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INLEDNING

1 Allmé&nt om intresset for Bayesiansk statistisk

teori

Thomas Bayes (1702-1761) skrev en uppsats kallad "Essay

towards solving a problem in the doctrine of chances", som
publicerades tvd &r efter hans d8d. Uppsatsen finns &ter-

given i Biometrika, vol 45, 1958. Bayes' idéer i form av

framst Bayes' teorem kom att inkorporeras i ditidens statistiska
teoriutveckling. Tankarna komsadermera att Overges av moder-
nare teoribildare som R A Fisher och J Neyman-E Pearson.

Fisher kunde exempelvis inte acceptera "inverse probabilities"
som grundval fér inferens och Neyman anség att Bayes' teorem
hade ett alltfdér snévt anvéndningsomrdde. Ba&de Fisher och

Neymaen accepterade dock Bayes' teorem per se.

Sedan bdrjan av 1950-talet har vi kunnat bevittna ett pa-
nyttfdtt intresse av att utveckla statistisk teori karakté-
riserad av anvindningen av Bayes' teorem i fOrening med ett
subjektivt sannolikhetsbegrepp. Bland ledarna for denna ut-
veckling kan né&mnas L J Savage, D Lindley, H Raiffa, R Schlaifer,
B de Finetti och W A Ericson. Orsaken till det nyvéckta intres-
set kaen vd8l delvis spéras till de essder om subjektiva sanno-
likheter, som i bdrjan av detta &rhundrade fdrfattades av

F Ramsey och B de Finetti. (Essderna finns Atergivna i Ramsey
(1964) och de Finetti (196kL).) Det &r ténkbart att denna
bayesianska teori visar sig sé slagkraftig, att en méngd hit-
tills oldsbara eller ddligt 1ldsta problem blir 1ldsbara. Den
nye falangen statistiker, som kallas bayesianer eller neo-
bayesianer, ser Bayes' idéer och d8 frémst Bayes' teorem som
ett hjédlpmedel att genomfdra subjektivistisk inferens och be-
slutsfattande. Bayesianerna brukar dock sjédlva framhélle att

det inte réder likhet mellan bayesianism och subjektivism.

Det karaktéristiska foér bayesianismen &r att man utnyttjar

metoder som reviderar sannolikheter i skenet av ny information.



2 Artikelns syfte

Denna artikel bygger till stor del pd Lyberg (1973), scm ir en
uppsats utarbetad inom Tore Dalenius' forskningsprojekt FEL I
UNDERSCKNINGAR, Statistiska institutionen, Stockholms Universitet.
Syftet &r att redovisa vissa mdjligheter att tillémps bayesian-~

sks idéer inom omrddet fdr urvalsunderstkningar (sample surveys).

Inledningsvis diskuteras bayesiansk statistisk teori relativt
ingdende. Darefter diskuteras tillémpningsmdjligheterna pa
samplingomrddet. Darvid behandlas bdde generella till&mpnings-
mdjligheter vid sampling frén finita populationer sésom de
beskrivs i frimst Ericson (1969 a) och mer speciella tillémp-
ningar beskrivna i exempelvis Ericson (1965), Brown (1969)

och Zacks (1970). Artikeln avslutas med ett avsnitt om kritiken

av bayesianska tankegéngar och med ett férsdk till syntes.

Jag vill i detta sammanhang tacka Claes Cassel och Jan Hagberg

fér synnerligen védrdefulla kommentarer till ett tidigare utkast.



AVD A BAYESTANSK TEORI - EN OVERSIKT
3 Allmé&nt om statistiska teorier

Gemensamt fOr de flesta statistiska teorier &r att de &r
orienterade mot behandlingen av os#kerhetsproblem. Teorierna
skiljer sig 8t bl a med hénsyn till arten av osikerhet, som &r
féremdl fOr teorin och sittet att angripa osdkerheten. Den
teori som fdrknippas med t ex Neyman-Pearson behandlar det
slags osé@kerhet, som féreligger hos fenomen kallade stokastiska
experiment. Sannolikhetsteorin &r en modell fdr detta slags
fenomen. Den blir d&rfdr sidan, att den tolkas i frekvens—
termer. Anhingare av dessa tankegdngar kallas bl a frekven-

tister, objektivister eller "klassiker'.

Men det finns ocksd fdresprékare fOr andra synséatt. I Savage
(1962) gbér M S Bartlett fdljande distinktion betriffande dessa

évriga.
a) Vissa dr fortfarande frekventister

b) Vissa fdéresprékar utnyttjande av andra sannolikheter, t ex
& priorisannolikheter och kanske métt pd nyttan. Dessa i sin

tur kan indelas 1

i) sddana som betraktar dessa sannolikheter som personliga

eller subjektiva (bayesianer)

ii) sddana som betraktar dessa sannolikheter som opersonliga

eller objektiva.

Gemensamt fdr neo-bayesianska teorier &r att osékerheten &r en
beskrivning av vir bristande kunskap om ndgot (en parameter
eller dylikt). Osékerheten uttryckes i termer av subjektiva
sannolikheter. Detta innebdr givetvis att den ibland &ven kan
utgdra inslag i en modell, d&ér fenomen observeras i termer av
frekvenser. Bayesiansk teori har alltsd (sett ur bayesiansk
synvinkel) ett vidare tillémpningsobjekt &n stokastiska ex-

periment.



Det bor dock hér upprepas att bayesianerna sjédlva inte sétter

likhetstecken mellan subjektivism och bayesianism.
L Bayesiansk statistisk teori
b1 Bayes' teorem

Grunden i den bayesianska doktrinen stér att finna i Bayes'
teorem. Det kan ses som ett instrument att vdlja mellan

hypoteser pd grundval av data och lyder:

p(af3) - L) P)

(B

Har uttrycks den betingade sannolikheten for en h8ndelse A
givet en annan héndelse B, sdsom en funktion av den betingade
sannolikheten for B givet A och av den obetingade sannolik-
heten fér A. 1/P(B) betraktas ofta som en proporticnalitets-

faktor pé s sdtt att teoremet skrivs som
P(A|B) = o P(B|A) P(A).

Teoremet &r inte begrénsat till tvé& hypoteser. I sin allménna

form ser det ut pd féljande satt.

P(BIAi) P(4;)

P(AiIB) =

n s =

1 P(Aj) P(BIAJ.)

J
dér k &r antalet hypoteser. Ibland skrivs teoremet med A utbytt
mot "naturtillsténdet" 6, dir 6 Ar en diskret variabel, och B
mot utfallet t. P(6|t) kallas & posteriorisannolikheter fdr

6 och P(6) kallas & priorisannolikheten for 6.

Om man med en sannolikhet menar en numerisk representation av
ett informationstillstdnd, s& méste denna representation
revideras dd ny information tillkommer. Bayes' teorem utgdr

en mdjlighet att formalisera en sédan revidering.

X priorisannolikheten P(A) revideras till P(A|B) d& B observeras.
P(BlA) &r den s k likelihooden fér sampleinformationen B givet



att A &r sann. Denna & posteriorisannolikhet kan sedan anvéndas

som & priorisannolikhet om ytterligare information insamlas.

For att vi ska se hur teoremet fungerar betraktar

vi ett enkelt exemphl. Det &r hiémtat frdn Philliz:z
(1973).

Det existerar tvd urnor som fér en betraktare verkar identiska.
Vi vet dock att den ena inneh8ller 70 Dbl kulor och
30 rdda medan den andra inneh&ller 40 blé och 50 réda. Vi

kallar urnorna X och Y.

Med hjélp av exempelvis slantsingling med ett unbiased mynt
véljer vi nu en av urnorna. Eftersom vi inte kénner innehdllet
vet vi inte vilken urna som valts. Det &r det vi vill

goéra ett uttalande om.

L&t oss ansdtta & priorisannolikheterna 0,5 fdr de bdda ténk-
bara alternativen. Vi drar nu slumpméssigt en kula ur den valda
urnan, och noterar dess fédrg varefter kulan &terlégges. For-
farandet upprepas tills, ség, 12 kulor dragits varvid vi
konstaterar att 8 &r blé och 4 &r réda. Det verkar ju onek-
ligen som om urna X dragits med tanke pd att vi vet att dess
innehdll till stdrsta delen bestdr av bléd kulor, men hur sanno-
likt &r det? Vilka 4r & posteriorisannolikheterna for de

bdde urnorna?
Véra hypoteser &r:

A1: Urna X har valts

A2: Urna Y har valts

De data, B, vi har &r att samplet innehdll 8 bld och U4 rdda

kulor.

X priorisannolikheterna &r P(A1) = P(Az) = 0.5



Likelihood ges av:

P(Bla,) = (32 (0,1)% (0,3)" = b95.0,000167
P(BIA2) = (ge) (o,h)8 (0,6)h = 495.0,0000849

och tdljarna i Bayes' teorem blir

P(BIA1) . P(A1) 495-0,000467.0,5 = L495-0,0002335

P(BIAE) - P(A 495-0,0000849:0,5 = 495.0,0000L245

5)

Némnaren blir

P(BlA;) - P(4,) = 495-0,00027595
1

I~

i
A posteriorisannolikheterna blir

495-0,0002335

P(A1B) = 1557000027505~ 0»%
_ Lo95-0,000042Lk5
P(A,1B) = 15570 00027505 - 0210

Med bayesianskt uttryckssétt kan vi nu konstatera att vi &r
85 %-igt sikra pd att urna X var den som valdes. Innebdrden i

ett uttalande av detta slag &terkommer vi till.

Bayes' teorem kan naturligtvis ocksd tecknas fdr kontinuerliga

slumpvariabler. I detta fall fir det utseendet

£loly) = n(e) glyle)

o

J n(e) g(yle) a e

o]

dir [ n(e) glyle) a(e) > 0

—00
och dir h(6) &r & priorifdrdelningen fdr en stokastisk variabel
(:), dar £(6ly) &r & posteriorifdrdelningen for (:) och dér
g(yle) &r likelihoodfunktionen for ett utfall y givet (:) =9,
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Bayes' teorem &r matematiskt korrekt och oantastligt. Det &r
s@ledes inte p& denna punkt som ndgon skiljelinje uppstér
mellan frekventister och bayesianer. Det &r m&jligheten att
snsétta en subjektiv sannolikhetsférdelning h(6) som inte

kan accepteras av de férra. I de fall sannolikheterna &r inslag
i en modell, dédr fenomen observeras i termer av frekvenser,

kan satsen anvdndas av dven icke-bayesianer. Bayes' teorem
behandlas utférligt i Cornfield (1967), Edwards et al (1963)
och Placket (1966).

L&t oss nu betrakta ytterligare en illustration av anvénd-

ningen av Bayes' teorem.

Exemplet &r hémtat frén Roberts (1963). Antag att vi skall
inferera till en Bernoulliprocess med parametern p. Om inga
direkta sampleutfall frén processen finns att tillgd, s& kan
man tédnke sig att ansétta en subjektiv sannolikhetsfdrdelning
fér p (parametern p betraktar vi nu som en stokastisk variabel,
vilket symboliseras av p). Denna férdelning utgdr alltséd nu

en & priorifdrdelning. P& grundval av exempelvis erfarenheter
frén liknande processer eller andra kunskaper ansétts i detta
exempel en i intervallet [0.1] likformig férdelning foér ﬁ.

L&t Bernoulliprocessen ifréga spegla upprepade oberoende

kast med ett mynt och att parametern p &r sannolikheten for
krona 1 ett visst kast. Antag nu att vi vid tre kast med
myntet observerar krona, krona, klave. Sannolikheten att obser-
vera detta sample givet p &r p2(1—p). Detta &r alltsd samplets
likelihood. Via Bayes' teorem skall vi nu erhdlla en & posteri-

orifdrdelning fér . I fordelningstermer kan vi skriva

n-r
1-p)

1-p)" Fap

dar £'(p) &r & prioriférdelningen fér p, dér p (1-p)™ ° &r
likelihoodfunktionen om r krona noteras 1 samplet och dar

" (p|r,n) utgdr & posteriorifdrdelningen fér p givet sample-

utfallet. I exemplet &r f'(p) = 1, (0€p£1), r = 2, n = 3 och
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1 _ 1
Fe(p) pi-p)* Fap = £ pF(1-plap = 1/12
0 0

“ fM(plr=2,n=3) =412 p2(1-p), 0=p=1

0 eljest

Vi erh8ller sdledes som slutprodukt en sannolikhetsfdérdelning
for 5. Denne fdérdelning speglar véra beddmningar av 3 i skenet
av sampleinformationen. Med hjélp av férdelningen kan vi nu
enkelt rékna fram sannolikheten fér olika p-vérden. Vi kan ange
x %-iga tilltrosintervall och vi kan ange & posteriorifdrdel-

ningens medelvédrde om det &r intressant.

h,2 Subjektiva sannolikheter

Som nédmnts ovan existerar flera sannolikhetsbegrepp i den
statistiska teorin. Vid sidan om den traditionella frekvens-—
tolkningen existerar olika varianter med ett inslag av subjek-—
tivism i sannolikhetsbegreppet. Ndgra olika definitioner har
givits i Ramsey (196L4), de Finetti (196k4), Savage (1962 b)

och Anscombe och Aumann (1963). I den subjektiva tolkningen av
sannolikhetsbegreppet 4r sannolikheten ett métt pd graden av
tilltro hos en individ (degree of belief) visavi en héndelse A.
En mdjlighet att formellt bestimma storleken av denna sannolik-
het ligger i att definiera den i termer av odds. Vi kan tala
om en vadslagningssituation. Detta innebidr att om en person
subjektivt tillordnar en sannolikhet som mdtt pd en viss grad
av sin tilltro till ndgot, s& skall detta tillordnade speglas
av en motsvarande villighet att anta ett vad. Om oddsen till
fOrmén f3r en hindelse Ar a mot b, s& &r sannolikheten for
denna héndelse a/(a+b). Andra definitioner innehdller ett matt

av nytta.

Om en person tillordnar subjektiva sannolikheter for ett fenomen,
gdr han detta p& ett inkonsistent eller inkoherent sitt om
han, i en vadslagningssituation, bjuder emot sig sjélv. Nod-

véndiga och tillrédckliga koherensvillkor &r

0 £ P(A) £ P(S) = 1
P(AUB) = P(A) + P(B)
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dér S &r den universella héndelsen, och dér A och B &r tva

godtyckliga varandra uteslutande héndelser.

Subjektiva sannolikheter kan ségas utgdra subjektiva attityder
gentemot sinnevérlden. Dessa attityder varierar naturligtvis

mellan individer.

I Raiffa (1962) réttférdigas anséttandet av en subjektiv sanno-
likhetsfdrdelning for en parameter och anvéndandet av denna
férdelning pd samms sétt som vore den frekvensbaserad med

81 jande motiveringar.

i) Icke-bayesianernas konfidensintervall, signifikansnivéer
etc &r endast fdrsdk att "designa" bort anvéndningen av sub-

jektiva sannolikheter.

ii) Det existerar ett koheremsvillkor 4 v s man férutsitter

ett konsistent upptrédande av den subjektive.

iii) Det &r m8jligt att ge en operationell mening &t besluts-
fattarens subjektiva sannolikhetsfdrdelningar i termer av

dennes grundldggande val i beslutssituationer.

iv) Om en liberal tolkning av sannolikhetsbegreppet tillédtes,
s& dkar tilldmpningsomrddet fér den matematiska sannolikhets-
teorin avsevért. Det gidller exempelvis beslutsproblem inom

medicin, ekonomi, juridik etc.

Bayesianerna erkénner dock att allmén vaghet och obeslut-
semhet goér att inte alla fenomen har en véldefinierad sannolik-

het.

Den subjektiva sannolikhetsfilosofin behandlas utfdrligt i
bl a Edwards et al (1963), Clutton-Brock (1965), Cornfield
(1969), Smith (1965), Savage (1961), Good (195C), de Finetti
(1972), de Finetti (1974 a) och de Finetti (1974 b).
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L.3 Négra attraktive egenskaper

I bl a Savage (1962 b), Edwards et al (1963) och Roberts (19€32;
talas om vissa speciella och attraktiva egenskaper hos den
bayesianska statistiska teorin. Bland dessa egenskaper kan
némnas de tvé som kallas stabil estimation och likelihood-

principen.

Ma&nga génger har & priorifdrdelningen inte s& stor betydelse
fér & posterioriférdelningens utseende. Den senare bestims
igtdllet i stor utstrédckning av sampleinformationen. Om det
finns mycket sddan information, s& kan olika tillordnare av

& priorifdérdelningar komma att nérma sig varandra & posteriori-
fordelningsméssigt efter det att h&nsyn tagits till sample-
informationen. Detta &r innebdrden av stabil estimation. Man
kan ocksd séga att innebdrden &r att man ibland ken anta en
likformig & priorifdrdelning fastédn den faktiska & priori-
férdelningen inte &r likformig, némligen d8 den faktiska

& prioriférdelningen &r néstan konstant i det omréde som
técks av ett, ség, 99 %-igt tilltrosintervall (se avsnitt L4.5)

baserat pd & posteriorifdrdelningen. Se figuren nedan.

Fig

& posteriorifdrdelning baserad

|__—> pé likformig & priorifdrdel-
ning
& priorifdérdelningen i inter-
vallet néstan konstant

/
Faktisk & priori
\ v /
9 %

Lat mig ¢8ra ndgra forsdk till klarlidgganden. Med faktisk a
priorifdérdelning menar jag en som tillordnats formellt. Den ska
spegla tillordnarens tilltro betraffande variabelns fOrdelning.

Tilltron kan vara baserad pd subjektiva beddmningar eller kénda



14

frekvenser. Den behdver alltsd inte vara likformig, bara den

uppfyller kravet om att vara néstan konstant enligt ovan.

En annan fréga &r fdljande om nu & prioriirformationen helt
Overskuggas av sampleinformationen, s& kan man undra var vinsten
ligger. Ja, férem8let fOr den statistiska analysen &r ju fort-

farande & posterioriférdelningen.

Betydelsen av sampleinformationen speglas i likelihoodfunk-
o &r
tvéd "datamingder" med samma likelihoodfunktion frénsett en

konstant faktor k (dvs p(x1|8) =k p(xgle) £8r alla © E_@,

tionen. Likelihoodprincipen innebar féljande. Om X, och x

ddr k Ar oberoende av 6), s& skall beslut och inferens vara
identiska for X, och Xy Denna princip medfdr vissa konsekvenser
som inte stdr i samklang med der traditionella synen. Exempel-
vis, s& gérs ingen skillnad mellan sekvensanalys och analys vid
fix urvalsstorlek nér data vdl finns. Den s k stoppregeln &r
irrelevant. Invers binomial sampling &r sdledes ekvivalent med
den obundet slumpmissiga motsvarigheten med fix urvalsstorlek n.
I detta fall &r likelihoodfunktionen i bada metoderna 8° (1-8)" T

-]

men &ndd skattar frekventisterna 6 med r/n respektive (r-1)(n-1).
L.k A prioriférdelningen
L.oh.o1 Allmént

Valet av 3 priorifdérdelningar &r ett viktigt steg i bayesanalysen,
trots det som ovan sagts om stabil estimation. A priorifdrdel-
ningen skall spegla den uppfattning man har om en parameter 6.
Det finns situationer, d&ér & priorifdrdelningens utseende inte

kan negligeras. Nagra sddana situationer &r 44

i) bdde & priorifdrdelningen och sample informationen Ar vad

man kallar "vag" eller "diffus"

ii) observationskostnaderna &r sd hdga att det blir alltfdr dyrt

att sampla fOr en stabil estimation

iii) man befinner sig i en beslutssituation som férutsétiter

detaljuppfattningar om a priorifdrdelningen.
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Men i andra situationer behdver inte vagheten ha ndgon stdrre
betydelse, eftersom & pdsteriorifdrdelningen kan vara relativt
okénslig fér & priorifdrdelningens utseende. Man kan ha 2n Zinsls
av att & priorifdrdelningen &r s& gott som likformig. En sddan
vaghet kan uttryckas med en diffus, icke-informativ eller

lokalt likformig & priorifdrdelning. En likformig & priorifdér-
delning &r anvindbar for statistiska rapporter eftersom den

leder till & posteriorifdrdelningar frén vilka likelihoodfunk-
tionen Ar 18tt hirledd. Anvindandet av vissa typer av diffusa

a prioriférdelningar ger resultat som ofta #r numeriskt ekviva-

lenta med de klassiska inferensmetodernas. I Bos och Tiao (1965)

redovisas en sddan studie.

Motexempel saknas dock inte. I Stone (1976) visas hur likformiga
a priorifdérdelningar kan leda till s k strong inconsistencies.
Det kanske ska'tilléggas att motexempel till motexemplen inte

heller saknas.

Vad gdr man d& i en situation dir man inte behdver férutsitta
detaljuppfattningar om a prioriférdelningen? Ja, d8 ska man
vdlja a priorifdrdelning frén en fordelningsfamilj F som, med

Savages' sprékbruk, passar en elefant.
Dessutom skall F vara analytiskt attraktiv pd sd& s&tt att

i) det med 1l&tthet skall g& att rékna fram & posteriorifdrdel-

ningen fér en given & prioriférdelning och ett givet urval

ii) om & priorifdrdelningen &r medlem av F si skall i posteriori-
férdelningen vara medlem av F, det s k konjugatvillkoret.
Konjugatvillkoret &r ett sitt att klara svéra berikningar vid
till4mpning av Bayes' teorem. Fdr nérvarande spelar konjugat-
férdelningarna i bayesiansk forskning endast rollen som 'berik-

ningsférenklare".
L.h.2 Konstruktion av & priorisannolikheter
Bayesananalysens forsta steg &r konstruktionen av i priori-

sannolikheter. Det finns en hel del skrivet om sddana konstruk-
tioner. Nigra referenser &r Winkler (1967 a), (1967 b), (1969),
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Savage (1971) och Sta¥l v Holstein (1970). Mer formella an-
satser f6r att skatta en & priorifdrdelning med hjilp av observa-

tionerna ges i Clutton-Brock (1965) och Hendricks (1964).

En "god" sannolikhetstillordnare bdr uppfylla tvé villkor.
Dels skall koherensvillkoret vara uppfyllt, dels skall till-
ordnaren besitta nddvéndiga kunskaper om den parameter eller
héndelse som betraktas. S&llan ar bada dessa villkor uppfyllda
samtidigt. Det gdr emellertid att tréna upp tillordnare och
med en effektiv feedback kan beddmningen hos personen for-
b&ttras. Tillordnarens férméga kan laboratoriemidssigt eval-
veras lépande med hjdlp av s k straffunktioner, podngregler

o d. I praktiken uppstér dock problem av olika slag.

En vanlig ansats vid tillordnandet av subjektiva sennolik-
heter &r att hirlede en kumulativ fdrdelningsfunktion. Detta
innebér att man besté&mmer fraktiler genom s k subdivisioner
eller direkta frégor snarare a&n att be tillordnaren om en tét-
hetsfunktion. I Morrison (1967) ges en metod att testa till-
ordnarens férméga att konsistent bestémma s&dana fraktiler.

Ett exempel p& denna subdivisionsteknik &r fdljande:

a) Man ber tillordnaren bestémma en punkt x(0.5) som 4r sddan
att det foér denne ar lika troligt att 6 &r mindre &n x(0.5)

som att 6 &r stdrre &dn x(0.5).

b) Man meddelar nu tillordnaren att 6 i sjdlva verket &r
mindre &n x(0.5) och ber denna att nu bestémma en punkt

x(0.25) sédan att det lika troligt att 6<x(0.25) som att

x(0.25)<0<x(0.5).

¢) Man fortsédtter att fréga tillordnaren tills man har till-

rédckligt ménga fraktiler fér att kunna forma en férdelning.

Detta &r ett exempel pd en indirekt metod att ansétta & priori-
férdelningar. Den direkta metoden bestdr i att tillordnaren

direkt anger hela fdrdelningen.
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Anséttningen kan enligt Schlaiffer (1969) i detta senare fall

grunda sig pé

i) rent subjektiv beddmning
ii) "historiska" data eller

iii) prognoser och estimat.

Ytterligare en dimension i detta sammanhang &r att det slutliga
tillordnandet kan ske av en enda person eller alternativt en
grupp av personer. En genomgdng av litteraturen pd anséttnings-
omrddet ges i Hampton et al (1973) och i Hogarth (1975). I den
senare redovisas en kritisk granskning av litteraturen péd detta
omréde och dir man speciellt diskuterar det meningsfulla i att

ansitta subjektiva sannolikheter.
L4, 3 Consensusproblemet

I den m&n man har flera personer som tillordnar subjektiva
sannolikhetsférdelningar sé& uppstir det s k consensusproblemet.
Hur skall man jémka ihop de subjektiva fdrdelningarna f1(e),
fg(e),...., fn(e) ti11 en enda fdrdelning f(8) som kan anvéndas

som & priorifdrdelning for 6? Den metod som ligger nérmast till

hands &r att gbra en linjarkombination. Varje tillordnare er-
hdller en vikt LAE Déarefter kan en aggregerad téthetsfunktion
f(6) erhédllas sdsom Iw, £, (8). Svérigheten med detta fdr-

farande &r givetvis att bestémma vikterna. I Stall v Holstein

(1970) och Winkler (1968) féresldés flera viktningsregler.

En annan 1dsning pé& consensusproblemet dr att Jjémka ihop
de n férdelningarna i ett feedbacksystem. Man kan d& hoppas
att uppfattningarna om 6 i skenet av den totala méngden upp-
fattningar skall kunna konvergera mot en enda, som alla n

tilliordnare kan enas om.

I Gough (1973) redovisas ndgre alternativa aggregeringsmetoder.
D&r hivdas att viktbestimningen paverkar den slutliga &

prioriférdelningen mindre &n valet av aggregeringsmetod.
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I De Groot (19TL4) presenteras en annan consensusmodell dér
vikterna kan berdknas och dir det kan avgdras om en consensus
alls &r m6jlig. Modellen postulerar att var och en av till-
ordnarna 1 gruppen sjédlv viktar sin egen och de Svrigas Tor-—
delningar. Successiva revideringar ger sedan om mdjligt en

slutlig & prioriférdelning.
L.Lh.h Nédgra anvidndbara férdelningar

I syfte att férenkla analysen har stor uppmérksamhet riktats
mot de naturligt konjugata & priorifdérdelningarna, som nimnts
oven. Givetvis méste en naturligt konjugat a prioriférdelning
dtminstone approximativt spegla den existerande & prioriinforma-—

tionen for att fOrdelningen skall kunna utnyttjas.

I Grizzle och Novick (1965) ges exempel pd hur en binomial-
férdelad a priorifdrdelning ger en betafdrdelad & posteriori-

férdelning.

En vanlig situation ér den dér & priofiinformationen dr diffus
relativt sampleinformationen. Den vanlige ansatsen dr att d&
anvédnda sig av en likformig f&rdelning fér 8 1 hela inter-
vallet. Kritik kan dock riktas mot ett sddant val. Om en lik-
formig férdelning speglar 6 bra, s& borde den ocksé& kunna

3

spegla 62, 8~ och andra monotona funktioner. Det &Ar inte sékert

att den gbr det.
L.s Négra ytterligare tekniska aspekter

De bada &terstdende komponenterna i Bayes' teorem, likeli-
hoodfunktionen och & posteriorifdrdelningen, har redan berdrts
ovan. Likelihoodfunktionen som speglar sampleinformationen
omformar & priorifdrdelningen till en & posterioriférdelning.
Denna senare sannolikhetsfdrdelning utgdr den bayesianskaanzlys-
ens slutprodukt. Detta att presentera en hel fOrdelning #r en

skiljelinje jémfort med den klassiska analysen, dér man oftast

presenterar konfidensintervall. Det &r vanligt att bayesianer
tillsammans med & posteriorifdrdelningen &ven presenterar
négon form av intervall. Dessa kan kallas tilltrosintervall

(credible intervall). Ett Y %~igt tilltrosintervall &r ett
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dér man mellan intervallets &ndpunkter kan &terfinna Y% av den
yta som tédcks av 4 posteriorifdrdelningen. Ibland betraktar man
det kortaste av alla dessa md&jliga intervall som ett '"bAsta'
intervall f6r en parameter. I Peers (1948) redovisas teorin

£6r tilltrosintervall nérmare.

I Reilly (1976) beskrivs en metod f&r numerisk berdkning av
a posteriorifdrdelningen med hjédlp av datorteknik. Vid dator-
lagringen betraktar man parameterfdrdelningarna som vektorer
vilket leder till flexibla ansatser inom exempelvis omrédet

for icke-linjir regression.



20

AVD B TILLAMPNINGEN I SAMPLE SURVEYS
5 Allmént

Inom omréddet fdr sample surveys anvénds ofta & prioriinforma-
tion om kostnads- och varianssitustionen liksom allménna
erfarenhetsdata om specifika felk#&llor i form av exempelvis
bortfall f&r att erhdlla Dbattre tillfdrlitlighet 1 resul-
taten. S8dan information &r ofta subjektiv &ven om den

dr baserad p& historiska data1. Det vi hir kommer att be-
trakta &r den situation d&r & priorisannolikheter revideras

i skenet av data; dvs vi studerar hur subjektiv & prioriin-
formation formellt kan inkorporeras i ett surveydesign med
hjdlp av Bayes' teorem. Framstdllningen blir relativt "smal"
vilket &r en spegling av forskningens nuvarande nivé pd detta
omréde. De bayesianska tankegéngarna &r emellertid pd stark
frammarsch vilket visat sig i en allt stdrre andel bayes-

artiklar och lérobdcker med inslag av bayesiansk filosofi.

Innan vi gdr vidare ges en kortfattad beskrivning av problem-

omrédet. Framst&llningen bygger pd Dalenius (1971).
6 Ndgot cm sample survey-omradet
6.1 Begreppet sample survey

Det finns en méngd olika definitioner av begreppen sample
survey, sampling survey och survey. Det kan dock konstateras
att begreppen kan ges en vid innebdrd. Det kan darfér vara
mer konstruktivt att redovisa de huvudfaser, som ingdr i en
dylik undersdkning. Betrakta dérfdr nedanstdende fjgur, som

&r ett exempel pé& en sd&dan redovisning.

1 o N . v . .
Négra sadans ansatser finns némnde i Dalenius (1974).
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6.2 Allmént om planeringen av en sesmple survey
6.2.1 Kriteriefrégan

Ett nddvédndigt element i planeringsarbetet &r ett kriterium
fér avvigning mellan kostnad och egenskaper hos slutresultatet.
Ett vanligt kriterium &r att vélje den plan, som ger den efter-
frédgade noggrannheten i undersdkningsresultatet till légsta
méjliga kostnad. Den efterfrégade noggrannheten brukar speci-
ficeras av ett métt pd medelkvadratavvikelsen. P& senare tid
har andre typer av kriterier kommit att diskuteras. I dessa
laboreras vanligen med olika typer av admissibilitet men &ven
olika slag av minimaxkriterier har forts fram som alternativ,

I Isaki (1970) ges en redovisning av dessa nyare tankegéngar.
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6.2.2 Kartléggning och evalvering av undersdkningssitua-

tionen

Det &r nédvéndigt i planeringsarbetet att noggrant studera coch
préve undersdékningssituationen. DArvid bdr man betrakta de
noggrannhets- och kostnadsvillkor, som uppstélls av konsumenten.
Vidare mdste de mét- och samplingmetodologiska resurserna inven-
teras. Dessutom bdr tillgéngligt informationskepital i form

av kunskaper om varians— och kostnadssituationen utnyttjas.
Efter det att dessa faktorer kartlagts och prdévats &terstér

en evalvering av undersdkningssituationen. Denna evalvering
skall resultera i ett beslut, som antingen innebdr att under-

sCkningen skall genomfdras eller att den inhiberas.
6.2.3 Den tekniska planeringen

Givet att evalveringen resulterar i att undersdkningen skall
genomfdras s& Aterstdr den tekniska planeringen. Denna bor
gdras pé sé& sdtt att ett antal alternativa planer konstrueras
varefter en plan vdljes i enlighet med planeringskriteriet.
Utformningen av de alternativa planerna kan goras i tre steg.

Dessa ar

i) indelning av populstionen i samplingenheter
ii) sampling av dessa enheter och

iii) estimation av parametrar.
6.3 N&gra grundléggande urvalsscheman

Hér uppréknas ndgra av de urvalsschema, som fdrekommer i

nésta avsnitt.

Obundet slumpméssigt urval (OSU) innebédr slumpval av n element
frén en population om N element. Karaktéristiskt ar att varje

kombination av n element har samma sannolikhet att viljas.

Clusterurval innebdr urval av m clusters frén en population om
Mclusters. Varje cluster bestdr av ett eller flera element. Alls

element 1 de uttagna m clustren utgdr undersdkningens sample av
element.
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Stratifierat urval innebdr att populationen av element eller
cluster indelas i delpopulationer. Dessa delpopulationer

kallas strata och urval gdrs frén varje stratum.

Variationer och hybrider av desse schema kan gdras. Négra

exempel &r flerstegsurval, dubbelsampling och systematiskt

urval.
T Bayesiansk samplingteori
7.1 Referenser

Under det senaste decenniet har en speciell bayesiansk samp=
lingteori utvecklats. Denns teori kdnnetecknas av att den &r
Bayesiansk "frén bdrjan till slut'. Detta medfdr vissa
konsekvenser, som berdrs nedan. Denna nyare samplingteori
finns utvecklad i bl a Zacks (1969), (1970) och Ericson
(1969a), (1969b).

7.2 Bayes samplingschema enligt W A Ericson

I detta avsnitt redovisas relativt kort innebdrden i det
Bayesianska samplingschema, som utvecklats av W A Ericson.

Framsté&llningen &r hémtad ur Ericson (1969b).

Vi definierar en &ndlig population om N element genom index-—
méngden g = {1, 2,....,n} och méngden X = {X1, Xgseoons , XN},
dér X, &r vérdet pé négon karakteristika hos det i:te ele-
mentet i populationen. Inferens kan gdras till ndgon enkel

funktion g(X) av X sésom
N
N LX,

21 3
? Xi eller ﬂ =

Ett sample, sx, om storleken m element definieras som en ordnad
sekvens i?, i;,...., i; av populatiocnens element tillsammans
med en sekvens av motsvarande observerade vérden pé elementens
karakteristikor gx = {xix s KiH 5 eeiiiiiaiiny XX }. Ett
sample design definieras nu soll en uppréknelig mé%gd s* av

ordnade sekvenser, sx, tillsammans med ett sannolikhetsmétt,
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som tilldelas genom val av en funktion p(sx) 2 Q,
* . . . e
L . p(s™) = 1, dir p(s™) &r sannolikheten ett vilje samplet
SQES
*
s

Fér varje sadant samole (sx, x7) definieras statistikan

(s;xi, i€s) som mingden av distinkta populationselement

s = {i1,......., in}E&N ingéende i den observerade sekvensen s
tillsammans med de observerade virdena xj Pé Xj’ jes. Givet

ett godtyckligt sample s* som innehdller de n distinkta en-

heterna s = {i1,....., in} definieras matrisoperatorn S sédan

tt S = (X, peveens . Ar 1 i e i -
8 (X) - ( ig? : Xln), dar i, < i, < <:1n, komp
lementet S sddant att S(X) = (Xj1, xj seeeeas R xj ) fér alla

. . . N 2 N-n

-eN— < <.-‘-- ] n = . « v s .
J; €N - s (31 3o '<JN;n) samt vektorn x (x11, . xln)

for observerade vérden pd S(X). Om vi & priori antar en simul-
tanférdelning p'(X1, X2, ,..XN) for ?, sA Ar a posteriori-
férdelningen fér X givet samplet (¥, x¥) precis densamma

som den givet statistikan (s, x). Med %ayesianska Sgon blir

d& (s,X ) en s k "sufficient statistic".

Givet (s*,x¥) ges likelihood-funkticnen fér X av

(X3 (s™,x)) = (x5 (s,x)) =

[kD(Sx) fér K]8(x) = x

IO eljest

dar k > 0 4r en godtycklig konstant.

Vidare géller att givet en godtycklig simultan N-dimensionelil
& prioriférdelning for X, p'(X1, ..... R XN), s& ges & posteriori-

férdelningen fdr X givet ett sample av ovan beskrivna typ av

p'(X)/p' (x) £or X| 8(X) = x
p(X] (s, x)) = = E sy R/ =X

0 eljest
dar Ps(x) (x) # 0 8r den marginella & prioritédtheten fér S(X).
En férdel med detta schema &r att & posteriorifdrdelnirgen inte

beror pé& sampledesignet s® och funktionen p(sx), varfdér dessa

ar irrelevanta vid inferensen till X. Aven om designet inte
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spelar négon roll vidinferensen,sé har det sin avgjorda be-
tydelse & priori. Det gdller ju att stridva efter ndgon form
av optimal sampling. Man kan exempelvi. v8lja det design, som
ger minsta fdrvidntade & posteriorivarians fdr given kostnad.
Ericson betraktar speciellt klassen av utbytbara & priori-
férdelningar. S&dana & priorifdérdelningar i4r symmetriska med
hé&nsyn till m3jliga permutationer. Detta innebiAr att variab-

lerna XT’ X X, sAgs vara utbytbara om var och en av

PYRRRRIPRD
de N1 permutationerna har samma simultana sannolikhetsfdr-

delning. Om alla Xi 4 utbytbara i enlighet med ens & priori-
kunskaper, s& innebidr tillordnandet av en sddan a priorifdr-

delning

N
p'(x) =1, 1 P(x.|8) d F(e)
ett

i) val av en parametrisk férdelningsfamil] p(Xi16)
och
ii) val av en & priorifdérdelning F(6) fér den okdnda para-

metern ©.

Dessa specifikationer &r de som krévs for en Beyesiansk ansats

i de flesta parametriske inferensproblem.

Genereringen av en gimultan & priorifdérdelning péd detta sidtt
dr ekvivalent med att bvetrakta den finita populationen som ett
sample frén en o&ndlig superpopulation med den okinda parame-—
tern 6. Parametern 6 &sétts sJ4lv en subjektiv sanrolikhets-

fordelning.
7.3 En speciell konsekvens

Det har i ovan visats att randomiseringsmomentet kan sakna
betydelse i ett bayesianskt analyssammanhang i den meningen

att & posterioriférdelningen betingat av den sufficienta
sample-statistikan (s,x) &r oberoende av hur urvalet har dragits.
Om man férutsétter utbytbara & priorifdrdelningar, s& &r alla

urval om n likvdrdiga. Man kan dd 1 sjélva verket vara relativt
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indifferent gentemot randomisering och eventuella randomise-—
ringskostnader kan vare en avgdrande faktor, som taler f6r icke-
randomisering. Om observationskostnaderr s dr olika fér olike
element, s& kvarstér dock frigan om ekoncmisk urvalssamuan-

séttning.

Randomisering garanterar givetvis en viss "opartiskhet'" hos
den som planerar och genomfdr en undersSkning. Det &r ocksé
méjligt att d8 i férvég specificera enalysprocedurer som har

kénda egenskaper sdsom 'unbiasedness".

Vissa bayesianer &r dock dogmatiska p& denna punkt. I Solomon
och Zacks (1970) definieras exempelvis ett ofullst&ndigt
bayesdesign s&som ett inneh&llande ett moment av randomisering.
Randomiseringsfrigan diskuteras #&ven i Zacks (196S) och Royall

(1968).

8 Bayesansatser 1 sample surveys

o
—

Allmént

T detta avsnitt redovisas nigot om hur bayesianska tankegdngar
skulle kunna till&mpas vid planeringen och genomfdrandet av
sample surveys. DA&rvid tas ett antal surveyoperationer fram
och bayesdoktrinens potentialitet avseende dessa operationer
studeras. Den icke-bayesianske surveyplaneraren anvinder &
prioriinformation om kostnads—~ och varianssituationen som ett
informellt planeringsinstrument. Det tycks alltsd inte vara
ndgot markligt i sig att utnyttja mer eller mindre diffus &
prioriinformation om en parameter. Se exempelvis Dalenius
(1974). Skillnaden ligger i om man kan acceptera tanken att
varametern kan ha en sannolikhetsfordelning. Det boér poang-
teras att de bayesansatser som kan bli aktuella mycket val kan
utgdra begrinsade bayesansatser. Den ovan redovisade baye-—
sianska samplingteorin &r Bayes "helt igenonm" och medfdr vissa
konsekvenser som man kanske inte &r beredd att acceptera. I en
begrinsad bayesansats kan tyngdpunkten ligga i att finna 1&mp-

liga representationer fdr ens a priorikunskaper.
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8.2 Val av stickprovsstorlek

Val av stickprovsstorlek i1 en undersdkning bestéms vanligen
genom att ett precisionskrav av typ r - /T:H7ﬁ\Var/JH'55re—
ligger eller att det finns en budgetrestriktion. I det senare
fallet &r det en vanlig situation att man samplar s& léngt
budgeten medger medan man i det forsta fallet kan berdkna
erforderlig stickprovsstorlek n om variansen &r kédnd. Variansen

dr naturligtvis aldrig kdnd i en surveysituation men den ‘kan
ofta uppskattas & priori. Uppskattningen gdrs med hjdln av
tidigare erfarenheter frdn liknande undersdkningar eller med
hjélp av speciella pilotundersdkningar. I Stein (1945) redo-
visas en procedur fdr bestidmning av n dér tvafasurval anvénds.
Med hjédlp av ett fdrsta urval om n, skattas variansen till S,

1

. . > 2 "
Erforderligt n blir s?/r « Om nﬁn1 anvands n,. Om n> n, tas

ett nytt urval om n, = n—n, med samma procedur.

2 1

I Palit och Guttman (1973) redovisas en bayesiansk metod att
bestdmma erforderlig stickprovsstorlek i samma situation. Tva-
fasurvalet anvénds hir fOr att undvika problemet att estimera
variansen. Man vill hir skatta medelvérdet X i en dndlig

population didr X kan betraktas som en summa av tre komponenter

— 1 — -— -
X = T [p1 X, * 0, X, + (N~n) y]

dar X1 och §2 ar medelvardena i de bdda faserna och dar n,

och n, 4r motsvarande samplestorlekar. y ar medelvirdet for
dterstoden av populationselementen, N &r antalet element i

populationen och n = n, + n,-

1

Som estimator vdljer forfattarna

= 1 - - -
B(X|xs xp) = 5 [my X; # 0y X, + (0n) B [x,, x,)]

dar x symboliserar urvalen. Estimatorn &r det fdrvintade &
posteriorivirdet foér X, dir
N-n

- _ 1
E(y\§1, xg)—ﬁ:H i§1 E(yi\x1, x2) med

E(Yl[§1, }_{2) = f"‘fyip(z’z.(—!’ X2)dy-l"'dyN_n
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dér y &r vektorn fdr de okinda vérdena, dvs y = (y1,...yN_n).

Variansen ar, sig,

2
= _ (N-n - =
V(Xlxy x,) = () Viylx,, x,) =&

Problemet &r nu att vdlja n, s& att ett totalt precisions-

2
krav uppfylls.

Tva ténkbara ansatser &ar

(1) Vi vadljer n, sé& att E(5|§1’ n,) ger den dnskade precisionen

2 2
och fdérbeh8ller oss réatten att vdlja ett tredje fasens urval

ifall det visar sig ndédvandigt.

(2) Anvénd férdelningen fdr y = (y1,......, yN_n) givet x,
och valj] n, s& att sannolikheten att néd eller &vertriaffe Onskad

precision ligger pé en specifik niva,

Om vi antar superpopulationstanken att den &ndliga popula-
tionen X1, ..... . XN &r ett slumpmissigt urval fridn en normai
population med ok&nt medelvirde och varians och att vi an-—
sdtter icke-informativa & priorifdrdelningar for u och 02 s&

blir a posterioriférdelningen fdr u och o

...(_ + [) . 2
pncley 5 = (08) 0 (-, [aentm) 1]

20
dar
. n, %, + n2 X,
X n, +n
1

och

n.n 2

2 2 172 = =

4 ST (51) * S2 (52) oo, (x2 X1)
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Det gdr att visa att

E(y|x,s x,) =m_ och

Var(§I§1, 52) = ( B )

) =

Var(X|§1, %,
Om vi ska kunna anvénda ansatserna (1) och (?) ovan s& kriver
detta att vi kdnner fOrdelningen Iér &, sisom den just defi-

nierats.

I artikeln visas att

2
_ Nen , 5q (¥y)/n73
X ] = N ) n, + 1,

Efter minga och lénga berdkningar far vi att

“(x,)/(n,-3)

RS
E[£I§1]=<NN> 1n1 +n

Om alternativ (1) ovan anvénds s& blir

2

(x

1)/(n1-3)

. 2 . . . . .
ddr V- ar precisionskravet 1 form av en varians.

Detta resultat &r numeriskt ekvivalent med ett "klassiskt"

resultat i Cox (1952), som bygger p& Steins' idé.

Om alternativ (2) anvdnds s& valjs L, sé att

plE < V2|§1, n2) =1-a

ddr a &r en acceptabel risk att V2 Overskrids. Efter en hel

del algebra kan man visa att n, méste satisfiera
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dar Fa &r punkten som Sverskrids med sannolikheten o dé

vi anvédnder F-fordelningen med n,, N -1 frinetsgrader.

1

I artikeln ges tabeller och diagram &ver erforderliga n,-

varden.

I Rao och Ghangurde (1972) anvidnds en fdérdelningsfri ansats
som leder till en fdrvéntad & posteriorivarians fér medelvidrdet
efter férsta fasens sampling som Overensstémmer med formeln

ovan

2
oo S5 (x)/(0,-3)

ny *n,

med det undantaget att n1—3 ersdtts av n1+1.
Detta resultat, oavsett om det &r n1—3 eller n1+1 som gdller,

leder till en erforderlig stickprovsstorlek n, som approXima-

tivt Overensstdmmer med det icke-bhavesianska iesultat som gavs
av Cox givet normalfdrdelningsantagandet. Rao och Ghangurde
visar att detta inte &r fallet d& vi har att skatta en pro-
portion P. Om vi antar en diffus & priorifdrdelning h(P)

enligt Lindley 3d&r h(P) = [P(1—P)]"1 sd blir

) - n,

dar p, = r1/n1 ir sampleproportionen i férsta samplet och

Ve den dnskade variationskoefficienten. Om man antar Jeffries

invarianta & priorifdrdelning h(P) « [P(T“Pj]—1/2 sd erhdlls
4y | Byt

n, = — |- n, -1

2" ap, | n,*2 1

. oa 1
d&r B, = (r1 + 2?& n, + 1)
Urvalsstorleken enligt Cox' icke-bayesianska ansats blir

q
n2= L + 3 + ! —n1
&Py Pqqy  8myPy

s8vida inte P Ar alltfdér liten.
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Ett enkelt numeriskt exempel dar n1=3O, p1=0.6 och vVa =0.1

ger

B5(Lindley)™ 3
n2(Jeffrey)= 35
Bo(cox) T 2°

vilket alltsé& visar att de angivna bayesianska ansatserna
1 detta exempel kriver mindre urvalsstorlekar &n den ilcke-

bayesianska fOreslagen av Cox vid estimation av proportioner.

8.3 Val av estimator

Valet av estimator kan gdras "situationsberoende" i ménge
surveysituationer. InnebSrden av detta uttryck &r att exempel-
vis enkla medeltalsestimatorer ersitts med ett alternativ

som speglar den gidllande estimationssituationen. Ett exempel
pd en icke-bayesiansk sddan ansats ges i Christianson (197Th).
Dar ges exempel pé ett problem som uppstédr vid anviéndande av

s k multiple choice-fragor vid kunskapsmétning. Problemet &r
att respondenter kan gissa rétt svarsalternativ vilket ger

en bias 1 den vanlige medeltalsestimatorn vid obundet slump-

méssigt urval, p = y/n,

dar y &r antalet rdtta svar och n stickprovsstorleken.
Istédllet foresléds den "situationsberoende" estimatorn
p' = (Rp-1)/(R-1)

dér R &r antalet svarsalternativ.

I Press och Yang (1974) ges en bayesiansk ansats fdr l&sandet
av ett annat problem ddr en konventionell estimator skulle ge
en bias. Det géller hér det ytterst vanliga surveyproblemet
att estimera kategoritillhdrighet d& ett antal respondenter
svarar "vet ej", "ingen &sikt", "har e] bestémt mig" etc i

syfte att inte rdja sin kategoritillhérighet.
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Ibland foérdelar man dessa respondenter i de olika klasserna

1 enlighet med négot enkelt viktningsschema. Hur man &n véljer
vikterna torde det leda till ett biassed foérfarande. Om man
istéllet Oppet redovisar respondenterns i en "vet ej"-kategori
kan man fréga sig om man miter det man vill méta dvs or esti-

matorn for kategoritillhdrighet &r relevant.

I Press och Yang antas att det existerar en huvudsaklig fréga 1
undersdkningen men att det dessutom existerar ett antal med den
huvudsakliga frégan relaterade hjdlpfrdgor. Problemet &r att
estimera kategoritillhdrighet fér den variabel som den huvud-
sakliga frédgan avser. Detta kan gdras pé& bayesianskt sétt genom

att utnyttja féljande tre informationskdllor.

(1) Subjektiv & prioriinformation
(2) Samplefrekvenserna for de respondernter som svarat "korrekt"

péd den huvudsakliga frégan.

(3) Den informetion som finns i svaren pd hjélpfrégorna.

Antag att n, respondenter siger sig tillhdra kategori 1 be-
tréaffande den huvudsakliga frdgan dir i=1,....., M. Antag vidare
att de &terstdende "obestdmda" respondenterna uppgdr till

ett antal av m. Lat q; vara sannolikheten att en slumpmissigt
vald respondent hamnar i kategori i. En bayesestimator for

denna sannolikhet &r medelvdrdet f3r en & posteriorifdrdel-—

ning

(1) (m))

E(qilni, ey Dy 45 2 s cnes T

Denna skattning k%n skrivas som

(n; +0;) + I P{Hi|z(3)}

~ _ j=1
4 = M
m+ (n. + a-)
J=1

dar a.:ina ir parametrarna i & priorifdrdelningen for q; ‘na

(ai = 1 om man anvinder en vag & priorifdrdelning),
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)

P{Hi|z(J } 4r den marginella prediktionssannolikheten att

klassificera den j:te "obestadmde" respondenten till kategori

(5).

Hi fér huvudfrigan, givet dennes svar pd hjdlpfrégorna -

Man kan visa att a; kan uttryckas pad fdljande siatt.

n., + a. h(z(3>in.)
'q\l = 1 1 zm 1 ( )
i j=t| M N
m + ZM=1 (n'j + aj) _ Zt=1 (nt + at) h( |Ht

dér o, dr parametrarna i den % priorifdérdelningen (Dirichlet )
som antas gilla alla qj. h(z(J)[Hi) betecknar den prédikte-
rade marginaltitheten fdr svaret pd hjidlpfragorna Z(J) fér
den j:te "obestidmde" respondenten, om han hade svarat att
han tillhdrde kategori i betridffande den huvudsakliga frégan;

dvs under antagandet att han tillhdérde kategorin Hi'

Hjélpfrégorna véljs efter grad av diskriminans och antalet

efter hur liten den prediktiva felklassificeringssannolik-

heten bdr vara. Antag att hjidlpfrégorna alla avser diskreta
variabler och att det finns S celler i en korstabell Sver svaren
till méngden av hjélpfrégor. D& &r fdrdelningen fdr sannolik-
heten att den j:te "obestidmde" respondenten hamnar i cell k i
korstabellen samtidigt som han tillhdr kategori i betridffande

den huvudsakliga frégan.

. .+ A .
(J). N T %l
n(z —uK!H.) =
* n. + ZS A
i =1 “t|i
dar k=1, ..., S, i=1, ..., M, dar Uy betecknar en Sx1 vektor

med en "etta" i cell k och nollor for dvrigt och dér Xkli
betecknar antalet respondenter som svarade "korrekt" att de
tillh8rde kategori i betriffande den huvudsakliga fragan och
som befann sig i cell k betridffande hjélpfrédgorna. Vidare
betecknar Ak i parametrarna i a4 priorifdrdelningen for cell-

sannolikheterna fr svaren pd hjadlpfragorna.

Det &r ocksd nddvédndigt att definiera den betingade sannolik-
heten pk[i att en respondents svar pd& de aktuella hjélp-

frégorna kommer att hamna i kategori k givet att respondenten
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tillhér kategori i betraffende huvudfrédgan. Man kan exempelvis

ansdtta en Dirichlet & priorifdérdelning for

p; = (p1|i,......., pS—]]i)'

I artikeln ges ett numeriskt exempel p& denna estimation.
Antag att 100 respondenter svarar pd den huvudsaklige frégan
dér det existerar tre alternativ férutom det obestémde.
Undersdkningen ger vid handen att 20 tillhdr kategori 1, 20
kategori 2, 20 kategori 3 medan 4O &r obestémda. Antag att

vi barda har en hjédlpfriga med fyra svarsalternativ.

Tabellen visar hur de 60 "besté&mda" respondenterna svarat

pé& hjalpfrégorna.

Huvud- Hjélpfréaga

fréga Alt 1 Alt 2 Alt 3 Alt L Totalt
Alt 1 17 1 1 1 20

ALt 2 5 5 5 5 20

Alt 3 1 1 1 17 20

De 40 "obestdmda" férdelar sig betrdffande hjalpfrégan enligt

A1t Alt 2 Alt 3 Alt L

25 > p) >

Om man antar vags & priorifdérdelningar for q; och P, sé& blir
aT = 0.Lk0, az = 0.34 och &3 = 0.26., Om man inte brytt sig om
de "obestémda" (vilket alltsd ofta &r fallet i undersdkningar

~ ~ ~

hade oroportionerna skattats till q, = q, = qy = 20/60 = 1/3.

2
Lat mig avslutningsvis ocksd ndmna fdljande. Man viljer
ibland kvot- eller regressionsestimatorer som ett alternativ
till unbiased estimatorer. Man gdr det i situationer dir
hjdlpvariabelns medelvdrde och sambandet mellan den skattade
variabeln och hj&lpvariabeln &r kdnda och utnyttjar den kun-

skapen vid skattningen. I Tomlin (1977) redovisas en semi-



35

klassisk, semi-bayesiansk ansats vid tillé&mpningen av dessa
estimatorer. Ddr utnyttjas dven information om pooulationens
utseende eftersom detta pdverkar estimatorernas egenskaper.
God sd&dan information kan leda till =.ora precisionsvinster

jamfért med vanliga kvot—- och regressionsestimatorer.
8.4 Stratifiering

En Bayesansats vid stratifierat urval ektualiserar &tminstone
tvé problem. Det géller att vdlja eller konstruera en a
prioriférdelning och det gidller att allokera urvalet optimalt.
Om & priorikunskaperna om en population kan speglas med ut-
bytbara & prioriférdelningar, s& kan man ténka sig att dela
populationen i delpopulationer sédana att man inom varje del-
population betraktar variabelvérdena Xi som utbytbara. Del-
ningen kan dé betraktas som en stratifiering. Antag att in
betecknar vérdet pd enheten i i stratum j. Antag vidare att
det finns Nj enheter 1 det j:te stratumet och att ? Nj =N

dér N &r antalet element i populationen.

Lat Xj = (Xj1,......, Xij ) jJ=1l,....5, k beteckna varia-
belvirdena r'dr objekten i‘stratum j ocn X = (X1, ceee Xk)

beteckna variabelvérdena fOr enheterna i hela populationen.
En klass av & priorifdrdelningar for X ges av den allminna

tAthetsTimktionen

dar p'j (gj) speglar utbytbarhet betrdffande alla in dar
1=1,000., Nj' Alls gj ken nu betraktas som & priori oberoende.
Om stratumstorlekarna Nj ar stora kan fdrdelningarna for

in:na ménga génger illustreras med approximative normalfér-
delningar.

I Ericson (1965) och (1969b) redovisas 1ldsningen pd allokerings-

problemet under olika férutsédttningar.

En annan situation kan vara den, dir det forutsdtts att det
existerar sddan & prioriinformation om de enskilda stratum-

medelvirdena uj, att den kan approximeras med normalfdrdel-
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ningar. Allokeringsproblemet blir att finna den vektor

n = (n1, ve ey nk) som definierar det optimala stratifie-
rade urvalet i1 den meningen att i posteriorivariansen +''
f8r u minimeras f&r en given budget. L&~ Wj vara d;n k&nda
proportionen enheter, som finns i stratum j. LAt Uj beteckna

k&nda inomstratumvarianser. Vidare giller att samplemedel-

vardesvektorn x = (x1, ceeny x. ) har en k-variat normalfdr-

k
delning definierad av en medelvérdesvektor och en varians-—

. . . . 2
kovariansmatris, vars diagonalelement ar vjj = Oj/nj°

Dessutom forutsdttes en kostnadsvektor ¢ = (c1,...., c, ) dar

k
cj &r observationskostnaden per element i stratum j. Vi slker
nu mingden {ni} som minimerar
k ﬂ?
vt = I n 5
=1 (n'.. + n./c%.)
( Jd J d

med hédnsyn till budgetvillkoret

t '
dar njj = l/vjj och dér vjj ar elementen i & priorifdrdel-
ningens varians-kovariansmatris. Ldsningen pé& allokerings-
problemet ligger i att sampla i ett urval av alla strata. Lat

strata numreras sé att B,> B, 2B, > ..... 2 B, dér

2
B. = gJ\/c. . v!. och B = =,
SIS Jl“J 3d o

Intervallet C > O kan nu uppdelas pd féljande sétt. Fér r = 0,
1yeene., k=1 18t

1,={clc,<cz<c _,}
dér C_, = « och
k k
dair C =B X . ¥ c. - z c. . n'.
r o T+l "5 %55 LIRS I

j=r+1

Den optimala urvalsstorleken, ng, givet CeIr, ges av
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njo =0 for j<r
k c.o?
Cc + h) 5
o T:0: Jj=r+1 V'j J.
n,” = . : - = f3r j>r
ch ) m.0 VF?T‘ ij

Strata har alltsd ordnats och grénsen r &r en funktion av

informastionsméngd och samplingkostnader fOr olika strata.

Vid en budgetdkning bdrjar man sampla i stratum (r-1) dérefter
i (r-2), etc, tills man foér tillréckligt stor budget &r ka-
pabel att sampla frén alla strata. Detta fOrfaringssétt strider
mot klassiskt stratifierat urval. Vi har dock en parallell som
anvédnds inom icke-bayesiansk sampling, ndmligen s k cut-off-
sampling. Principen &r dir att populationen kan indelas i tvé
strata varefter endast ett stratum undersdks eftersom man dar
kan finna néstan all information om den sdkta parametern.
Forfarandet &r dock inte dir formaliserat pa samma s&tt som

1 den bayesianska ansatsen.

Om & prioriinformationen ovan &r diffus i den meningen att
& priorivarianserna v'.j alla &r mycket stora, s& erhdlls den

vélkénda '"klassiska' allokeringsformeln

eftersom v'.. > o ,
Jd

I Palit och Guttman (1973) betraktas en superpopulations-
modell f6r stratifierat urval. De Ni stratumelementen i stra-
tum 1 betraktas hir som ett urval om Ni oberoende observationer
frén en oéndlig superpopulation dér fdrdelningen

fér den intressanta variabeln in ar fj(xlgj).

Om alla ej & priori betraktas som oberoende blir & posteriori-

medelvirdet fdr ett populationsmedelvirde X
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[ e -
=
=
>4

= 1
E(X]§1,....., x) = T . 3 51%;
J=1
dar Xs ér samplet frédn stratum j och dar E(ijlgj) dr rayes-—

estimatorn for stratum j:s medelvérde.

Variansen blir

N. 2

B _
1 () Var(lezj)

Var(Xl§1,...., gk) = ;

i ~m=

I Zacks (1970) redovisas Bayesestimatorer f&ér en- och tvafas-
stratifierat urval. I fallet med tvéfasurvalet &r situationen

f6ljande.

Ett problem &r att skatta en proportion 8 1 en population upp-
EEEETR Nk}'

Ett annat problem dr att allokera budget och urvalsstorlekar

delad i k strata. Populationsstorleken &r N = {N

mellan faserna och bland strata. Lt m = {m1,....., mk} be-
teckna férstafasallokeringen och n = {n1,....., nk} andra-
fasallokeringen. L&t X =(X1,. ...... R Xk) vara observations-

vektorn for f6rsta fasens oberoende variasbler. Variablerna
kan vara antalet defekta, dvs 1 fdrsta fasen observeras Xk
s Y

defekta enheter i stratum k. L&t Y = (Y ) vara

s
motsvarande vektor i den andra fasen. A;tag vidarg att

X1, cees Xk cch Y1, - Yk 4r respektive hypergeometriskt
férdelade. Givet allokeringen (m, n) och observatignerna

(X, Y) s& &r bayesestimatorn f8r proportionen 6 = ZAij lika

med

~

k
(X,Y,m,n) = I X, A (14 ¥ ) - T

dar Aj &r en specifik konstant och Pj ir proportionen defekta

i stratum J.

Man kan efter fdrsta fasen berékna preposterioririsken
R(X,m,n) = EYIX; n,n {R(X,Y; m,n)} dér R(X,Y,; m,n) &r &
posterioririsken. (Det skulle fdéra fér léngt att hér ytter-
ligare diskutera de i designet involverade riskfunktionerna.)
Den optimels allokeringen i den andra fasen &r den som mini-

merar denne preposterioririsk. Det stéller sig besvérligare
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att allokera optimalt i den férsta fasen. Man kan dock ténka
sig en pseudo-optimal ellokering i enlighet med ren enfas-

allokering.

Lét Pj ovan definieras som Mj/Nj ( dar Mj gr faktiska antalet
defekta i stratum j). I Solomon och Zacks (1970) visas
att om alls Mj ir & priori oberocende binomialférdelade sd &r
det optimala designet s&dant att det utgdrs av ett enfasurval.
Om déremot allsa Mj dr & priori oberocende diskret likformigt
férdelade, s8 &r det bdttre med tvdfasurval. Man kan visa att
tvafasurval mestadels knappast &r véart médan d& Mj &r beta-
eller binomialfdrdelade. I Aggarwal (1959) visas att vid OSU
frén en finit population &r samplemedelvédrdet en minimaxesti-
mator fér populationsmedelvirdet. Det &r ocks& mdjligt att an-
sétta en minimaxallokeringsvektor fér stratifierat urval.
Denna allokering skall minimera risken
R(n) = 15{1 ) (o -5 )07+ e

= J j
dér oJ.2 &r variansen i1 stratum j och cj samplingskostnaden

per element i stratum j.
Minimaxallokeringen ges av

N 2 o 2 1/2
n.x = heltalet n&rmast ——%—-—Q——-+~% och € N
J N cj

fér J=1,0...., k.

I Draper och Guttman (1968a) och (1968b) visas hur man allo-
kerar sina observationer i den andra fasen i ett tvé&fasurval

och dérvid utnyttjar informationen i den fdrsta. Fdre den fdrsta
allokeringen antas & prioriinformationen representerad av
oberoende, lokalt likformiga & priorifdrdelningar foér ¥
(medelvérdet i stratum j) och c?. Den simultana & posteriori-
férdelningen for alla uj och c? kan sedan anvéndas som & priori-
information fdre det andra steget. Vidare ges allokerings-—

metoder vid tvdfasurvalets andra steg vid sampling av kX variatlen

Draper och Guttmans ansats géller skattning av medelvérdet i

en oédndlig population. Skattning med hjélp av tvafasurval kan
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ocksé tillémpas vid &ndligapopulationer vilket visas i Palit
och Guttman (1972). Detta att man utnyttjar den information som
erhdlls i den fdrsta fasen leder till s k databaserade & priori-

foérdelningar.

I Ericson (1968) tas hénsyn till att sdvdl fasta som rérliga
kostnader &r fOrknippade med sampling frén ett visst stratum.
Den optimala allokeringen ges f&r ett antal olika férdelnings-
antaganden. En tolkning ges ocksd till tvéd- och flerstegsurval
d8 det finns & prioriinformation rdrande fdrstastegsenheterna.
De resultat som Ericson hérleder kan anvéndas fér att erhdlla

optimal allokering i en tvéastegsurvalsmodell.

I Aggarwal (1966) ges en clustersamplingtillémpning. Principi-
ellt kan man se clusterurval som ett urval av h strata frén k
i en population. Dérefter allokeras ett urval bland de h valda.
Aggarwal anvénder sig av en forlustfunktion

~ ~

L (u,u) = (u-u)2 +c h +

B c.n.

; 99

n~ps

J
dér cb ar kostnaden att observera en primér urvalsenhet (PUE),
och dér p &r estimatorn for populationsvérdet p. Genom att
betrakta klassen av alla & prioriférdelningar f&r vilka den
betingade variansen for stratummedelvérdens uj givet u be-

grénsas av o2 (som &r en given konstant) och fér vilka den be-

b
. . . .. . .. 2 o
tingade inomstratum & priorivariansen begrénsas av oj s S8

erhdlles minimaxestimatorn

v 2 2 -1 L. . o =
dir W. = n. (o5 + n, o ) f6r j = 1,...., h och dir X. &r
;=75 (9 b JT Tareees j
observerat stratummedelvérde.

Motsvarande minimaxrisk &r

R* (

dadr n &r allokeringsvektorn fér urvalet bland de h valda

strata.



L1

Problemet med bayesiansk allokering vid stratifierat urval

tas ocksé& upp i Khan (1976).

Vi har sett att férutsittningarna i de olika ansatserna

varierar. Ericson, exempelvis, antar

i) normalfdrdelade inomstratumpopulationer
ii} kénda stratumvarianser

iii) normalfdrdelade & priorifdérdelningar for us

och en algoritm som konstruerar och minimerar & posteriori-
variansen fdr medelvérdet i populationen under en budget-

restriktion och att n 2 0,

Draper och Guttman utvidgar tillémpningsomrddet till att gélla
okédnda stratumvarianser genom anvéndande av en databaserad
& priorifdrdelning som en kombination av diffus & priorifdr-

delning och likelihooden fér forstafasurvalet.

Rao och Ghangurde foéresldr allokeringsldsningar som &r fér-
delningsfria och fria frén restriktioner som "o&ndlig popula-

tion och k#&nde varianser".

I Scott och Smith (1971) redovisas en speciell problemsituation
vid stratifierat urval. Ofta vill man estimera parametrar for
delgrupper i en population, s k domains of study, men man
kénner inte i fdrvég vilka som tillhdr delgruppen. Det gér
dérfdér inte att bygga in dessa i designet som tillh&rande

ett eget stratum utan vid t ex stratifierat urval kommer del-
gruppsmedlemmarna att fdérdela sig pd flera strata. I regel

ér antalet medlemmar, Mj, i stratum j tillhdrande delgrupper
oként. Antag att det existerar viss & prioriinformation om
delgruppsstorlekarna M1, M2"""" Mj"“"’ ML ddr L ar
antalet strata och dar Nj ir antalet element i stratum J.
Denna & prioriinformation kan eventuellt representeras som
en produkt av oberoende s k polyavariabler med tathetsfunk-

tionerna



M, N,-M.-1
, _F 15, (py +dv.) W ogg, (1-p.+iv.)
P(M,|N.,y.,p.) = ( )
NARNRRS R M. 15—

dér 0 < p; < 1 och antingen (Nj—1) Y52 - min (p., 1—pj)

1

_ J
eller y. = - T, 'ddr T. och T.p. &r heltal med T. > N.. Dennsa
J d d J7d J d

fordelning har medelvirde ijj och varians

N.ps (1'Pj)(1+Nij)/(1+Yj)-

Om ett slumpmissigt urval genererar delgruppsstorlekar pd m,,

Bosevenss Migeons, M i urvalet s& &r dessa mj oberoende hyper-

J L
geometriskt fordelade

M. .
R iy j
p(mlej) ( n. ) ( J )/ ( )

Det kan visas att & posteriorifdrdelningen for Mj_mj ockséd &r
av nolyaform

x x
P(M.-m.|{N.-n. . .
( 3 Jl J nJa YJ ’ PJ )

%X, %
och p./Y. = p./y. + m.

p;/Y5 = By/vy * m;
A posteriorimedelvirdet for Mj blir

x
E(M. . = .+ (N.-n. .
( JImJ) ms + (Ny=ns) py

-~ . . .
och & posteriorivariansen

%® % (1+Njyj)
Var(M.|m.) = (N.-n, . (1-p. ,
( Jl J) ( J J) P ( P; ) (1+(nj+1) Yj»
Om vi nu vill estimera t ex totalen Y fdr nigon parameter i del-
gruppen sé& kombineras & posteriorivardena fér Mj med data om

sampleutfallet av typ

E(Y|M,y) dér y &r sempletotalen eventuellt vigd med & priori-
information om y och dir & posterioriinformationen om M sétts

in.
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I icke-bayesiansks ldsningar pd detta problem férutsétts att
inget &r ként om delgruppselementens vérden och att {Mj} an-
tingen &r helt k&nd eller ocksé inte alls. Detta motsvaras av

as ° _1
.—varden pa -N. eller y. > w,
Y Pe 8 Y

For Yj—vérden déremellan blir bayesestimatet for totalen ett
végt medelviérde av de icke-bayesianska ldsningar som motsvarar
de bédda extremvérdena pa Y; vilket vil kan tyckas intuitivt

tilltalande.

8.5 Bortfall

Bortfall innebdr att ett eller flera samplade element av olika
anledningar inte har kunnat mitas. Konventionell sampling
hénvisar i1 sddana situationer till att exempelvis subsampla
bland de element som ingdr i bortfallet. En sddan ansats ges

i Hansen och Hurwitz (1946). Dir dr syftet att skatta para-
metern i bortfallsdelen. Vanligt Ar ocks& att man anvinder

en rad preventiva och andra metoder vars syfte a4r att redu-
cera effekterna och omfattningen av bortfallet. Bortfallet

&r i minga undersdkningar en mycket besvidrande specifik fel-
kédlla. X priorikunskaper om bortfallets storlek och struktur
kan dock ménga gdnger hjidlpa statistikern i planeringsarbetet.
En bayesiansk ansats i en bortfallssituation redovisas i
Ericson (1967). I denna inkorporeras formellt & priorikun-

skaper av olika slag.

Antag att problemet &r att estimera ett populationsmedelvirde

u. Man kan dédrvid se populationen som uppdelad i tva strata.

Det ena bestédr av element, som man kan mita (medverkandestratum),
och det andra av de element som utgdr bortfallet (bortfalls-
stratum). I dessa strata antas respektive medelvdrde vara

My och Hoe Stratumstorlekarna har proportionerna I och

(1~I) respektive. Med hjélp av tidigare undersdkningsr, prov-
undersdkningar etc, s& ansitts en simultan a priorifdrdelning
for (u1, Hss I). Man vidljer nu ett urval om n element. Av dessa

kan man f& mitvirden frdn r. Ett sddant resultat ger direkt

"

information om bide M, och T via mitvardena Xq, ...., X_ och
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kanske indirekt om Hos ifall man kénner négra samband mellan

My och My Med hjélp av Bayes' teorem erhélles en simultan

& posteriorifdrdelning for (u1, TP ). Denna fordelning

kan anvéndas som & priorifdrdelning, d& det gédller att ve-

stémma en i ndgon mening ootimal urvalsstorlek om m vid urval

bland de (n-r) element, som utgdr bortfallet. Om detta urval

kan genomfdras uten nya bortfall, erhdlles métresultaten V1,
. Vm. Detta andra urval anvénds for att erhdlla en slutlig

3 posterioriférdelning fér (u1, o ) som i sin tur ger for-

delningen fér u = T, + (1-m) o

L&t nu & nriorifdrdelningen for Il renresenteras av en betafdrdel~
ning och & prioriférdelningen for (u1, u2) som en av denna
betafdrdelning oberoende bivariat normalfdrdelning. Den simul-
tana & prioriférdelningen fér (u1, Hos ) &4r d8 en "beta-

normal" férdelning. Man kan vidare anta att antalet medverkande

r &r en binomialfdrdelad variabel med parametrarna n och I.

Betrdffande dessa férutsdttningar kan man siga att oberoendet
mellan individer kan vara naturligt men att principvégrare

inte passar in i modellen.

Under foérutsdttning att element nr i mites, s& kan det upp-
métta vérdet X, ses som en observation frénzen normalfdérdel-
ning med medelvérdet s och kénd varians o, - P& samma sitt
kan V-vérdena i andra steget ses som observationer pé en
normalfdrdelning med medelvérde My och ké&nd varians 022. P&

s& sétt kan en for de bdda urvalen gemensam likelihoodfunktion

~

bestédmmas. Det bayesianska optimala estimatet av u, ség u,

erh8llas genom att minimera en fdrlustfunktion av typen

~

Eu ® L(n,r,fr,m,vm,u,u) = K Eu 2 (u-u) + c,n + cr + con
dar Eu * petecknar firvéntan for u avseende & posteriorifér-
delningen givet de béda urvalen och dar c; betecknar element-
kostnaden i respektive urval och d&r K representerar en slags
"trade-off" mellan estimationsfelet och kostnaderna. Det virde
pa ; som minimerar denna férvédntade fOrlust &r ;0, det slutliga
& posteriorimedelvirdet for u. Vardet kan skrivas

-

h = r'+r y ®*  n'+n-r'-r %*
0 n'+n 1 n'+n Mo
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dar u1x och u2x ingdr som komponenter i medelvérdesvektorn i

den slutliga & posteriorifdrdelningen och dér n' och r' &r

parametrarna i & posterioriférdelningen for II.

Om ens & prioriuppfattning om (u1, Moo M) a4r vag, dvs dd &
priorifdrdelningen fér Il &r likformig och & prioriférdelningen

for (u1, u2) har stor varians, s& &r den optimala estimatorn

_r 3 ~r =
= - | em—

uO n Xr n Vm

dar

_ 1 r _ _ 1 m

X == z X, och V =-— I V.

r r . 1 m m . 1
i=1] i=1

Den optimala urvalsstorleken, mys i det andra urvalet &r den
som minimerar den férvéantade fdrlusten L(n,r,ir,m). Den
optimala urvalsstorleken, ny» 1 det fdrsta urvalet &r den som
minimerar den férvéntade fdrlusten L(n,r,Xr) med avseende pé
den simultana marginalfdrdelningen fér r och X}. Resonemanget
ovan forutsdtter att inget bortfall sker bland de m, valda i
det andra urvalet. I en strdvan att nd ett 100%-igt medverkande

(exempelvis genom att hé&mte métvdrden frén externa informaticns-

kdllor, O8ka trycket mot respondenten, tillimpa ekonomisk
ersdttning till de medverkande etc) kan man f& en bias. Denna
kan ta sig uttryck pd s& sitt att den betingade fdrvintan for
vmlug inte behdver vara uy utan kanske s + B, didr B ar en
biasterm. En sddan biasterm kan inkorporeras i planeringen
genom att ansdtta en fOrdelning fdr B baserade pd tidigare
erfarenheter. Om en biasterm inkorporeras reduceras den opti-
mala urvalsstorleken frdn m. till m'. Detta speglar det faktum

0 0
att biased observationer &r mindre varda 4n unbiased.

I Rao och Ghangurde (1972) ges en liknande 18sning.

I Kaufman och King (1973) ges en 18sning i det binomiala fallet.
Antag att vi vill estimeraproportionenpf med en viss egen-—
skap 1 en population. Det existerar ett bortfall s& att féljande
parameternméngd uppstér. (Beteckningarna &r de som anvints i

referensen).
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Svarsstratum Bortfallsstratum} Totalt
Egenskap Prp Peg Pe
Icke-egenskap Py Pus P,
Totalt P Pg 1 |
|

En urvalsstorlek pd n férdelar sig analogt

n n n
fr fs T

n n n
ur us u

n n n
r s

Uppenbarligen kan man, fdrutom det givna n, endast observera

n n och n .
fr’ Tur )

Foér att 1&sa problemet att estimera Pe inférs en alternativ

parametrisering, némligen

P..p = den betingade sannolikheten foér "icke-bortfall" givet
"egenskap"
P.., = den betingade sannolikheten f&r "icke-bortfall" givet

"icke-egenskap"

pS’f_ L _pr.f

reu

= den betingade sannolikheten fér "egenskap" givet

"icke-bortfall"

Pr., = den betingade sannolikheten f6r "egenskap" givet

"pbortfall"



bt
P'I‘= 1"Pf,

P = V- peg
En bekvém & priorifdrdelning for ﬁr, ﬁf-r och ﬁf-s &r en som
bestdr av produkten av oberoende betafdérdelningar

t t 1 1

1 1
- ~ - - - -1
n 1 pns 1 . 1 nur 1 nfs 1 n

P s pf-r pu-r pf's pu-s

r

dédr alla n' symboliserar parametrarna i denna simultana &

priorifdrdelning och dar

Antag att data genereras i enlighet med en s k dubbel diko-
tomiprocess. Sannolikheten att observera ett sample om n be-
st8ende av n respondenter med egenskapen, n,,. som ej har

fr
egenskapen och n bortfalls individer &r d& proportionell mot

)s
P P

(Pfs * pu T ur

8
I termer av de betingade sannolikheterna Prs Pe.p och Pe.g

blir likelihooden proportionell mot

Y D Pep Puer

Om vi anvénder den ovan angivna beta & priorifdrdelningen for
Prs Prug och Pr.y och multiplicerar med likelihooden enligt
Bayes' teorem erhdlls

" " " ' n ' —
n_ -1 n -1 n, -1 n, —1 n -1 n -1

T u fr fs ur us +
Pf Pu Pr-f Ps.f Pr.u PS.u prs-f PuPs“
dar
1" ] 1" [
= + -
nf nf nfr och nu nu + nur

R posteriorifdrdelningen for Pe blir en beta med medelvirde
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_n ] '
n. =n_n
fs s fs/ns

n'=n! +n' =n'+n!
£ u r s

n =n'+n

Medelvardet 5; kan tolkas pad fdljande sétt: Om antalet bort-
fallsindivider med egenskapen vore kint, s& skulle & poste-
riorimedelvirdet for p, vara (ng + nfs)/n". Eftersom vi inte

kanner Do ersatts denna med dess forvintade varde ngs.

Om man diremot ansdtter icke-informativa & priorifdrdelningar
fér P.s Pp..0ch Po. g a4 la Jeffreys (se avsnitt &.2) och direfter
observerar data leder detta till en databaserad & priorifdr-

delning som kan anvéndas vid fortsatt analys.

I ansatserna ovan antar man att bortfallet uppféljs med hjélp
av urval i bortfallsstratum. I Rubin (1977) utnyttjas till-
génglig hjilpinformation. Ett subjektivt intervall konstrue-

ras med hjélp av

a) data och
b) subjektiva parametrar som specificerar & priorifdrdelningen

f6r bortfallets parametrar givet svarsstratums parametrar.
Antag att proportionen bortfall &r p i ett urval om n och

att man &r intresserad av en parameter Y. En ideal skattning

vore
y = (1-p) yp + P ¥yp

dar §R dr det observerade medelvirdet i svarsstratum och YyR

4r motsvarande okinda storhet i1 bortfallsstratum.
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Antag att det finns bakgrundsinformation om q variabler
X = (Xl’ Xos voes Xq) f&r alla n objekten i urvalet. Om Y
har ett linjért samband med X i b&de svars- och bortfalls-

stratum sd giller
= . -
E(yg) = ap + 85 X

E(yyg) = %yg * Byr Him

dar Xﬁ och XﬁR dr de observerade medelvirdena for X i urvalet

och resten &r okdnda parametrar.

Tyvadrr kan man inte skatta ayR och Byr- Nu definieras tva

subjektiva parametrar, 6., och 62. Parametern 6, formaliserar

1 1
subjektiva antaganden om hur lika lutningen Y pd X kan vara

i de bada strata. Parametern 92 formaliserar subjektiva an-—

taganden om hur lika E(Y) &r i de bida strata fér sddana

individer som har 2 ungefér lika med g Om 6, &r subjektiva

R’
variationskoefficienten f8r bortfallsindividernas regressions-
(i) (i)
R °°P By

och Byo s& blir ett 95 %-igt tilltrosintervall for B

dr dom i:te komponenterna i
(1)
NR

koefficienter och 8

Br

séi)(1¢2 91)

Man har d& antagit att intervallet for Byr ar centrerat kring

By

Parametern 6, ldter vi vara subjektiva variationskoefficienten

2
fér Y i en grupp bortfallsindivider vars X-férdelning &r unge-
fér samma som de svarandes. Om ap + Bp Xé ar E(Y) f8r en grupp

svarande med X lika med X_, s& blir ett 95 %-igt tilltros-

R
intervall fér E(Y) bland bortfallsindivider vars X #&r ungefér

lika med XR

Om man anvénder parametriseringen (61, 62) och antar att reg-
ressionerna Y pd X har identiska och oberoende fdrdelade
normala residualer, s& kan man visa att ett subjektivt inter-

vall fér y &r
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- 2 .2 2 .2 2!
+
yR [1 + ho + z\/e1 h1 + 62 h2 h3

dar h1, h2 och h3 ar funktioner av observerade data och h

ir en relativ blas, som speglar olika X for medverkanie ocn

C

bortfall. z &r & 2 om den Onskade nivan &r 95 %. I ett exem-
pel redovisas i detalj anvindning av h . Ala h, 4r relativa

varianser.

Enklast varierar man e1 och 62 f8r att kontrollera effekten
p& y. Intervallet &r mer kidnsligt f8r variationer i 6, an 1
61.
8.6 Biasproblemet

Den klassiska statistiska teori som Gauss utvecklade var avsedd for
naturvetenskapliga tillémpningar. Ett exempel kan vara végning
av ett foremdl. En n génger upprepad vigning ger observations-

serien:

ng y2,......., yn

Dessa vdrden kan betraktas som observationer pd en stokastisk

variabel
Y=u+4d

dér u 4r den konstanta sanna vikten medan d &r resultatet av
métfel och dédr E(d) = 0. Antag att vdgen &r felinstdlld. Vi

erhdller d& observationsserien:

' 1 1

y1 N y2,........, yn

Dessa vérden kan betraktas som observationer pd en stokastisk

variabel

Y =u+B+d

dér B &r biasen hos vagen och lika med E(Y') - E(Y).
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Detta betraktelsesdtt kan lédtt &verfdras till surveyomrédet.
En ténkt serie om m observationer av en individ J kan betreaktas

som observationer pé en stokastisk variabel

gEHp Bt g

dér B, = E(YJ) - Uy
Biaskomponenten &r en svar term att uppskatta i de flesta
surveysituationer. Det krévs uppenbarligen kunskap cm My

i en eller annan form fér att problemet ska bli 1l&sbart.

I teorin gdr biasestimation till D& det séttet att man fér
ett urval av element skaffar fram sanna vidrden. Det vanliga
r att ett sddant anskaffande inte later sig gbras p g a
att sanna védrden inte existerar eller fér att kostnaderna
att ta fram dessa &r prohibitiva. Ett nraktiskt alternativ
&r d4 att skaffa information om en approximation u& av g
Tillvagagingssédttet &r att "pbattre" information samlas in
om ett urval av element och att man samtidigt hoppas att

denna information &r behdftad med ingen eller ringa bias.

I Schlaiffer (1959) ges ett exempel p& hur man kan ansitta en
& priorifdrdelning for biastermen B baserad pd historiska data.

I detta fall betraktas forstés alla komponenterna i relationen
Y=u+B+d
som stokastiska variabler.

Om & prioriférdelningen fér Y &r normal, om & prioriférdelningen
f8r u &r normal och om oe(Y) &r kdnd s& &r & posteriorifdr-

delningen f6r u normal dér férvédntan &r

1 -
E(u) + y - E(B)
u) a2(¥) l: 1

1 + 1

o?(u) o

2(x)



dédr y &r sampleinformation och resten av komponenterna &

priori faststédllda.
8.7 Kvalitetskontroll

Industriell statistisk kvalitetskontroll fOrekommer inte

sédllan vid kontroll av enskilda operationer i surveys. Exempel
pé sédana operationer &r kodning och stansning. S&dan kvalitets-
kontroll tillgér i regel pd s& sdtt att en urvalsvlan ut-
formas vars syfte &r att upprétthédlla en viss given Xkvalitet
(t exproportion defekta element) pd operationens output.

Ett exempel &r att en viss utgéende kvalitet garanteras med

en viss AOQL (= Average Outgoing Quality Limit). Vanligen in-
delas hela produktionen i v&ldefinierade bitar, s k lots eller
batches, dér urval av producerade element sker inom varje
batch. P& grundval av urvalsresultatet bestdms huruvida batchen
ska forkastas eller accepteras. I det fdrra fallet kontrolleres
hela batchen medan ingen ytterligare &tgérd vidtas i det senare
fallet. Forfarandet kan kallas acceptanssempling. En plan for
s8dant urval definieras av urvalsstorleken, n, och accevptans-
talet, t. Fdr att erhdlla nigot slags ovntimal urvalsplan

krédvs kunskap om proportionen defekta i1 produktionsprocessen.

I konventionell sampling anvénds oftast s&dan kunskap endast

om den kan antas vara mer eller mindre exakt. Man &r inte
speciellt angelégen att betrakta proportionen defekta som en
stokastisk variabel utan vdljer hellre en plan med slltfoér

stort n.

I Barnett (1973) diskuteras hur & prioriinformation om pro-
portionen defekta kan anvéndas i1 en bayesansats vid kvalitets-

kontroll. Antag att proportionen defekta i batch (k+1) &r

6k+]' En enkel punktestimation av ek+1 kan goéras genom att
sampla element ur batch k+1 och skatta proportionern med
ék+1 = r/n dér r &r antalet defekta och n samplestorleken. I

ménge situationer kan vi ha en mer eller mindre klar bild av
produktionsprocessens tidigare led, ndmligen framstdllning av
batcharna 1, 2,...., k. Man kan exempelvis ténka sig att de
k tidigare batcharna totalkontrollerats medan man for batch

k+1 och ett tag framit &Svergdr till urvalskontroll. Det &r
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alltsé ténkbart att vi har en uppséttning virden B4s Bpsenees Oy
som d4r kénda. Den fOrdelning som dessa 6-vérden uppvisat kan

nu betraktas som en & priorifdrdelning dir 8k+1 4r en obser-
vation frédn denna férdelning. Uppséttningen 61, 62,....., ek
kan representeras av exempelvis ett histogram for vilket man
kan anpassa en kontinuerlig funktion. Denna kan sedan tjéna

som & priorifdrdelning fér batchkvaliteten.

I artikeln ges ett numeriskt exempel (k=498) dér den anpassade

férdelningen representeras mycket vidl av en B8(20.80)

_ Tioo 619(1_6)79

avs n(e) = 50 T80

Dess typvirde ar 62 0.194.

I den batch (k+1) som vi samplar ur &r punktestimatet av pro-
portionen defekta é = 0.3. Om vi nu pé bayesianskt vis kom-
binerar & prioriinformationen med sampleinformationen istéllet
for att enbart utnyttjs den senare s& erhdlls en beta & vosterio-
riférdelning som ar B(80.220)(r=60, n=200). Typvirdet i denna
férdelning &r 3 = 79/298 eller 0.265 och vi ser hur & posteriori-

vérdet 4r en kompromiss mellan sample— och & prioriinformation.

I en acceptanssamplingssituation dér Snskemélet &r att utforma
en plan med minimering av kostnaderna &r jémviktskvaliteten
e ° ddr b 4r vinsten av agtt godkdnna en icke-defekt enhet
och ¢ forlusten av att godkénna en defekt enhet och dér
urvalskostnaden &r 1. Vid jémviktskvalitet &r det lika lénsamt
att férkasta som att acceptera en batch. Om & prioriférdel-
ningen fér inkommande kvalitet 8 &r B{1l,m) och urvalsstorleken
4r n s& accepteras enligt Wetherhill (1969) batchen om r £ t
och forkastas om r>t dér

t = (1l+m+n) ) - 1

(b+C

Om b/b+c &r 1/4 i exemplet ovan med 1(6) = g(20.80)

och n = 200, s& blir t=55. Men r=60 varfdr batchen fdrkastas.
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X priorifdrdelningar i form av olika betafdrdelningar &r ett
vanligt sé&tt att representera information om proporticnen
defekta i en batch. I Hendricks (196L) ges ytterligare ett
exempel pd beta som & priorifdrdelning i en acceptanssampling-

situation. Men man kan givetvis ténka sig andra representationer.

Bayesanalys i acceptanssamplingsituationer diskuteras ytter-

ligare i bl a Hald (1968), Weiler (1965), Ladany (1976).

Ett annat exempel pd hur & prioriinformation skulle kunna ut-

nyttjas i kvalitetskontrollsyfte &r féljande.

I en survey férekommer databearbetningsoperationer som kodning
och stansning. Dessa operationer &r i relativt stor utstréck-
ning felgenererande ochman vill dé&rfdér i ménga fall ha en
uppfattning om den utgdende kvaliteten. Antag exempelvis att
man &nskar skatta antalet felstansade kort i en hélkortsmassa.
Ett obundet slumpmissigt urval om n kort uttages. Vid kontroll
av dessa n kort visar det sig, att m kort innehdller ett eller
flera stansfel. Enligt gingse metodik skattas nu proportionen
felaktiga kort med ; = m/n. Men man kan ocksé ténka sig att ut-
nyttja resultat frédn tidigare kontrollstansningar. L&t oss anta
att man frén tidigare stansningar av samma slag har erhallit
kinnedom om felprocenten givet en viss storlek pé& undersdkt

hilkortsmassa. Man kdnner m a o tabellen

pir(felprocent) Po(pj) (relativ frekvens)
Py PolPy
bo Polpy)
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Vi kan fér praktiska é&ndamil ténka oss att reducera virde-
férrédet foér Pss s& att det bestdr av exempelvis 0 cch mul-
tipler av tiondels procent. Vid konstriktionen av tabellen kan
man d& justera observerade pj—vérden till nérmaste tiornael 1
vérdeférradet for p'j i tabellen., Tabellen fungerar nu som en

diskret & priorifdrdelning.

Fér alla pj—vérden beridknas nu P(x=m|pj), dir x &r antalet fel-
aktigt stansade kort i urvalet. Antagandet om oberoende medfdr
att

)n"m

n m
(1-p.

Plxmlp;) = () p;" (1-»;

Enligt Bayes' teorem erhédlles nu
, P(x=m|pj) Po(p.)
P (p.) = P(pj[x=m) =<

J
§£ix=m|pj)Po(p-)

En skattning av stansfelet blir nu
1) t
p = mex {P (p.) }
j J

8.8 Evalvering av en survey

Evalvering innebér att ett métt framriknas for det totala
felet i en survey. Detta tillgdr vanligtvis s& att survey-
resultatet jadmfdrs med ett estimat av ett "sant" vdrde. I
Brown (1963), (1967) och (1969) redovisas en subjektivistisk
ansats for evalvering. Ansatsen ar inte bayesiansk eftersom
Bayes' teorem inte anvénds men jag her 4ndd valt att redoviss
den p g & det subjektiva inslaget. Ansatsen kan kallas till-
trosanalys och den innebdr att subjektiv information anvénds

fér att korrigera framréknade estimat grundade pé urval.

Den brownska filosofin &r att den tilltro, som ligger i ett
surveyresultat, &r den logiska konsekvensen av tilltron be-
triffande var och en av surveyens olika led. Om dessa "till-

troskomponenter" kan kvantifieras, s& finns mdjligheter att
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rikna fram surveyens totala tilltro med hjilp av konventio-—

nella statistiska mitt (varianser och kovarianser).

Antag, att vi berdknar en méngd delestimat. "Tvivel" betraffande
ett slutgiltigt estimat beror d& inte endast pd varje éel-
estimat utan ockséd p& den subjektive beddmarens vérderingar
betrédffande kovariansen mellan estimaten. Fér beddmaren géller
inte endast att bestémma tilltron fdr varje delestimet utan
ocksd att formalisera denne tilltro. Anta, att man vill esti-
mera en parameter T med hjédlp av en urvalsundersdkning. Under-
sSkningen ger ett estimat E av parametern. Det &r nu mdjligt

att betrakta kvoten mellan T och E. Denna kvot kan betraktas

som en produkt av tvéd eller flera andra kvoter. Kvoterna

korrensponderar mot olika felkéllor. Ett exempel pad detta &r

dér M &r det vérde, som erhdlls genom att méta hela populationen
pd samma sitt som urvalet. Om T/M &r skilt frén 1, si féreligger
mitfel och om M/E &r skilt frén 1, s& &r urvalet inte represen-
tativt. FOr var och en av kvoterna kan en tilltrosfdrdelning
ansdttas. Evalveringen av mit— och urvalsfelen ger d& varden

pd varianserna i dessa tilltrosfdrdelningar. Med hjdlp av del-
resultaten kan sd det slutliga "tvivlet" (= variansen) betraf-
fande undersdkningsresultatet T/E riknas fram. Denna variant

av tilltrosanalys benidmns "error ratio analysis", "felkvots-
analys". En fOrutsittning fér att felkvotsanalys skall vara
meningsfull &r givetvis att delkvoterna kan evalveras lattare

&n det totala undersdkningsresultatet.

I Frankel (1971) framfdrs kraftig kritik mot den av Brown
féreslagna ansatsen. Kritiken riktar sig framst mot att fel-
kvotsanalysen helt grundar sig p& subjektiva uppfattningar

om kvoterna ifrdga. Inslaget av empiriska data kan 1 klassiska
och neo-bayesianska design reducera effekten av felaktiga &
prioriférestillningar. Nidgon sddan gardering finns inte 1 fel-

kvotsanalysen.
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8.9 Négra andra operationer

I en survey ingér operationer som iblae:d innehdller morent som
ej 8r traditionella surveymoment. S&dana moment kan vara varians-
analys och experimentsplanering. Hir ges ndgra referenser till

bayesansatser vid sddana moment.

Ansatser inom experimentplanering diskuteras i Grizzle och

Novick (1965), Placket (1966) och Smith (1965).

Bayesanalys i en variansanalyssituation redovisas i Hoadley

(1969).
8.10 N&gra speciella & prioriférdelningar i surveys

Ibland kan ett slags allménna & prioriférdelningar uppstd i
surveysituationer. I Ericson (1965) ges ndgra exempel. Om

det exempelvis géller att kombinera tidsseriedata med sample
surveydata och & priorifdrdelningen bestéms pd basis av
regressionsmodeller med anvéndande av tidigare estimat pd
medelvédrden His s& kan en simultan k-variat normal & priori-
férdelning, dér kovariansen mellan olika medelvédrden inte
nodvéndigtvis &r noll, vara naturlig. Om ett stratifierat urval
dras s& kommer den resulterande & posteriorifdérdelningen att
vara en naturlig kombination av tidsserier eller regression

och sample surveyinformation.

En annan allmén viég sddana & priorifdrdelningar kan uppstd vd &r
i repetetiva surveysituationer. Antag att Wy, dr en kx1 observa-
tionsvektor fér k stratummedelvérden i en i:te tidigare period.
Dessa u, (h=1,....., n) kan betraktas somett urval av n fran en
multivariat normalfdrdelning. A prioriférdelningen fér den
innevareande (n+1):te perioden kan d& ses som en k-variat
normalfdrdelning med medelvdrde och kovariansmatris estimerad

frédn de n tidigare W, ina.

Superpopulationstanken kan ocksé konkretiseras. Exempelvis kan
okénda stratummedelvérden uj (j=1,...., L) liknas vid en rea-

lisering av L oberoende urval av en superpopulation med medel-

véirde m och varians v.
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8.11 Allmént om bayesanalys i surveys

I Winkler (1973) gdrs ndgra allménna reflsxioner kring utnytt-
jandet av bayesansatser i statistiska undersdkningar. Mar ker
fastsléd att bayesansatser &nnu sé lénge s&llan anvdnds i prak-—

tiken. Orsekerr.a kan bl a vara att

i) traditionen talar fdr klassiska ansatser

ii) trédningen i utnyttjandet &r liten

iii) teorinkanvara svartillginglig

iv) berdkningssvérigheterns kan vara stora om inte konjugat-

férdelningar och datorer anvinds

v) rapporteringssvarigheter fdreligger

vi) ett visst motstdnd fdreligger fran tidskriftsredaktdrernas

sida

vii) filosofiskillnad existerar.

I praktiken &r kanske den senaste orsaken den som har den
minsta betydelsen. Traditicnen betyder troligen mer. Vad ségs

om féljande ritual?

Vid icke-bayesiansk hypotesprdvning anvénds ofta stora urval
vid standardtestning av s k skarpa nollhypoteser; dvs om 6=0.
Egentligen &r man oftast intresserad av om 6 ligger i nérheten
av 0. Stora urval ger ofta vid handen att nollhypotesen

bér forkastas. Men man fOrkastar dérmed en hypotes som man
egentligen inte &r intresserad av. Testet &r glltfor precist for
att avgdra om & ligger nédra 0. I bayesiansk hypotesprdvning

ges istédllet relativ tilltro till alternativa hypoteser -



Bayesianska metoder har inte gjorts tillgingliga fér undersSk-
ningsanalytiker. Metoderna finns inte i "kokbokstappning",
Vidare existerar endast ett Tatal datw rogram och Labellverk

. . . . . JERTEN
f8r bayesanalys varav nigra finns i Novic< och Jackson 197h).

Till&mpningen av bayesansatser krédver dessutom mer tid, arbete

och gred av sofisticering én traditionella ansatser.

En férdel med en bayesansats fir att resultaten kan nresenteras
i en lattfattlig form. Ett intervallestimat blir av typen

P(® ligger i intervallet) istéllet for det traditionella
P(intervallet innesluter 6). (Ménga génger tolkar icke-bayes-—
ianerna de facto sina resultat pd det férra séttet.) Som
nimndes ovan ges en méjlishet att besvara Crésan: "Vilven

hypotes &r troligast?"

Trots det som sagts om mdjligheterna att presentera tayes-—
1l6sningaer i en l&ttfattlig form fé&r vayesianen ofta en extra
bérda i och med att alla orocedurer som ingir 1 analysen
miste fBrklaras. Btt traditionellt t-test &r sid vAlbekant
att det kan rapporteras 1 form av ettt t-vidrde. Darfdr upp-
stdr #nnu s& linge kommuniceringssvérigheter med resultat-

anvindaren.

En bayesrapport méste innehdlla resultat dir man gdr en av-
védgning mellan fullsténdig och koncis framstdllning. Fullst&ndig-
het krdver att alla radata publiceras. Om likelihoodfunktionen
publiceras kan olike datautnyttjare anvidnda sina egna & priori-
férdelningar for erhdllende av & posteriorifdrdelningar. For

att minske presentationsbdrdan kan man ange flera olika &
posteriorifdrdelningar korrensponderande mot alternativa &
priorifdrdelningar. En m&jlighet &r att utnyttja principen for
stabil estimation och ange en & posterioriférdelning korre-
sponderande mot en diffus & prioriférdelning. En annan mdjlig-
het &r att ange funktioner som relaterar parsmetrarna i kon-
jugata & priori- och & posteriorifdrdelningar. Om funktionerna
presenteras grafiskt &r det 1litt att se hur kinslig & posteriori-

férdelningen &r fdr foréndringar i & prioriférdelningen.



I de fall & posterioriférdelningen &r komplex, t ex i multi-
variate sammanhang aAr det Onskvart att sammanfatts fordel-
ningen 1 termer av parametrar, sannoli!ht-ten for intervall

ete.

En ytterligare variant &r att redovisa hur kiinsliz 3 rostario-

rifdrdelningen &r fOr dndringar 1 sampleinformationen.

AVD C AVSLUTNING

9 Kritik mot den neo-bayesianska sténdpunkten

Mycket kritik har riktats mot den stéandpunkt som fOretréds

av neo-bayesianerna. Kritik i den motsatta riktningen &r dock
relativt sett vanligare och detta &r naturligt. Cet giller ju
hé&r att propagera f8r ndgot nytt. Snart sagt varje bayesartikel
innehdller jimfdrelser med den klassiska skolan och jém-

férelserna &r givetvis oftast till fdrmén fér den egna skolan.

Betraffande den kritik som riktats mot bayesianerna s& har den
undergéatt foréndringar under &rens lopp. Ett citat frén Fisher

kan vara belysande.

"The theory of inverse probability is founded upon an error
and must be wholly rejected. Inferences respecting populations
from which known samples have been drawn, cannot by this

method be expressed in terms of probability".

Sedan detta yttrande fdlldes har bade kretsen av bayesianer
utvidgats och kritiken nyanserats. Méngs icke-bayesianer anser
att kantroversen inte léngre ar av filosofisk natur, utan
snarare att bayesanalys ménga génger Ar komplex och svargenom-
férbar. Det praktiska vérdet av bayesanalys ifrégasétts ocksé
ofta. Ménga anser att & priorikunskaper mestadels &r av sé& vag

natur att de &r av ringa eller intet vérde.

En annan invindning dé det gédller surveytillémpningar &r att

varje anvéndare av en survey skulle tvingas att ansétta egna
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8 prioriférdelningar. Detta &r orimligt eftersom anvéndarna
oftast &r andra individer &n planerarna av undersikningen. I ett
sddant lige med mdnga anviéndare tycks den enda vettiga 10s-—
ningen vare att ansdtte diffusa & prioriférdelningar. Detta

ger resultat som ligger mycket ndra dem som erhélles via ett
konventionellt genomfdrande av surveys. Detta betyder frén
bayesiansk horisont att om & prioriinformationen &r =g £»
ingen skada skedd eftersom resultatet ligger nédra det tradi-
tionella. Daremot kvarstdr styrkan i Bayes” teorem nir a prio-—

riinformationen &r specifik.

Det anses av vissa att teorin fdr utbytbara a priorifdrdel-
ningar kan bli en stark l&nk mellan bayesiansk och klassisk
teori. Tvéstegsansatsen att generera en & vnriorifdrdelning
genom att definiera en parametrisk superpopulation och sedan
vilja en & priorifdrdelning fér parametrarna i denna usgdr
ocksd en naturlig korrespondens mellan bayesiansk samouling-

teori och annan statistisk teori.

I bl a Ericson (1969a), Smith (1965) och Berkson (1977) redo-

visas kritik mot bayesansatser.

10 Syntes

Som n&mnts oven &r framstdllningen om inkorporering av bayesian-

ska idéer i surveynlaneringen relativt "smalt"

inrikted. 3S&lunda
ligger tyngdpunkten pd tillémpningar vid stratifierat urval.
Men &ven dér dr tillémpningen "smal''. Allmént fdrutsitts

exempelvis kénda varianskomponenter,

Kan man d& anvénda bayesianska metoder i surveys? Fragan kan
besvaras med ett ja. I sjélva verket finns en bayesiensk

survey gédllande ett férfattarskapsproblem redovisad i Mosteller
och Wallace (1963) och (196k4) dir det gdllde att bestémma &
posteriorisannolikheter for férfattarskap dér samplein-—
formationen utgjordes av ordfrekvenser. I denna studie framgick
med Onskvédrd tydlighet att avsaknaden av praktiska forsdk var
stor. S& vérst mdngae ytterligare forsdk har heller inte gjorts

sedan Mostellers och Wallaces studie genomfordes.
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Ndgra exempel finns dock i Zellner och Williams (1973) och
Murphy och Winkler (1973).

Déremot har som ovan visats en méngd * ¢ -stiske artikler
arbetats fram. Detta beror sdkerligen till stor del péd att
metoderna &r svdrtillémpade snarare &n kontroversiella. Det
behdvs némligen en stdrre arsenal av a priorifdrdelningar-
med hidnsyn till genomfdrande och faktisk representation av
féreteelser. S& snart man dverger de enklaste bayestillémp-
ningarns s& kommer man i matematiska svdrigheter. Darfor krévs
en systematisk utveckling gentemot enklare férfaranden dar

exakta ldsningsmetoder kan negligeras.

Sjdlva idén med formellt hénsynstagande till & prioriinforma-
tionen &r givetvis tilltalande. Konsekvenserna av de sekven-—
siella bayesdesign som bl a redovisas i Solomon och Zacks
(1970) leder i en surveysituation till att man kan ténka sig
att sampla kunder 1 en affér tills sténgningsdags, tills men
blir trétt, tills man tror man har tillréckligt evidence fér

négot man vill pdvisa etc.

Den springande punkten i en till&mpningssituation &r dock

& prioriférdelningens utseende. Enligt bayesianskt synsitt kan
denna konstrueras helt subjektivt. Man kan dock ténka sig
naturliga hjdlpmedel harvidlag sésom provundersdknirngar. Som
ndmnts ovan gidller det dock att konstruera ''standards" for
olika d prioriinformationssituationer. Man mdste finns &
pricrif8rdelningar som passar komplexa urvalsdesign. Det be-

hévs & priorifdrdelningar som speglar snedhet osv.

Man behdver dock inte anvidnda bayesldsningar fradn bdrjan till
slut 1 en survey. Man kan mycket vdl tdnka sig att enbart he-
griansa bayesutnyttjandet till enskilda operationer sdsom att
férsdka 16sa bortfallsproblemet 1 en survey eller att utnyttja
8 prioriinformation for batchkvalitet vid kvalitetskontroll av
exempelvis stansning som ju fdérekommer i de flesta stdrre

undersdkningar.
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