions utilisees dans l'analyse
statistique des variables aleatoires positives (par exemple,
les familIes de Weibull et log-normale), Ie maximum de
l'echantillon, adequatement normalise, tend vers H3,o(x).
Les distributions dont Ie maximum de l'echantillon tend
vers HI,a (x) pour un certain a > 0 sont caracterisees par
des queues importantes. Pour de telles distributions,
1 - F(x) tend vers 0 a un taux de O(x- a). Les distribu-
tions de Pareto et les distributions de F appartiennent a
cette classe.

Les distributions dont Ie maximum de l'echantillon tend
vers H3,o(x) sont examinees les premieres. La caracteri-
sation suivante est tiree de von Mises (1964): Ie maximum
de l'echantillon d'une distribution doublement differentiable
F(x) tend vers H3,o (x) si, lorsque x tend vers l'infini,

n
(4.1)

a2 aR(F,n)2
z --

n2(a - 2)'

ouf(x) designeladensitedeF,g(x) = f(x)/[1 - F(x)]
designe Ie taux d'echec deF, etg' est la derivee deg. Nous
proposons ci-apres une approximation de la constante de
winsorisation R (F,n) pour cette classe de distributions.

Proposition 2 Si F(x) est telle que l'equation (4.1) est
valide et si, pour les grandes valeurs de x, elle repond aux
conditions suivantes:

i) xg(x) augmente;
ii) xg' (x)/g(x) est inferieur a une certaine constante

positive c;

Pour les distributions qui satisfont a (4.2), un nombre
fini d'observations sont en moyenne winsorises a mesure
que l'echantillon tend vers l'infini. Ceci s'observe dans
une certaine mesure dans la Figure 1, ou les courbes de
m (F-y, n) pour la distribution de Pareto ont m (F2.33, n) =
1.33, et m(F2.67,n) = 1.67 comme asymptotes.

Les propositions 2 et 3 jettent une certaine lumiere sur
l'estimation de la valeur limite optimale. Lorsque Fest
inconnu, la valeur qui minimise un estimateur de l'erreur
quadratique moyenne de XR est un estimateur possible de
R (F, n). On obtient ainsi:
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ou F(y) = LnhFh[{th + nhyl(n~)]ln. L'equation
(3.4) est aisement resolue en utilisant l'algorithme (2.5)
propose dans la section 2 pour Ie cas de l' echantillon
unique. On peut ainsi calculer facilement des approxima-
tions simples des valeurs limites optimales de Searls pour
les echantillons stratifies.

Comme la distribution F definie ci-dessus a une espe-
rance de zero, I'erreur quadratique moyenne de la moyenne
stratifiee winsorisee obtenue par la resolution de I'equation
(3.3) est egale a:

n

ou aJ,. est la variance de F. II est facile de demontrer que
Ie dernier terme de (3.5) est negatif ou nul; il est nul
lorsque B(XR) = nWhB(XRh)/nh pour h = I, ... , L.
La variance de la moyenne stratifiee, X = L WhXh, est
egale a aJ,.ln. Ainsi, une approximation prudente de l'effi-
cacite de X R par rapport a X dans un echantillon strati fie
est egale a l'efficacite correspond ante pour un echantillon
aleatoire de taille n tire deF. Remarquons egalement que
n [1 - F(R)] represente Ienombre total prevu de points
de donnees winsorises dans la strate L.

Le plan de winsorisation optimale obtenu par la reso-
lution de (3.3) possede une forme simple pour beaucoup
de regles de repartition. En vertu de la regIede repartition
proportionnelle, c.-a-d., nh = nWh pour h = 1, ... , L,
on obtient Rh = {th + R. En vertu de la repartition opti-
male de Neyman, avec nh = nWhahl( L Whah), ou ah
est l'ecart-type de la strate h, on obtient Rh = {th +
ahRI( L Whah)' Si, en plus, les distributions de X a l'inte-
rieur des strates sont lesmemes sauf pour un changement
dans l'emplacement et dans l'echelle, c.-a-d., Fh = Fo
[(x - {th) I ah] pour une certaine distribution Fo , alors
F(x) = Fo [xl ( L Whah) ] . Dans ce cas, les caracteristi-
ques des moyennes winsorisees optimales dans l'echantil-
lonnage stratifie et dans l'echantillonnage aleatoire simple
sont lesmemes. Ainsi, la figure 1presente Ienombre total
prevu de points de donnees winsorises dans la strate L en
fonction de la taille n de l'echantillon total, en vertu de
la repartition de Neyman, lorsque Fo correspond a une
des distributions du tableau 1.La figure 2 donne les valeurs
correspondantes de l'efficacite.

Les resultats de cette section sont faciles a generaliser
a l'echantillonnage strati fie sans remise en remplacant nh
par nh I (l - fh) tout au long des calculs. On derive
aisement les valeurs limites optimales pour l'echantil-
lonnage stratifie avec ppt en posant Fh (x) = LPhJ
(Yhi I (NhPhi) $ x), ou Phi designe la probabilite de
selection de la i-ieme unite de la strate h.

(3.3)

L

E ~B(XRh)' (3.2)
h=1

L

E WhB(XRh),
h=1

pour h = 1, ... , L. Les solutions de (3.3) surestiment
legerement les valeurs optimales qui satisfont a l'equation
(3.2) puisqu'elles laissent conclure que les derivees par-
tielles de (3.1) sont toutes positives et qu'elles representent
des fonctions croissantes de Rh, pour h = 1, ... , L.
Ainsi, en resolvant (3.3) pour estimer les valeurs limites,
on ne court pas Ie risque de winsoriser trop de valeurs.
L'equation (3.3) signifie que Rh = {th + nhRI (n ~), ou
Rest une constante positive. On obtient une equation simple
de R en remplacant la variable y = n ~ (x - {th) Inh dans
lesintegralesparB(XRh),h = 1, ... ,L,oun = Lnh'
On obtient ainsi:

~: [1 - F(y)]dy = - B(XR), (3.4)

pour h = 1, ... , L.

II n'existe pas de methode simple pour resoudre (3.2).
On peut cependant obtenir une solution approximative en
notant que B(XRh) Inh est habituellement petit compara-
tivement aux autres elements de l'equation, pour toutes
les valeurs de h. L'elimination de ces elements conduit a
l'equation suivante:

L'utilisation des derivees partielles en fonction de Rh,

h = 1, ... , L donne les equations suivantes pour les
valeurs optimales:

ou B(XRh) represente Ie biais de XRh en tant que estima-
teur de {th
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Figure 2. Efficacite de la moyenne winsorisee de Searls.

La figure 1montre que Ienombre prevu d'observations
winsorises m (F, n) diminue avec I'asymetrie croissante
de la distribution. Cette observation peut etre traduite
en un resultat mathematique rigoureux. A cette fin, on
suppose que la variable aleatoire Yest plus asymetrique
que la variable aleatoire X, si Y a la meme distribution
que 1/; (X), ou 1/; (x) est une fonction convexe de x. En
vertu de cette definition, X2 est, comme prevu, plus asy-
metrique que X. Cette notion de I'asymetrie correspond
a I'ordonnancement partiel convexe de van Zwet (Barlow
et Proschan 1981).Cette definition de I'asymetrie debouche
sur la proposition suivante dont nous fournissons la
preuve en annexe, en meme temps que celles des propo-
sitions 2 et 3.

Proposition 1 Si Y est plus asymetrique que X, alors
m (Fx, n) > m (Fy,n), ou Fx et Fy designent les distri-
butions de X et de Y respectivement.

Les resultats de la presente section s'appliquent egale-
ment a I'echantillonnage aleatoire simple sans remise.
Pour ce plan d'experience, I'erreur quadratique moyenne
deX"R est donnee par la formule (2.3) en rempla9ant n par
n/ (l - f), ou f designe la fraction d'echantillonnage.
L'algorithme (2.5), avec n divise par (l - f), peut servir

au calcul des valeurs limites optimales pour I'echantillon-
nage aleatoire simple sans remise.

3. WINSORISATION EN ECHANTILLONNAGE
STRATIFIE

II existe plusieurs fa90ns d'appliquer la methode de
winsorisation de Searls a I'echantillonnage stratifie. Dans
la presente section, chaque strate possede sa propre valeur
limite. Designons par Rh la valeur limite de la strate h.
Les valeurs optimales R), R2, ••• , RL, ou L designe Ie
nombre de strates, sont celles qui minimisent I'erreur
quadratique moyenne de X"R = L WhX"Rh, ou X"Rh =
Lmin(Xhi,Rh)/nh, Wh = Nh/N et Nh designe la taille
de la strate h et N = LNh. Nous proposons dans la
presente section un algorithme pour la determination de
ces valeurs limites optimales.

Designons par Fh (x), pour h = 1, ... , L, la distribu-
tion de X dans la strate h, et par /l-h et a~ la moyenne et la
variance de Fh respectivement. La determination de
I'erreur quadrati que moyenne de X"R, dans un echantil-
lonnage aleatoire strati fie avec remise, se fait de la fa90n
decrite a la section 2. On obtient:
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avec Ro = 2/l comme valeur de depart, tend doucement
vers la solution de (2.4). Pour les distributions discretes,
les calculs sont faits aisement en se rappel ant que

~: [1 - F(x)] dx = E[max(X - R,O)].

Les calculs exacts des points limites optimaux R (F, n)
ont ete effectues pour les familles d'echantillons de Weibull,
log-normale et de Pareto, avec des echantillons dont la taille
S oscillait entre 5 et 200. Trois distributions, correspondant
aux coefficients de variation (CV) 1,2, et 4, ont ete utili sees
pour les deux premieres familles alors que pour la famille
de Pareto on utilisait uniquement les coefficients de variation
2 et 4. L~ coefficient de variation mesure l'asymetrie de
la distribution, les valeurs les plus gran des correspondant
a l'asymetrie la plus prononcee. Les valeurs correspondantes
des parametres sont presentees dans Ie tableau 1.

Tableau 1
Valeurs des parametres des distributions dont on a evalue

les valeurs Iimites optimales R (F, n)

CV Weibull(a) Log-normale(v) Pareto ("'I)

1 1 0.83
2 1.84 1.27 2.67

'4 2.87 1.68 2.13

On a calcule Ie point limite optimal pour chaque distri-
bution et pour chaque taille d'echantillon en utilisant
l'algorithme (2.5). La figure 1 presente Ie nombre prevu
d'observations winsorisees, m(F,n) = n{ 1 - F[R(F,n)] I
en tant que fonction de n, et la figure 2 donne les v~leurs
correspondantes de l'efficacite. L'efficacite de XR est
definie par Var(X)/MSE(XR).

Dans la figure 1, Ie nombre prevu de valeurs winsorisees
en vertu du plan optimal s'approche de 1 pour la plupart
des distributions asymetriques, meme pour les grands echan-
tillons. En faisant l'approximation de ce nombre a l'aide
d'une distribution de Poisson avec Ie parametre m (F, n),
on constate qu'il existe une probabilite non negligeable,
avec Ie plan de winsorisation optimale, qu'aucun des points
de donnees ne soit winsorise. Cette probabilite augmente
avec l'asymetrie de la distribution puisque m (F, n) diminue
avec Ie coefficient de variation CV. Ainsi, pour les echan-
tillons provenant d'une distribution fortement asymetrique,
il n'est pas toujours approprie de winsoriser les valeurs les
plus grandes. De telles valeurs ne devraient etre winsorisees
que lorsqu'elles sont tres grandes par rapport aux autres.
Comme prevu, dans la figure 2, les meilleurs gains en matiere
d'efficacite sont obtenus lorsque l'asymetrie est prononcee.
Ainsi la strategie de winsorisation la plus profitable consiste

, d'a reperer les deux ou trois valeurs les plus grandes un
echantillon et d'en reduire l'impact lorsqu'elles sont tres
grandes par rapport aux autres.
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Figure 1. Nombre espere d'observations winsorisees pour echantillonnage aleatoire simple et stratifie.
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a asymetrie positive. On peut en effet choisir entre la
famille de Weibull, Fa(x) = 1 - exp( - (x/{3) I/a) pour
x> 0; la famille log-normale, F,;(x) = <I>(1og(x/{3)/v) pour
x > 0; et la famille Pareto, ~(x) = 1 - (1 + x/(3)-"
pour x > 0, ou {3est un parametre d'echelle positif et a,
v, et'Y sont des parametres de forme positifs. Les distri-
butions asymetriques discretes proviennent d'echantil-
lonnages d'enquete. Designons par (Ylo ... , YNI les
valeurs de la variable d'interet pour les N unites d'une
population a echantillonner. Si on tire un echantillon alea-
toire simple avec remise, on peut alors designer par
F(x) = L I(Yi ::5 x) / N la distribution sous-jacente ou
I( . ) represente la fonction indicatrice. Pour l'echantillon-
nage avec ppt, c'est-a-dire l'echantillonnage avec remise
assorti de probabilites determinees par (Pi, i = 1, ... ,Nl ,
on utiliserait F(x) = LpJ(yJ (NPi) ::5 x). L'estima-
teur standard de ji sous echantillonnage avec ppt,

OU XI est la premiere variable aleatoire de l'echantillon et
(12 est la variance de F(x). Des manipulations sembIabIes
a celles qui aboutissent a la formule (2.2) montrent que

E[max(XI - R,0)2] = 2I:(x - R)[ 1 - F(x) ]dx,

et que

E[max(XI - R,O)Xd =

2I:(x - R)[1 - F(x)]dx - RB(XR).

Ainsi,

_ 1 ~ Yi
Ys = - £.J -

n N'P's 1

et

n-l 2-+ -- B (XR). (2.3)
n

(12 2 100

MSE(XR) = - - - (x -fJ-) [1 - F(x)]dx
n n R

Searls (1966) a demontre que l'erreur quadrati que
moyenne de XR comporte un minimum unique qui peut
etre obtenu en egalant sa derivee, par rapport a R, a O.
On obtient ainsi l'equation suivante pour la constante
optimale de winsorisation R (F, n) :

(2.4)R - fJ- 100

-- - [1 - F(x)]dx = o.
n - 1 R

OU X est la moyenne des valeurs Xi' L'esperance de XR
est egale a

_ 1 n _ 1 n

XR = - E min(Xi,R) = X - - E max(Xi - R,O),
n n

I i=1 (2.1)

peut alors etre considere comme la moyenne d'un echan-
tillon aleatoire de taille n tire d'une distribution F. Fuller
(1991) donne des exemples de donnees d'enquete a distri-
bution asymetrique.

Designons par XI' X2, ... , Xn un echantillon tire de
F(x). Pour l'echantillonnage avec ppt, on obtiendra
Xi = Yi/(Npi) OU Pi et Yi designent la probabilite de
selection et la valeur de la variable Y pour la i-ieme unite
selectionnee dans l'echantillon. La moyenne de la popu-
lation fJ- doit etre estimee par une moyenne winsorisee,

En changeant l'ordre d'integration dans l'integrale ci-
dessus, on prouve que E(XR) = fJ- + B(XR), ou

B(XR) = - I:[1 - F(x)]dx (2.2)

represente Ie biais de la moyenne winsorisee.
Selon la formule (2.1), l'expression de la variance de

XR est

nVar(XR) = (12 - 2cov[XI ,max (XI - R,O)]

+ Var [max(XI - R, 0)]

Cette equation equivaut a l'equation (14)de Searls (1966).
Dans Ie reste de ce travail, XR designe la moyenne win-
sorisee optimale obtenue par la constante de winsorisation
R (F, n) qui resout (2.4). A noter que Ie point limite
optimal R (F, n) est equivariant quant a l'emplacement et
a l'echelle, c'est-a-dire que si G(x) = F[ (x - b)/a],
alors R(G,n) = aR(F,n) + b.

IIest faciled'etablir un algorithme general pour la resolu-
tion de (2.4).Notons d'abord qu'en saqualite de fonction de
R, Iemembre de gauche de l'equation (2.4) est croissant et
concaveenRpuisquesaderivee, 1/(n - 1) + 1 - F(R),
est positive et decroissante. En consequence, l'algorithme
de Newton-Raphson (Thisted 1988, 164-167), donne par

(Rj - fJ-) - (n - 1) I:j [1 - F(x)]dx

Rj+1 = Rj - ---------------,
1 + (n - 1)[1 - F(Rj)]

(2.5)
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Moyenne winsorisee de Searls pour populations asymetriques
LOUIS-PAUL RIVEST et DANIEL HURTUBISEl

RESUME

Nous examinons l'utilite de la moyenne winsorisee comme estimateur de la moyenne d'une distribution a asymetrie
positive. On obtient la moyenne winsorisee en rempla<;ant toutes les observations superieures a une valeur limite
donnee R par cette meme valeur R, avant Iecalcul de la moyenne. La valeur limite optimale, telle qu'elle est definie
par Searls (1966), minimise l'erreur quadrati que moyenne (mean square error, ou MSE) de I'estimateur winsorise.
Nous proposons des methodes d'evaluation de cette valeur limite optimale avec divers plans d'echantillonnage, y
compris l'echantillonnage aleatoire simple, l'echantillonnage stratifie et l'echantillonnage avec probabilite prop or-
tionnelle a la taille (ppt). Pour la plupart des distributions asymetriques, la strategie de winsorisation optimale aura
generalement pour effet de modifier la valeur d'environ une observation dans l'echantillon. On derive des
approximations directes (qui ne fait pas appel a un processus iteratif) de I'efficacite de la moyenne winsorisee de
Searls en utilisant la theorie des statistiques d'ordre extreme. Une experience de Monte Carlo nous sert a comparer
divers estimateurs reduisant I'impact des valeurs extremes.

MOTS CLES: Valeurs aberrantes; domaine d'attraction maximal; erreur quadratique moyenne; echantillonnage
aleatoire simple; echantillonnage strati fie.
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1. INTRODUCTION

Les echantillons tires de distributions etalees vers la droite
contiennent souvent des valeurs aberrantes beaucoup plus
grandes que la plupart des valeurs echantillonnees. On
s'efforce habituellement de tenir compte de ces valeurs
extremes a l'etape de l'elaboration du plan de sondage
(Glasser 1962; Hidiroglou 1987). Toutefois, comptetenu
des buts multiples de la plupart des sondages, les statisticiens
se trouvent souvent aux prises avec des valeurs aberrantes
a l'etape de l'estimation. Ces observations nuisent a la
stabilite des estimateurs dassiques comme la moyenne de
l'echantillon. II paralt donc utile d'etudier des estimateurs
de rechange qui reduiront l'incidence des valeurs trop
grandes. La winsorisation (Searls 1966) consiste a remplacer
les valeurs superieures a une valeur limite R par cette meme
valeur R avant Ie calcul de la moyenne. Searls suggere de
choisir un R qui minimise l'erreur quadrati que moyenne
de la moyenne winsorisee. On peut egalement choisir un
R correspond ant a la deuxieme valeur en importance dans
l'echantillon (Rivest 1994). L'estimateur de Searls s'est avere
Ie meilleur, parmi toutes les methodes examinees par Ernst
(1980), pour ajuster les valeurs trop grandes. Hicks et Fetter
(1993) ont utilise la methode de winsorisation de Searls dans
Ie cadre d'un sondage sur l'agriculture. D'autres methodes
ont ete pro po sees pour traiter les valeurs trop grandes pre-
sentes dans les echantillons d'enquetes. Chambers et Kokic
(1993) ont etudie les estimateurs derives de la theorie des
"statistiques robustes" (Huber 1981). Fuller (1991,1993)
a propose un test preliminaire pour la detection des valeurs
extremes dans les echantillons; l'incidence de ces valeurs
n'est reduite que dans les echantillons pour lesquels ce test
est significatif. Lee (1994) presente un bon survol des articles
de plus en plus nombreux abordant cette question.

La de de la mise en oeuvre de la methode de winsori-
sation de Searls reside dans la selection de la valeur limite
R. Nous suggerons dans la section 2 un algorithme simple
pour Ie calcul de la valeur limite optimale, pour une popu-
lation connue soumise a un echantillonnage aleatoire
simple ou a un echantillonnage avec ppt. Des calculs
repetes de la valeur limite optimale pour plusieurs popu-
lations et plusieurs tailles d'echantillons revelent que dans
la plupart des cas, la methode optimale modifie en moyenne
une observation, peu importe la taille de l'echantillon.
Dans la section 3 nous reprenons Ie travail effectue dans
.la section 2 mais en utilisant cette fois l'echantillonnage
stratifie; nous proposons un algorithme simple pour Ie
calcul des valeurs limites dans chaque strate. La regIe de
la winsorisation d'une observation en moyenne, sans egard
ala taille de l'echantillon, s'applique egalement aux echan-
tillons stratifies. Dans les sections 4 et 5, nous calculons
l'efficacite, en ce qui concerne la moyenne de l'echantillon,
de divers estimateurs winsorises. Dans la section 4, nous
derivons des approximations de l'efficacite de l'estimateur
de Searls pour les grands echantillons au moyen de la
theorie des statistiques d' ordre extreme. Dans la section 5,
nous comparons l'utilite des estimateurs pour la reduction
de l'incidence des valeurs extremes a l'aide d'une etude de
Monte Carlo.

2. PROPRIETES D'ECHANTILLONNAGE DE
LA MOYENNE WINSORISEE

Nous examinons dans la presente section les moyennes
winsorisees pour des donnees tirees d'une distribution
discrete ou continue. Plusieurs familles de distributions
continues peuvent nous servir de modeles de distributions

1 Louis-Paul Rivest et Daniel Hurtubise, Departement de mathematiques et de statistique, Universite Laval, Cite Universitaire (Quebec) Canada,
GIK 7P4.



118 Davis et Scott: La variance de I'intervieweur et ses effets sur les comparaisons de domaines

Comportement ancien

Paiement des premiers
honoraires:

Consultations:

Annee de la derniere
consultation:

Coilt I'an dernier:

"Vers quel age environ avez-
vous consulte un dentiste pour
la premiere [ois et paye, vous ou
vos parents, ses honoraires?"

"Avez-vous vu un dentiste au
cours des 12 derniers mois?"

"QueUeanneeavez-vousconsulte
un dentiste pour la derniere
fois?"

"Combien avez-vous depense
pour des soins dentaires au
cours des 12 derniers mois?"

GROVES, R. (1989). Survey Errors and Survey Costs. New
York: John Wiley.

GROVES, R., et FULTZ, N.H. (1985). Gender effects among
telephone interviewers in a survey of economic attitudes.
Sociological Methods and Research, 14,31-52.

HOLT, D., SMITH, T.M.F., et WINTER, P.D. (1980).
Regression analysis of data from complex surveys. Journal
of the Royal Statistical Society, 143,474-487.

HOX, J.J. (1994).Hierarchical regressionmodels for interviewer
and respondent effects. Sociological Methods and Research,
22, 300-318.

KISH, L. (1962). Studies of interviewer variance for attitudinal
variables. Journal of the American Statistical Society, 57,
92-115.

BIBLIOGRAPHIE

ANDERSON, D.A. (1985). Variance component models with
binary response; interviewer variability. Journal of the Royal
Statistical Society, Series B, 47, 203-210.

BIEMER, P.B., et STOKES, S.L. (1985). Optimal design of
interviewer variance experiments in complex surveys. Journal
of the American Statistical Association, 80, 158-166.

BEBBINGTON, A.C., et SMITH, T.M.F. (1977). The effect of
survey design on multivariate analysis, TheAnalysis of Survey
Data, (C.A. O'Muircheartaigh et C. Payne, Eds.), 175-192.
New York: John Wiley.

CHOI, I.C., et COMSTOCK, G.W. (1975). Interviewer effects
on responses to a questionnaire relating to mood. American
Journal of Epidemiology, 101,84-92.

COLLINS, M., et BUTCHER, B. (1992). Interviewer and
clustering effects in an attitude survey. Journal of the Market
Research Society, 25, 39-58.

CUTRESS, T.W., HUNTER, P.B., DAVIS, P.B., BECK, D.J.,
et CROXSON, L.J. (1979).Adult OralHealth and Attitudes
to Dentistry in New Zealand, Medical Research Council,
Wellington.

DIJKSTRA, W. (Ed.) (1982).Response Behaviour in the Survey
Interview. New York: Academic Press.

FEATHER, 1. (1973). A Study of Interviewer Variance,
(WHO/ICS-MCU Saskatchewan Study Area Reports Series2,
No.3). Department of Social and Preventive Medicine.
University of Saskatchewan, Saskatoon.

FELLEGI, I.P. (1974). An improved method of estimating
correlated response variance. Journal of the American
Statistical Association, 69, 496-501.

KISH, L. (1965). Survey Sampling. New York: John Wiley.

KISH, L., et FRANKEL, M.R. (1974). Inferences from complex
samples. Journal of the Royal Statistical Society, Series B,
36, 1-37.

KISH, L. (1987). Statistical Design for Research. New York:
John Wiley.

LESSLER, J.T., et KALSBEEK, W.D. (1992). Nonsampling
Errors in Surveys. New York: John Wiley.

O'MUIRCHEARTAIGH, C.A. (1976). Response errors in an
attitudinal sample survey. Quality and Quantity, 10,97-115.

O'MUIRCHEARTAIGH, C.A., et PAYNE, C. (Eds.) (1977).
The Analysis of Survey Data, (Volume 2: Model Fitting).
New York: John Wiley.

O'MUIRCHEARTAIGH, C.A., et WIGGINS, R.D. (1981).
The impact of interviewer variability in an epidemiological
survey. Psychological Medicine, 11,817-824.

PANNEKOEK, J. (1988). Interviewer variance in a telephone
survey. Journal of Official Statistics, 4, 375-384.

PRASAD, N.G., et RAO, J.N.K. (1990). The estimation of
mean squared error of small area estimators. Journal of the
American Statistical Association, 85, 163-171.

RAO, J.N.K., et THOMAS, D.R. (1988). The analysis of cross-
classified data from complex sample surveys. Sociological
Methodology, 18,213-269.

SKINNER, C.J., HOLT, D., et SMITH, T.M.F. (Eds.) (1989).
Analysis of Complex Surveys. New York: John Wiley.

VERMA, V., SCOTT, C., et O'MUIRCHEARTAIGH, C.A.
(1980). Sample designs and sampling errors for the World
Fertility Survey. Journal of the Royal Statistical Society,
Series A, 143,431-473.



Techniques d'enquete, decembre 1995 117

Attitudes

REMERCIEMENTS

Comportement recent

"Avez-vous achete des sucreries ou du chocolat la semaine
derniere?"

- avez-vous utilise un revelateur lun
rince-bouche/de la soie dentaire/un
cure-dent?

- vous etes-vous rince Ia bouche apres
avoir mange?

- vous etes-vous brosse les dents?"

"Hier,

Etat des dents: "Si vous aviezrendez-vouschezIedentiste
demain, ceIui-ci trouverait-il quelque
chose a redire au sujet de vos dents?"

Gencives: "Si vous aviezrendez-vouschezIedentiste
demain, celui-ci trouverait-il quelque
chose a redire au sujet de vos gencives?"

ANNEXE
Questionnaire

Dentistes I: "Les dentistes s'interessent plus a leurs
patients qu'a gagner de l'argent."

Dentistes 2: "Les dentistes recommandent beaucoup
plus de choses que Ie strict minimum."

Dentier: "Un dentier est aussi bon (meilleur) que
Ies dents naturelles."

Fluoration: "Que pensez-vous de la fluoration des
reserves d'eau publiques?"

Consultations: "Croyez-vous qu'une personne devrait
aller chez son dentiste uniquement
10rsqu'el1e eprouve un probleme ou
devrait aussi Ie consulter quand tout va
bien?"

Le projet a beneficie de l'aide du Medical Research
Council of NewZealand. Joanna Broad s'est occupee dans
une large mesure des calculs detailles de l'analyse.

pour que chaque intervieweur interroge des participants
de chaque groupe. II s'agit sans doute d'un facteur crucial
dans les enquetes similaires aux etudes de comparaison
avec temoins, en vertu desquelles les issues medicales sont
associees a differents degres d'exposition et Iecontr6le des
variables confusionnelles eventuelles peut avoir une
profonde influence sur l'ordre de grandeur de certains
parametres comme Ie risque relatif.

dans un plan d'echantillonnage a degres multiples, en
fonction des hypotheses de depart du modele de reponses
correIees (version de base et version elargie).

Le modele simple sert a determiner l'incidence relative
des effets du groupement de l'echantillon et de l'inter-
vieweur sur l'estimation des moyennes et des proportions.
Les resultats confirment plusieurs constatations deja fort
bien documentees: les correlations intra-categorie sont
habituellement plus faibles pour l'intervieweur que pour
Iegroupement; les correlations intra-categorie des groupe-
ments varient dans Ie sens prevu selon Ie type de question;
l'effet global du plan d'echantillonnage se situe entre 2 et
3.5 pour les memes types de question; la variabilite de
l'intervieweur contribue de maniere importante a l'inflation
observee et resulte peut-etre du facteur d'amplification
attribuable a la lourde charge de travail; enfin, l'incidence
des effets dus a l'intervieweur varie dans Iesens prevu seIon
Ie type de question.

En deuxieme lieu, on s'est servi du modele elargi pour
analyser les effets dus au groupement et a l'intervieweur
sur l'estimation de l'ecart entre les moyennes et les pro-
portions pour differents domaines, soit deux jeux de
comparaisons selon Ie sexe et la race. L'effet sur l'ecart
entre lesmoyennes des domaines est plus faible mais reste
significatif pour plusieurs parametres, notamment les
comparaisons selon la race, ce qui donne a penser que
l'intervieweur n'a pas la meme incidence sur chaque
domaine. L'effet est neanmoins suffisamment important
pour qu'on s'en inquiete lors de l'elaboration d'etudes
analogues. En general, les effets dus a l'intervieweur ont
deux ou trois fois plus d'incidence sur les comparaisons
seIon la race que sur celles se rapportant au sexe.

Les carences fondamentales de l'analyse signifient que
les resultats ont plus une valeur d'indication que de preuve
irrefutable. IIs revelent cependant que Ie recours a un
groupe restreint d'intervieweurs peut avoir de serieuses
consequences, meme lorsqu'on s'interesse plus aux diffe-
rences entre domaines qu'aux moyennes ou aux propor-
tions simples. Cette constatation se demarque sans aucun
doute des convictions bien ancrees dans certains milieux,
comme celui de la sante, et indique que des recherches
empiriques considerablement plus poussees s'avereraient
tout a fait justifiees.

Partant des hypotheses du modele simple de reponses
correlees, on conclut qu'il est possible d'attenuer l'inci-
dence de la variance de l'intervieweur en augment ant Ie
nombre d'intervieweurs, donc en reduisant la charge de
travail de chacun d'eux. Bien sur, it pourrait s'ensuivre une
perte au niveau de la qualite des entrevues si on est con-
traint, pour la meme raison, a rogner sur la formation et
les methodes de surveillance. Dans ce cas, on portera une
grande attention ala fac;ondont sont formuIees les ques-
tions et instructions destinees aux intervieweurs. Pour ce
qui est de la version elargie du modele cependant, une telle
strategie ne suffira sans doute pas. Si l'un des principaux
objectifs de l'etude est la comparaison de differents
groupes, it importera de veiller a ce que les intervieweurs
traitent les groupes concernes de la maniere la plus uni-
forme qui soit. L'enquete devra absolument etre conc;ue
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entre les domaines concernes. En supposant que la charge Le tableau 2 donne les valeurs de PI et Pc pour les
de travail des intervieweurs est repartie de fa90n uniforme comparaisons selon Ie sexe et selon la race, ainsi que I'effet
entre les domaines, VI est egal a zero quand l'effet dil. a global D2 du plan d'echantillonnage et la partie de cet
I'intervieweur est identique dans les deux cas, car iI y a effet attribuable a la variabilite de I'intervieweur. Notons
annulation lors de la comparaison. Si les effets dans les que la question relative a I'usage d'un revelateur a ete
deux domaines sont faiblement correles, par contre, VI a supprimee au tableau 2, principalement parce que tres
tendance a avoir une valeur beaucoup plus elevee, valeur peu de repondants se servaient d'un tel produit ou en
qui, dans les cas extremes, pourrait etre egale a la charge connaissaient I'existence, si bien que la taille de I'echan-
de travail moyenne. Dans I'enquete qui nous interesse, les tillon utile dans ce cas est faible et que les resultats ne sont
valeurs de VI se situent entre 0 et 50 pour Ie sexe et la race. pas significatifs.
Les effets dus a I'intervieweur specifiques au domaine L'intervieweur et Ie groupement ont relativement peu
peuvent donc avoir une incidence passablement importante d'incidence sur les comparaisons selon Ie sexe et les effets
sur I'effet du plan d'echantillonnage. Les memes remarques du plan d'echantillonnage ctepassent a peine I'unite, bien
s'appliquent a I'incidence du groupement sur la compa- que les valeurs estimees de PI et Pc augmentent legerement,
raison; si les effets sont les memes dans les deux domaines, apres correction pour cette variable. On ne reIeve d'effet
ils s'annulent dans une large mesure et l'incidence nette lie au sexe significatif que pour trois questions, soit I'etat
est minime, mais cette derniere peut etre relativement des dents et I'usage d'une brosse a dents - pour lesquelles
importante quand I'effet du groupement est specifique il pourrait exister un biais particulier dil. a I'acceptabilite
au domaine. sociale - et la situation de I'emploi - qui presente des

connotations fort distinctes pour les hommes et les
femmes. Remarquons que l'effet dil. a l'intervieweur

Tableau 2 domine dans chacune des trois comparaisons.
Effets de l'intervieweur et du groupement sur ]'ecart L'incidence des memes facteurs sur les comparaisons

entre les domaines selon la race est beaucoup plus elevee, I'effet global du

Selon Ie sexe Selon la race
plan d'echantillonnage s'etablissant en moyenne a 1.7. On

Question peut en conclure que la race des repondants entraine des
PI Pc D2 OJolnt PI Pc D2 OJolnt effets dus a I'intervieweur et au groupement significatifs

qui ne s'annulent pas. D'importants effets dus a l'inter-
Attitudes: vieweur sont bien correles a la race pour deux questions
Dentistes 2 .004 .043 1.05 0 .010 .027 1.28 46 hypothetiques sur les attitudes (consultations et f1uoration),
Consultations .009 .028 1.08 0 .072 .133 5.19 78 pour une question concernant Ie comportement recent
Dents naturelles .010 .032 1.06 0 .010 .037 1.26 42 ainsi que pour l'age au moment ou sont pour la premiereFluoration .001 .019 1.12 42 .021 .031 2.13 88
Dentier .007 .018 1.04 0 .011 .035 1.21 33 fois payes les honoraires du dentiste. Ces resultats sont
Etat des dents .012 .022 1.52 85 .010 .045 1.40 20 plausibles; tous les intervieweurs etaient europeens d'ori-
Dentistes I .001 .018 1.05 0 .015 .020 1.53 74 gine, ce qui pourrait avoir donne lieu a une variation syste-Gencives .006 .022 1.07 0 .003 .104 1.46 9
Moyenne .006 .025 1.12 16 .019 .054 1.93 49 matique de leur interaction avec les repondants d'une autre

ethnie. lci encore, les effets du groupement sont plus
Parametres socio- marques pour les parametres sociodemographiques. Nondemographiques:

seulement les effets du plan d'echantillonnage sont-ils enRace .008 .183 1.11 0
Revenu familial .004 .095 1.37 24 .004 .099 1.95 40 moyenne plus eleves que ceux notes pour les comparaisons
Etat civil .000 .059 1.17 0 .011 .060 1.69 38 selon Ie sexe, mais les effets dus a I'intervieweur sont aussi
Situation de l'emploi .014 .067 1.42 71 .022 .116 2.09 25 deux ou trois plus eleves en general pour l'ecart entre lesAge .007 .052 1.06 0 .006 .093 1.87 24

groupes ethniques.Sexe .006 .011 1.09 44
Moyenne .007 .091 1.23 19 .010 .076 1.74 34 Un examinateur objectif a fort justement souligne

qu'etant donne la maniere dont les intervieweurs sont
Comportement recent: deployes (i1s travaillaient principalement en equipe dans
Brosser 1esdents .025 .060 1.62 65 .019 .019 1.68 88 diverses parties de la Nouvelle-Zelande), il se pourrait fortRineer la bouche .007 .029 1.28 64 .004 .023 1.20 45
Rince-bouche .000 .057 1.20 0 .027 .105 2.69 75 bien que les effets dus a I'intervieweur soient exageres parce
Soie dentaire .003 .021 1.06 0 .015 .036 1.37 32 qu'ils se confondent avec les effets dus a la region. Les diffe-
Cure-dents .006 .010 1.03 0 .006 .046 1.48 63 rences entre les DL sont si tenues cependant qu'une telleSucreries/ chocolat .012 .009 1.02 0 .013 .022 1.31 48
Dentifrice au fluorure .010 .007 1.11 100 .007 .000 1.02 100 exageration serait minime, mais on ne peut effectivement
Moyenne .009 .028 1.19 33 .013 .036 1.36 64 pas ecarter cette possibilite avec un modele ainsi constitue .

Comportement ancien:
Age: premiere
consultation payee .003 .033 1.10 0 .029 .141 2.92 71 5. DISCUSSION
Consultation .005 .035 1.04 0 .020 .018 1.26 50
Annee de la derniere
consultation .004 .012 1.20 75 .016 .003 1.83 12 Le present article se sert des donnees empiriques issues
Cout l'an dernier .007 .021 1.01 0 .076 .117 2.09 42 d'une enquete typique sur la sante pour evaluer I'incidenceMoyenne .005 .025 1.09 19 .035 .070 2.03 44

de la variabilite de I'intervieweur sur la variance de I'erreur
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Tableau 1
Effets du groupement et de l'intervieweur sur les

moyennes et les proportions

Question PI Pc Do OJolnt

Attitudes:
Dentistes I .014 .014 4.61 91
Consultations .008 .028 3.42 74
Dents naturelles .008 .027 3.52 76
Etat des dents .007 .015 2.97 84
Dentier .005 .015 2.67 80
Dentistes 2 .004 .033 2.77 57
Gencives .003 .010 1.96 77
Fluoration .001 .016 1.66 49
Moyenne .006 .020 2.95 73

Parametres socio-
demographiques:
Situation de l'emploi .010 .055 4.20 65
Race .009 .172 6.87 33
Age .004 .042 5.98 52
Revenu familial .002 .092 3.29 15
Etat civil .000 .058 2.34 0
Sexe .000 .005 1.12 0
Moyenne .004 .071 3.47 28

Comportement recent:
Brosser les dents .019 .025 6.16 8
Sucreries/ chocolat .Oll .003 3.75 98
Dentifrice au fluorure .008 .000 3.04 100
Cure-dents .006 .006 2.66 92
Rincer la bouche .004 .024 2.43 62
Soie dentaire .001 .018 1.60 43
Revelateur .000 .027 1.49 0
Rince-bouche .000 .018 1.42 0
Moyenne .006 .012 2.82 60

Comportement ancien:
Age: premiere
consultation payee .004 .029 2.34 57
Consultation .004 .029 2.51 57
Cont l'an dernier .002 .000 1.19 100
Annee de la derniere
consultation .000 .014 1.15 0

Moyenne .003 .018 1.80 54

questions concernant les attitudes produisent des valeurs
de PI superieures a la moyenne, tout comme certains
comportements peuvent etre sensibles a un biais important
resultant de la "desirabilite sociale", par exemple Ie fait
de se brosser les dents ou d'acheter des bonbons et du
chocolat. L'origine ethnique et la situation de l'emploi
donnent egalement des valeurs relativement elevees. Les
resultats se rapprochent de ceux obtenus lors d'etudes
anterieures, bien qu'ils se trouvent a l'extremite inferieure
de la fourchette des valeurs typiques rapportees ailleurs
(Feather 1973; Kish 1962; O'Muircheartaigh 1977;
O'Muircheartaigh et Wiggins 1981). On trouvera une
etude complete de la question au chapitre 8 de 1'0uvrage
de Groves (1989). 11se peut que ces resultats viennent en
partie de la formation et de la surveillance intensives des
intervieweurs, associees au volet de l'enquete effectue sur
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Ie terrain. Vne "epuration" (correction et verification)
rigoureuse des donnees apres Ie travail sur Ie terrain, avant
analyse, serait une autre explication. Neanmoins, il se
pourrait qu'on doive simplement la situation a l'attenuation
qui resulte de l' application du modele (l) aux proportions
mentionnees precedemment.

L'incidence de la variabilite de l'intervieweur sur l'effet
global du plan d'echantillonnage, qui combine les effets
dus a l'intervieweur et au groupement, a sans doute plus
d'importance que les caracteristiques et les valeurs de PI'
C'est ce qu'on remarque a la troisieme colonne du tableau 1
(Do), la derniere colonne (int. 070) representant la contri-
bution proportionnelle de la variabilite de l'intervieweur
a la valeur glob ale de Do. Le plan d'echantillonnage a des
effets sensibles puisque la valeur de ces derniers depasse
deux dans tous les cas, a quelques exceptions pres. On Ie
doit au groupement et a l'incidence de la lourde charge de
travail des intervieweurs, caracteristique a l'etude puisque,
selon l'equation (3), la variance augmente d'un facteur de
1 + (fi I - 1)P J, OU fiI represente la charge de travail
moyenne ponderee des intervieweurs. La variabilite de
l'intervieweur contribue differemment aux effets du
plan d'echantillonnage. Dans Ie cas des variables socio-
demographiques, sa contribution se situe en moyenne un
peu au-dessus de la moitie de la contribution attribuable
au groupement, alors que pour les questions se rapportant
aux attitudes, la contribution de l'intervieweur aux effets
du plan d'echantillonnage represente Ie triple de celle due
au groupement. La contribution des deux autres categories
de questions se situe entre ces deux extremes.

Les resultats du tableau 1 confirment l'influence de la
charge de travail de l'intervieweur sur la variance des esti-
mations de l'echantillon, en raison du facteur d'amplifi-
cation. En deux mots, un element associe a l'intervieweur
qui presente une tres petite correlation dans la categorie
peut avoir des effets majeurs si la charge de travail de
l'intervieweur est suffisamment importante. Dans l'enquete
a l'etude, la logistique du deploiement des intervieweurs
et les exigences relatives a un contrale de la qualite soutenu
semblent precher en faveur de petites equipes, pratique
apparemment courante pour bon nombre d'enquetes sur
Ie terrain dans Ie secteur de la sante (lire, par exemple, Choi
et Comstock 1975). Bref, Ie nombre d'entrevues se situe
en moyenne au-dessus de 250. On se rend tout de suite
compte du COllt d'une telle strategie en examinant Ie
tableau 1; de tres petites variations entre intervieweurs
reduisent considerablement la precision des estimations de
l' echantillon.

Pas sons maintenant a l'objet principal de notre analyse,
soit l'incidence de la variabilite de l'intervieweur sur l'ecart
entre les moyennes ou les proportions des domaines. Nous
l'avons evaluee pour deuxjeux de comparaisons, Ie premier
selon Ie sexe (masculin/feminin) et Ie second selon la race
(europeenne/non europeenne). Ainsi qu'on a pu Ie constater
dans la discussion suivant l'equation (11), la contribution
1 + (VI - l)pJ, a Do attribuable a la variation entre
intervieweurs depend de la mesure dans laquelle l'effet dii
a l'intervieweur est constant dans les deux domaines et de
la maniere dont la charge de travail individuelle est repartie
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intervieweurs, les repondants devraient etre attribues au
hasard. On Ie fait rarement avec les enquetes de grande
envergure, car il s'agit d'une methode onereuse et compli-
quee. II s'ensuit qu'on peut difficilementutiliser lesresultats
de telles enquetes pour la recherche methodologique, car
il pourrait y avoir confusion entre les parametres de l'inter-
vieweur et ceux du repondant. L'analyse a degres multiples
comme celIedecrite plus haut, y remedie dans une certaine
mesure. Les variables pertinentes des repondants, si elles
sont connues, peuvent etre integrees au modele de regres-
sion, ce qui permet d'uniformiser les intervieweurs par des
moyens statistiques ... Une telle approche a cependant ses
limites. En effet, cette derniere s'appuie sur une methode
de contrale statistique plutat qu'experimentale. Elle repose
aussi sur l'hypothese que Ie modele integre constamment
toutes les covariables pertinentes. Sans randomisation, nul
ne peut conclure que l'influence de toutes les variables
confusionnelles a ete eliminee" [Traduction]. Dans Iecas
qui nous interesse, Iedeploiement des intervieweurs permet
d'identifier formellement tous les elements de la variance,
pourvu que Ie modele soit credible et que l'on accepte que
l'attribution du travail aux intervieweurs n'a aucun lien
avec les effets du groupement. L'absence de veritable
randomisation signifie que les variations dans Ie genre de
reponses obtenues par les intervieweurspourraient toujours
resulter de la repartition de la charge de travail plutat que
du style de l'intervieweur. De toute evidence, les resultats
empiriques ne donnent qu'une indication, bref font
ressortir des possibilites qu'on devra approfondir au
moyen d'etudes expressement con<;uespour cela.

Meme en oubliant Ie manque de randomisation du
deploiement des intervieweurs, on se rend compte que Ie
plan d'echantillonnage est beaucoup plus complexe que
celui suppose dans la partie theorique qui precede. En
effet, l'enquete prevo it trois degres d'echantillonnage et
une stratification region ale des unites a la premiere etape.
Pour l'analyse complete, nous avons ajuste Ie modele
davantage en y integrant des effets constants pour la stra-
tification, un modele hierarchique a effet aleatoire pour
les trois niveaux d'echantillonnage et tous les termes
d'interaction du deuxieme degre. Malgre cela, les DL
correspondant aux unites de la premiere etapes etaient si
flous que l'ecart entre les strates et la variance entre les DL
sont negligeables pour toutes les variables qui reviennent
dans l'analyse subsequente. La variance entre USE domine
donc et, a toute fin pratique, on peut considerer que
l'enquete repose sur un plan d'echantillonnage a deux
degres ou les ilots de recensement (regroupes s'il y a lieu)
font office d'USE. Nous n'avons pas tenu compte des
aut res elements dans les resultats examines plus bas.

4. RESULTATS

Nous debuterons par les effets de l'intervieweur et du
groupement sur diverses moyennes et proportions. Nous
nous sommes servis du modele (9) pour les deux types de
variables. On sait tres bien qu'une telle methode entralne la
sous-estimationdes elementsde la variance pour lesdonnees

binaires (lire Anderson et Aitken 1985et Pannekock 1988
notamment). Les effets du plan d'echantillonnage sur les
proportions que nous avons estimes devraient donc etre
consideres comme la limite inferieure de la fourchette. Les
modeles sont ajustes au moyen du module PROC GLM
du SAS. Les effets du groupement sont bien expliques
dans la documentation existante (Kish 1965; Kish et
Frankel 1970; 1974). En general, leur ampleur depend du
genre et du nombre d'unites selectionnees et varie sans
doute avec tel ou tel parametre sociodemographique. Dans
l'enquete qui nous interesse, on prevoyait des effets rela-
tivement eleves puisque les ilots de recensement servant
d'unites d'echantillonnage devaient se caracteriser par une
assez bonne homogeneite interne. Face a une telle concen-
tration des caracteristiques de la population, on a suppose
que lesparametres demographiques et leselementsconnexes
donneraient les valeurs les plus importantes de Pc. On
s'attendait a ce que PI ait une valeur plus faible en raison
de l'importante formation des intervieweurs. La documen-
tation existante suggere que ces effets varieront aussi
vraisemblablement avec Iegenre de questions, par exemple
celles sur Ie comportement, les questions d'approfondis-
sement, celles a choix obligato ire ainsi que les questions
mal formulees ou ambigues, particulierement sensibles a
lavariabilite de l'intervieweur (Feather 1973,Groves 1989).

Les deux premieres colonnes du tableau 1 presentent
la mesure estimee des coefficients de correlation intra-
intervieweuret intra-groupe pour diversesquestionsreparties
entre quatre categories (parametres sociodemographiques,
attitudes, comportement recent et comportement ancien).
Une categorisation de ce genre cree des groupes naturels
susceptibles de faire ressortir bon nombre des effets dus
a l'intervieweur. Dans chaque groupe, les elements sont
enumeres par ordre de grandeur de la correlation intra-
intervieweur. L'annexe decrit les questions posees (outre
cellessur les parametres sociodemographiques, qui s'expli-
quent d'elles-memes).

Comme on pouvait s'y attendre, les variables socio-
demographiques (sauf Ie sexe) presentent les valeurs les
plus elevees pour la correlation intra-groupe. Pc a une
valeur moyenne de 0.07 (0.081orsqu'on eXclutIe sexe). La
valeur moyenne de Pc pour les trois aut res categories ne
depasse pas 0.02. II se peut que certains aspects que la
logique associerait etroitement a la situation sociale - par
exemple la frequence des consultations, Ie paiement des
consultations, Iebrossage des dents et quelques declarations
relatives aux attitudes - presentent une valeur de Pc supe-
rieure a la moyenne. En general cependant, la valeur
obtenue reste dans la fourchette signalee par d'autres
auteurs (lire, par exemple, Kish 1965,p. 581pour une serie
d'enquetes aupres des consommateurs; Bebbington et
Smith 1977et Verma et colI. 1984pour lesetudes nationales
de l'Enquete mondiale sur la fecondite).

Les valeurs estimees de PI correspondantes apparais-
sent a la premiere colonne du tableau 1. Dans l' ensemble,
les valeurs obtenues sont nettement plus faibles que celles
relevees pour les effets du groupement (habituellement
moins de la moitie, et dans certains cas Ie dixieme de Pc
pour les elements correspondants). Comme prevu, certaines
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l'intervieweur ne s'occupe que d'un seul domaine, mI et
iiI ont des valeurs analogues et l'effet de l'intervieweur
sur l'ecart est comparable a celui d'une moyenne simple.
En regIe generale, les intervieweurs interrogent des per-
sonnes des deux domaines et mI est assez faible, ce qui
semble corroborer dans une certaine mesure l'hypothese
que la variabilite de l'intervieweur n'exerce qu'une faible
influence sur l'ecart estimatif entre deux domaines. Les
memes remarques s'appliquent aux effets du groupement.

L'analyse qui precede repose sur l'hypothese selon
laquelle les effets de l'intervieweur et du groupement, OJ

et bp, sont identiques pour les deux domaines. On peut
facilement imaginer des situations ou pareille supposition
ne tiendrait pas. Certains intervieweurs, par exemple,
reagiront tres differemment avec un homme ou une femme,
ou les membres de differents groupes ethniques. Le modele
qui suit tient compte de telles interactions eventuelles:
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raisonnablement equilibre de personnes dans les deux
domaines. Si rI est faible cependant (signe qu'il existe une
forte interaction entre les intervieweurs et les domaines),
VIa Ie meme ordre de grandeur que iiI et la variabilite de
l'intervieweur peut influer sensiblement sur la variance de
l'ecart entre les domaines.

Dans la pratique, les resultats se situeront entre les deux
extremes et leur incidence probable devra etre etablie de
maniere empirique. Dans la prochaine partie, nous commen-
cerons done a recueillir des donnees pratiques en nous
servant des reponses a diverses questions posees lors d'une
simple enquete sur la sante caracteristique au type de
recherches pour lesquelles les comparaisons de domaines
presentent une grande importance (meme si l'enquete en
question n'avait pas ete specifiquement con9ue pour
l'usage auquel nous la destinons!).

y!d) = ,,(d) + OJd) + bid) + e!d)
'pr r , p 'pr' (9) 3. EXEMPLE

oU oJa) et aJb) (respectivement b (a) et b (b) sont desor-
" p p

mais censes etre des variables aleatoires correlees selon
rI(re). Le modele simpliste (4) illustre Ie cas particulier
ou les variances des effets sont egales et ou la valeur de rI
et de re est un. D'un autre cote, si les effets de l'inter-
vieweur(du groupement) varient sensiblementd'un domaine
a l'autre, rI(re) sera faible (voire aura une valeur nega-
tive dans les cas extremes). Dans Ie reste de notre article,
nous supposerons pour plus de simplicite que les variances
de a.(a) et aJb) (soit b (a) et b (b) respectivement) sont iden-, , p p
tiques. Pareille supposition peut ou non etre raisonnable
dans la pratique, mais la simplification qu'elle per met
nous aidera a nous concentrer sur les aspects essentiels.
Le modele de base se rap proche du cas general, mais ses
elements sont legerement plus complexes. Selon l'equation
(9), la variance prevue de f(a) - fib) est:

(10)
oU

VI = E (p/a)2 - 2rI p/a)p/b) + p/b)2) I ()a) + n ~b)
I

et ou ve a la meme definition dans qJa) et qJb).

Le facteur d'inflation de la variance en vertu de ce
nouveau modele est:

II s'agit d'une fonction decroissante de rJ, c'est-a-dire
de la correlation entre les effets de l'intervieweur pour les
deux domaines; plus faible est la correlation, plus impor-
tante sera la hausse de la variance. Quand rI = 1, vI est
egal a mI et l'effet de l'intervieweur est negligeable,
pourvu que tous les intervieweurs interrogent un nombre

Notre exemple repose sur les donnees issues d'une
enquete concernant l'hygiene buccale, les attitudes et les
habitudes des Neo-zelandais adultes. On trouvera une
description detaillee de l'enquete ailleurs (Cutress et colI.
1979). Les aspects de l'etude qui nous interessent Ie plus
dans Iecadre de la recherche actuelle sont Ieplan d'echan-
tillonnage et Ie deploiement des intervieweurs.

L'echantillon a ete constitue au moyen d'un plan
d'echantillonnage stratifie a degres multiples. Le pays a ete
diviseen 256districts locaux (DL) et on a tire un echantillon
geographiquement strati fie de 68 DL des 256 precedents,
en fonction de probabilites de selection proportionnelles
a la taille (PPT) de la population a la premiere etape, la
taille de la population correspondant au nombre estime
de personnes de 15ans et plus. Chaque DL echantillonne
a ete divise en unites secondaires d'echantillonnage (USE)
constituees des i10ts de recensement existants, regroupes
afin de donner un echantillon minimal de cinquante
personnes Ie cas echeant. Deux USE ont ensuite ete selec-
tionnees par PPT pour chaque DL echantillonne a la
deuxieme etape. Enfin, on a systematiquement retenu
28 adultes dans chaque USE. De cette fa90n, on a unifor-
mise la probabilite de selection finale pour tous les adultes,
si bien que l'echantillon est (pratiquement) autopondere.

L'aspect principal de l'enquete concerne Iedeploiement
des intervieweurs. On a recouru aux servicesde treize inter-
vieweurs, soit au moins trois pour chaque USE. Au moins
10070 des personnes que devaient interroger lesintervieweurs
venaient de la meme region (Auckland). Idealement,
l'attribution du travail aux intervieweurs devrait faire
partie du plan d'echantillonnage, comme Ierecommandent
Fellegi (1974) ou Biemer et Stokes (1985). Malheureuse-
ment, l'enquete n'avait pas pour but d'estimer la variance
due a l'intervieweur et les repondants ont ete repartis de
fa90n anarchique plutot qu'au moyen d'une veritable
methode de randomisation.

II s'agit d'une situation assez caracteristique aux etudes
importantes. La citation de Hox (1994)que voici la resume
bien: "Idealement, dans les enquetes ou interviennent des
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intervieweurs. Voici un modele de reponses correlees
simple qui convient aux observations effectuees dans Ie
cadre d'une telle enquete:

(1)

Supposons maintenant que nous nous interessions a
l'ecart entre les moyennes de deux domaines plut6t qu'a
une moyenne simple, par exemple aux differences liees au
sexe ou a la race. L'extension la plus simple du modele de
reponses correlees (1) pourrait donner Ie modele suivant:

pour les observations du d-ieme domaine. Dans ce cas, la
moyenne p-(d) de chaque domaine pourrait differer, mais
on suppose que les effets attribuables a l'intervieweur et
au groupement sont identiques.

Soit p/d) = n/d) /n (d), ou n/d) represente Ie nombre
de repondants du domaine d interroges par Ie i-ieme inter-
vieweur, et n (d) correspond au nombre total de repondants
du domaine d. Parallelement, soit q~d) = m~d) /n (d), ou
m~d) indique Ie n?mbre de repondants du domaine d
pour lap-ieme UPE. En vertu de l'equation (4), la variance
prevue de y(a) - y(b), c'est-a-dire l'ecart de la moyenne
de l'echantillon pour les deux domaines serait:

ou i designe l'intervieweur, p l'unite primaire d'echantil-
lonnage (UPE) et r, Ie repondant. La moyenne p- est cons-
tante et on suppose que les autres elements (ai' bp et eip,)
sont des variables aleatoires independantes dont la variance
respective est af, a~ et a2. Les modeles de ce genre sont
abondamment utilises dans les recherches theoriques sur
la variance des reponses (lire Prasad et Rao 1990 pour un
exemple recent; pour les travaux anterieurs, se reporter a
l'analyse exhaustive qu'on retrouve a la section 11.3 de
Lessler et Kalsbeek 1992).

Puisqu'il y a ponderation automatique, la moyenne de
l'echantillon, Y, correspond a l'estimateur naturel de la
moyenne de la population. Sa variance selon Ie modele de
reponses correlees (1) est donc:

y~d) - ,,(d) + a. + b + e~d)
lp'-r I PIP' (4)

V( y(a) _ y(b» =
equation dans laquelle iiI = Ln; In, ou ni represente Ie
nombre de repondants interroges par Ie i-ieme intervieweur
et n = Lini, la taille de l'echantillon, et dans laquelle
iie = Lpm},/n, ou mp indique Ie nombre de repondants
de la p-ieme UPE. Soulignons que iiI depasse toujours la
moyenne arithmetique simple des facteurs ni et que sa
valeur peut etre considerablement plus elevee si ni varie
beaucoup.

Examinons maintenant la variance prevue correspon-
dante, Vo( Y) par exemple, qu'on obtiendrait si les n
observations etaient independantes (a savoir, si on avait
preleve un echantillon au hasard dans une tres vaste popu-
lation d'UPE au moyen d'un grand nombre d'inter-
vieweurs). De (1), on deduit que

oU

et

file =

~ (p.<a) _ p'<b» 2/ (_1_ + _1_)
i.J I I n(a) n(b)

~ «a) (b»2/( 1 1 )i.J qp - qp n(a) + n(b) .
p

(5)

(6)

(7)

(2)
oU

Le relevement de la variance prevue attribuable a l'effet
combine de la variabilite de l'intervieweur et de la corre-
lation dans Ie groupe est calcule au moyen du ratio

Do = V( Y)/JIO

Si les observations etaient independantes, la variance
prevue correspondante serait:

si bien que l'inflation attribuable a la variabilite de l'inter-
vieweur et a la correlation dans Ie groupe s'etablit desor-
mais a:

(3)

, - 2 2 _ 2/ 2 N 11ou PI - aI/atOt et Pc - ae atOt. ous appe erons ce
ratio "effet du plan d'echantillonnage" , meme s'il differe
legerement de la definition courante, laquelle se rapporte
a la variance reelle plut6t qu'a la variance prevue. De
l'equation (3) il ressort que la variabilite de l'intervieweur
peut passablement influer sur la variance de la moyenne
d'un echantillon quand Ie nombre moyen de cas confies
a l'intervieweur iiI est assez important et cela, meme si la
correlation intra-intervieweur PI demeure assez faible.

= 1 + (fill - 1)PI + (file - 1)Pe. (8)

L'ampleur de l'effet depend de la fa<;on dont la charge
de travail des intervieweurs et les UPE coupent les domaines.
A une extremite, lorsque chaque intervieweur interroge Ie
meme nombre de repondants dans chaque domaine (a
savoir, quandp/a) = p/b», fill est egal a zero et les effets
de l'intervieweur s'annulent. A l'autre cependant, lorsque
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La variance de l'intervieweur et ses effets sur les comparaisons
de domaines

PETER DAVIS et ALASTAIR SCOTTI

RESUME

Le present article etudie leseffets de la variabilite de l'intervieweur sur la precision des ecarts estimesentre lesmoyennes
de domaines. La premiere partie est consacree a l'elaboration d'un modele des elements correles de la variance,
permettant d'identifier les facteurs qui determinent l'ampleur des effets, aspect qui influe sur Ieplan d'echantillonnage
et la formation de l'intervieweur. Dans la deuxieme partie, on trouvera une analyse empirique des donnees provenant
d'une vaste enquete a plusieurs degres sur l'hygiene dentaire. On s'est servi du sexe et de la race du repondant pour
creer les deux jeux de domaines servant a la comparaison. Les effets globaux dus a l'intervieweur et au groupement
de l'echantillon n'ont guere d'incidence sur la variance des comparaisons entre sexes masculin et feminin, mais la
variance augmente pour certains ecarts entre les deux groupes ethniques retenus. De fait, les effets de l'intervieweur
sont deux ou trois fois plus eleves pour la comparaison des groupes ethniques que pour celle des deux sexes. Ces
constatations presentent une certaine utilite pour les enquetes dans Ie secteur de la sante ou il est courant de recourir
a un petit nombre d'intervieweurs ayant subi une formation poussee.

MOTS CLES: Variance due a l'intervieweur; comparaisons de domaines; effet du plan d'echantillonnage.
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1. INTRODUCTION

Les enquetes qui exigent une formation speciale et
poussee des intervieweurs, comme c'est souvent Ie cas dans
Ie secteur de la sante, doivent frequemment se contenter
d'un petit nombre d'intervieweurs. Evaluer l'incidence de
la variabilite de l'intervieweur sur des statistiques simples
comme la moyenne et les proportions a suscite passablement
de recherches, et on sait pertinemment que Ie recours a un
nombre restreint d'intervieweurs, a qui on attribue une
lourde charge de travail, peut contribuer de maniere assez
importante a l'erreur totale. Groves (1989, ch. 8) et Lessler
et Kalsbeek (1992, nO 11.3) font une tres bonne synthese
de la documentation existante a ce sujet. Neanmoins, la
plupart des enquetes medicales et sociales portent essen-
tiellement sur des aspects plus complexes, par exemple la
comparaison de sous-groupes ou l'estimation des effets
d'un parametre sur l'issue d'une maladie, si bien qu'on a
ten dance a croire que la variabilite de l'intervieweur est
beau coup moins importante et qu'il n'y a guere de danger
a utiliser un nombre relativement restreint d'intervieweurs.
Apres les travaux de defrichage de Kish et Frankel (1974),
les effets du groupement sur l'ajustement des modeles de
regression multiple ou des modeles logarithmiques-lineaires
de donnees categoriques ont fait l'objet de maintes recher-
ches theoriques et empiriques. Skinner et ses collaborateurs
(1989) et Rao et Thomas (1988) ont bien depouille la docu-
mentation pertinente. Le probleme de la comparaison des
moyennes des sous-groupes, plus simple du point de vue
conceptuel mais tout aussi important sur Ie plan pratique,
a egalement donne lieu a certaines recherches empiriques
(lire Kish 1987 et Skinner 1989, par exemple), mais on s'est
relativement peu interesse au cote theorique.

Nous examinerons surtout ici les comparaisons de sous-
groupes (ou domaines). Nous debuterons par la partie
theorique en utilisant un modele simple des elements de
la variance. Theoriquement, l'impact de la variabilite de
l'intervieweur depend de deux choses: la repartition de la
charge de travail de l'intervieweur entre les domaines et
l'interaction entre intervieweur et domaine. Nous appli-
querons ensuite la theorie aux donnees issues d'une enquete
assez typique dans Ie secteur de la sante, en etablissant
deux jeux de domaines selon Ie sexe et la race du repondant.
Malheureusement, l'enquete en question n'avait pas ete
conl;ue pour estimer les effets de l'intervieweur. Plus
precisement, les intervieweurs n'avaient pas ete deployes
de fal;on aleatoire, de sorte que nos resultats sont plus
indicatifs que probants. Quoi qu'il en soit, ils sont assez
troublants pour que Ie probleme justifie une etude plus
poussee. Les resultats venant de la comparaison des groupes
ethniques, en particulier, donnent a penser que l'utilisation
d'un petit nombre d'intervieweurs pourrait susciter des
difficultes dans certains cas, meme lorsque l'analyse porte
sur des comparaisons plutot que des moyennes ou de
simples proportions.

2. THEORIE

Pour plus de simplicite, nous debuterons avec un plan
d'echantillonnage autopondere a deux degres. Ce dernier
est assez complexe pour mettre en relief les grandes idees,
mais reste assez simple pour qu'on ne s'enlise pas dans une
foule de details. Respectant la suggestion de Collins et
Butcher (1982), nous nous attaquerons simultanement au
probleme de la variance et a celui du groupement des

I Peter Davis, Department of Community Health, University of Auckland, Private Bag 92019, Auckland, New Zealand; et Professor Alastair Scott,
Department of Mathematics and Statistics, University of Auckland, Private Bag 92019, Auckland, New Zealand.
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Ernst et Ikeda presentent un algorithme a taille rectuite pour maximiser la retention de certaines
unites primaires d'echantillonnage (UPE) quand un nouvel echantillon (c.-a-d. presentant une nouvelle
stratification et une nouvelle repartition) est tire pour une enquete repetee. Pour commencer, les auteurs
decrivent la methode de transport elaboree par Causey, Cox et Ernst (1985). Cette derniere permet
d'optimiser la retention des UPE, mais Ieprobleme de transport pourrait etre trop grand pour se preter
a une solution pratique. Puis, les auteurs exposent leur algorithme, qui est une approximation de la
methode precectente, mais qui presente I'avantage d'etre de taille plus petite, done, utili sable dans de
nombreuses situations pratiques. Enfin, ils presentent une application de I'algorithme a la Survey of
Income and Program Participation.

Shrestha et Preston evaluent la coherence des donnees sur les aines tirees du Recensement et des
registres de I'etat civil aux Etats-Unis. Pour commencer, i1sdecrivent les donnees sur lesquelles porte
I'etude et leurs sources. Puis, i1spresentent la methodologie utilisee pour evaluer la qualite des donnees
sur les aines et expliquent comment iI convient d'interpreter les resultats de I'application de cette
methodologie. Enfin, ils presentent les resultats de I'application de la methodologie aux donnees
recueillies de 1970 a 1990.

Dillman, Clark et Sinclair comparent I'incidence de diverses strategies d'envoi postal et de suivi sur
Ie taux de reponse obtenu lors du Recensement des Etats- Unis. La comparaison des strategies utilise
un plan factoriel et un echantillon de 50,000 unites de logement. Les auteurs analysent les resultats
en s'appuyant sur des comparaisons multiples, par paire, des moyennes de traitement et sur la regression
logistique.

Forster et Snow evaluent I'utilisation d'ordinateurs portatifs pour la realisation d'enquetes demo-
graphiques dans les pays en developpement. Une etude de collecte de donnees a ete effectuee en vue
de comparer I'utilisation de questionnaires imprimes et de questionnaires informatises dans Ie cadre
de I'enquete sur la mortalite des adultes menee aupres des habitants de la cote kenyane. Les resultats
indiquent que I'utilisation d'ordinateurs portatifs permet de rectuireIe temps de traitement des donnees,
d'ameliorer la qualite de ces dernieres et de diminuer les couts d'enquete a long terme.

Le rectacteur en chef
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Dans ce numero

Ce numero de Techniques d'enquete contient des articles traitant de divers sujets. Dans Iepremier,
Davis et Scott examinent l'incidence eventuelle des effets dus a l'intervieweur sur les comparaisons
entre moyennes de domaines. Grace a un modele des elements de la variance, ils montrent de fa<;:on
theorique que l'incidence depend de la repartition de la charge de travail de l'intervieweur entre les
domaines, d'une part, et de l'interaction entre intervieweurs et domaines, d'autre part. lIs appliquent
Iemodele aux donnees d'une enquete sur la sante afin d'estimer la grandeur des effets dus a lintervieweur
aux fins de comparaisons entre sexeset entre groupes ethniques. Les auteurs ont note que, dans certains
cas, les effets dus a l'intervieweur qui sont particuliers a un domaine ont une incidence considerable
sur l'exactitude des comparaisons entre domaines.

Rivest et Hurtubise examinent l'utilite de la moyenne winsorizee comme estimateur de la moyenne
d'une population ayant une distribution asymetrique vers la droite. Une moyenne winsorizee est obtenue
en rempla<;:anttoutes les observations superieures a une valeur limite donnee R par cette meme valeur
R, avant Ie calcul de la moyenne. Les auteurs suggerent un algorithme simple pour Ie calcul de R qui
minimise l'erreur quadratique de l'estimateur. Les auteurs appliquent cette methode a plusieurs tailles
d'echantillon et a divers plan de sondage incluant l'echantillonnage stratifie et avec probabilites
proportionnelles a la taille. lIs derivent des approximations directes de l'efficacite de la moyenne
winsorizee. lIs terminent leur article par une simulation de Monte Carlo pour comparer divers esti-
mateurs qui reduisent l'impact des valeurs extremes.

Kish, Frankel et Verma examinent l'incidence possible et l'importance des effets du plan de sondage
(eps) sur un ensemble de statistiques apparentees. En se fondant sur 14enquetes menees dans six pays,
les auteurs presentent une approche empirique mettant en rapport l'effet du plan de sondage de
statistiques analytiques, eps(Pi - p), aux effets du plan de sondage des statistiques separees, eps(Pi)
et eps (Pj), pour deux des nombreuses categories de la meme variable. L' approximation prop osee doit
faire l'objet de verifications constantes. Pourtant, elle semble s'appliquer largement aux donnees
etudiees et est nettement preferable aux hypotheses enoncees jusqu'a maintenant sur l'eps (Pi - Pj)'

Dupont discute de l'estimation d'un total a partir d'un echantillon a deux phases et en presence
d'information auxiliaire. Dans un premier temps, on presente trois estimateurs par regression chacun
employant l'information auxiliaired'une fa<;:ondifferente. Ensuite, quatre estimateurs par calage sont
proposes chacun correspondant a une strategie particuliere d'utilisation de l'information auxiliaire.
Par la suite, Dupont montre que les strategies de calage peuvent etre associees a une modelisation par
regression. Dans cet article, on discute aussi de l'estimation de la variance pour les sept estimateurs
presentes, du choix de l'estimateur en presence de non-reponse ainsi que de l'utilisation a priori ou
a posteriori de l'information auxiliaire.

Spisak discute du recours au controle statistique du processus pour assurer la qualite d'une base
de sondage construite selon un processus en continu et utilisee pour une enquete qui se repete periodi-
quement. Les tailles de la base de sondage constituent une serie chronologique pour laquelle il convient
de determiner Iemodele qui permettra d'estimer la variance du processus necessaire pour l'etablissement
des graphiques de controle. L'auteur se sert des donnees du United States Unemployment Insurance
Benefits Quality Control Program pour illustrer la methode.

Binder et Kovacevic montrent comment on peut se servir de la methode des equations d'estimation
pour etablir des procedures appropriees d'estimation de la variance dans Iecas de donnees tirees d'une
enquete dont Ieplan d'echantillonnage est complexe. La methode est surtout utile lorsque la grandeur
a estimer correspond a une fonction non lineaire complexe des valeurs de la population observee, comme
dans Ie cas de bon nombre de mesures courantes de l'inegalite du revenu. Les auteurs mettent au point
les details de la methode proposee pour plusieurs statistiques complexes de la repartition du revenu,
y compris Ie coefficient de Gini, l'ordonnee de la courbe de Lorenz, la part du quantile et la mesure
du faible revenu. lIs donnent un exemple numerique fonde sur des donnees de l'Enquete sur les finances
des consommateurs au Canada.
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