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Indeks 381306 W badaniach prowadzonych metoda reprezentacyjna czgsto pojawiajacym sig

\ i ramach
roblemem jest estymacja parametréw dotyczacych podpopulach. G‘zly owula(:ji to
Echematu losowania nie ustala sig liczby elementow prolzy z d_aneg)t S};; nf I:posot,)cm
) - : & W takiej sytuacjl najczg .
lizba ta jest wiclkoscia losowa. lacji jest zastosowanie standar-
; tymowaniu parametru podpopulacjl J Wi e dl
. postgpowania przy es : macyjnej, ale nie dla
WARUNKI PRENUMERATY REALIZOWANEJ PRZEZ RUCH S.A. dowo przyjetej, dla dancEOdSChemajt,“ lﬁf‘c(;wagll:’ pj;j-’“‘::;ﬁz?ﬂa d’g Jpgdpopulacji
cechy wyjsciowe], powiedzmy I, - ) : .
Y, =yYI ()2,4), gdzic zbiér A oznacza podpopulacje, a I jest l(fi‘dyk‘l‘l:géf’imk{a dziemy
AM()wiac prosciej dla wszystkich elementow proby spoza po P,Olf Jl cacveh do
a) jednostki kolportazowe RUCH S.A. wiasciwe dla miejsca zamieszkania lub siedziby prenumeratora; rtoéé cechy rowna zero, a wartoét cechy dla clementow proby nalezacyct
dostava cgsemplarzy nesigpuje W uzgodniony spossby ‘ggdpopulacji pozostawiamy bez zmian. Jest to standardowz post@iowgnlf;,t yc;;);iacl)rrl:
. . o " - , . . ; : uzyskania e
® ?vdplgf?rb Ir?ﬁe]z];swwﬁgsizémgaﬂ b?(c‘)‘;l?gl “RUCH. '“%t.’)xf” %?12’32{me\vn:;?siz?aoswlgnl;glpgl(-tlﬁowoyﬁvigzg& np. w monografii Cochran (1977) [21, rozzdz. 2, prowadzace do uzy

' ieobcig? h vodpopulacjii estymator taki ma
3700_ 1195-139-i1 lub w kasach Oddzialu Warszawa, ul. Towarowa 28 (poniedzialek—pigtek godz. nieobciaZzonego. Jednak w przypadku malych podpop ]
00—14.00);

ier i Sci rowne;j i wzwiaz-
- ! i stosunkowo duze prawdopodobienstwo przyjmowama wartoscl 1Ownej Zero az
jezeli cena periodyku w prenumeracie przewyzsza kwote 1,50 (15.000) ziegz dostawa odbywa si¢ poczta .

) . : elementy z podpopulacji
zwykla w ramach oplaconej prenumeraty, tzn. ,,pod opaskg™. : ku z tym “fYSt‘@P“Je ;&:kt przeifggg;v ania, gdy w probie s4 yep

) | mowa ¢ nieujemnych parame - . fard ier-
Cena prenumeraty ze zleceniem dostawy za granica jest o 100% wyisza od krajowej. Wplaty przyjmuja kasy | ( I mankajmcnt takiego podejécia polega na bledach zwiagzanych z r}wrownomrlc.r
RUCH 8.A. Oddzial Warszawa. Dostawa odbywa si¢ poczia zwykla, z wyjatkiem zlecenia dostawy poczta i nny . iach takich gdy liczba elementow w prOble
lotnicza, ktorej koszt w pelni pokrywa zamawiajacy. ! nym rozkladem proby, tzn. Zyt“ac.iac_ oami Si@ Snacznie od wartoéci oczekiwanej.

. , . . . . | ochodzacych z rozwazanej podpopulacyl r Sl : E

Terminy przyjmowania wplat na prenumerate ,,Wiadomodci Statystycznych™ } I\}N takiequs;tuacji wydaje sui‘g naturaine uzaleznienie postaci estymatora od tej liczby,
do 20.11 — na I kwartal roku nastepnego, :

. . i jest staly,
polegajace na zastapieniu mnoznika, ktory w oryginalnym estymatorze Jes ty

do 20.02 — na Il kwartal roku biezzcego, ielkoscia 1

do 20.05 - na III kwartal roku biezacego, ‘ wielkoscia losowa.

do 20.08 — na IV kwartal roku biezacego. i

Woplaty na prenumerate przyjmuja:

Zam. 212/96 — 900




OGOLNE UWAGI O ESTYMACJI PRZY LOSOWEJ DEUGOSCI PROBY

Niech Z,, Z,, beda zmiennymi losowymi o jednakowych wartosciach
oczekiwanych m=E(Z;), wariancji o’=var(Z;) i wspolczynniku korelacji p,
o*p=E(Z,Z)-E(Z)E(Z;), i, j=1, 2, .., i#]. Niech M bedzie nie zdegenerowany
zmienna losowa taka, Ze supp (M)<{l, 2, ..}, niezalezna od ciagn Z={Z};2,
E(M*) <. Celem jest estymacja $redniej m, przy zalozeniu, ze ciag Z jest
obserwowany do momentu M, tzn. obserwujemy Z,, .., Z,,.

Przyklad 1. Problemy tego typu napotykamy przy estymacji sredniej cechy
X w podpopulacji A (o licznoéci N,) na podstawie n-krotnego losowania ze
zwracaniem z catej populacji (o licznosci N), przy czym wnioskowanie prowadzone
jest tylko w przypadku trafienia w zbior 4. Wtedy M ma ucigty w zerze rozktad
dwumianowy b(n, p), gdzie p=N_ /N, tzn. :

1
P(M=k)=1_q,,(:)p"q""" k=1, . n

g=1—pe(0, 1). Natomiast zmienna losowa Z, ma rozklad jednostajny w zbiorze
{X1s o x,,‘} wartoéci cechy X przyjmowanej na elementach ze zbioru 4, a ciag Z jest
ciagiem niezaleznych zmiennych losowych o tych samych rozkladach.

Przyklad 2. Kolejny interesujgcy model dotyczy zagadmienia podobnego do
problemu przedstawionego w przykladzie 1, lecz w przypadku gdy n-krotne losowanie
proby jest bez zwracania. W tej sytuacji zmienne Z; i=1, 2, .., maja rowniez
jednakowe rozklady jednostajne na zbiorze {x;, .., Xy }, lecz sa skorelowane ze
wspolczynnikiem korelaciji: *

_ 1
P=IN,—D

Natomiast M, przy naturalnym zalozeniu n<min{N, N—N,), ma ucigty w zerze
rozklad hipergeometryczny hg(N, N, n)

(%) ()
(-3

Przyklad 3. Inny model dotyczyé moze losowania ze zwracaniem prowadzonego do
momentu wylosowania elementu spoza zbioru A4, przy czym ponowaie interesujace 53
jedynie przypadki, gdy w pierwszym losowaniu trafiamy w Zbior 4. Wtedy M ma
uciety w zerze rozklad geometryczny, tzn.

P(M =k)=

PM=K)=(1—pp*~t k=1, 2,..

Rozwazymy dwa estymatory wartoéci oczekiwanej m:
M

=%z n=—-Yz
CMEeT P EMEST

Uwaga 1. Odpowiadajace im estymatory wartosci globalnych w podpopulacji
A o licznosci N, maja postac:

f,=N,T, i ,=N,T,

W dalszym ciagu bedziemy zajmowac si¢ jedynie. estymatpl:e}mi sredniej, ale
otrzymane wyniki W sposob oczywisty mozna bedzie przenies¢ na estymatory

wartoéci globalnej. o '
Oto szereg ogodlnych wiasnosci wprowadzonych estymatorow:

Twierdzenie 1. Estymatory T, i T, sa nieobciaZone.
Twierdzenie 2.

var(T;) > var(Ty)

wtedy i tylko wtedy, gdy

"_"M 2 -1y (1 —-p)—
(E(M))n >(E(MEM ™ N-1) (1—-p)—p

gdzie ,1=T jest odwrotnoscia wspbtczynnika zmiennosci zmiennych losowych z ciagu
o

var(M)

2
EQD) (2)

Z (tj. 1ynp=y=0c/m). ) . ) '
W szczegdlnoéci, gdy zmienne losowe Z, i=1, 2,.., sa nie skorelowane powyzsza

nierdwnosé ma postac:

var(MB\ , 1y ' 3
(——E(M))n >E(M)E(M™)—1 (3)

Uwaga 2. Zauwaimy, ze E(M)E(M ™ ")> 1. Zatem, gdy m=0 (czyli gdy #=0)i p<0,
to dla kazdego rozkladu zmiennej M lepszy jest estymator T;. .

W kolejnych dwu rozdziatach niniejszej pracy zastosujemy otrzymane wyniki
ogolne do uzasadnicnia teoretycznego nastgpujacej praktycznej reguly wyboru
estymatorow.

Jezeli nn?> Ni to nalezy stosowac estymator T,, W przeciwnym razie nalezy
A
stosowac T,

Rozwazmy teraz bardziej szczegblowo przyklady 1 i

LOSOWANIE ZE ZWRACANIEM

Obecnic przeprowadzimy analiz¢ otrzymanych zaleznosci w przypad.ku losowania
ze zwracaniem opisanego w przykiadzie L. Zmienne losowe Z, i=1, 2,.., sa
niezalezne, wigc podstawa rozwazan bedzie wzdr (3).




Zmienna losowa M ma ucigty w zerze rozkltad dwumianowy b(n, p), wicc

npy ER n2p2 n2p2

varlM)="1"¢ " —¢7

EM™Y)=(1—¢) k{0

Lemat 1. Mamy
n@=Y ¢ k=0 L
k=1 i=1

Wobec tego z (3) wynika, ze wyboOr estymatora zalezy od polozenia pierwiastkOw
wiclomianu:

P(g=q(1—¢"V —n(l—a){ — g —y* (1 - @b -1 —q]

—NA

N
wzgledem . y=n"". Dia matych wartosci n przykiady przedziatlow dla g,

w ktorych nalezy wybiera¢ estymator T, podano w tablicy 1. W tablicach 2,3, :

4 przedstawiono wyniki symulacji potwierdzajace dokladne reguly wyboru z tablicy 1.

Ogolnie, gdy warto$¢ n moze byC wstepnie oszacowana (np. z poprzednich badan) }
i przy znanych N i N, wystarczy sprawdzi¢ znak wyrazenia P(q). Gdy Plg)>0 §

wybieramy T,, W przeciwnym przypadku T,

Obecnie przeprowadzimy analize asymptotyczna (duze wartosci n) nierdwnosci (3).
Zacznijmy od podstawowego wyniku o charakterze technicznym dotyczacego

asymptotyki ciagu funkcji h,,.

Lemat 2.
1N 1-—
lim n(nhn(q}——;) e @)

n—w p

W konsekwencii, jezeli M, ma ucigty w zerze rozklad dwumianowy b(n,p), n=1, {

2,.., to mamy:

Lemat 3.

n

0< E(M,,)E(M,,“)—-1=1_p+o(l)

np

Poniewaz (g=1—p)

var(M,,)=(1—q")q—'"(1 -q)q" to l
E(M,) 1—¢" -1

wiec, zgodnie z (6), nierdwnosé (3) przyjmuje postac

1
an* >Ly 0(—)
np n

. Ny, . . 1

Ze wzgledu na to, ze p=ﬁ, wigc pomijajac male wyrazy rzedu o(—) otrzymamy
n

nierowno$é

> -
= N,
skad wynika regula podana w zakonczeniu rozdzialu poprzedniego.

Réznice w wartosciach n pochodzace ze wzoru dokladnego i reguly asymptotycznej
pokazuje tablica 5. Prafno$¢ podanej reguly przyblizajacej potwierdzaja symulacie,
ktérych wyniki przedstawione 53 W tablicy 6.

LOSOWANIE BEZ ZWRACANIA

W przypadku losowania bez zwracania zmienne losowe Z, i=1, 2, ., nie sa

niezalezne, wiec podstawa rozwazan jest wzoér (2) ze wspoblezynnikiem korelacji

1
P=-N_1 (zob. przyklad 2). Jak zauwazono w rozdziale 2, jezeli

A
n<min(N, N—N,) 7)

(a 'tylko takim przypadkiem bgdziemy sic tu zajmowali), to zmienna losowa M, ma
uciety w zerze rozklad hipergeometryczny hg(N, N, n). Wiasnoéci tego rozkladu
Zsumowane sa W poniZszym stwierdzeniu

Stwierdzenie 1. Niech p=N ,/N. Wowczas

i)

np(1—p)(N—n) (1-0)
a(N—1) ot

var(M)= n*p?

w szczegolnosci

var(M)_(1—p(N-n) (1-a)
EM) . (N-1)  « "p




R

(N—NA

Wobec tego nierdwnosé (2) przybiera postac:

gdzie oznaczyliSmy a=1—

-

n > nN, npE(M™ )—a

“N,~1a(l—p){N—n)
N-1

(10)
—np(1—a)

Dla malych licznosci populagji N (i w konsekwencji malych licznoéci podpopulacji
N, i proby n) nalezy kierowaé sie przy wyborze estymatora dokladna nieréwnoscig
(10).

Dla duzych wartosci n (2 wigc i duzych N i N,) obliczenie prawej strony (10) jest
skomplikowana procedura ze wzgledu na posta¢ E(M ') oraz « Stad konieczno$c
znalezienia przybilizonej reguly asymptotycznej.

Ze wzgledu na nastepujaca uwage

N
Uwaga 3. Jedli X, ~ hg(N, N, n) i lim F‘=p, to lim P(XN=k)=(Z>p"(1—p)““",
N—w N—w
czyli X, ma w granicy (przy N— o) rozktad b(n, p).
mozna oczel 7aé rezultatu podobnego do tego, ktory uzyskano w poprzednim

rozdziale di rozkladu dwumianowego. Hipotezg te potwierdzaja rozwazania
przeprowadze 1e w dalszej czedci rozdziahn.

N Nn
U 4. Nietrud iy, ze 1— ) <a<1— 4 )
waga ietrudno zauwazyé, ze exp( N )_oc_ cxp( N—n+1)

N
Zatem dla duzych n i N niezbyt duzych (rzedu kilku), « praktycznie rowna sig L.
A

Zmienimy * ‘raz nieco oznaczenia dodajac do odpowiednich symboli indeks n, aby
podkresli¢ ic zalezno$¢ od rozmiaru proby n. Dalsze rozwazania prowadzone beda
przy zalozeniu, ze:

(11)

Dodatkowo ze wzglgdow technicznych przyjmujemy:

n(N,,+3)>2(N,—N.+1)

Lemat 4. i) Mamy:
17 1-
1imn[nE(M;1)——]= i
n—+od p p

ii) W szczegolnosci wykorzystujac wzor (8) dostaniemy

1—
len[EM,,“EM,,—l]=—p£ (12)

lim

7w

varM,) 13
M—l p=q {13)

. , 1 ..
Zatem przy n—oo prawa strona wzoru (10) ma granicg rowng E W konsekwencji
dla duzych warto$ci n i znaczaco wigkszych N,, i N otrzymujemy w przyblizeniu

nier6wnosc

(14)

potwierdzajaca regulg praktyczng zaproponowang wezesniej. Hustracja podanej reguly
sqa wyniki symulagji zawarte w tablicy 7.

LOSOWANIE DO WYPADNIECIA POZA PODPOPULACIE

Obecnie zajmujemy si¢ przypadkiem opisanym w przykiadzie 3. Poniewaz Z, i=1,
2, .., sa niezalezne bierzemy pod uwage wzor (3).
Gdy M ma ucigty w zerze rozklad geometryczny, to

00—

P

var(M)=(1_p)2

E(M“‘):p—;—lln(l —p

Wiec nieréwnoéé (3) przyjmuje postac:

P2 <n*p—1)(In(1—p)+p)

gdzie p=%4. Jezeli spelniona jest powyzsza nieroéwno$¢ wybieramy estymator T,

w przeciwnym przypadku T,




EKSPERYMENTY NUMERYCZNE

Oddzielnie rozwazamy dwa schematy losowania: ze zwracaniem i bez zwracania.
Losowanie ze zwracamiem. W picrwszej zamieszczonej tablicy prezentujemy dla
wybranych parametréw y*> oraz n przedzialy, dla ktorych wielkosc proporgji

N-—N . . o . . . . .
x=TA zapewnia nieujemno$¢ wielomianu P(x), co jak wykazalismy jest

réwnowazne mniejszej wariancji estymatora T,.

TABL. 1. PRZEDZIALY ZMIENNES x, DLA KTORYCH ZACHODZI P(x)>0

T 2
— ¥ 0,01 0,1 10 4,0 16 100
n \\

5 ;1) 1 ;1) 0 0 0
10 (1) 0;1) o 00437 0 0
15 ®1) {0;1) ©1) | (©0613) 0 0
20 (o1 (0;1) o 0706 | (00142 0
25 G1) (0:1) oD | (00,763) { (00,306} 0
30 (0:1) (1) {0:1)] (©03802) | (©0417) 0
50 {01 (o1 1] (©0s30) [ (00645 0

100 1) o1 1| (o0s4n) | ©0821) 1  (0;0,645

Tablice 2, 3, 4 zawieraja wyniki eksperymentoéw symulacyjnych dotyczacych
poréwnywania odchylef standardowych S(T)) i S(T;) dla rozwazanych estymatorow
T, i T,. Jako populacje generowano tablice pop[1.N] liczb losowych z rozkladu

normalnego N{ -, 1} (przy takim wyborze wspotczynnik zmiennosci rozktadu wynosi

7). Podpopulacj¢ stanowila poczatkowa cz¢s¢ tablicy pop[1.N 1. Nastepnie
wielokrotnie {10000 iteracji) dokonywano losowania ze zwracaniem prob n-ele-
mentowych, za kazdym razem obliczajac wartoéci obu estymatoréw. Po zakonczeniu
petli iteracyjnej obliczano odchylenia standardowe z proby S(73) i S (T,) dia badanych
estymatoréw. W ponizszych przykladach przyjgto N=1000, zmiany parametru

N
p=1 —x=-1\—;4 dokonywano przez odpowiedni wybor N ,.

Obliczenia przeprowadzono na komputerze typu PC486 z systemem operacyjnym
Linux z nzyciem jezyka C. Program napisany w jezyku C uzywat generatora rozkladu
rownomiernego z pracy [3]

Wryniki symulacyjne potwierdzaja rezultaty teoretyczne z tablicy 1.

TABL. 2
n=10 n=20 n=>50
p=l-x 7 S(Th} S(T) S(T3) S(Ty) (1) (T}

or . . .. . . . 00 0,877 4,87 0,764 5,28 0,502 423
02 . . ... .. .] 00 0,740 5,16 0,540 435 0,322 2,86
03 . . ... .. .| 000 0,660 4,48 0,449 345 0,266 2,18
04 . . . . ... .| 001 0,550 3,80 0,375 277 0,227 1,76
g5 .. .. ... ] 0o 0,483 3,18 0,325 2,23 0,203 1,42
06 . . . . .. . .| 001 0,423 2,62 0,294 1,83 0,184 1,17
07 .. . . . . . .| 001 0,392 2,12 0275 148 0,170 0,547
08 . . . . .. . . 001 0,360 1,60 0,253 L15 0,157 0,722
69 . . ... ...l o¢n 0,332 1,09 0,236 0,783 0,148 0,497

TABL. 3
n=10 n=20 n=50
p=l-x 7 (T 5(T) S(T}) S(Ty) 5(Ty) S(T)
ol 40 0379 0,348 0,756 0,719 0,503 0,497
02 40 0,739 0,712 0,550 0,546 0,324 0,350
03 . . -« - .. -] 40 0,652 0,619 0450 0,453 0,265 0,282
0A .« . . .. - .1 40 0,556 0,538 0377 0,380 0,226 0,240
05 o 40 0,479 0470 0,322 0,327 0,202 0,211
06 . .. ... | 40 0417 0,414 0,292 0,298 0,183 0,190
07 -« o |40 0,391 0,394 0,268 0,274 0,171 0,176
08 . - - ... 40 0,356 0,360 0,252 0,256 0,156 0,160
08 . . . . . ...l 40 0,333 0,335 0,238 0,240 0,147 0,148
TABL. 4
n=10 n=20 n=>50
p=1—x 7 S(T) STy S(Ty) (T} 5(Ty) 5(Ty)

01 R 1)) 0,880 0,813 0,763 0,666 0,504 0,446
. R 0,743 0,654 0,555 0,494 0,324 0,312
03 . . . ... .| 100 0,651 0,583 0,443 0412 0,270 0,264
0.4 . o 100 0,559 0,502 0,376 0,361 0,229 0,228
05 . . . . ... 100 0,476 0,441 0,327 0,318 0,200 0,198
06 . . - . . - - .| 100 0,426 0,404 0,293 0,283 0,184 0,183
07 . . . . . . . .| 100 0,396 0,384 0,272 0,269 0,170 0,169
08 . . . . . . . .} 100 0,357 0,352 0,251 0,249 0,156 0,156
09 . . . . . ... 100 0,330 0,328 0,235 0,234 0,149 0,148

W tablicy 5 przedstawiono wyniki obliczen licznosci proby koniecznej dla
zapewnienia lepszej precyzji estymatora T,, z uzyciem nierownosci asymptotyczne)

>N z
ne Y
N,

oraz za pomoca badania znaku wielomianu P(x).

W obliczeniach przyjeto parametr y>=100.

TABL. 5. MINIMALNE LICZNOSCI, DLA KTORYCH MNIEJSZA WARIANCJE MA
ESTYMATOR T,

x=1-p 0,1 02 03 04 0,5 0.6 07 03 09
n asymptotyczne . . . . . . .| 11 125 142] 166| 200 250 333| 5003 1000
" we?ilu[:; PBEx) Coro s sl 1271 astoarol 2041 25510 3401 S0l 1020

Symulacje ilustrujace uzytecznosc formuly asymptotycznej zawarto rowniez
w tablicy 6.
W obliczeniach przyjete N=10000.




TABL. 6. ODCHYLENIA STANDARDOWE Z PROBY DLA BADANYCH ESTYMATOROW

N
N, , y? n S(1) S(T3)
1000 10 100 900 0,105 0,105
1000 10 100 1000 0,100 0,100
1000 10 100 1500 0,080 0,080
5000 2 100 100 0,141 0,141
5000 2 100 200 0,101 0,101
5000 2 100 300 0,082 0,082
100 10 100 1000 0,334 0,317
100 10 100 5000 0,142 0,142
1000 10 4 40 0,559 0,541
1000 10 4 100 0,333 0,345
5000 .. ... . 2 4 10 0,481 0,467
000 . .. . L. . 2 4 50| 0,200 0,208
w .. ... ... 100 4 300 0,664 0,639
100 100 4 400 0,571 0,558
100 100 4 300 0,504 0,508

Losowanie ber zwracania. W przypadku - losowania bez zwracania wykonano
rowniez doswiadezenia symulacyjne dla wybranych parametréw. Uzyto analogicznego
schematu jak opisany dla przypadku losowania ze zwracaniem. Réznica polegala na
uzyciu procedury losowania bez zwracania napisanej w jezyku C wediug procedury
RANKSB zamieszczonej w- ksiazce [1].

Wykonane symulacje pozwalaja na sprawdzenie uzyteczno$ci wyprowadzone;
wezeSniej formuly asymptotycznej dla licznosci proby zapewniajacej mniejsza

wariancj¢ estymatora T,. Formula ta miala posta¢ n>N—y2 (przy spelnieniu

A
AN—N,+1)

dodatkowych zatoZzen n<N--N, oraz n> N .13 ). W obliczeniach do tablicy 7
A

przyjeto N =10000.

TABL. 7. ODCHYLENIA STANDARDOWE Z PROBY DLA BADANYCH ESTYMATOROW

N
Ny N, » n S(T) 5(Ty)
00 . .0 . .. 10 100 900 0,100 0,100
wo . ... ... 10 100 1000 0,094 0,094
1000 10 100 1500 0,074 0,074
5000 2 100 100 0,140 0,139
5000 2 100 200 0,100 0,100
5000 2 100 300 0,080 0,080
100 10 100 1000 0,321 0,302
100 10 100 5000 0,101 0,101
1000 10 4 40 0,557 0,551
1000 10 4 100 © 0,326 0,341
5000 2 4 10 0,485 0,474
5000 2 4 50 0,200 0,208
100 100 4 300 0,652 0,663
100 100 4 400 0,566 0,560
100 100 4 500 0,450 0,491

MODYFIKACJA ESTYMATOROW W MIKROSPISIE 1995

Dwustopniowy schemat losowania zastosowany w Mikrospisie’?5 (opracowany
przez Czestawa Brache, przy wspdlpracy Andrzeja Szarkowskiego) przygotowany
zostal pod katem optymalizacji efektywnosci estymatorow dla pdltwojewodztw (miej-
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skich i wiejskich). Jednostki pierwszego stopnia (jps), ktérymi najczeiciej byty obwody
spisowe, losowano zgodnie ze schematem Suntera (zob. [4]) z prawdopodobiefistwem
n; wejécia j-tej jps do proby, przy czym =; bylo proporcjonalne do umownej liczby
mieszkaii w j-tej jps (choé nie zawsze). Nastgpnie, w ramach kazdej jps, losowano
mieszkania (jds), w taki sposéb, aby kazde z nich wchodzito do proby z tym samym
prawdopodobienstwem f W konsekwencji otrzymano probe samowywazong, dla
ktorej estymator wartoéci globalnej dowolnej cechy y ma postac:

” 1 n "
=2 Y L (15)
i=1 j=1

gdzie:
n — liczba wylosowanych jps,
m, — liczba jds wylosowanych z i-tej jps,
y; — wartos¢ cechy y dla wylosowanej j-tej jds z i-tej jps, j=1, .., m, i=1, ., n
Uogdblnianie na potwojewodziwo ma zatem niezwykle wygodng forme. Wystarczy
zsumowaé wartodci cechy wylosowane w calym polwojewddztwie, a nastgpnie

. .l L1
przemnozyé tak otrzymang wielko$¢ przez mnoznik }_

W sposob naturalny przy opracowywaniu wynikow Mikrospisu’ds pojawita si¢
potrzeba uogdlnienia otrzymanych wynikow, nie tylko na populacje brane pod uwage
przy projektowaniu schematu losowania, ale rowniez na wielkie miasta (Warszawa,
Krakow, L4dz, Poznan, Wroclaw) liczace ponad 500 tys. mieszkancow. Problem ten
jest szczegdlnym przypadkiem ogolniejszego problemu estymacji cechy w pod-
populacji utworzonej po losowaniu, rozwazanego w niniejszej pracy.

Stosujac podejicie standardowe (jak w [2]) otrzymujemy estymator postaci:

n{4) m;

> SJ’U

= 1
¥,==
0 f = j=1
gdzie n(A) oznacza liczb¢ elementéw préby pochodzacych z podpopulacji A
Estymator ten, ze wzgledu na duza dlugoé¢ proby, uwaza¢ mozna za odpowiednik
estymatora T,.

Natomiast odpowiednik estymatora T; ma postaé

PN T(4) n(4) m
Y(4d)=——2 = . 16
( H(A)f 1=21yi Yi j;l yzj ( )

N(4)
gdzie TI(A)= ) m, przy czym sumowanie rozciaga si¢ jedynie na elementy

i=1

N
z podpopulacji A (N(4) oznacza liczebno$¢ podpopulacji). Poniewaz m w przypad-
ku duzych miast nie przekracza 1,5, natomiast n bylo rzedu kilkuset, a y rowniez dla
podstawowych cech jest wigksze od 1, wige reguty wezesniej podane pozwalaja sadzié,
ze drugi z estymatorow jest efektywniejszy.
Zastosowanie wzoru (16) jako estymatora wartoéci globalnych cech w wielkich

miastach prowadzi do formuly

AN B M a(M)
Y(M) _f"(M) L';l Yi
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gdzie y, oznacza sume wartosci cechy w wylosowanych elementach i-tej jps,
a M wielkie miasto. Ostatecznie przyjgto

N
Y(M)=F .y (17)

i=1

N
=| w2

jest nowym mnoznikiem powstalym poprzez przemnozenie starego mnoznika (/71

n(M)

gdzie

z estymatora Y) przez ), nTlﬂ i zaokraglenie do najblizszej liczby calkowitej.
i=1
Konkretne obliczenia nowych mnoznikéw dla wielkich miast obrazuje ponizsza
tablica:

Podpopulacie M) TI(M) st F
Warszawa . . . . . . . 229 257,5900 108 121
Krakow e e e 284 276,6122 41 40
Lodz . . . . . . . .. 252 253,8479 58 58
Poznan . . . . . . . . 198 198,6969 44 44
Wroclaw e e e 230 241,5514 41 43

Ostatnia kolumna tablicy zawiera warto$ci mnoznikow, ktore wykorzystano do
estymacji dla duzych miast. Szczegdlnie dobre efekty wystapily dla cech o duzej
korelacji z umowna liczba mieszkafh — parametrem, na ktérego podstawie obliczane
byly wielkosci =,

Jak widaé zmianie ulegaja jedynie mnozniki dla trzech miast. Podobne
rozumowanie nalezy zastosowaé do pozostalych czesci polwojewodztw miejskich
w odpowiednich trzech wojewodztwach. W rezultacie otrzymujemy nowe mnoZniki
dla reszt odpowiednich poélwojewddztw miejskich przedstawione w  (ostatniej
kolumnie) tablicy: )

Podpopulacje n(M) TI(M) rt F
Warszawa . . . . . . . 95 66,4123 108 75
Krakéw o e e e 26 33,3912 41 53
Wroclaw e e e 77 65,4581 41 35
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Mariusz SZALANSKI

Wybrane zagadnienia analizy szeregbw czasowych

Celem artykUlu jest wykazanie, iz w analizie szeregow czasowych jako funkcje
trendu mozna efektywnie wykorzystywaé specjalne funkcje elementarne o jednym
stopniu swobody. Funkcje te znane sa z matematyki finansowei, a reprezentuja
charakter wzrostu liniowy lub wykladniczy. Przedstawione zostana takZe rdine
metody liczenia parametrow tych funkcii.

Zbior wartoscl, traktowanych jako dane ekonomiczne, moze by¢ przedstawiony
w formie szeregu liczbowego lub czasowego. Szeregiem liczbowym nazwiemy zbidr
wartosdcl, za$ szeregiem czasowym moze byé ten sam szereg liczbowy, lecz licza sig
w nim kolejnosci wystgpowania poszezegdlnych wartosci. Ogdlnie przyjmuje sig, ze
wartosci w szeregu czasowym sg okresowe, czyli wystepuja co pewna jednostke czasu
(np. rok lub miesiac). Dopuszczalne sa tez szeregi o nieregularnych przedziatach
czasowych. Dla obu typdw powyiszych szeregow jedna z najwazniejszych wielkosci je
charakteryzujacych jest warto$¢ $redmia. JeZeli szereg liczbowy przeksztalcimy
w szereg czasowy, a uzyskanc wartosci skumulujemy, to dla takiego szeregu mozemy
obliczyé¢ jeszeze jedna wielko§é — stope wzrostu.

Istnieje szereg wzordw stluzacych obliczaniu wartoéci $redniej w szeregach
liczbowych.

Przytaczamy nazwy najwazniejszych z nich:

— érednia arytmetyczna,
— $rednia peometryczna,
— $rednia harmoniczna.

Nalezy stwierdzi¢, ze uzyskana z powyzszych wzordw wielko$é jest wartoscia
$rednia dia danego szeregu.
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