Une approche expérimentale fondée sur un modèle d’estimation des comptes et des taux d’incapacité pour les adultes dans les petites régions au moyen des données de l’Enquête sur la participation et les limitations d’activités de 2006
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Résumé

Les données d’enquêtes sociales produites à Statistique Canada ne permettent généralement pas l’obtention d’estimations fiables par rapport au plan d’échantillonnage pour de petits domaines, par exemple, pour de petites régions géographiques. Pour remédier à la situation, il existe des modèles d’estimation dans les petites régions qui peuvent être mis en place afin d’obtenir des statistiques plus précises. Dans ce document, on présente les différents modèles examinés afin de produire des estimations du nombre d’adultes avec incapacité et des taux d’incapacité pour les régions sociosanitaires et pour certaines municipalités. Entre autre, on y présente les transformations effectuées aux estimateurs directs de même qu’à la variance associée à ces estimateurs dans le but de satisfaire certaines conditions de base. On y présente le modèle de Fay-Herriot (Fay et Herriot, 1979) et le modèle non apparié log-linéaire auquel on a appliqué l’approche hiérarchique bayésienne (HB) s’appuyant sur la méthode d’échantillonnage de Gibbs, de même que les résultats obtenus à partir de ce dernier. Finalement, on y présente la méthode d’étalonnage des données utilisées afin que les statistiques finales obtenues tiennent compte des résultats obtenus au niveau des provinces.
1. Introduction

La source principale d’information sur les adultes ayant une incapacité, c'est-à-dire, dont les activités quotidiennes sont limitées en raison d'un état ou d'un problème de santé, est l’Enquête sur la Participation et les Limitations d’Activités (EPLA). Cette enquête nationale, financée par Ressources humaines et Développement des compétences Canada et menée par Statistique Canada, fournit des renseignements essentiels sur la prévalence des diverses incapacités, les soutiens aux personnes ayant des incapacités, leur profil d'emploi, leur revenu et leur participation au sein de la société. Toutefois, le nombre de répondants à l’enquête, soit environ 29 000 adultes, ne permet pas d’obtenir directement des estimations précises pour des régions infraprovinciales. À la suite des demandes exprimées en ce sens par plusieurs gouvernements provinciaux, de même que certaines municipalités, Statistique Canada a mis en place une approche fondée sur un modèle d’estimation dans les petites régions afin d’obtenir des estimations de taux d’incapacité et de totaux de personnes avec incapacité. Ce document décrit donc cette approche et en présente les résultats.
Note aux lecteurs
Le présent rapport est fondé sur des données provenant de l’Enquête sur la participation et les limitations d’activités (EPLA) de 2006. Cette enquête postcensitaire a permis de recueillir des renseignements sur les personnes avec incapacité dont les activités quotidiennes sont limitées à cause d’un état ou d’un problème relié à la santé. L’enquête, qui s’est déroulée de novembre 2006 à février 2007, a été financée par Ressources humaines et Développement des compétences Canada (RHDCC).

L’EPLA est une enquête postcensitaire parce que les données du Recensement de 2006 ont servi de base de sondage pour repérer la population cible. Le questionnaire du Recensement de 2006 contenait deux questions générales sur les limitations d’activités. Les participants à l’EPLA ont été sélectionnés en se servant des données du recensement sur l’âge, le lieu de résidence et les réponses à ces deux questions générales. L’interview de l’EPLA débutait par les questions filtres sur les limitations d’activité identiques à celles du recensement, suivies d’une série de questions de sélection détaillées sur les incapacités. Si la personne interrogée répondait NON à toutes les questions filtres et à toutes les questions de sélection, l’interview prenait fin et le répondant n’était pas considéré comme une personne avec une incapacité pour les fins de l’EPLA. Par contre, si elle répondait OUI à une des questions filtres ou à une des questions de sélection, elle était considérée comme étant une personne avec incapacité. L’interview se poursuivait alors en vue de recueillir des renseignements sur les répercussions de l’incapacité sur les activités quotidiennes et d’autres aspects de la vie, comme les études, le travail, les loisirs, le transport et les adaptations du milieu de travail.
L’échantillon de l’EPLA comptait 48 000 personnes, dont environ 39 000 adultes et 9 000 enfants. Cet échantillon a été sélectionné selon un plan stratifié à deux phases où à la première phase, un questionnaire du recensement était distribué à environ une personne sur cinq et à la deuxième phase, un échantillon stratifié de personnes était sélectionné selon leurs caractéristiques à la première phase. Les entrevues ont été menées par téléphone par des intervieweurs utilisant une application de collecte assistée par ordinateur. Deux questionnaires ont été utilisés, l’un pour les adultes de 15 ans et plus et l’autre pour les enfants de moins de 15 ans. Pour le questionnaire des enfants, les interviews ont été réalisées auprès d’un parent ou du tuteur de l’enfant. Le taux global de réponse était de 75,0 %.

Faisaient partie du champ d’observation de l’enquête les personnes résidant dans les logements privés et certains logements collectifs des dix provinces et des trois territoires. Les personnes résidant en établissement et dans les réserves des Premières Nations étaient exclues de l’enquête. L’EPLA de 2006 s’inscrit dans la foulée des travaux réalisés dans le cadre de l’Enquête sur la santé et les limitations d’activités (ESLA) de 1991 et de l’Enquête sur la participation et les limitations d’activités de 2001. Les données de l’ESLA de 1991 et celles de l’EPLA de 2001 n’ont pu être comparées à cause de différences significatives entre les plans d’échantillonnage, les définitions opérationnelles des populations cibles et le contenu des questionnaires. En revanche, les résultats de l’EPLA de 2006 peuvent être comparés à ceux de l’enquête de 2001 afin de dégager les tendances au cours des cinq années précédentes. Pour obtenir plus de renseignements sur l’EPLA de 2006, consulter la publication intitulée « Enquête sur la participation et les limitations d’activités, 2006 : Rapport technique et méthodologie » (89-628-XWF2007001, gratuite), publiée en décembre 2007.
2. Modèle de base pour les petites régions
Pour obtenir un modèle de base pour les petites régions, nous supposons que le paramètre d’intérêt 
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 pour la petite région i est relié à des données auxiliaires propres à la région 
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où m est le nombre de petites régions, 
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 est le vecteur de dimension p x 1 de coefficients de régression, et les 
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 sont les effets aléatoires propres à la région que nous supposons être indépendants et identiquement distribués (iid) avec E(
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Le modèle de base pour les petites régions suppose également qu’étant donné la taille d’échantillon propre à la région ni > 1, il existe un estimateur par sondage direct 
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 (habituellement sans biais par rapport au plan de sondage) pour le total régional 
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où les 
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 sont les erreurs d’échantillonnage associés aux estimateurs directs 
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. Ce modèle (2) est appelé modèle d’échantillonnage pour l’estimateur par sondage direct 
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La combinaison des modèles de liaison (1) et d’échantillonnage (2) donne un modèle linéaire mixte régional bien connu, appelé le modèle de Fay-Herriot (Fay et Herriot, 1979),
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qui inclut à la fois les variables aléatoires basées sur le plan d’échantillonnage 
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[image: image23.wmf]i

n

 basées sur le modèle. Les méthodes classiques, telles que la méthode empirique du meilleur prédicteur linéaire sans biais (EBLUP) et l’approche hiérarchique bayésienne (HB) s’appuyant sur la méthode d’échantillonnage de Gibbs peuvent être appliquées à ce modèle (3) afin d’obtenir des estimations basées sur un modèle de petites régions. Ces méthodes supposent que les 
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 que l’on traite alors comme étant connus. Pour ce faire, on peut utiliser une fonction de variance généralisée. Entre autre, c’est ce qui a été utilisé afin d’estimer les taux provinciaux de sous-dénombrement du recensement canadien (Dick et You, 1998). 
Cependant, l’hypothèse que E(
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 et l’information auxiliaire disponible n’est pas nécessairement linéaire, et ce, même si l’estimateur direct 
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Dans ce cas, il est possible alors de considérer un modèle de liaison plus réaliste 
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basé sur une transformation g(.) des 
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 et des effets aléatoires 
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 reliés aux régions. Le modèle (4) et le modèle (1) sont dits non appariés, puisqu’ils ne peuvent pas être combinés directement afin de produire un modèle linéaire mixte.
Les deux différents modèles décrits ici ont été appliqués aux données de l’EPLA afin d’obtenir des estimations au niveau des petites régions. Celui qui donne les meilleurs résultats est le modèle non apparié log-linéaire. Nous reviendrons sur ce modèle dans la section «Modèle des petites régions utilisé par l’EPLA».

3. Ajustement par ratio des estimateurs directs

Les estimateurs directs pour les statistiques désirées, c’est-à-dire le nombre de personnes avec incapacité, Yi, et le taux d’incapacité, pyi, à l’intérieur d’une région i , peuvent être écrits sous la forme qui suit :
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où
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est le poids d’enquête, 
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 est une variable dichotomique prenant les valeurs 1 ou 0 selon que la personne j a une incapacité ou non, 
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est une variable dichotomique prenant les valeurs 1 ou 0 selon que la personne j de l’échantillon S fait partie de la région i ou non, et Ni est le nombre total de personnes vivant dans la région i d’après le Recensement de 2006. 
Concernant le nombre total de personnes vivant dans la région i, il est habituellement préférable de prendre l’estimation de ce nombre en utilisant les poids d’enquête afin de préserver les mêmes tendances au dénominateur et au numérateur. Toutefois, dans le cas de l’EPLA, les données de l’enquête ne permettaient pas de calculer directement une estimation de la taille de la population. En effet, elles permettent uniquement de calculer le nombre de personnes ayant déclaré une limitation d’activité au recensement. Ainsi, pour obtenir une estimation de la population totale, il faut ajouter à ce nombre les personnes ne faisant pas partie de notre population cible, c'est-à-dire les personnes n’ayant pas déclaré de limitation d’activité au recensement. Ce nombre est connu et l'ajouter à la somme des poids de notre échantillon n'aurait pas été difficile. Cependant, le calcul de la variance à partir des poids bootstrap pour le ratio ainsi obtenu aurait été plus compliqué. Pour les publications de l'enquête, un échantillon parmi les personnes sans limitation d’activité a été sélectionné et de cet échantillon, nous avons calculé 1000 séries de poids bootstrap pour pouvoir calculer des taux d'incapacité. Cet échantillon ne garantit toutefois pas un nombre suffisant d'individus dans les petites régions. Il aurait donc fallu tirer un autre échantillon de personnes sans limitation d’activité pour lequel il aurait fallu calculer 1000 échantillons bootstrap afin d'estimer la variance, ce qui aurait retardé le projet davantage. De plus, en prenant la taille de la population estimée, il aurait fallu deux modèles de petites régions: un pour prédire les taux d'incapacité et un pour prédire le nombre de personnes avec incapacité. En effet, il n’aurait pas été possible de simplifier uniquement par une constante les variances des estimateurs directs des taux d’incapacité et leurs estimations produites par le modèle afin d’obtenir ceux associés aux totaux.
Puisque l’EPLA est une enquête postcensitaire qui sélectionne son échantillon à partir des individus qui ont répondu au moins un «oui» aux questions générales sur les limitations d’activités au recensement, on s’attend à ce que, pour chaque région i,  le nombre de personnes avec incapacité Yi estimé à partir de l’enquête soit au plus égal à Mi, le nombre de personnes ayant répondu «oui» à au moins une des questions filtres du recensement. Toutefois, pour certaines petites régions, les très petites tailles d’échantillon disponibles et les poids d’enquête élevés font en sorte que cette condition n’est pas respectée. Les estimateurs directs ont donc été ajustés par ratio afin d’assurer que les estimations désirées soient conformes aux totaux déjà connus du recensement. Ainsi, les estimateurs directs utilisés pour les petites régions sont :
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Ces estimateurs directs ajustés par le ratio, bien qu’ils comportent un certain biais comme tout estimateur ratio, sont nettement plus stables que les estimateurs directs en terme de variance. Ils sont également plus près des valeurs réelles recherchées puisqu’ils utilisent les totaux connus Mi comme valeurs maximales possibles. 

4. Modélisation de la variance d’échantillonnage

La variance des estimateurs directs ajustés par le ratio peut être estimée à l’aide des 1000 échantillons d’auto-amorçage (aussi appelés échantillons bootstrap) fournis avec les données d’enquête. La formule de cette variance est donnée par :

[image: image40.wmf]2

1000

1

2

2

)

(

1000

1

*

)

(

*

)

ˆ

(

å

å

å

å

å

å

å

Î

Î

=

Î

Î

Î

Î

-

=

=

S

j

ij

j

S

j

ij

j

j

b

S

j

ij

b

j

S

j

ij

b

j

j

i

S

j

ij

j

S

j

ij

j

j

BOOT

i

R

i

w

w

y

w

w

y

M

w

w

y

V

M

Y

V

d

d

d

d

d

d

)

)

 

(9)

[image: image41.wmf]2

1000

1

2

2

)

(

1000

1

)

(

)

ˆ

(

å

å

å

å

å

å

å

Î

Î

=

Î

Î

Î

Î

-

÷

÷

ø

ö

ç

ç

è

æ

=

÷

÷

ø

ö

ç

ç

è

æ

=

S

j

ij

j

S

j

ij

j

j

b

S

j

ij

b

j

S

j

ij

b

j

j

i

i

S

j

ij

j

S

j

ij

j

j

BOOT

i

i

R

yi

w

w

y

w

w

y

N

M

w

w

y

V

N

M

p

V

d

d

d

d

d

d

)

)

 
(10)
où 
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 est le poids associé à l’individu j dans le b-ième échantillon d’auto-amorçage.
Pour la plupart des régions, l’estimation de la variance obtenue est fiable. Toutefois, dans le cas des régions qui ont une très petite taille d’échantillon, la variance ainsi estimée tend à être très instable. Il arrive même que la variance soit nulle dans les régions où tous les répondants ont rapporté une incapacité. Ceci vient du fait que si tous les yj  prennent la valeur 1 à l’intérieur d’une région, le ratio est toujours égal à 1 quelque soit l’échantillon bootstrap et donc, aucune variabilité du ratio n’est observée.

Afin de stabiliser l’estimation de la variance et de prévenir les problèmes qu’occasionneraient des variances nulles, un modèle de variance généralisé basé sur les 
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où 
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Ce modèle a été utilisé afin d’obtenir des estimations lissées de la variance d’échantillonnage associée aux estimateurs directs 
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 lors de l’application des modèles pour les petites régions. 
5. Sélection des variables auxiliaires

Afin de déterminer les variables explicatives de l’incapacité chez les adultes au niveau des petites régions, une analyse de régression pondérée des moindres carrés a été effectuée à partir des estimateurs directs. Le poids utilisé pour cette analyse correspond au rapport de la taille d’échantillon dans la petite région et de la taille totale de l’échantillon, multiplié par le nombre de régions. Ainsi, plus d’importance a été donnée aux liens existants entre les variables auxiliaires et la variable d’intérêt dans les plus grandes régions que dans les plus petites régions lors de la détermination des variables les plus significatives pour expliquer les taux d’incapacité. L’analyse du choix des variables explicatives ne repose pas uniquement sur le résultat du R-carré, mais également sur les diagnostiques quant à l’hétéroscédasticité, la normalité des résidus et la multicolinéarité des variables explicatives. Il est à noter que l’ordonnée à l’origine a été incluse dans tous les modèles de liaison afin d’éviter de devoir centrer les variables auxiliaires.

Les variables auxiliaires prises en compte pour déterminer les modèles de liaison sont basées sur les totaux du Recensement de 2006 obtenus à partir du questionnaire long et portant uniquement sur la population ayant déclaré au moins un « oui » aux questions filtres de Recensement. Ces totaux ont été transformés afin de mieux prédire le paramètre d’intérêt. Ainsi, pour modéliser les taux d’incapacité, les totaux ont été transformés en proportions afin que la relation entre le paramètre d’intérêt et les variables auxiliaires soit plus linéaire. 
Les variables auxiliaires examinées sont l’âge, la sévérité des limitations d’activité selon le recensement, le statut d’emploi, la principale source de revenu, la langue parlée à la maison, le statut d’immigration, l’identité autochtone, le fait de vivre ou non sous le seuil de pauvreté de même que le revenu moyen, le nombre moyen d’heures travaillées et la valeur moyenne des résidences des personnes qui ont répondu «oui» aux questions filtres dans la région.
6. Modèle des petites régions utilisé par l’EPLA
Tel que mentionné, afin d’estimer le nombre d’adultes avec une incapacité de même que les taux d’incapacité, le modèle de Fay-Herriot (3) et le modèle non apparié log-linéaire (12 et 13) ont été examinés. Toutefois, on a préféré le modèle non apparié log-linéaire au modèle de Fay-Herriot puisqu’il semblait mieux performer pour prédire les statistiques voulues, en plus de produire des résultats plus stables lors de l’estimation de la variance. 
Puisque le nombre de personnes avec incapacité se déduit directement du taux d’incapacité et vice versa, on a décidé de développer les modèles à partir des taux d’incapacité. Les taux ainsi obtenus ont été multipliés par Ni afin d’estimer le nombre de personnes avec incapacité.
Le modèle non apparié log-linéaire pour le taux d’incapacité pyi repose sur le modèle d’échantillonnage pour l’estimateur direct :
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et le modèle de liaison :
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où les 
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 qu’on suppose connue et qui correspond à la variance lissée et imputée telle que définie précédemment. 

Afin d’obtenir la moyenne a posteriori 
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, on suit l’approche hiérarchique bayésienne en utilisant la méthode d’échantillonnage de Gibbs. La méthode d’échantillonnage de Gibbs est une méthode itérative de Monte Carlo par chaîne de Markov qui génère des échantillons à partir d’une distribution a posteriori, et utilise ensuite ces échantillons pour produire des estimations sur les quantités voulues a posteriori (Gelfand et Smith, 1990). Pour mettre en place cette méthode, les conditions de distribution suivantes doivent toutes être satisfaites :

[image: image66.wmf]m

i

p

f

p

h

p

p

yi

yi

R

y

yi

,...,

1

),

,

|

(

)

(

)

,

,

ˆ

|

(

)

1

2

2

=

µ

u

n

s

b

s

b

p



(14)  

où   
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(14a)
et 
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(16) 
où IG dénote une loi gamma inverse et a0, b0 sont des constantes positives connues auxquelles nous donnons habituellement une valeur très faible pour refléter l’incertitude au sujet de 
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Échantillonner à partir des conditions de distribution 2 et 3 est assez simple. Cependant, la condition 1 de distribution n’a pas de forme fermée. Afin de mettre à jour pyi, on peut utiliser un algorithme de rejet d’échantillonnage, tel que l’algorithme de Metropolis Hastings conjointement à la méthode d’échantillonnage de Gibbs (Chib et Greenberg, 1995).

L’algorithme d’échantillonnage de Gibbs à partir des conditions précédentes de distributions est donné comme suit :
a) À partir de valeurs de départ 
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b) À partir de (15), on sélectionne 
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c) À partir de (16), on sélectionne 
[image: image78.wmf])

1

(

2

u

s

 en utilisant 
[image: image79.wmf])

1

(

yi

p

, i = 1, …, m, et 
[image: image80.wmf])

1

(

b

.
Ces étapes correspondent au premier cycle de l’algorithme. Dans les cycles suivants, on incorpore l’algorithme de Metropolis Hastings à l’étape (a). Ainsi, au cycle k+1, on génèrera le candidat
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 et selon la formule de densité log-normale (14a) que l’on acceptera avec probabilité 
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(17).
Si le candidat n’est pas accepté, on prendra 
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En effectuant, jusqu’à convergence, un grand nombre de ces cycles, disons B, que l’on appelle la durée de «rodage», on peut traiter 
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comme étant G échantillons de la distribution jointe a posteriori. Les estimations de 
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sont donc basées sur l’échantillon marginal 
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de la méthode d’échantillonnage de Gibbs.
7. Évaluation des modèles

Afin d’évaluer la validité globale du modèle proposé, la méthode de prédiction a posteriori « p-value » (Meng, 1994) a été utilisée à partir de la mesure d’écart T(
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. C’est grâce à ces statistiques que nous avons constaté que le modèle non apparié log-linéaire donnait de meilleurs résultats que le modèle de Fay-Herriot. En effet, les « p-values » associés aux modèles non appariés log-linéaires étaient plus satisfaisants, c’est-à-dire nettement plus près de 0.5, que ceux de Fay-Herriot. 

8. Étalonnage des estimations 

Les estimations obtenues à partir du modèle non apparié log-linéaire ont ensuite été étalonnées aux estimations directes provinciales, d’une part parce que celles-ci sont fiables et sans biais par rapport au plan d’échantillonnage et d’autre part, par souci de cohérence avec les diffusions précédentes basées sur l’EPLA.

Mathématiquement, le but de l’étalonnage est de s’assurer que les estimations étalonnées 
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où les Pj, j=1,…, J, sont des regroupements (correspondant aux provinces dans le cas présent) des petites régions mj disjointes, telles que
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, le nombre total de petites régions. Par conséquent, on obtient les estimations étalonnées à l’aide de la formule suivante :
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et on obtient l’erreur quadratique moyenne a posteriori suivante (You, Rao et Dick, 2004)
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9. Résultats

À la suite des consultations auprès des gouvernements municipaux et provinciaux concernant les données sur l’incapacité, des modèles pour les petites régions ont été développés pour deux ensembles de petites régions. Le premier ensemble de petites régions est formé de régions métropolitaines de recensement (RMR) et de régions d’agglomération (RA) pour lesquelles nous avions des répondants lors de l’enquête. Les individus non couverts par ces régions ont été regroupés afin d’obtenir des estimations au niveau des régions infraprovinciales urbaines et rurales. Cette subdivision géographique compte 114 régions au total.
Le deuxième ensemble de petites régions est formé des régions sociosanitaires telles que définies par les ministères provinciaux de la santé en 2007. Pour la Nouvelle-Écosse et l’Ontario, on a dû choisir entre deux regroupements provinciaux possibles. Ainsi, on a décidé de fournir les estimations par zones en Nouvelle-Écosse et par circonscriptions sanitaires en Ontario. Certaines régions ont dû être regroupées compte tenu du très petit nombre de répondants disponible dans ces régions. En effet, il fallait garantir au moins trois répondants par région afin que les méthodes d’estimation pour les petites régions fonctionnent. On a donc regroupé les régions sociosanitaires de la Côte-Nord, du Nord-du-Québec et du Nunavik au Québec; les circonscriptions sanitaires de Sudbury et de son District et de Timiskaming en Ontario; les autorités régionales de santé de Burntwood et de Churchill au Manitoba; ainsi que les autorités régionales de santé de Mamawetan Churchill River, de Keewatin Yatthé et d’Athabasca en Saskatchewan. Des estimations ont donc été obtenues pour 119 régions sociosanitaires.
Pour les RA et les RMR, les tailles d’échantillon disponibles chez les adultes varient de 12 à 1751. Pour les régions sociosanitaires, les tailles d’échantillon disponibles chez les adultes varient de 16 à 1653.

Les variables explicatives sélectionnées pour les modèles de liaison sont les suivantes :
Régions sociosanitaires :
· la proportion d’adultes âgés entre 25 et 34 ans ayant répondu «oui » à l'une des questions filtres du recensement dans la région;
· la proportion d’adultes âgés entre 75 ans et plus ayant répondu «oui » à l'une des questions filtres du recensement dans la région;
· la proportion d’adultes non immigrants ayant répondu «oui » à l'une des questions filtres du recensement dans la région.
· la proportion d’adultes dont la principale source de revenu était le gouvernement et ayant répondu «oui » à l'une des questions filtres du recensement dans la région;
· le logarithme de la valeur moyenne des résidences privées des personnes propriétaires répondu «oui» à l’une des questions filtres dans la région.
Régions d’agglomération et métropolitaines de recensement :
· la proportion d’adultes âgés entre 35 et 44 ans ayant répondu «oui » à l'une des questions filtres du recensement dans la région;
· la proportion d’adultes âgés entre 65 et 74 ans ayant répondu «oui » à l'une des questions filtres du recensement dans la région;
· la proportion d’adultes parlant l'une des langues officielles à la maison et ayant répondu «oui » à l'une des questions filtres du recensement dans la région;
· le logarithme de la valeur moyenne des résidences privées des personnes propriétaires ayant répondu «oui» à l’une des questions filtres dans la région.
Ces variables coïncident avec les résultats des études effectuées sur les faux positifs. Tel que mentionné dans la note aux lecteurs, l’EPLA considère qu’une personne a une incapacité uniquement si elle répond au moins un «oui» aux questions filtres du recensement posées dans le cadre de l’EPLA, ET au moins un «oui» aux questions de sélection plus détaillées de l’EPLA. Les personnes qui ne répondent pas positivement à au moins une de ces questions sont appelées faux positifs. D’après les études effectuées sur les faux positifs, l’âge, le statut d’immigration, la langue parlée à la maison et le profil économique d’une personne auraient une nette influence sur les probabilités d’être un faux positif. Il est donc justifié de voir qu’au niveau de la région, ces liens existent également.
Les graphiques qui suivent montrent la distribution des taux d’incapacité ajustés par le ratio 
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 obtenus à partir de la méthode non appariée du log-linéaire et de l’étalonnage des estimations. Les taux sont ordonnés par taille d’échantillon des régions. Ainsi, les régions dont la taille d’échantillon est plus petite se retrouvent à gauche et celles dont les tailles d’échantillon sont plus grandes, à droite. 
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[image: image102.emf]Graphique 2 : Distribution des taux d'incapacités ajustés par le ratio et 

des taux d'incapacités finaux, AR et RMR, Adultes, EPLA 2006
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On remarque que les estimations finales obtenues à partir du modèle des petites régions sont très près des estimations directes ajustées par le ratio, surtout dans le cas où les tailles d’échantillons sont grandes. 

Les graphiques suivants montrent les coefficients de variation (CV) associés à ces taux.
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[image: image104.emf]Graphique 4 : Distribution des coefficients de variation associés aux 

taux d'incapacité ajustés par le ratio et finaux, AR et RMR, Adultes, EPLA 
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On remarque une très nette réduction dans les CVs avec l’application du modèle pour les petites régions. Ce sont pour les régions avec de faibles tailles d’échantillon que l’application du modèle a le plus d’impact sur les CVs. En effet, plus la précision de l’estimateur direct est bonne, plus l’estimation finale donne de l’importance à celui-ci, ce qui signifie moins de gain au niveau de la variance des estimations finales. 
10.   Conclusion et remarques

Le projet d’estimation dans les petites régions pour le nombre d’adultes avec incapacité et les taux d’incapacité est né d’un besoin en matière de données exprimé par les gouvernements provinciaux et certaines municipalités. Toutefois, ce qui a vraiment fait en sorte qu’un tel projet ait été mis de l’avant, c’est que l’EPLA fournit les conditions idéales pour utiliser les méthodes d’estimation des petites régions. En effet, puisque l’EPLA est une enquête postcensitaire, les variables recueillies lors du recensement ont pu être utilisées directement comme variables auxiliaires. Ces variables sont disponibles en grand nombre à l’échelle des petites régions désirées et plusieurs d’entre elles sont pertinentes pour expliquer l’incapacité. De plus, la taille d’échantillon de l’EPLA, soit 29 000 adultes répondants, permet d’obtenir des estimateurs directs nécessaires à l’application des modèles pour la plupart des régions voulues.
Les estimations pour les petites régions de l’EPLA présentées dans cet article proviennent de l’application du modèle non apparié du log-linéaire auquel on a appliqué l’approche hiérarchique bayésienne à l’aide de la méthode d’échantillonnage de Gibbs. Cette approche repose sur un modèle d’échantillonnage basé sur les estimateurs directs du taux d’incapacité et du nombre de personnes avec incapacité ajustés par le ratio. Il repose aussi sur un modèle de liaison log-linéaire qui établit le lien entre ces paramètres d’intérêt et des variables auxiliaires basées sur des totaux connus provenant du questionnaire long du recensement. 
Plusieurs autres modèles pour les petites régions auraient pu être considérés. Par exemple, nous aurions pu envisager l’utilisation de modèles au niveau des unités. Ceci aurait demandé d’incorporer le plan de sondage de l’enquête dans les modèles, ce qui aurait compliqué grandement la méthode d’estimation compte tenu du plan d’échantillonnage complexe de l’enquête. Nous aurions pu également essayer des modèles semi-paramétriques,  tels que des modèles «Spline pénalisés» récemment utilisés dans le cadre d’une enquête sur les lacs dans le nord-est des États-Unis (Opsomer et al., 2008) pour formuler des modèles au niveau des petites régions. Toutefois, nous avons opté pour une méthode que nous jugeons très satisfaisante par rapport aux résultats obtenus et pour laquelle nous avions déjà une certaine expertise. Développer ces autres modèles aurait également retardé de façon considérable l’avancement de ce projet.
Les estimations obtenues pour les adultes sont très près des estimations directes ajustées par le ratio. Ceci s’explique par le fait que la qualité de ces estimations était déjà bonne au départ, et par le fait que le modèle de liaison performe bien pour prédire les paramètres d’intérêt. Nous sommes donc très confiants que les estimations obtenues chez les adultes sont fiables et robustes. Celles-ci sont données en annexe. 
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