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Ziskévani empirického materidlu v konkrétnich sociologickych vyzkumech je velmi
Gasto zalozeno na metodach vybérového zjistovani. Jednou ze zdkladnich metodo-
logickych otdzek vybérovyvch postuptt je problém jejich reprezentativity, jimz se
zevrubné zabyval J. Rehak v Sociologickém Gasopise [1978]. V jeho ¢lanku je zminén
zdvazny zdroj poruseni reprezentativity — nepokryti cilové populace. Tento problém
je vlastni viem vybérovym postupiim — pravdépodobnostnimu, kvétnimu i zdmér-
nému — a je jednou z pri¢in vzniku takzvanych nevybérovijch chyb. o nichz se vice
¢i méné podrobné zminuje rada ucebnic vybérovych Setfeni [napriklad Cochran 1967;
Konijn 1973]. Nevybérovymi se v literature nazyvaji takové chyby ve vypovédich
o cilové populaci, které vznikaji do uréité miry nezavisle na zvoleném vybérovém
postupu. H. S. Konijn uvadi ¢tyti zdroje takovych zkresleni:

a) v dobé uréené pro terénni shér dat se nepoda¥i kontaktovat viechny osoby, od
nichz mély byt ziskdny tdaje;

b) nékteré kontaktované osoby odmitnou poskytnout udaje;

¢) udaje zjisténé od jednotlivych osob mohou byt zdmérné ¢i mimovolné nepresné
a zkreslené;

d) chyby mohou vzniknout pri zpracovani dat — pri kédovéani, zdznamu na podéita-
¢ové medium, zpracovani v pocitaci apod.

Vsechny uvedené zdroje zkresleni jsou v praxi velmi zadvazné a chyby jimi zpuso-
bené nejsou ani zdaleka zanedbatelné. Proto jim je v posledni dobhé vénovéna v od-
borné literature i v konkrétnich vybérovych Setrenich stile vétsi pozornost. Pro
sociologickd dotaznikové Setreni, jejichz typickym predstavitelem je vyzkum vefej-
ného minéni, jsou zvlasté velkym nebezpeéim chyby zptisobené odmitnutim odpovédi,
nebot 1ze opodstatnéné predpokliadat, Ze ta éast populace, kterd odmitd poskytnout
udaje, je z hlediska predmétu vyzkumu podstatné odlisnd od ostatnich jedincii. Proto
je pri kazdém sociologickém vybérovém Setieni nezbytné zjistit, jak velkd édst po-
pulace odmitéd spolupracovat, nebo — fefeno v dudlnich pojmech — jakd édst po-
pulace je Setfenim pokryta.

Cilem nageho ¢lanku je ukdzat moznost odhadu velikosti té ¢asti populace, ktera je
pii uréitém tématu vyzkumu a pii daném vybérovém postupu (tj. pfi daném vybé.
rovém planu, dané tazatelské siti a daném predpisu pro prici tazateld) ochotna
poskytnout pozadované informace. Jedince ndlefejici do této skupiny budeme nazyvat

(1) Autor Dodatku.
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(potencidlnimi) respondenty.? Cheeme se pritom vénovat problematice odhadu po-
dilu respondentii na zdkladé samotného vybérového Setfeni a stranou ponechdvime
moznosti zjistovani tohoto tdaje pomoci dopliikovych vyzkumii (napt. nezavislého
dotaznikového Setfeni, v némz% je kladena otizka: , Kdybyste byl poZadan, abyste
fekl sviij ndzorna..... , byl byste ochoten odpovédét?‘). Pro jednoduchost abstra-
hujeme v celém élanku pfi odhadovini tohoto podilu od zdroje zkresleni a - jinymi
slovy foteno - predpokldddme, Ze piislusnost ke skupiné respondentti je nezavisld na
pravdépodobnosti kontaktovéni individua. Tento zjednodusujici predpoklad se
pravdépodobné v praxi nepotvrdi, coZ znamend, 7ze odhady ohsaZené v této stati
budou muset hyt korigovany « prihlédnutim k této pravdépodobnosti. Problémem
korekel se v8ak prozatim nezabyvame.

Postupy a vzoree, kteréd jsme pro tento ¢lanek vybrali z literatury nebo odvedili,
jrou vypracovany pro pravdépodobnostni vvbér, Ize viak otekdvat, Ze budou po-
uzivany i pro jiné vybérové postupy. Tak tomu ostatné je i v Ustavu pro vyzkum
verejného minén{, kde se pfi kvétnim vyhéru tradiéné pouiiva vzore platnych pro
prosty nahodny vybér. Je proto nutné pripomenout, 7Ze kazdé piendSeni postupi
z pravdépodobnostnibo vybéru na kvétnl nebo zamérny vyzaduje dikladné ovérit
v¥bérové chovani odhadii pri koukrétnim vybérovém postupu a usilovat o odhaleni
piipadné systematické chyby. Proto jsme do ¢lénku zafadili také empirické poznatky
7z vyzkumt Ustavu pro vyzkum vefejného minéni, na nich? demonstrujeme pouziti
zkoumanych odhadt pfi kvétnim vybéru.

Teoretické aspekty odhadu podilu respondenti

Predpokladejme, ze vybhérovym postupem je prosty ndhodny vybér s vracenim,
tj. Ze postupné vybirdime z cflové populace jednotky uréené ke kontaktovani a zZe
pii kazdé volbé jednotky je pravdépodobnost, Ze bude vybrana j-td4 jednotka,
jg=1,..,N rovna I/N, kde N je rozsah populace.? Ozna¢me ddle potet kontakto-
vanych jednotek 7, R polet respondentit mezi kontaktovanymi jednotkami a O pocet
jednotek, které byly kontaktovany, aviak Gdaje neposkytly (potet odmitnut{). Plati
tedy

R+0=nu. (1)
Oznaime ddle p podil respondentu v cilové populaci.

Podil respondenttt v cflové populaci (v zdkladnim souboru) budenie odhadovat na

(2) Termin ,respondent” se b&Zné& uZiva pro oznadeni jedince, od néhoZ byly ziskany
udaje. V tomto &lanku chdpeme pojem respondent 3ifeji, ani zde v3ak nejde o ab-
straktni vymezeni osoby ochotné poskytovat utdaje. Je patrné, Ze osoba, kterd je po-
tencidlnim respondentem pri zaruCen& anonymnim vyzkumu, miZe odmitnout dotazo-
vdani pfi neanonymnim Setieni, Ze jedinci, ktefi jsou potenciondlnimi respondenty pfFi
Fizeném rozhovoru, mohou byt odmitajicimi p¥i anket& apod. Soufasné je tfeba mit
na paméti, Ze pFisluSnost daného jedince do skupiny respondentl je zavisld také na
tématu vyzkumu. V tomto &lanku budeme predpoklddat, Ze tematika Setfeni a zpfhsob
sbéru dat jsou dany.

(3} Pripoustime tedy, Ze né&které jednotky mohou byt pro dany v§zkum vybrany
vicekrat. Pravdépodobnost toho, Ze nékterd jednotka je ve vyb&rovém souboru za-
hrnuta vicekrat, je v8ak pfi vybéru malé ¢asti zdkladniho souboru zanedbatelnd. Proto
v Clanku nepracujeme s vybérem bez vraceni, ktery pFesné&ji popisuje prakticky po-

uZivané postupy, ale s jednodus$im vyb&rem s vracenim.
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zakladé idajn o pottu respondentit B mezi 2 kontaktovanymi jednotkami. Pfirogen =
je zavést odhad

~ R
="
ktery budeme nazyvat prostym odhadem. Vlastnosti tohoto odhadu vsak zavisf n
tom, jakym zptisobem je urcen pocet kontaktovanych jednotek n. V této stati s
budeme zabyvat tfemi zdkladnimi moznostmi:

A. pocet kontaktovanych jednotek, tj. pofet pokusu o ziskani informaci, je dén
predem — této situaci odpovidd model s pevnym pocétem pokusi; :

B. predem je stanoveno, kolik respondenti ma byt kontaktovino, od kolika jed-
notek maji byt ziskdny tdaje, a pocet kontaktovanych jednotek » je nahodny;
zde hovorime o modelu s pevnym poétem responzi.

C. predem muze byt stanoven nejen pozadovany polet responzi, ale i pozadovany
pocet odmitnuti, » je opét nahodnd veli¢ina; v tomto pripadé budeme hovoiit
o modelu se stanovenym minimalnim poctem responzi i odmitnuti.

Je zfejmé, Ze situace A je nejjednodussi a situace C nejslozitéjdi. Tomu odpovidé
i rostouci slozitost prislusnych pravdépodobnostnich modelu.

A. Model s pernym poltem pokusi

Jak jiz bylo feceno, je model s pevnym poétem pokusu nejjednodussi a v praxi také
nejméné nékladny. Tyto dvé prednosti vedou k tomu, Ze je pfi vybérovych Setfenich
pres své znaéné nedostatky hojné pouiivan. Jeho hlavni nevyhodou je, Ze v ném
nelze predem urdit, jaky polet responzi bude ziskdn, tj. jaké mnozstvi dat bude
k dispozici pro statistické zpracovéni. To znesnadnuje apriorni uréovani vybérovych
chyb pouzitych odhadu a vyluéuje statisticky podlozené urceni velikosti vybérového
souboru. Obvykle se chybéjici informace nahrazuji udaji zjisténymi v obdobnych
vyzkumech uskuteénénych drive.?

V modelu s pevnym poétem pokusit jsou tedy E a O niahodné veli¢iny, R mé
binomické rozdéleni s parametry (n, p). Ze statistické literatury je znamo, Ze prosty
odhad 7 je v tomto modelu nevychyleny a je nejlepsim odhadem parametrn p.5 Jeho
rozptyl je

var p = p(l—p) . 2
n
Navic mé& p pii » rostoncim do nekoneéna a pii pevném p asymptoticky normélni
rozdéleni se stfedni hodnotou p a s rozptylem (2).

B. Model s pevnym poltem responzi

Nevyhodu piedchdzejiciho vybérového postupu lze odstranit tim, Ze predem ne-
uréujeme celkovy pocet kontakti n, ale polet tispésnych kontaktu (responzi) R
(tzv. inverzni vybér).V praxi se pfi tomto vybérovém postupu misto kazdé odmita-
jicf jednotky vybere pro kontaktovéni jednotka ,néhradni“ a v pokusech se po-

(4) Pokud hovofime o vybérové chyb&, mame na mysli chybu ¢ — T odhadu ¢ n&-
jaké charakteristiky T skupiny respondent@, nebot, jak jsme jiZ uvedli, zji§t&né tdaje
vypovidaji prakticky pouze o této skupiné. Charakteristiku T celé populace nelze na
zdkladé znalosti Gdaji o respondentech odhadovat, nebot informace o jeji druhé sloZ-
ce — charakteristice skupiny odmitajicich To — chybi.

(5) Prosty odhad v tomto pripadé splyva s odhadem maximalné vérohodnym i mo-
mentovym — viz [Andél 1978].
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kratuje tak dlouho, dokud R nedosdhne stanovené meze r > 1. V modelu s pevnym
poétem responzi lze pro stanoveni hodnoty r vyuzit vSech poznatkt z teorie prostého
nahodného vybéru a predem jsou znimy i vybérové chyby odhadia (ve smyslu
pozndmky 4). Nevyhodou je, Ze nelze pfedem stanovit, kolik pokust o kontakt bude
nutno provést, tedy jaké budou finanéni a Casové ndklady na vybérové Setieni.
K odhadu niklada se vyuziva informace o parametru p ziskané v obdobnych Setie-
nich. Hlavni pfednosti tohoto modelu oproti modelu s pevnym poétem pokusu
tedy je, Ze informace ziskand v jinych Setfenich se nepouziva v souvislosti s odhady,
které jsou cilem Setfeni, ale pouze v souvislosti s organizaénim zabezpetenim.

V modelu s pevnym poétem responzi jsou nahodnymi veli¢inami O a n, které se
podle (1) li§i pouze o konstantu R = ». Nahodnd veli¢ina O mé zaporné binomické
rozdéleni s parametry (r, p):

P(O:k)=(kT2__l)p’(l—p)k, B=0,1,2:.:

J. Haldane [1943 —46] ukazal, Ze prosty odhad p je v tomto pripadé vychyleny a ze
nevychylenym odhadem je statistika

. r—1
=7 +r—1"
PiiO=0je po=p =1 a pti O = 1 zfejmé pro kazdé r plati
Do<p.
prosty odhad tedy podil respondentii systematicky nadhodnocuje. rozdil obou
odhadu je v8ak velmi maly:

5 n W= o <i
P=PR=Cm—1) an—1-—

= (pti 0 == 1) .

Vliv vychyleni je ¥ddové roven vlivu jedné jednotky ve vybérovém souboru. Pro
praktické udely je takové vychyleni moZno zanedbat. Stifedni hodnotu prostého
odhadu v tomto modelu se ném nepodaftilo odvodit. V Dodatku je ukédzdno, Ze pro
r > 2 plati

B & ———
p p pr_1+p'
& 3r —3pr —2+ 3p
. 2
VP S<PG T (r =2 + 3p) &
= y 1—p
var po<p—r—_m (4)

Nerovnosti (3) a (4) neumoziiuji rozhodnout, ktery z odhadi mé mensi variabilitu. Je
oviem mozné dokézat, Ze pii r rostoucim do nekoneéna mé odhad p asymptoticky

normélni rozdéleni
2(] —
l\(p p_ﬂ'_m) ,
Pii velkém r se tedy rozptyl prostého odhadu p#ili§ nelidi od horni meze pro rozptyl
odhadu po (pokud neni p.p¥li§ malé — napiiklad p¥i p > 0,1). Z téchto vlastnosti
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obou odhadt a z jejich velmi podobnych defini¢nich vzoret Ize soudit, Ze pii dosta.

teéné velkém » (napf. r = 100) je rozdil mezi nimi pro praxi zcela zanedbatelny,

Navic plati, Ze nepatrnou tipravou vybérové procedury lze doséhnout toho, aby |
prosty odhad byl nevychyleny [Cermdk 1980 : 99 —101]. K tomu pmtacr, abychom
vybérovou proceduru zastavili ne pii ziskdni r-té, ale az pri ziskani (»r + 1)-nf res.
ponze. Pokus, v némz k tomu doflo, oznaéime jako (» + 1)-ni, do odhadu jej viek
nezahrneme, tj predstavime si, Ze vibec nebyl provedcn Jakmile tuto predstavu
piijmeme, mame R = r, B + O == n a prosty odhad je nevychyleny. Jeho rozptyl
v daném piipadé neni zndm, v citované Cermakové uéebnici viak Ize nalézt jeho
nevychyleny odhad.

C. Model se stanovenym minimdalnim poctem responzi i odmitwuti

Pii béznych vybérovych fetfenich je snahou minimalizovat pocet odmitnuti, presnéj

feteno minimalizovat pocet pokusit nutnych pro zabezpeceni dostate¢ného pottu .

kontaktt s respondenty. Jinak tomu bude, stane-li se samo odmiténi spoluprice
jednim z predmétt vyzkumu, tedy budemec-li chtit ziskat statisticky podlozené
informace o té skupiné jednotek, které spolupraci odmitaji. MizZeme si predstavit
metodologicky experiment zaméfeny na hlub& pozndni pFi¢in odmitnuti ankety,
pii némz obéany, ktefi anketni list nevratili, navstivi osobné pracovnik vyzkumného
pracowste UdaJe ze souboru anketnich listh a ze souboru zdznamu rozhovort se pak
porovnaji a navic je mozno zjistit podrobnéjsi charakteristiky odmitajicich osob.
Opactny postup je mozno zvolit, obdvame-li se, Ze odmitnuti odpovédi pii vyzkum-
ném rozhovoru je zpisobovano obavami z poruseni anonymity. Pak lze odmitajicim
predat anketni listy, které sami odeslou vyzkumnému pracovisti. Anketni listy slouzi
jednak ke zjisténi divodt odmitnuti rozhovoru, jednak k ziskdni odpovédi na otézky
shodné s otdzkami pouZitymi ve standardnich dotaznicich. Aby bylo mozné divody
odmitnuti statisticky zpracovat a rozdéleni odpovédi na otazky polozené v rozhovoru
1 v anketé porovnavat, musi byt vedle dostatecné velkého souboru respondenti
k dispozici také dostatecné velky soubor odpovédi na anketu, tedy dostateéné roz
sahly soubor odmitajicich.

Pozadavky takového zkoumdani zabezpecuje vybérovy postup, pli némZ uréime
predem minimélni pocet responzi i odmitnuti (poZzadovany pocet responzi znadimer,
pozadovany pocet odmitnuti o). Pri terénnim sbéru dat se pak jednotky vybiraji
tak dlouho, dokud pocet responzi R neni aspon » a potet odmitnuti O aspon o. Pii
tomto vybérovém postupu jsou E, O i n nahodné veli¢iny a plati (1). Tento vztah je
v daném pripadé vyhodné zapsat ve tvaru

(R—1+0O—0)+r+o=n.

Zavedeme-li nahodnou veli¢inu Z oznacujici pocet ,,nadbyte¢nych'‘ pokust o kontakt
(bez ohledu na to, jde-li o responzi nebo odmitnuti®), tj.

Z=R—1)+(0—o0),
lisi se ndhodné veli¢iny Z a n pouze o konstantu:

Z—"—)":"O::Il.

(6) Je zfejmé, Ze pri konkrétnim vybérovém setreni jsou vsechny v?sledky ,,nadby-
teénych® pokust stejné — bud jde o samé responze, bylo-li diive dosaZeno stanove-
ného pod&tu responzi neZ stanoveného po¢tu odmitnuti, nebo — v opa&ném pripadé -
0 samd odmitnuti.
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Néhodné veli¢ina Z méa zobecnéné zéporné binomické rozdéleni

Pz = =pa—oe|(* o T )+ (T E T a—mn.

Prosty odhad parametru p mé v tomto pfipadé pfi provedeni jednoho terénniho
setfeni tvar

- R

F=FED

Provedeme-li vice terénnich Setfeni, z nichZz 2 skonéi dosazenim o odmitnuti a y
skonéi dosazenim r responzi, a oznaéime-li pocet ,zbyteétnych* pokust v i-tém
setfeni Z;, muZeme prosty odhad parametru p zaloZeny na celé provedené sérii
Setfeni zapsat ve tvaru

@+yr+ X Z
P z+y
@+ ) (r+o0) + X Z

z=1

(Pfedpoklddame takové pretislovani, po némz jsou Setfeni, v nichZ se ¢ekalo na
o-t¢ odmitnuti, na 1. aZz z-tém misté.) V Dodatku je ukdzano, Ze rozdil mezi prostym
a maximdlné vérohodnym odhadem konverguje k nule pfi r a o rostoucich do neko-
ne¢na. O momentech téchto odhada vsak zatim neni obecné nic zndmo. V piipadé
odhadu z jednoho Setfeni jsme odvodili zdkladni vlastnosti ponékud odlisného
odhadu, ktery je obdobou nevychyleného odhadu v modelu s pevhym poétem
responzi

"o o R—1 _ r—1
pO_R—{-O—l—r—}—o—f-Z—l'

Stejné jako v predchézejicim modelu se pfi velkych r a 0 odhady p a po 1isi jen ne-
patrné. Stfedni hodnota odhadu pg je v pfipadé, Zze R = r, tj. Ze stanoveného poétu
odmitnuti bylo dosazeno dfive nez stanoveného poétu responzi, rovna

« 1 (r+0—2
EPO-—-P[I"‘W( r—1 )],

1 & fr donee 8 il
Yl ey

Pro vychyleni D tohoto odhadu lze nalézt pii o > 1 meze

kde

0< —D<p 5

) 5
r—+o0—1"~ &
(P#i 0 = 0 se model redukuje na piipad s pevnym poétem responz1 a D = 0.) Ome-
zeni (5) nedavaji piili§ optimisticky vyhled, pokud r neni podstatné vetbl’ nez o.
Proto jsme vychyleni ) spoéitali v nékolika piipadech explicitné.?

(7) Pri velkych r a o se nam vychyleni nepodafilo zjistit, nebot mezivysledky pie-
sahovaly rozsah konstant dostupné vypocetni techniky.
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Tabulka 1. Vychiyjleni odhadu Po Pt vybrangjeh hodnotdch p, r a o
(v 9 hodnoty p)

a) p = 0,80
o
100 200 300 300 1000
5 !
100 38,0 58,7 69,0 79,4 88,7
200 17,2 37,8 50,2 64,4 79,3
300 7,1 25,2 - 37,7 53,3 71,2
500 0,1 11,0 22,0 37,6 5
1000 0,0 0,0 4,3 "
1500 0,0 0,0 s
b) » = 0,85
o
100 200 300 500 1000
F
100 41,6 61,1 70,8 20,6 89,4
200 21,9 41,1 53,1 66,5 80,5
300 12,1 29,6 41,3 56,0 72,9
500 2,8 16,1 26,6 41,3 .
1000 0,0 2.5 9,6 :
1500 0,0 0,0 3
c) p = 0,90
o
100 200 300 500 1000
r
100 44,8 63,2 72,4 81,6 90,0
200 26,2 44,6 55,7 68,4 81,6
300 16,9 33,5 44,6 58,4 74,4
500 9.7 20,7 30,6 44,5 S
1000 0,3 7,3 14,6 :
1500 0,0 2,2 <

Hodnoty uvedené v tabulce ukazuji, Ze odhadu 29 nebo nepiili§ odliného prostého
odhadu p lze v daném modelu alespoil z&dsti opravnéné uzivat, pokud

r = 300 (6)
r=3o0. (7)

Pravdépodobnost, ze vybér skonéi »-tym kontaktem s respondenty a nikoli o-tym
vyskytem odmitnuti, je pochopitelné tim vétsi, éim vétsi je pomér 7/(r + o) oproti p.
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Protoze vlastnosti odhadu Po jsou odvozeny pouze v takovém pripadé, neni reilné
planovat pouZiti tohoto odhadu, pokud neplati

op
1—p’
coZ je pri p > 0,8 jesté piisnéjsi pozadavek nez (7). Napiiklad pro p = 0,9 a 0 = 300
by r mélo byt podle této podminky alespoii 2700, aby bylo mozno otekivat, Ze nastane
situace R = r. Z tabulky 1 je patrné, Ze potom je jiZz vychyleni zanedbatelné.

Je-li v modelu se stanovenym minimalnim po¢tem responzi i odmitnuti provedeno
jediné Setfeni a je-li v tomto setieni O = o, tj. stanoveného poétu responzi bylo
dosazeno dfive nez stanoveného pottu odmitnuti, je odhad py vidy kladné vychy-
leny. Tento pripad lze prevést na predchozi, spokojime-li se = odhadem parametru
g = 1 — p, ktery vyjadruje podil odmitajicich v populaci.

F =

Podil responzi a odmitnuti ve vyzkumech UVVM

Ustav pro vyzkum veiejného minéni v Praze pouzivd ve svych vyzkumech metodu
kvétniho vybéru. Pii terénnim sbéru dat je misto kazdého odmitajiciho jednotlivece
vybran nahradnik a vybér pokracuje tak dlouho, dokud kazdy tazatel, ktery se na
vyzkumu podili, neziskéd predepsany pocéet responzi. A% na piedpoklad prostého na-
hodného vybéru jde tedy o aplikaci modelu B. Pro stanoveny podil respondenti se
uzivé prostého odhadu. Ve vyzkumech UVVM z let 1978 —80, v nichz byla zéklad-
nim souborem populace obéanti CSSR starsich 15 let,® se odhad podilu respondentit
pohyboval od 0,827 do 0,882, primérnd hodnota odhadi je 7 = 0,8548, piislusna
stfedni étvercova odchylka s2 = 0,000371 a smérodatnd odehylka s = 0,0193. Horni
meze pro rozptyl odhadi p, resp. po v modelu B jsou podle (3) a (4) pii » = 2000
a p = 0,8548
k1 = 0,0001095 < s?

he = 0,0000538 < s2

a rozptyl normélnfho rozdéleni, k némuZ rozdéleni odhadu % v modelu s pevnym
podtem responzi konverguje, je

o2 = 0,0000531 < s2.

Tato zjisténi nasvédéuji tomu, Ze plati hypotéza o zavislosti parametru p na tématu
vyzkumu. Vzhledem k nedostatku empirického materidlu jsme tuto hypotézu ne-
mohli provérit.

Udaje o podilu respondenti a odmitajicich jsou uvadény v literatuie vzacné.
Moser a Stuart [1953] hovoif o podflu odmitnuti p¥i Setienich v Britanii, ktery byl
pfi kvotnim vybéru 13,56 9%, a pifi ndhodném vybéru 6,6 9%,. Gallup [1948] uvadél, Ze
podil respondentti v jeho vyzkumech ve étyficatych letech €inil asi 90 9; a podobné
gislo vyslovil v souvislosti s vyzkumem vefejného minéni v letech 1947 —50 v Cechach
také . Adamec.® V obou piipadech se jednalo o pravdépodobnostni vybéry. Podil
respondentt pii vyzkumech UVVM je tedy piiblizné stejny jako pii obdobném vybé-
rovém postupu v Briténii a nizsi, nez se uvadi u ndhodnych vybéru.

UVVM provedl v roce 1979 vyzkum nézorti obyvatel Prahy, pfi némz bylo expe-
rimentalné pouzito prostého ndhodného vybéru s pevnym podétem responzi (r = 460).
Na 459 skuteéné kontaktovanych respondentic v ném piipadlo 59 odmitnuti, tedy

(8) Populace obfand CSSR starSich 15 let je nejfast&ji zkoumanym subjektem ve-
fejného miné&nf{. P y
(9) C. Adamec se takto vyslovil pri-své ;;h:ainggce v OVVM v Praze dne 17. 6. 1981.
“ %
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p = 0,8861, coZ se dosti blizi Gallupovym a Adamecovym udajum. Rozptyl odhady |

P je v modelu B za pfedpokladu p = 0,9 asymptoticky roven 0,000176 a smérodatnf

odchylka 0,0133. Zjisténa hodnota p pii prostém ndhodném vybéru v Praze by tedy
tedy nasvédcovala tomu, Ze hypoteza » = 0,9 plati (na 959, hladiné vyznamnosti),
Pii kvétnich vybérech byla primérnd zjiténa hodnota odhadu p pro populaci Prahy
rovna 0,8195, coz je podstatné méné nez pii zminéném kvétnim vybéru (smérodatnd
odchylka ¢ini pro Prahu 0,0233). Uvedené skute¢nosti nds nuti pochybovat o hypo-
téze ekvivalentnosti kvétniho vy-héru UVVM ploxtomu nihodnémn vybéru.

Prostého odhadu jsme pou71h pro porovnani empirickych poznatktl z vyzkumi
UVVM s dalgim tdajem uvadénym v literatuie. Gray a Corlett [1950] pisi, Ze odmit.
nuti rozhovoru jsou ¢astéjsi u Zen nez u muziu a zZe podil respondenti klesa s vékem,
Hodnoty odhada p pro tyto demografické skupiny zjisténé ve vySe uvedenych
vyzkumech UVVM shrnujeme v tabulce.

Tabulka 2. Prumérnd hodnota a variabilita odhadw podilu respondentit
v zarislosti na pohlavi a véku

Skupina ) s2 8
muzi 0,8437 0,000126 0,0112
zeny 0,85932 0,000515 0,0227
15—29 let 0,8711 0,000988 0,0314
30—44 let 0,8283 0,000400 0,0200
45—59 let 0,8367 0,000389 0,0184
60 a vice let 0,8559 0,000962 0,0310

Z tabulky vyplyvé, ze pti vybérovém postupu UVVM a piijeho soutasné tazatelské
siti se Grayovo a Corlettovo tvrzeni nepotvrzuje. Je v8ak teba si nvédomit, Ze od-
mitnuti v sociologickém vyzkumu neni zavislé jen na apriornim postoji individua
k Setieni, ale 1 na aktudlni situaci rozhovoru. Proto nelze uvedené zjisténi automa-
ticky prenaset na vyzkumy ostatnich sociologickych pracovist.

Zaveér

BéZnou soulésti zprav z vybérovych Setfeni by podle naseho ndzoru mél byt daj
o tom, nakolik data reprezentuji cilovoun populaci, aby bylo moZno uéinit si pfed-
stavu o mozné nevybérové chybé vysledka. V teoretické éasti ¢lanku jsme ukdzali,
Ze pri nejbéznéjsich typech vybérovych postuptt — vybéru v modelu s pevnym poé-
tem pokusi nebo s pevnym poétem responzi — je ze statististického hlediska opod-
statnéné uzivani prostého odhadu podilu respondentii jako jednoho z ukazateli
reprezentativity vybérového souboru. To umoznuje standardizovat informaci o po-
dilu respondentt pfi raznych typech vyzkumu. Statistické vlastnosti prostého od-
hadu pti slozitéjsich vybérovych postupech je vsak jesté tieba zkoumat.

V &lanku jsme také ukézali, e podil respondentt ve vyzkumech UVVM odpovidé
udajim uvidénym v literatuie pro kvétni vybéry, ne viak pro vybéry ndhodné. To
g olu s dal¥fmi empirickymi udaji odporuje dlouho tradované hypotéze, Ze vybér

VVM se chova jako prosty nidhodny. Kromé toho uvddime materidl protifedici
hypotéze o mensim podilu respondenti ve skupiné Zen a o poklesu podilu respondenti
v zévislosti na véku. Ob8 hypotézy by viak mé&ly byt ddle zkoumdany, nebot empiricky
materidl, ktery ndm byl k dispozici, zdaleka nepostatoval k jejich potvrzeni &
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vyvraceni. Maly objem empirického materialu také zpusobil, Ze jsme museli upustit
od zkouméni zavislosti podilu respondentit na tématu vyzkumu, na roéni dobg
terénniho sbéru dat a na dalsich okolnostech, které podle nageho nédzoru charakte-
ristiku p ovliviiuji. Proto sviy ¢lanek chdpeme spise jako vstup do problematiky,
které bude z teoretického i empirického hlediska nutné vénovat jesté znaénou po-
Zornost.

Dodatek!0

Pfi ndhodném vybéru (s vracenim) lze na kontakty s vybérovymi jednotkami po-
hliZzet jako na posloupnost bernoulliovskych pokusti, v nichZ responze predstavuje
zdar a odmitnuti nezdar. Pravdépodobnost zdaru je pfitom rovna podilu respon-
denti v zékladnim souboru p.

ad B. Model s pevnym poltem responzi (inverzni vybér)

Oznaéme »; pevné stanoveny polet zdart v i-té sérii a Oy poet nezdarli v ni,
1=1,2,...,5 O4,...,0s tvoli s-tici nezavislych nahodnych veli¢in se zdporné
binomickym rozdélenim s parametry (r1, ), . . ., (s, p). Oznatme

0= 3 0
=1

O mé zaporné binomické rozdéleni s parametry (r, p).

Lemma 1: Pro » > 2 a m > — 1 zavedme funkci celodiselné proménné m

1

=R T
pak plati:
- — 1) =
(i) o(—1) = £
3 R P 14+ m _
(1) g = o T U —H g 1)
a pro m > 0 navic
P . b2
(111) R e < g(m) < e e | e

Dukaz. Tvrzeni (i) Ize snadno dokazat vypoctem prislusné stfedni hodnoty. Abychom
dokézali (ii), upravime ndhodnou veli¢inu

1

O-4r-tm

(10) Podrobné&ji je latka zpracovana v préci ]. Kébrta: Odhad pravdépodobnostt
v bernoulliovském pokusu. (Studentska v&deckd prace) Matematicko-fyzikdinf fakulta
UK, Praha 1981, nepublikovano
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na tvar :
s 1 N (L+m)0
r+m@O+r—1) (@+m@O-+r—1)0O+r+m) (8)2
Plati
E 0 = (L —p)gim + 1)
(0—}—7'—1)(0—{—7‘—{—7}@)—( P4 '
r—1 _ =1 _ P
E(r—{—m)(O—i—r—l)_r—}-m 9(=1) = r4+m’

coz spolu s (8) tvrzeni (ii) dokazuje. Dukaz tvrzeni (iii) je trividlni.
Véta 1. Prosty odhad p parametru p je v modelu s pevnym poétem responzi r > 2

vychyleny a plati

~ T
P<EP<Z’7—.:‘1T;’- (9)

Nevychylenym odhadem je v daném pripadé

s  H—l]
po——O—{—r—l'

Dikaz. Nejprve ukéZeme, Ze Po je nevychyleny odhad; s vyuZitim tvrzeni (i) lem.
matu 1 dostdvime
Epo=(r—1)g(—1)=p.

Dile mame
Eﬁ = 79(0) )

coz spolu s tvrzenim (iii) lemmatu 1 dokazuje nerovnost (9).

Lemma 2. Pro r > 3 a m, n > —2 zavedme funkei celoéiselnych proménnych m, n

1

M= S T TPt
Pak plati
() M—2im) = b+ T =) =L+ )
(ii) h(—l,n)=(r_1§):r+n)+fi:(l—p)lz(—l,n-{-l)
A H0.0)< e ;
(iv) ML~ e 1)(3’2_2 T :

Diikaz je obdobny jako u lemmatu 1.
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Véta 2. Pro rozptyly odhadd p a po v modelu inverzniho vybéru pti » > 3 plati

3r —3pr —2 4 3p

: 94 2

) VP <P T r — 2 4 3p)

(i) SY TPl e
pO pr_2+p

Dikaz. Rozptyl odhadu pg rozepiSeme pomoci funkei g(m) a h(m, n):
var po = E(po — p)2 = (r — 1)2h(—1, —1) — 2(r — 1) pg(—1) + p2.
Podle lemmat 1 a 2 pak mdme

2 r—1 .
g 2 _2p2 | p2,
\upo<r 2ipp p= P

odkud pfimo plyne (ii). Pro dakaz tvrzeni (i) vyuzijeme nerovnosti
varp < E(p — p)2;

pro stredni hodnotu na pravé strané mame

P2

2 — 292 L p2,
r—Dhr—2+3) P

E(p — p)2 = r2h(0, 0) — 2ipy(0) + p2 < 1

coz dokazuje tvrzeni (i).

Veta 3. Prosty odhad p konverguje v modelu inverzntho vybéru k hodnoté p podle

2(] —
pravdépodobnosti a ma asymptoticky normdlni rozdéleni N ( D, p(—'p))
”

Dikaz. Vérohodnostni rovnice v daném modelu ma tvar

; )
B el
p l1—=p
Odtud plvne, Ze p je maximalné vérohodny odhad parametru p, ktery je jedinym
feSenim dané vérohodnostni rovnice. Dakaz pak plyne z véty 10 vvedené na s. 268
prace [Andél 1978] a z vlastnosti geometrického rozdéleni s parametrem p e (0, 1).

ad C. Model se stanovenym minimdalnim poétem responzi © odmitnuti

Veta 4. V bernoulliovské posloupnosti pokustt definujme ndhodnou veli¢inu Z jako
pocet pokusi nutnych pro dosaZeni alespoil # > 1 zdardt a alesponi 0 = 1 nezdart
zmenseny o r -~ o, tj. pocet ,zbyteénych‘* pokusi. Pak Z méa zobecnéné ziporné
binomické rozdéleni s parametry (7, o, p):

S — . =1
pz = =p—pe|(CTI T (LT a .

Dikaz. Zavedme nihodnou veli¢inu J jako vysledek, na néjz se éekalo, aby platilo
R = r, O = o. Pak lze psit

P(Z = k) = P(Z = k, J = [nezdar]) + P(Z = k, J = [zdar]) . (10)
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Pritom P(Z == k, J = [nezdar]) je rovno pravdépodobnosti, Ze pred o-tym nezdarem |
predchézi » + k zdara, tedy |
+rt+o0o—1

P(Z = k,J = [nezdar]) = (l ' r i - ) prk(l — pye .

Podobné lze odvodit tvar druhého séitance v (10).. Tim je véta dokdzina.

Lemma 3. Oznaéme

=0 {—+— 0
pak
r—1 i o
(i) u':iz('T” . ’)w
P i=1 r—1 —7
2 1L [k—r+0—1 :
(it) P(Z = k/J = [zdar]) = (1 — p)k.
i k-0
Dukaz. Pravdépodobnost P(J/ = [zdar]) lze vyjadrit j(\(lual\ jako soucet pravde.
podobnosti P(Z = k. J = [zdm] pfex viechna celd nezdpornd k, tedy ve tvaru
oa)
k+7r—+o0— l) :
T - o — )k
(L —p) kgo ( Jid g (1 Pk .

jednak jako pravdépodobnost, Ze o nezdaru nastane diive ncz » zdaru. tj. Ze pred
o-tym nezdarem predchdzi nejvyse » — 1 zdaru. V drubhém piipadé je vzoree pro
tuto pravdépodobnost

r—1
k+o0—1 .
(1—1))"2( ,: )2)‘-

E=1

Rovnost obou vyrazu diva

r—1 ) r—1-k
o e L (e ()
£=0 k P =0 k p

Polozime-li v poslednim vyrazu k' = — 1 —k, je (i) dokdzdino. Tvrzeni (ii) lze
snadno dokazat dosazenim explicitnich vvjadfeni pravdépodobnosti na pravou
stranu rovnosti

Pz = [zdar])

P(Z = k|J = [zdar]) = T = [zdar))

Véta 5. Pii jedné realizaci série pokust v modelu se stanovenym minimalnim podtem
responzi i odmitnuti je stfedni hodnota odhadu

= ]
r+o0+272—1

Po =

za predpokladu, Ze se ¢ekd na -ty zdar,

. 1 (r+0—2
Epo=p[l—z—,ﬁ;( ,—1 )]



a pro vychyleni D tohoto odhadu pfi o > 1 plati
0< -D< =
P +o0—1
Diikaz. Stfedni hodnota Epg je za predpokladu, Ze se ¢ek4 na r-ty zdar, ddna vztahem

@®

- r—1
EY"’:E’O r ok —1

P(Z = k|J = [zdar]) .

Dosadime-li na pravou stranu vyraz z tvrzeni (ii) lemmatu 3 a pouzijeme-li déle
rovnost
r—1 1 k-+o
r+o+k—1 r+o+k—1"
dostavame s pouzitim tvrzeni (i) téhoz lemmatu

g Ll & k4o k—-:—r+o—l) B k]_
E“*nr["—éom( r—1 JA—PF|=

. 1—_17 B (7+O—2) 1
-1 "'—[" = _).___1 1'——2) .

coz dokazuje prvé tvrzeni. Z toho hned plyne, Ze pfi o = 1 plati

_ r—1to—=1 = {r+0+17i—1 5
Sy oy igo( r—1 )“’p"

= i-r'o—'r—j—l
— 1_-)'[ _—':__,_____>
. igo( & 311) 0 )

- r+o0—1 . r+o0—1 1
> —_— ] - T — <
;0 0 ( p) 0 P

Tim je véta dokdzéna.

Véta 6. Rozdil maximélné vérohodného odhadu pwv a prostého odhadu p para-
metru » v modelu se stanovenym minimélnim poétem responzi (r) i odmitnuti (o)
konverguje bodové k nule pii » a o rostoucich do nekoneéna.

Dikaz. Sefadme realizace¥daného modelu tak, Ze v 1. az x-té je J = [nezdar]

av (x4 1)-ni az (v + y)-té J = [zdar]. Vérohodnostn{ rovnice ma v daném pripadé
tvar

Zi+r4-0 — )
O N T
z e( In == 'kl+ 1 ¥
;=1 Cp  + r —
= (** e Y a—p»
k=0
Z;+~r-+o 1 .
z4+yv ( g Zi+o )P'(l —P)Z'
, T @
1 z -7-1[1
=x+1 CP

e B 1 =0
+o0 — .

2 ( k )P’"

E=0
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Po provedeni derivaci lze rovnici upravit na tvar

x o—1 i _
Y Zi ‘ 2k (k_rl) 1)1)’ ~ pI*

s'-,
i=0 _w | x L 0 7 N '
1—p "1—p k — ' E
P p Z ( +I: 1) ol — pE
£=0
gy e R | R
Y Z ¥ k( i )(1 — p)eph
ok yr_d=e+l Y k=0 e 0
p l—p p k+o—1 ;
3 o)A —pp
k=0
Oznacime podily sumaci v této rovnici A(p) a B(p). Je patrné, ze
: 1 —9p
Im A(p) =7
s 5
; P
Iim B = .
1. (p) T=5

Rovnici (11) prepiseme do tvaru

x
i——f’ AP+ + X Z
_ = i=1
L P 1 24y
- A(p) + a0 +y J/—B(p - Z Zs

Pravé strana konverguje pii r a o rostoucich do nekoneéna k vyrazu

(@ +y)r + Z Zyi

b

(¢ +y) (r =+ o0) + Z/i

coz pri dané sérii realizaci odpovida prostému odhadu p. Tim je véta dokdzana.
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Pesome

f. Tepnmann - 1. Kadpr: K npodaemaTnke 0TKa3a y9acTBOBaTh B MHTEPBLIO B COIMOJOTH-
9eCKMX BBIOOPOUHBIX 00caefoBaHUAX

INoaydenite SMIMPHIECKOTO MaTepHajJa B HKOHKPETHHX COUMOIOTHYECKEX HCCIeA0OBAHMAX
BeChMa JacTO OCHOBAHO HA IPHMeHeHHUM MeTojoB BHOopogmoro obcremoBamma. Opmnoit m3
IPHYNH HAPYUIEHHA PEIPe3seHTATHBHOCTH U BO3HMKHOBeHUA T. H. HeBHOOpPOYHHIX morpem-
HOCTe! sBlIseTcH TOT (QAKT, UT0 YACTh KOHTAKTHPYEMHIX IIMI[ HE KejlaeT HpeRoCTaBETH
yCTaHABAMBAaeMHEe [aHHEIE W OTKA3HBAETCHA IIPHHATL y49acTVe B UHTepBbIO. Takod OTKaa
TpeficTaBisAeT OOJMbIIYIO OIACHOCTH AJMA COUMONOTHYECKMX aBKeTHRIX ofciefoBaBmMil, Tak
KaK MOKHO CO BCeM OCHOBaHMEM NpPeIuoJiarath, 970 Ta 9acTs ofcaeayeMoil coLuaJbHOH
TPYIIK, KOTOPAA YMBIIIJIEHHO He NPe0cTaBUT TpebyeMule AanAbIe, ¢ TOYKI 3PEHNA NPeAMeTa
HCCICIOBAHUA CYIIECTBEHHO OTIIYAETCS OT OCTANBHEIX WHIWBHIOB.

CraTha cTaBUT cBOell HeNBI0 NOKA3aTh BO3MOMKHOCTM CTATHCTIUECKOII OIEBKH pa3mepa
TOll 9aCTH HaCeJeHHsd, KOTOpas JOKPHTa BHOOpOIHRM 06CregOBaHMEM, T. €. KOTOpas IO-
TeHIMANbHO T'OTOBA IIPEeocTaBATh TpeOyemyro nudopManuio. BeuManune ynensercsa npo6ie-
MaTHKe OLEHKM HA OCHOBE CaMmoro BHOOpodHOTO 0bciemoBaHuA, T. e. 6e3 HcHOXbL3OBAHMA
anpuopHoil nudepmanuu. Taxkas OIeHKa MMeeT MPAKTHIECKOEe 3HAYEHNE NPEKIEe BCEro NIA
TeX nojpasfeseHuil, KOTOPHEe He MPOBOJAAT CHCTEMATHYeCKOe MCCJeJOBaHle OfHOM M TOHM
7K€ CONMAJILHOIT TPYIIBE, HO OHA MOKeT CHYKHUTh TaKKe [ YyTOUYHeHHA paHHee NOJTydeHHOH
HEQOpMALMHA O J0je MOTeHIHAJIBHKIX ONpPAIIABAeMEIX, MOTOBRIX OTBEYaTh M TeX, KIO He
OKENIAIOT YYacTBOBATh B 0DCIEJ0BAHMM, B OCHOBHO® COBORYIHOCTIL.

B crarve may4amTca cBoMcTBa NPOCTOI OIEHKM NONHM MOTeHIMANBHHX ONPalONBaeMHX,
TOTOBBIX ITPEOCTABATL HeOOXOIMMY0 HHPOPMALWMIO, B COMMAJIBHOR IPYINE HOCPEICTBOM
COOTHOINEHUA KOJIMYecTBa (PARTHIECKM KOHKTAKTUPOBAHHLIX OTTpAlIMBaeMHX M 00mEro Ko-
JINYEeCTBA TIONBITOK YCTAHOBUTH KOHTAKT. TeopeTudecxas 9acTb cTaTbhu paspaborama mis
IIPOCTOTO CJAYHAIHOro Beifopa ¢ BO3BpaTOM (s BO3BpaTHON BHOOPKM). Maywawrces Tpm
Mofens BelGOpOTHOI Iponexypu: A-MOJess ¢ TBEPAO YCTAUOBJEHHEM KOJIHYECTBOM TIONMHTOK,
B-Mopens ¢ TBEPO YCTAHOBICHARM INCIOM aKTNUECKN KOHTAKTHPOBAHHKIX OIpPalINBaeMHX
(1. H. NHBepCHOHHas BeIOOPKA) B B-MOfedb ¢ yCTAHOBICHHNM MHHHMAJIbHBIM KOJIHIECTEOM
KOHTAKTHPOBAHHBIX ONpAIlMBAaeMHEX M OTKa30B. B MepBHX JBYX MofendX IIPOCTAsA OLeHKA
COTIOCTABJACTCA ¢ JAPYTFHMH ONEHKAMH, IIOJIyYeHHHMII Ha OCHOBe IIPHMEHeHnHs METOJOB
MATeMATHYOCKOI CTATUCTMRM, NpHYeM YAaJoch [0Ka3aTh, 9TO OTINYMA ABIHIOTCA HE3HA-
yuTenbuHMH. B Moflenn B yhanock BEIBeCTH OCHOBHEIE CBONCTBA NTALIb JIIA OLEHKHM, BO3HMK-
well BeHeICTBHE NMPOCTOIO BHIYeTAa eMHUIE B YHCIWTENe M BHAMEHATele W PaBHOH, TAKUM
o6pasoM, IS TPAKTHKH IPOCTOM caydaiinoil BeIGOpKe. ABTOD IM0OKa3EIBAET, YTO 3Ta OlEHKa
B MOZean B ABmAeTcH cMeUleHHOI, OHaKO NM(POBOe MCCIeNOBAHNE CBAJIETEABCTBYET O TOM,
9T0 3TO CMeIneHHe IPH He 0cc00 OrpaEdYMBaIOMINX IIPEJIOCHIKAX HEe3HAYUTEIbHO.

Hpome TeopeTIdecKOi 9acT, B cTaThe MMEETCs pasfies O IPUMeHEHHH HPOCTOH OueHKM
K poiGopounonl upoueaype MECTHTYTA HO MCCAeTOBAaHNIO ofIlecTBeHHOro mMHenus B [Ipare,
KOTOpas sABJIseTCA, 1IpaBia, KBOTHOII, HO CYNTAIOT ee SKBMBAJEHTHOIl IIpocToll cayyaiiHOH
BEIGOpRe. IMITpHUeCKIe TaHHKe ACCaeNoBanlTi MECTHTYTA I10 HCCIleI0BaHHI0 00WeCcTBEHHOTO
MHCHIIAl CONOCTABJAITCA KaK C TEOPETHIECKROI MOMENBbI0, TAK M C IMIIMPHICCKHMH NAHHHMA,
TIPHBOAIIMEIMII B JIHTEpPAType.

MaTemaTnueckasa Teopmd, Kacawomascsa 06osee caomuEuNX Mozenell Bubopkm (B m B),
cOcpeJOTOYEHA B JOUOJHEHHW M OCHOBAHA HAa NOHNMAHMM OPOCTOW ciaydadHO@ BoaspaTHOR
BHOODKK Kag II0C:1eJ0BaTeIbHOCTH LNOOHTOK BepHyaau.

Summary

J. Herzmann — J. Kdabrt: One the Problem of Response Refusals in Sociological
Surveys

Acquisition of empirical material in concrete sociological surveys is very often based
on the methods of sampling surveys. One of the reasons for lower representative-
ness and the occurence of so called non-sampling errors is the fact that part of the
persons interviewed is unwilling to provide appropriate data or to participate. Re-
fusals represent a great danger to sociological questionnaire surveys because it can
be safely predicted that the part of the population which deliberately declines to
provide required data is — from the viewpoint of the subject of the opinion poll in
question — substantially different from other individuals.



The purpose of the article is to point to the possibility of estimating the size of
that portion of the population which is covered by sampling surveys, i. e. the part
potentially willing to providle required information. Attention is payed to the pro-
blems of estimates based on the sampling survey itself, i. e. without the use of a priori
information. Such estimates are of great practical significance particularly for insti-
tutions which do not carry out systematic opinion surveys but they may serve to
specify previously obtained information relating to the share of potential respondents
and refusals in the basic population.

The article goes on to examine the properties of a simple estimate of the propor
tion of potential respondents in the population defined by the ratio of genuinely in-
terviewed persons and the total number of attempts at contact. The theoretical part
of the article is designed for simple random sampling with returns. The authors
study three models of selective procedure: A-model with a fixed number of at-
tempts, B-model with a fixed number of genuinely contacted respondents (so cal-
led inverse sampling) and C-model with a set of minimum number of both contac-
ted respondents and refusals. As far as the first two models are concerned, the simple
estimate is compared with other estimates obtained by the methods common in
mathematical statistics. The authors managed to prove that the difference is negli-
gible. As regards the C model the authors derived basic properties only for the esti-
mate which originates from a simple substraction of one both in numerator and
denominator and thus is approximately equal to simple estimate as far as practice
goes. The article shows that in model C this estimatle is biased but the subsequent
numerical study demonstrates that the bias is negligible under certain not so limi-
ting preconditions.

In addition to the theoretical part, the article contains a section dealing with the
application of simple estimate to sampling surveys as practised by the Public Opi-
nion Research Institute in Prague which are quota-samplings but generally regarded
as being equivalent to simple random sampling. Empirical findings obtained by the
Institute are compared with the theoretical model and empirical data given in
literature.

The Appendix includes mathematical theories concerning more complex models
of selection (B and C) and is based on the interpretation of the simple random samp-
ling with returns as a Bernoulli sequence of attempts.
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