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_ Nonresponse in Bevolkerungsumfragen —
Osterreich-Ergebnisse einer Simulationsstudie
im Rahmen des EU-Projekts DACSEIS

Zusammenfassung: Das EU-Projekt DACSEIS beschiftigt sich mit der
Datenqualitit in komplexen Bevolkerungsstichproben. In einer Simulations-
studie wurden aus einer zu diesem Zweck aus Daten eines Osterreichischen
Mikrozensuses (=AMC) erzeugten Pseudo-Grundgesamtheit Stichproben
entnommen. Das Ziehen der Stichproben erfolgte nach einem den wich-
tigsten Bausteinen des komplexen Stichprobendesigns des AMC bis 2003
nachgebildeten Stichprobenverfahren. In diesen Stichproben wurde nach ei-
nem vorgegebenen Mechanismus Nonresponse unterschiedlichen Ausmales
erzeugt.

Die Ergebnisse zeigen, dass der AMC-Schitzer fiir Anzahlen beim verwen-
deten Stichprobenverfahren ungenauer ist als er bei uneingeschrinkter Zu-
fallsauswahl wire und dass eine qualitativ gute direkte Varianzschitzung
bei vollem Response moglich ist. Die Ausgewichtung des Nonresponses
erzeugt verzerrte Schitzer, deren Varianz sich ebenfalls direkt schitzen
lasst. Die Verwendung addquater Hilfsinformationen fiir verschiedene Im-
putationstechniken (Single und Multiple Imputation) ermoglicht die ,,Ent-
zerrung die Schitzer. Die beste Varianzschitzung fiir die ,,imputierten
Schitzer erfolgt innerhalb der getesteten Varianzschidtzmethoden bei
Single Imputation mittels geeigneter Bootstrapverfahren bzw. durch die
implizite Schitzung bei Multipler Imputation.

Abstract: The subject of the EU-project DACSEIS is data quality in
complex surveys. In a simulation study samples have benn selected out of a
pseudo-population, that was generated from the data of one AMC. This
selection was done according to the most important facts of the sampling
design of the Austrian Microcensus (=AMC) until 2003. Nonresponse of
different amount was added to these samples according to a predefined
mechanism.

The simulation results show, that the AMC-estimator for a number of units
given the sampling method used is less efficient than it would be with
simple random sampling and that it is possible to give a direct variance
estimation for it, when there is full response. Weighting for nonresponse
produces biased estimators, for which it is still possible to have a good
direct variance estimation. But the bias of the AMC-estimator decreases,
when appropriate auxiliary information for different imputation techniques
(Single and Multiple imputation) is used. The best estimation of the
variance of such “imputed estimators” within the used variance estimation
techniques are appropriate bootstrap techniques for single imputation and
the implied variance estimation for multiple imputation.
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1 Einleitung

Das EU-Projekt DACSEIS (IST-2000-26057) ist ein von Mirz 2001 bis Mai 2004
dauerndes Forschungsprojekt im 5. Rahmenprogramm der Europidischen Union im
Bereich der Forschung und technologische Entwicklung, an dem Institutionen der amt-
lichen und der universitdren Statistik aus sieben europdischen Lindern beteiligt waren —
namentlich aus Finnland, Deutschland, GroBbritannien, den Niederlanden, Norwegen,
dem Nicht-EU-Mitglied Schweiz und aus Osterreich. Als Projekt-Koordinator fungierte
Ralf Miinnich von der Abteilung Statistik, Okonometrie und Unternehmensforschung
der Eberhard Karls Universitit in Tiibingen. Der Osterreichische Anteil an DACSEIS
lag in den Hinden des IFAS - Institut fiir Angewandte Statistik der Johannes Kepler
Universitdt Linz, an dem der Autor dieses Aufsatzes das Projekt leitete. Auflerdem
waren die Projektassistentin Doris Eckmair und die IFAS-Mitarbeiterin Helga Wagner
von Seiten des IFAS malgeblich am Projekt beteiligt. Dieses IFAS-Team bekam von
amtlicher Seite durch Alois Haslinger von der STATISTIK AUSTRIA die fiir die Be-
wiltigung der Aufgaben notigen Basisinformationen iiber den Osterreichischen Mikro-
zensus (= AMC; Austrian Microcensus).

Das Projekt DACSEIS - das Wort fungiert als Abkiirzung fiir ,,Data Quality in Com-
plex Surveys within the European Information Society* — ldsst sich dem Bereich der
statistischen Stichprobentheorie zuordnen. Es setzte sich mit der Problematik der Daten-
qualitit in komplexen Bevolkerungsstichproben am Beispiel der Arbeitskrifteerhebun-
gen der Europidischen Union in den beteiligten Lindern auseinander (fiir Details zu den
verschiedenen Aufgabenstellungen des Projekts siehe: Miinnich, Wiegert, 2001). Im
Speziellen bedeutete dies fiir Osterreich die Untersuchung des AMC, der zu Projektbe-
ginn einmal jihrlich die nationale EU-Arbeitskrifteerhebung Osterreichs beinhaltete.
Mit Beginn des Jahres 2004 wurde einer EU-Richtlinie folgend auch in Osterreich auf
eine kontinuierliche Erhebung der Arbeitskrifte umgestellt (vgl. hierzu: Kytir, Stadler,
2004).

2 Die Aufgabenstellung

Die Aufgaben des IFAS im Rahmen des Projekts umfassten u.a. folgende Punkte: Zu al-
lererst musste aus den von der Statistik Austria erworbenen Daten des AMC des 1.
Quartals 2001 eine Grundgesamtheit generiert werden, da sich die Verwendung von
Zensusdaten auf Datenschutzgriinden verbot. Aus dieser ,,Pseudo-Grundgesamtheit*
konnten im darauf folgenden Schritt zu Simulationszwecken Stichproben gezogen wer-
den. Um zu gewihrleisten, dass diese Pseudo-Grundgesamtheit der tatsdchlichen Bevol-
kerung hinsichtlich der verwendeten Merkmalsauswahl moglichst nahe kommt, wurden
innerhalb der Wohnungen dieser Pseudo-Grundgesamtheit reelle Strukturen hinsichtlich
der Anzahlen der Haushalte und der in diesen lebenden Personen nachgebildet. Die
Auspriagungen der Merkmale Alter und Geschlecht von Erhebungseinheiten in vorgege-
benen Schichten bzw. PSUs (siehe unten) wurden den betreffenden vorliegenden AMC-



Teilgesamtheiten nachgebildet, um unplausible Kombinationen dieser Merkmale zu ver-
meiden. Die iibrigen fiir die Simulationen ausgewdhlten Personenmerkmale Ausbil-
dung, Erwerbstitigkeit und Staatsbiirgerschaft wurden auf Basis der bedingten empiri-
schen Verteilung dieser Merkmale unter der Bedingung Alter und Geschlecht ebenfalls
schichten- bzw. PSU-weise generiert (fiir eine Beschreibung des Generierungsvorgangs
sieche: Wagner, 2003 bzw. Wagner, Eckmair, 2004). So waren schlieBlich zu jeder
Wohnung regionale Merkmale wie Bundesland und Bereich und zu jedem Bewohner
diese fiinf Personenmerkmale in der Pseudo-Grundgesamtheit vorhanden.

Aus dieser Pseudo-Grundgesamtheit wurden zu Simulationszwecken 10.000 Stichpro-
ben nach einem komplexen Stichprobenverfahren gezogen, das als Grundgeriist des tat-
sdchlich fiir den AMC zu diesem Zeitpunkt verwendeten Stichprobenverfahrens be-
zeichnet werden kann (zu den verschiedenen Stichprobenverfahren der im Projekt unter-
suchten Arbeitskrifteerhebungen siehe: Quatember, 2002, und zu Details des Stichpro-
benverfahrens des AMC bis 2003 siehe: Haslinger, 1996). Manche Eigenheiten der
Auswahl der Elemente fiir die Stichprobe im AMC (z.B. auch die ,,Rotation*‘) waren
nicht simulierbar. Auch die Gruppe der Personen in Anstalten wurde nicht beriicksich-
tigt. Als Auswahleinheiten fungierten wie im AMC Wohnungen, wobei die Pseudo-
Grundgesamtheit genauso wie der tatsdchliche Auswahlrahmen fiir den AMC sowohl
bewohnte Wohnungen als auch unbewohnte Wohnungen enthalt.

Die Pseudo-Grundgesamtheit aller Wohnungen wurde zuerst in 9 Bundeslinder zerlegt.
In 7 der 9 Bundeslidnder wurden die Wohnungen weiters geschichtet in einen (eher
stddtischen) Bereich 1 und einen (eher ldndlichen) Bereich 2. In 2 Bundeslidndern (es
waren dies Vorarlberg und Wien) gab es — dem AMC folgend — ausschlieB8lich Woh-
nungen im Bereich 1.

Im Bereich 1 innerhalb jedes Bundeslandes wurden die Wohnungen nochmals regional
geschichtet. Innerhalb dieser Schichten wurde im Bereich 1 eine uneingeschrinkte Zu-
fallsauswahl von Wohnungen gezogen. Innerhalb der ausgewihlten Wohnungen wurden
schlieBlich, sofern die Wohnung bewohnt war, die Personen voll erhoben.

Im Bereich 2 galt hinsichtlich der Schichtung innerhalb der Bundeslinder dasselbe wie
fiir Bereich 1. Innerhalb dieser regionalen Schichten wurde nun aber zweistufig vorge-
gangen: Zuerst wurde eine uneingeschridnkt zufillige Auswahl von PSUs (= primary
sampling units; Klumpen von Wohnungen) entnommen und innerhalb dieser PSUs eine
uneingeschrinkt zuféllige Auswahl von Wohnungen als SSUs (= secondary sampling
units). In diesen Wohnungen wurden dann wieder alle Personen, sofern welche vorhan-
den, erhoben (siehe zur Veranschaulichung: Abbildung 1).



Pseudo-Grundgesamtheit: bewohnte und unbewohnte Wohnungen
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Abbildung 1: Schematische Darstellung des
verwendeten komplexen Stichprobenverfahrens

Sowohl hinsichtlich der Pseudo-Grundgesamtheit als auch hinsichtlich des Stichproben-
verfahrens wurde versucht, so nahe wie moglich am AMC zu simulieren. Dennoch ent-
spricht die generierte Grundgesamtheit nicht der tatsdchlichen Grundgesamtheit und das
verwendete komplexe Stichprobenverfahren auch nicht dem tatsichlichen komplexen
Auswahlverfahren des AMC. Die Ergebnisse der Simulationsstudie diirfen deshalb von
den Zahlenwerten her nicht als real betrachtet werde. Die Schlussfolgerungen daraus
sind jedoch fiir die Praxis solcher komplexer Stichprobenerhebungen — sei es nun in
Osterreich oder anderswo — relevant.

Nonresponse, also Antwortausfille, wurde fiir die Simulationen wohnungsweise und
nur fiir die interessierende Variable (= Item-Nonresponse) in die Stichprobe eingebaut.
Er betraf also jeweils alle Personen einer bewohnten Wohnung. Da iiber den Nonre-
sponse im AMC keine iiber sein Ausmal} in den verschiedenen Schichten hinausgehen-
de Informationen zur Verfiigung standen, wurden solche iiber den deutschen Mikrozen-



sus (vgl. dazu: Miinnich, 2003, S.70) fiir den verwendeten Nonresponse-Mechanismus
auf diese vorgegebenen Osterreichischen Verhiltnisse adaptiert. In der AMC-Stichprobe
aus dem Jahr 2001 kam in 3.041 von 26.512 aufgesuchten bewohnten Wohnungen
wegen des Nichtantreffens bzw. der Teilnahmeverweigerung der Bewohner kein Inter-
view zu Stande. Das in der Praxis der Osterreichischen AMC-Organisation auftretende
Problem der Interviewerausfille, das im besagten AMC eine Verminderung der Anzahl
an aufgesuchten Wohnungen (bewohnt und unbewohnt) um 2.788 (!) Wohnungen fiihr-
te, wurde in den Simulationen nicht nachgebildet. Nach einem ,,Missing-at-Random-
Modell* fiir die fehlenden Werte wurden iiber die Auspriagungen bestimmter Merkmale
einer Referenzperson allen Bewohnern einer Wohnung zufillig eine dichotome Zufalls-
variable zugewiesen, deren Auspriagung angibt, ob fiir die betreffende Erhebungseinheit
bei der interessierenden Variablen ein Wert vorliegt oder nicht. Die Antwortwahr-
scheinlichkeit einer Referenzpersonen wurde bedingt durch ihre Ausprigungen bei den
Merkmalen Region REG (Wien/Restosterreich), Staatsbiirgerschaft NAT (Osterrei-
chisch/nichtosterreichisch), Haushaltsgrole HS (1/2/3+), Geschlecht SEX und Alter
AGE (<60/60+). Diese Informationen konnten in der Praxis z.B. aus einem
Melderegister stammen.

Die Basis fiir die Adaptierung der betreffenden bedingten Wahrscheinlichkeiten an die
Osterreichischen Verhiltnisse bildete ein Antworts-Homogenitéits-Gruppen-Modell (re-
sponse homogeneity group model), fiir das diesbeziigliche Informationen aus Hamburg
fiir Wien und aus Bayern fiir den Rest von Osterreich verwendet wurden (Tabelle 1). In
diesen Gruppen besall damit jede Auswahleinheit (=Wohnung) die gleiche Response-
Wahrscheinlichkeit.

Tabelle 1: Bedingte wohnungsweise Response-W ahrscheinlichkeiten
fiir die Simulationen des Nonresponses

REG | NAT | HS | SEX | AGE | Response-Wahrscheinlichkeit
Wien| 0 1 m | <60 0,805
0 1 m | 60+ 0,850
0 1 w | <60 0,851
0 1 w | 60+ 0,847
0 2 0,856
0 |3+ 0,859
no 1 0,840
no 2 0,849
né | 3+ 0,849
Rest 0 1 m <60 0,871
0 1 m | 60+ 0,810
0 1 w | <60 0,893
0 1 w | 60+ 0,860
0 2 0,893
0 |3+ 0,894
no 1 0,849
no 2 0,885
né | 3+ 0,894




Damit ergab sich eine wohnungsbezogene Nonresponse-Rate von 11,47 % in ganz Os-
terreich. Dies ist auch die Rate im AMC des 1. Quartals des Jahres 2001. Fiir die Simu-
lation weiterer Gesamt-Nonresponse-Raten (5, 25 bzw. 40 %), wurden die Antwort-
wahrscheinlichkeiten aus Tabelle 1 proportional angepasst.

Als interessierendes Merkmal wurde naheliegenderweise die Erwerbstétigkeit nach dem
Labour Force Concept bestimmt und zu schidtzen war die Anzahl an Erwerbstitigen.
Durch die Simulationen sollten die statistischen Eigenschaften (Erwartungswerte, Vari-
anzen) des zu diesem Zweck im AMC verwendeten Schitzers unter vollem Response
und bei verschieden hohen Nonresponse-Raten untersucht werden. Auch die Varianz-
schitzung fiir diese Schitzer und die Untersuchung ihrer statistischen Eigenschaften
waren Aufgabe der Simulationsstudien. Ferner wurden diese Eigenschaften der Schitzer
bei verschiedenen Imputationstechniken betrachtet und auch fiir diese Schitzer die
Schitzung der Varianz untersucht. Die fiir die Simulationen bendtigten Programme
wurden in R erstellt.

3 Ergebnisse der Simulationsstudie

3.1 Erwartungswert und Varianz des AMC-Schiitzers fiir eine Merk-
malssumme bei vollem Response

Der Schitzer t fiir eine Merkmalssumme t (z.B. die Anzahl der Erwerbstitigen) im
AMC ist wegen der bundesldnderweisen Zerlegung und der weiteren Teilung der
Bundesldnder in 2 Bereiche (siehe Abschnitt 3) darstellbar als (die im Folgenden
verwendeten Notationen sind eine Kombination aus den in der Stichprobentheorie von
Sérndal et al. (1992) und den fiir den AMC verwendeten von Haslinger (1996)):

Ezifb=2(fbl+fb2) (1)

Die Merkmalssummenschitzer fb beziehen sich jeweils auf ein Bundesland b (b=1,2,

...,9). Die Schiitzer t,, bzw. t,,sind die Schitzer fiir die Merkmalssumme im Bereich 1

bzw. im Bereich 2 des b-ten Bundeslands. Der herkémmliche Horvitz-Thompson-
Schiitzer t,, fiir eine Merkmalssumme t ist gegeben durch

tyr = stk Y 2)
mit dem Designgewicht di, das der Auspriagung yi des k-ten Elements der Stichprobe s
beim Merkmal y zugeordnet ist (vgl. etwa: Lundstrom, Sédrndal, 2002, S.45). dx ent-
spricht dem Reziprokwert der Auswahlwahrscheinlichkeit des k-ten Elements und gibt
an, wie viele Elemente der Grundgesamtheit durch das k-te Stichprobenelement repri-
sentiert werden.

A

t,, ist im betrachteten AMC der Horvitz-Thompson-Schitzer fiir die Merkmalssumme
in der Teilgesamtheit bl:

'f B Hy, Nblh ' 'nblh 3
bl — z ¢ IST ZYblhi 3)

h=1 Dyyp i=1

Es giltin (3):



Npin ... die Gesamtzahl aller Wohnungen in der h-ten von insgesamt Hy,; Schichten des
Bereichs 1 im Bundesland b
Npih... die Anzahl der Wohnungen in der Stichprobe aus Schicht blh

gbin --- dieser Faktor kompensiert den wohnungsweisen Nonresponse der bewohnten
. . . O +nl .
Wohnungen in Schicht blh. Es gilt: q,,, = w mit
ST

n{) ... die Anzahl der respondierenden Wohnungen (ohne unbewohnte Wohnungen)
in der Stichprobe aus Schicht blh

n{> .. die Anzahl der nichtrespondierenden Wohnungen in der Stichprobe aus
Schicht blh

n,, .. die Anzahl der respondierenden Wohnungen plus der unbewohnten Wohnun-

gen in der Stichprobe aus Schicht b1h. Es gilt also: n,,, =n,,, —n{:

Vbihi ... die Merkmalssumme (z.B. die Anzahl der Erwerbstitigen) in der i-ten respon-
dierenden Stichprobenwohnung aus Schicht blh.

Durch Multiplikation mit dem voran gestellten Faktor gy, wird der Nonresponse von

Wohnungen einer Schicht kompensiert (bei Fullresponse ist n{; =0 und somit

q,;, =1). Dieser Vorgangsweise zur Ausgewichtung des Nonresponses liegt ein Ant-

wort-Homogenitits-Gruppen-Modell zu Grunde, in dem auftretender Nonresponse ge-
nau dann unverzerrt kompensiert wird, wenn innerhalb der — hier geographisch definier-
ten — Gruppen die Antwortwahrscheinlichkeiten der Elemente dieser Gruppe gleich
sind. Dieses Nonresponse-Modell wird als ,,Missing-at-Random* bezeichnet.

Als Merkmalssummenschitzer t,, fiir die Merkmalssumme im Bereich 2 des b-ten

Bundeslandes wurde beim AMC der nachfolgende Schitzer verwendet, der nicht der

Horvitz-Thompson-Schitzer dieser Merkmalssumme ist:

(1)
Npopi

Hy, Chon
2 [\ 2 Nyoni Qo * 2 Yooy furb=12,...7

Choh

P i=l Dpop; =1
tyy = szZhi 1 o2 ! 4

i1
0 fiir b=8,9

In den beiden Bundeslindern 8 (Wien) und 9 (Vorarlberg) sind alle Wohnungen der
Grundgesamtheit im Bereich 1 enthalten. Es ist in (4):

Npop ...  die Gesamtzahl aller Wohnungen in der h-ten von insgesamt Hy, Schichten
des Bereichs 2 im Bundesland b

Nponi ... die Gesamtzahl der Wohnungen (inklusive unbewohnte Wohnungen) in der i-
ten Stichproben-PSU der Schicht b2h

Npohi ... die Anzahl der Wohnungen in der Stichprobe aus der i-ten Stichproben-PSU
der insgesamt ¢,y PSUSs (c steht fiir cluster) aus Schicht b2h

Qb2ni --- Dieser Faktor kompensiert den wohnungsweisen Nonresponse der bewohnten
Wohnungen in der i-ten Stichproben-PSU der Schicht b2h. Es gilt:

n(blz)hi + ni)zz)hi .

Qooni =— o mt

b2hi



n{) ... die Anzahl der respondierenden Wohnungen (ohne unbewohnte Wohnungen)

in der Stichprobe aus der i-ten Stichproben-PSU der Schicht b2h

n{> ... die Anzahl der nicht-respondierenden Wohnungen in der Stichprobe aus der i-
ten Stichproben-PSU der Schicht b2h
n,,. .. die Anzahl der respondierenden Wohnungen plus der unbewohnten Wohnun-

gen in der Stichprobe aus der i-ten Stichproben-PSU der Schicht b2h. Es gilt
also: Ny, =Ny, — ni)zz)hi

Ybohij ... die Merkmalssumme (z.B. die Anzahl der Erwerbstitigen) in der j-ten respon-
dierenden Stichprobenwohnung aus der i-ten Sichproben-PSU der Schicht

b2h.

Beim verwendeten Stichprobenverfahren wire beim Horvitz-Thompson-Schitzer fiir
die Merkmalssumme ty,, der erste Quotient in (4) nicht
I\JbZh

Chon

Z Nooni
i=1

sondern die reziproke Auswahlwahrscheinlichkeit fiir eine PSU bei uneingeschriankter
Zufallsauswahl von cyo, PSUSs aus den Cyp, PSUs der Schicht b2h:

(:bZh

9

Chon

Wie man sieht, wurde im AMC bei der Hochrechnung der Stichprobendaten im Bereich
2 jedes Bundeslandes eine Genauigkeitsverbesserung im Vergleich zum Horvitz-
Thompson-Schitzer dadurch angestrebt, dass die GroBe der Stichproben-PSUs im
Schitzer mitberiicksichtigt wird (vgl. etwa: Sdrndal et al., 1992, S.144).

Da die Summe szZhi eine Zufallsvariable ist, deren GroBe davon abhingt, welche

i=l

PSUs in die Stichprobe gelangt sind, ist eine formale Angabe der exakten Schitzervari-
anz unmoglich. In 10.000 Simulationen von AMC-Stichproben bei vollem Response
ergaben sich fiir die ganze Pseudo-Grundgesamtheit (Osterreich) bzw. fiir ein aus dieser
Pseudo-Grundgesamtheit ausgewihltes Bundesland mit beiden Bereichen (Burgenland)

folgende Kennzahlen der Verteilung des Schiitzers t nach (1) fiir die Anzahl an Er-
werbstitigen:

Tabelle 2: Kennzahlen der Verteilung von t

] t | Msm(t) | Vsm(t)
Osterreich: | 3,138.606|3,139.100 | 540,54 -10°

Burgenland: | 106.273 | 106.380 | 528-10°

t ist wie der Horvitz-Thompson-Schitzer natiirlich unverzerrter Schitzer von t. Die

geringen Abweichungen der Mittelwerte MSIM(f) von t vom Parameter t in den Simu-
lationen sind simulationsbedingte Abweichungen. Die in Tabelle 2 enthaltenen, aus den



10.000 Simulationen berechneten Schitzervarianzen Vgi(t) sind die Referenzwerte
zur Priifung der Tauglichkeit der Varianzschitzer im Nachfolgenden. Zur Veranschauli-
chung der Genauigkeit der Anzahlschitzer in der zu Grunde liegenden Pseudo-Grund-
gesamtheit, kann die Schwankungsbreite der Stichprobenergebnisse zur Sicherheit 95%

angegeben werden, also der approximative 95%-Zufallsstreifen fiir t. Dieser betrigt fiir
ganz Osterreich 3,138.606 + 45.569 und fiir das Bundesland Burgenland 106.273 +
4.504.

3.2 Direkte Varianzschitzung bei vollem Response

Fiir eine ohne weitere Manipulation der Stichprobe direkt aus den Daten zu berechnende

Schitzung der Referenzwerte fiir die Varianz von t (siche Tabelle 2) stellte sich nicht
tiberraschend diejenige als beste heraus, die sowohl das verwendete Stichprobenver-
fahren als auch die verwendete Schitzmethode am stirksten beriicksichtigt. In Tabelle 3
wird fiir einen Horvitz-Thompson-Schitzer auf Basis ihrer Mittelwerte Mgp in den

Simulationen die einfache Varianzschitzung \A/SI(f) bei uneingeschrinkter Zu-

fallsauswahl (SI = simple random sampling) von Personen (vgl. Eckmair, 2004, S.
98ff), bei der die vielfiltigen Effekte der Stichprobenziehung und Schitzung ignoriert
werden, mit der komplexen Varianzschitzung beim verwendeten Verfahren verglichen.

Der Schitzer \A/HT (t) fiir die Varianz eines Horvitz-Thompson-Schitzers wird im All-
gemeinen dargestellt durch:

\A](EHT):ZZ Av Y N1 5)

mit Ay, der Kovarianz der Aufnahmeindikatoren zweier Elemente k und 1, die angeben,
ob ein Element der Stichprobe angehort oder nicht. Ty ist die Aufnahmewahrschein-
lichkeit 2. Ordnung, die angibt mit welcher Wahrscheinlichkeit beide Elemente k und 1
in die Stichprobe gelangen (vgl. etwa: Sdrndal et al., 1992, S. 43f). Wir bezeichnen den

Varianzschitzer (5) bei einer uneingeschrinkten Zufallsauswahl mit \731({) und beim
verwendeten komplexen Stichprobenverfahren mit \A/:IT (1) . Letzterer besitzt folgendes

Aussehen, da er sich wegen der Unabhiéngigkeit der Ziehungen in den Bundeslindern

und Bereichen natiirlich wie der Schiitzer t selbst bundeslinder- und bereichsweise zer-
legen ldsst:

\A]:{T (E) = Zb \A/HT (Eb )= Zb [\A]HT (Ebl )+ \A]HT (Ebz )]

H 2
el N n
— Zb{z blh _(1_ Nblh J'Stznh +

h=1 Dpp bih

Hy, 2 Copn N2
Cian 1— Ch2n 2 Cian N oni 1— D poni 2 6
+ . C . Sf,bzh + . . N . SbZhi ( )
h=1| Cpon b2h Cpon i=l Dpop b2hi

mit s;,, , dem Schiitzer fiir die Varianz der Anzahl der Erwerbstitigen pro Wohnung in

Schicht blh und s;,,, dem Varianzschitzer dieser Anzahl in der PSU b2hi. sz,bZh
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schitzt die Varianz der Merkmalssummenschitzer zwischen den PSUs im Bereich 2 der
Grundgesamtheit, in dem zweistufig aus der Grundgesamtheit gezogen wird.

Tabelle 3: Vergleich von Vgm( f) mit zwei direkten Schitzverfahren

Vsmu(t) Msml Vg (1)1 Ml Vi (0 ]
Osterreich: | 540,54-10° | 184,91-10°(74,8%) | 597,87-10° (96,1%)
Burgenland: | 528-10° | 2,56-10° 5,57-10°

Der Design-Effekt eines Stichprobenverfahrens gibt an, um wieviel die Varianz des be-
rechneten Merkmalssummenschitzers beim verwendeten Stichprobendesign grofler ist
als die des Horvitz-Thompson-Schitzers bei einer uneingeschriankten Zufallsauswahl
gleichen Umfangs (vgl. etwa: Sédrndal et al., 1992, S.54). Beim Merkmal Erwerbstitig-
keit ergab sich demnach in unseren Simulationen fiir das komplexe verwendete Stich-
probenverfahren ein geschitzter Design-Effekt von mehr als 2. Die Schitzung der

Varianz von t durch V() fiihrt also zu einer deutlichen Unterschitzung der tat-

sdchlichen Varianz Vsm(f). Der Vergleich der 1. und der 3. Spalte von Tabelle 3 weist

ferner nach, dass der Schitzer t nach (1) tatséchlich — wie schon in Abschnitt 3.1 be-
hauptet — genauer als der Horvitz-Thompson-Schidtzer ist. Die Differenz

M, [Vir (D)1= Vg, (1) ist der Genauigkeitsgewinn, der dadurch erzielt wird, dass bei
der Schitzung im 2. Bereich nach (3) die GroBen der Stichproben-PSUs beriicksichtigt
und an Stelle der Auswahlwahrscheinlichkeiten als Hochrechnungsgewichte heran-
gezogen werden.

Die leichte Uberschitzung der tatsichlichen Varianz Vsm(t) durch \AfﬂT(f) hat zur
Folge, dass in 96,1 % der 10.000 Simulationen fiir Osterreich das mit diesem Schitzer
berechnete approximative Konfidenzintervall zur Sicherheit 1-o = 0,95, dessen Gren-
zen sich jeweils aus t+1,96 -[\AfHT (f)]“2 ergeben, den Parameter t = 3,138.606 iiberdeckt.
Somit ist man damit ,,auf der sicheren Seite*. Verwendet man jedoch den ,.einfacheren*
Varianzschitzer \AISI(E) statt \A/HT (t) im Konfidenzintervall, so erzielt man lediglich eine
Uberdeckungshiufigkeit von 74,8 % (vgl. Eckmair, 2004, S.109). Vor der Verwendung
eines solchen einfachen, die Realitdt des Stichprobendesigns und der Schitzmethode

vollig ignorierenden Varianzschitzers fiir die Bestimmung eines Konfidenzintervalls ist
deshalb abzuraten.

3.3 Nonresponse-Ausgewichtung im AMC-Schitzer fiir die Merk-
malssumme

Der Item-Nonresponse beim Merkmal Erwerbstitigkeit wurde — wie in Abschnitt 2 be-
schrieben — in unseren Simulationen jeweils einheitlich fiir alle Bewohner einer Woh-
nung eingebaut. Treten Antwortausfélle auf, dann gibt es im Wesentlichen zwei Mog-
lichkeiten, diesen in der Schitzphase zu beriicksichtigen. Diese bestehen in der Ausge-
wichtung des Nonresponses und in der Imputation fehlender Werte. Bei der Ausge-
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wichtung wird z.B. im Horvitz-Thompson-Schétzer nach (2) das Designgewicht dg
durch ein den Nonresponse kompensierendes Gewicht wy ersetzt:

’t\gew :ZSWK 'yk (7)
Es gilt: wy > dy V k € s (vgl. etwa: Lundstrom, Siarndal, 2002, S.66f). In t nach (1) wer-

den diese Antwortausfille innerhalb jeder Schicht des 1. bzw. jeder PSU des 2. Bereichs
durch Erhohung des Gewichts von respondierenden Wohnungen ,,ausgewichtet®. Mit
dem verwendeten Nonresponsemechanismus fiihrt dies in den Simulationen zu den in
Tabelle 4 dargestellten Ergebnissen hinsichtlich des Mittelwerts bzw. der Varianz von
t.

Ab hier werden wegen der hohen Simulationsdauern fiir die nachfolgenden Aufgaben-
stellungen nur mehr die Ergebnisse fiir das Bundesland Burgenland, in dem sich jedoch
die AMC-Vorgangsweise fiir ganz Osterreich im Kleinen widerspiegelt, dargestellt.

Tabelle 4: Verhalten von Mittelwert und Varianz von t bei unterschiedlichen woh-
nungsbezogenen Item-Nonresponse-Raten (Parameter t = 106.237)

NR-Rate Msim(1) | Vsm(t)
0 % 106.380 | 5,28-10°
5 % 106.610 | 5 48-10°
11 % (Orig.) | 106.960 | 5.79.10°
25 % 107.860 | 6,50-10°
40 % 109.310 | 7.45-10°

t iiberschitzt demnach t mit zunehmender Nonresponse-Rate beim verwendeten Nonre-
sponse-Mechanismus immer stirker. Dies zeigt an, dass die Modellannahme fiir die
Ausgewichtung des Nonresponses, dass die Antwortausfille innerhalb der verwendeten
Antworts-Homogenitédts-Gruppen aus Abschnitt 2 unabhédngig vom interessierenden
Merkmal anfallen, beim gewihlten Response-Mechanismus (wie tatsdachlich wohl auch
in der Realitét) nicht zutrifft. Die Antworthidufigkeit von Wohnungen steigt beim ver-
wendeten Nonresponse-Mechanismus mit der Anzahl der Bewohner (und ergo mit der
Anzahl der Erwerbstitigen) in der Wohnung (siehe Tabelle 1), da man in Wohnungen
mit mehreren Bewohnern mit groBerer Wahrscheinlichkeit jemanden zur Beantwortung
des Fragebogens antrifft. Damit sind jedoch zu viele Wohnungen mit mehreren Er-

werbspersonen und zu wenig mit wenigen in der Stichprobe. Der Schitzer t nach (1)
nimmt aber auf die HaushaltsgroBen keine Riicksicht und behandelt alle Wohnungen bei
der Hochrechnung auf den Parameter t gleich. Bei einem Item-Nonresponse von 40 %
hat dies z.B. eine Verzerrung des Anzahlschitzers fiir das Burgenland um knapp 3.000
Personen, also um 2,8 %, zur Folge. (Im AMC wird nach der oben beschriebenen
Ausgewichtung des Nonresponses noch eine weitere Korrektur der darin enthaltenen
Gewichte der erhobenen Merkmalsauspragungen durch ,,iterative proportional fitting*
vorgenommen. Die korrigierten Gewichte ergeben sich dabei aus der schrittweisen
Anpassung der hochgerechneten Verteilungen des zweidimensionalen Merkmals Alter
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und Geschlecht bzw. des Merkmals Nationalitdt an die betreffenden Populationsver-
teilungen aus der Bevolkerungsfortschreibung (vgl. Haslinger, 1996, S.319f).)

Die Auswirkung der oben beschriebenen Verzerrung auf die Uberdeckungshiufigkeit
von approximativen Konfidenzintervallen zur Sicherheit 1-o ist Gegenstand des
nachfolgenden Abschnitts. Dass die Varianz von t mit zunehmender Nonresponse-Rate
steigt (siehe die rechte Spalte in Tabelle 4) liegt natiirlich am mit deren Zunahme
abnehmenden tatsdchlichen Stichprobenumfang der Erhebung. Mit zunehmender
Verzerrung des Schitzers steigt natiirlich auch dessen mittlerer quadratischer Fehler im
Vergleich zu seiner Varianz. Bei einer Nonresponse-Rate von 40 % betriagt dieser z.B.

MSE,, (1) =17,67-10°.
3.4 Direkte Varianzschitzung bei Nonresponse

Um die Auswirkung der Verzerrung von t auf die Uberdeckungshiufigkeit eines appro-
ximativen Konfidenzintervalls zur Sicherheit 1—o zu betrachten, miissen wir uns noch-
mals mit dem Schitzer fiir die Varianz des Horvitz-Thompson-Schitzers im AMC
beschiftigen. Bei Nonresponse — also praktisch immer — muss man in diesem Schéitzer
beriicksichtigen, dass ein Antwortausfall nur in einer bewohnten Wohnung auftreten
kann. Tut man dies nicht, behandelt man also den Ausfall in ausschlie8lich bewohnten
Wohnungen einfach als verkleinerte Stichprobe der bewohnten und unbewohnten Woh-
nungen, dann wird durch die geschitzten Varianzen s;,, und s.,.. der Anzahl der Er-
werbstitigen pro Wohnung (bewohnt oder unbewohnt) diese Varianz in den Schichten
bzw. PSUs klarerweise unterschitzt und somit unterschitzt \AfHT (t) nach (6) bei Non-

response die Varianz eines Horvitz-Thompson-Schitzers (siehe Tabelle 5).

Zerlegt man jedoch jede Schichtgesamtheit in die zwei Teilgesamtheiten der unbe-
wohnten und der bewohnten Wohnungen, dann ist (8) die erwartungstreue geschitzte
Varianz des Horvitz-Thompson-Schitzers im Bereich 1 des Bundeslandes b (b=1,2,
.L9):

Hy, NZ
2
HT(tbl) z - { Nblh j'sblh 3)
=l

blh blh
Darin ist die nun ,korrigierte” Stichprobenvarianz s, in der h-ten Schicht von Bereich
1 im Bundesland b gegeben durch

ng o @ ) @)
2 —_ Mom i yo 2| Dy F 0y 45 2. o T Mo 7o
blh = 1 Yo = Yo Yoin
n, —1 n n n
blh Ny izl blh blh
(1) 2)
(T =0 )2 RUSTRRUNTY
Yoin = Yoin
0y,
und
(1) (2)
Ny 00 —a)
Yo = blh
blh
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y{) ist der Stichprobenmittelwert der Merkmalssummen in allen respondierenden

Wohnungen der Schicht blh und Yy, der Schitzer fiir den Gesamtmittelwert dieser

Schicht. Der Schichtenvarianzschitzer s, erhilt sein Aussehen durch Addition des
Erwartungswerts der Varianzen der beiden Gruppen und der Varianz der Erwartungs-

werte. Wegen yp 1 = O fiir alle Wohnungen i unter den unbewohnten Wohnungen ergibt
dies dann die oben angefiihrte Darstellung.

Der Varianzschitzer \AfHT(sz) nach (9) ist die geschitzte Varianz eines Horvitz-

Thompson-Schitzers in Bereich 2 des Bundeslandes b (b=1,2,...,7) bei zweistufiger
Auswahl mit uneingeschrinkten Zufallsauswahlen auf beiden Stufen und Nonresponse
nur in den bewohnten Wohnungen:

[ ~2
Coan 11- Chon 2 4
o | o C i,b2h
b2h b2h ..
v ) . firb=12,..7 9
t = - c
e (L) h=1 +Cb2h Ot N 1— Ny opi 2 ©)
: a—_— N “Sponi
| Cbon i=t Do b2hi )
0 firb=2§,9
mit
1 Choh 1 Choh 2
2 — —
SE,bZh - 1 Z szm “Yooni ~ Nb2hk * Yionk
Chon i=1 Coon k=l
und
@ (2)
v = Pooni P Moon <)
Yooni = b2hi
Npops

yiJ,; ist der Stichprobenmittelwert der Merkmalssummen in allen respondierenden

Wohnungen der i-ten PSU in der Schicht b2h und Yy, ,,. der Schitzer fiir den Gesamt-

mittelwert dieser PSU. sf2 Ly, 10 (9) ist die Stichprobenvarianz der Merkmalssummen-

h
schiitzer bei Nonresponse zwischen den Stichproben-PSUs innerhalb der Schicht b2h.
Sie beriicksichtigt den Nonresponse in Y, ,,.. Innerhalb der PSUs wird die Varianz eines
Horvitz-Thompson-Schitzers fiir z.B. die Anzahl der Erwerbstétigen unter Beriicksich-
tigung des angesprochenen Nonresponse-Problems erwartungstreu geschétzt durch:

1 ey () )

2 —_Mooni z C= V| Dioni T Moy "
b2hi 1 D Yo2nij ~ Yboni
Dponi — b2hi j=I Dy oni
@) (2) 1) (2)
+v... 2. Mo ~ Myoni ~ Mponi + (— _<o® )2 Dyoni T 0yoni
Yooni Yooni T Yooni
Dyoni Dyoni

Der Schitzer V,,(t,) fiir die Varianz von {, ergibt sich als Summe der beiden Be-

reichsvarianzschitzer des b-ten Bundeslandes. Der Gesamtvarianzschitzer \AfHT (t) er-
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rechnet sich schlieflich aus der Summe der 9 Bundeslinder-Varianzschitzer VHT (t,).
Bei vollem Response gilt: V.. (t) = V.. ().

In Tabelle 5 werden die Mittelwerte der Varianzschitzungen durch den unkorrigierten
Varianzschitzers Vi, (,) eines Horvitz-Thompson-Schitzers und den Kkorrigierten

Schitzer V,;(t,) nach (8) und (9) mit dem Referenzwert V(1) fiir die tatsichliche

Varianz des verwendeten Schitzers t bei Nonresponse verglichen.

Tabelle 5: Vergleich der unkorrigierten Varianzschétzungen V;T (t)

und der korrigierten \AfHT () mit den diesbeziiglichen Referenzwerten
(in Klammern die Uberdeckungshiufigkeiten)

NR-Rate | Vop(t) | Ml Vig (D1 | Mol Vigr (D) ]
0% 5,28-10° | 5,57-10°(95,5%) | 5,57 -10°(95,5%)
5% 5,48-10° 5,62-106(95,1%) 5,76-106(96,3%)
11 % 5,79-10° 5,68-106(93,8%) 6,03-106(95,3%)
25 % 6,50-10° 5,84-106(88,7%) 6,72-106(91,2%)
40 % 7.45-10° 6,02-106(73,7%) 7,78-106(78,9%)

In der 3. Spalte sieht man fiir den unkorrigierten Varianzschitzer \Af:IT (t) nach (6) die

mit steigender Nonresponse-Rate zunehmende Unterschiatzung der Varianz eines Hor-
vitz-Thompson-Schitzers. Schon bei 11 % Nonresponse liegt der Mittelwert der Schét-

zungen auch unter der tatsdchlichen Varianz VSIM(?;) des genaueren Schitzers nach (1),
der im AMC verwendet wurde. Die 4. Spalte zeigt jedoch wieder das schon aus Tabelle
3 bekannte Bild einer leichten Uberschidtzung der Varianz unseres Horvitz-Thompson-

nahen-Schitzers t durch die Varianz des Horvitz-Thompson-Schitzers. Die Verwen-
dung von V,,(f) an Stelle von V;,(t) erhdht selbstverstindlich die Uberdeckungshiiu-
figkeiten der approximativen 95%-Konfidenzintervalle, die jedoch wegen der in 3.2 be-

schriebenen zunehmenden Verzerrung von t mit wachsender Nonresponserate immer
deutlicher unter 95 % liegen.

3.5 Imputation statt Ausgewichtung

Bei der Imputation von Daten werden fehlende Werte yy durch Schitzungen §, dersel-

ben ersetzt, wobei es unterschiedlichste Imputationstechniken zur Bestimmung des Er-
satzwertes ¥, gibt. Durch die Imputation fehlender Daten entsteht in jedem Fall ein

vollstidndiger Datensatz fiir die interessierende Variable y. Dieser besteht dann aus den
Werten zy, fiir die gilt:
{yk , wenn k ein Re spondent ist
z, =

¥,» wenn k ein Nonrespondent ist
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und der Horvitz-Thompson-Schitzer fn nach (2) fiir die Merkmalssumme von y nimmt
damit die Form

t,=> d,-z (10)
an. In diesem Schitzer wird also bei Imputation der Wert §, wie der richtige Wert yi

behandelt. Auch fiir den AMC-Schitzer t nach (1), (3) und (4) wird deshalb dieselbe
Vorgangsweise wie bei vollem Response gewihlt.

Bei der hier beschriebenen Simulationsstudie wurden 6 mehr oder weniger verschiedene
Imputationstechniken angewendet und die Ergebnisse dieser Anwendungen miteinander
verglichen (vgl. fiir eine genauere Beschreibung: Laaksonen et al., 2004, S.12ff). 5 der 6
verwendeten Methoden bedienten sich zur Bestimmung der Ersatzwerte y, fiir fehlende

Werte yi einer logistischen Regression. Bei diesen Methoden werden unter Verwendung
von Hilfsvariablen innerhalb vorgegebener Teilgesamtheiten die Wahrscheinlichkeiten
fiir die beiden Merkmalsauspriagungen eines bindren Merkmals bei einer Gruppe von
Erhebungseinheiten geschitzt. Bei den ersten vier Methoden betrafen diese Schitzungen
die beiden Merkmalsausprigungen des interessierenden Merkmals Erwerbstitigkeit
(ja/nein) bei den Nichtrespondierenden durch die Hilfsvariablen Alter, Geschlecht und
HaushaltsgroBe auf Basis der Antwortenden in jedem Bundesland. Den Nichtrespondie-
renden wurde schlieBlich auf Basis dieser Wahrscheinlichkeiten mit Hilfe einer auf dem
Intervall [0;1] gleichverteilten Zufallszahl eine der beiden Auspridgungen von y zuge-
wiesen (vgl. etwa: Rubin, 187, S.168ff). Mit dieser modellbasierten Methode wurden in
der Studie durch Wahl von 4 verschiedenen Anzahlen m an imputierten Ersatzwerten
(m =1, 5, 10, 15) eine Single Imputationstechnik (LR1) und drei Methoden der Multi-
plen Imputation (LRS, LR10, LR15) simuliert.

Die fiinfte der in dieser Simulationsstudie verwendeten Imputationstechniken, die sich
ebenfalls bundesldnderweise einer logistischen Regression bedient hat, unterschied sich
von den vier anderen dadurch, dass dabei auf Basis aller Erhebungseinheiten durch die
Hilfsvariablen Alter, Geschlecht und Haushaltsgroe deren Wahrscheinlichkeiten fiir
die Auspriagungen des bindren Merkmals Responseverhalten geschétzt wurden. Mit
diesen Schitzungen wurden die Erhebungseinheiten in 10 gleich groBe Gruppen aufge-
teilt, wobei sich in der 1. Gruppe die 10 % der Personen mit den niedrigsten geschitzten
Responsewahrscheinlichkeiten, in der 2. Gruppe diejenigen 10 % mit den nédchst-
hoheren Responsewahrscheinlichkeiten usf. befanden. In jeder dieser so gebildeten Im-
putationsgruppen wurde fiir jeden Nichtrespondenten zufillig ein Donor aus den Ant-
wortenden ausgewéhlt und dessen Merkmalsauspriagung beim Merkmal y fiir den beim
Nichtrespondenten fehlenden Wert imputiert. Diese Mischung aus modell- und donor-
basierter Single Imputationstechnik wird Hot-Deck-Propensity-Score-Matching genannt
(HDPS). Die Begriindung fiir die bundeslanderweise Anwendung dieser Methoden liegt
in dem Umstand, dass man fiir verniinftige Schitzungen der jeweiligen interessierenden
Wahrscheinlichkeiten eine geniigend grole Anzahl an Erhebungseinheiten zur
Verfiigung haben muss, und in der notwendigen Beschriankung der Simulationszeiten.
Fiir die sechste verwendete Imputationstechnik wurden in jedem Bundesland innerhalb
der Schichten, die aus regional zusammenhéingenden Erhebungseinheiten bestanden, fiir
jeden fehlenden Wert der Wert eines zufillig aus den Antwortenden dieser Schicht
ausgewihlten Donors imputiert. Diese donorbasierte Methode wird als Hot Deck within
cells bezeichnet (HD).
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Tabelle 6 enthilt die Simulationsresultate bei einer Nonresponse-Rate von 40 % im
Bundesland Burgenland. Zum Vergleich dienen folgende Parameter und Statistiken: t =

106.273, Mg, (1) =109.310, Vi, (t) =7,45-10° und MSE,, (t)=17,67-10°.

Tabelle 6: Vergleich von Mittelwerten, Varianzen und mittleren quadratischen Fehlern
des Merkmalssummenschitzers t bei verschiedenen Imputationstechniken

LR1 LRS5 LR10 LR15 HD HDPS
Msmm( 1) 105.560 | 105.570 | 105.570 | 105.570 | 106.680 | 106.270

Vsm(t) 8,07-10° | 6,95-10° | 6,83-10° | 6,79-10° | 6,62-10° | 6,64-10°
MSEsm(t) | 8,58-10° | 7,44-10° | 7,32-10° | 7,28-10° | 6,78-10° | 6,64-10°

Beim angenommenen Nonresponse-Mechanismus (siehe Abschnitt 2) gelingt es aus-
nahmslos allen verwendeten Imputationstechniken, die Verzerrung des Merkmalssum-
menschitzers im Vergleich zu seiner Ausgewichtung bei 40 % Nonresponse deutlich zu
verringern oder géinzlich zu vermeiden. Dies beruht auf der geeigneten Wahl von mit
dem Nonrespoonse-Verhalten zusammenhédngenden Hilfsinformationen im Imputations-
prozess. Innerhalb der vier Methoden, die sich nur hinsichtlich der Imputationsanzahlen

m unterscheiden, nimmt die Streuung des Schitzers fm der Merkmalssumme, der der

Mittelwert der Schitzer t in den m Imputationsdatensitzen ist, mit zunehmender
Anzahl m klarerweise ab. Der Gewinn an Genauigkeit ist jedoch fiir m = 10 und 15 im
Vergleich zu m = 5 sehr gering, so dass sich hier durchaus die Frage stellt, ob sich der
zusitzliche Rechenaufwand lohnt. Deutlich hingegen fillt der Unterschied zwischen
LR1 und LRS aus, also zwischen Single und Multipler Imputation.

Auch an den Varianzen V() erkennt man die positive Auswirkung der Verwendung
von iiber die nichtantwortenden Erhebungseinheiten vorliegenden Informationen zu
Hilfsvariablen im Vergleich zur kompletten Tilgung dieses Personenkreises aus der
Erhebung (vgl. Abschnitt 3.3). Die Varianzen sind natiirlich allesamt hoher als jene bei
vollem Response. Sie nihern sich Letzterer jedoch je nach erhebungsspezifischer Eig-
nung der verwendeten Imputationstechnik mehr oder weniger an.

Sowohl hinsichtlich der Verzerrung als auch hinsichtlich des mittleren quadratischen
Fehlers stellte sich HDPS als beste Methode heraus. Die Miteinbeziehung der Teilnah-
mebereitschaft in den Imputationsprozess wirkt sich also sehr positiv auf die Schitzer-
genauigkeit aus und HDPS iiberbietet hinsichtlich der Genauigkeit die multiplen Impu-
tationen, die diese Variable nicht miteinbezogen. Beinahe so gut wie HDPS funktioniert
das reine Hot Deck Verfahren HD, wofiir alleine die im Vergleich zu den anderen 5
Verfahren engere regionale Definition der Imputationszellen verantwortlich zeichnet.
Das Merkmal Erwerbstitigkeit hingt in unserer Pseudo-Grundgesamtheit wie auch in
der Realitdt mit den Regionen des Landes zusammen.

3.6 Varianzschitzung bei imputierten Daten

Bei Verwendung einer Single Imputationstechnik wird durch den Varianzschitzer (6),
der bei vollem Response geeignete Schitzungen der Schitzervarianz liefert, die Varianz
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des ,,Imputationsschitzers* t klarerweise unterschitzt, da die Unsicherheit der Imputa-
tionen unberiicksichtigt bleibt (siehe Mgpm[ V;T (f) ] in Tabelle 7). Eine Alternative dazu

bietet die Verwendung von Resampling-Verfahren. In dieser Studie wurde das Boot-
strapverfahren nach Shao und Sitter (1996) bundeslédnderweise angewendet. Eine kor-
rekte schichten- bzw. schichten- und PSU-weise Anwendung war aus Griinden der
Beschrinkung der Simulationszeiten nicht durchfiihrbar. Bei diesem Verfahren wird aus
einer Stichprobe vom Umfang n eine Anzahl r an ebenso grolen unabhidngigen Boot-
strapstichproben mit Zuriicklegen gezogen. In diesen Bootstrapstichproben werden Da-
ten, die schon in der urspriinglichen Stichprobe imputiert waren, nach demselben
Verfahren wie urspriinglich aus der Bootstrapstichprobe neu imputiert. Auf diese Weise
wird beim Resamplen das Imputationsverfahren mitberiicksichtigt. Die Berechnung des

Schitzers t nach (1) in jeder der Bootstrapstichproben ermoglicht die Verwendung der
Monte-Carlo-Approximation fiir die Varianz des Schitzers (vgl. Shao, Sitter, 1996,
S.1278ff). In den Simulationen wurden r = 25 bzw. r = 50 Bootstrapstichproben (=B25
bzw. B50) fiir jede der simulierten Stichproben gezogen. In Tabelle 7 sind die Mittel-
werte der Varianz(unter)schitzung \A/;T(f) und der Bootstrapvarianzschitzungen fiir ei-
ne Nonresponse-Rate von 40 % im Bundesland Burgenland angegeben. Diese Schitzer
werden verglichen mit der tatsichlichen Varianz Vg, (t) von t.

Tabelle 7: Vergleich von Varianzschitzungen bei
Single Imputation mit den diesbeziiglichen Referenzwerten

LR1 HD HDPS
Vsm(t) 8,07-10° | 6,62-10° | 6,64-10°
Mgl V;ip (D) ] 5,09-10° | 5,37-10° | 5,35-10°
Uberdeckung (in %): 86,5 91,9 92,1
Zeitaufwand (in sec) 3,8 4.5 6,0
Msm[ Vi, (D)1 8,09-10° | 6,35-10° | 6,35-10°
Uberdeckung: 92,8 93,3 93,2
Zeitaufwand (in sec) 97,5 110,7 150,3
Msmm[ VBSO (®] 8,06-10° | 6,41-10° | 6,33-10°
Uberdeckung: 93,4 93,8 93,7
Zeitaufwand (in sec) 195,0 221.,4 300,5

Die Bootstrapmethode von Shao und Sitter zeigt sowohl eine starke Ubereinstimmung
des Mittelwerts mit den Referenzwerten als auch eine dem angepeilten 95%-Niveau
nahe kommende Uberdeckungshiufigkeit der mit den Bootstrap-Varianzschitzern und
den dazugehorenden Schitzern t (siche Tabelle 6) errechneten approximativen Konfi-
denzintervalle, was wegen der bundesldnderweise erzeugten Bootstrapstichproben iiber-
rascht. Wie Bereichsergebnisse jedoch zeigen, iiberschitzen diese Stichproben die Vari-
anz des 1. Bereichs, wihrend sie jene des 2. Bereichs unterschitzen. Insgesamt heben
sich diese beiden Fakten zufillig auf. Zu erkennen ist ferner, dass die Verdopplung der

18



Anzahl der Bootstrapstichproben von 25 auf 50 eine nur mehr geringe Ergebnisverbes-
serung hervorgebracht hat. Diese — wenn auch geringe — Verbesserung ist dadurch zu

erklidren, dass die Varianz des Varianzschitzers \A/Bso(f) nur halb so grof ist wie jene

von Vi, (t) aufweist. Gleichzeitig verdoppelte sich die durchschnittliche Rechenzeit

eines Schitzdurchganges fiir die interessierende Grofle im betrachteten Bundesland von
ca. 2,5 auf 5 Minuten.

Fiir die drei angewendeten Verfahren der Multiplen Imputation, die sich lediglich in der
Anzahl m der Imputationen pro fehlendem Wert unterschieden haben, wurde fiir die Va-

rianzschitzung \A/Ml(fm) die Varianz in einen Teil innerhalb, der die Stichproben-

streuung, und einen zwischen den m vollstindigen Datensdtzen, der die Imputations-
streuung beschreibt, zerlegt und jeder dieser Teile geschitzt. Es ergibt sich daraus als

Varianzschitzer \AfMI (t.):
Aa 1 A 1)~
VMI(tm)=—-szHT(t)+(l+—)Vm(t) (11)
m m
(vgl. hierzu: Little, Rubin, 2002, S.85ff). Der Varianzschitzer VMI(fm) ergibt sich nach

(11) aus dem Mittelwert der Varianzschitzer V;T (t) in jedem der m Datensitze und der

geschitzten Varianz Vm(f) der m verschiedenen Merkmalssummenschitzer. Diese

Moglichkeit zur Bestimmung eines Varianzschétzers ist der grole Vorteil der Multiplen
gegeniiber der Single Imputation. Tabelle 8 enthilt die diesbeziiglichen Ergebnisse wie-
derum im Vergleich mit den Referenzwerten.

Tabelle 8: Vergleich der Varianzschitzer bei
Multipler Imputation mit den Referenzwerten

LR5 LR10 LR15
Vem(t) 6,95-10° | 6,83-10° | 6,79-10°
Mgl V() ] 6,74-10° | 6,62-10° | 6,56-10°
Uberdeckung (in %): 934 93,5 93,6

Die deutliche Unterschitzung der Varianz VS]M(f) des imputierten Schitzers durch
\A/}*IT (t) (siehe Tabelle 7) wird durch die Miteinbeziehung der Varianz zwischen den m

imputierten Datensidtzen in (11) in den Simulationen nicht ganz kompensiert. Die
Varianzschitzungen werden mit zunehmender Anzahl m an Imputationen gemessen an
den mit ihnen erzielten Uberdeckungen besser. Diese Verbesserung jedoch geringfiigig,
wihrend sich der Zeitaufwand fiir einen Schétzvorgang von durchschnittlich 22,5 sec
(fiir LRS) auf 44,9 sec (fiir LR15) erhoht. Dies unterstreicht einmal mehr die diesbeziig-
liche Aussage Rubins, dass man schon bei sehr geringen Anzahlen m gute Uber-
deckungshiufigkeiten erzielen kann (vgl. Rubin, 1987, S.114f).
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4 Zusammenfassung

Das Auftreten von Nonresponse kann die Qualitit von Stichprobenergebnissen in zwei-
erlei Hinsicht beeintrachtigen: Zum einen sind sie trotz (z.B. regionaler) Ausgewichtung
verzerrt, sobald sich die Teilnahmebereitschaft nicht nur durch die fiir die Ausgewich-
tung verwendeten Merkmale erkldren ldsst. Zum anderen erhoht der niedrigere Stich-
probenumfang jedenfalls die Varianz der Stichprobenergebnisse. Liegen von den Nicht-
respondierenden jedoch Informationen zu Hilfsvariablen vor, dann ldsst sich durch
Verwendung dieser Informationen fiir die Imputation fehlender Daten die Qualitit der
Stichprobenergebnisse erhohen.

Fiir die vorgestellte Simulationsstudie wurde der Nonresponse auf Basis eines Mecha-
nismus in die Stichproben eingebaut, der sich an diesbeziiglichen Informationen aus
dem deutschen Mikrozensus orientiert hat. In diesen Simulationen stellte sich beim
Vergleich der Tauglichkeit von sechs unterschiedlichen Imputationstechniken beim
vorliegenden Nonresponsemechanismus sowohl hinsichtlich der Verzerrung eines
Anzahlschitzers als auch in Bezug auf seine Varianz die Methode des ,,Hot-Deck-Pro-
pensity-Score-Matching* als beste heraus. Sie bediente sich bundesldnderweise berech-
neter logistischen Regressionen, durch die auf Basis aller Erhebungseinheiten mit den
Hilfsvariablen Alter, Geschlecht und Haushaltsgrofle die Wahrscheinlichkeiten fiir die
Ausprigungen des dichotomen Merkmals Responseverhalten geschitzt wurden. Nach
diesen Wahrscheinlichkeitsschitzungen wurden die Erhebungseinheiten in 10 gleich
grofBe Gruppen aufgeteilt. In jeder dieser Gruppen wurde fiir jeden Nichtrespondenten
zufillig ein Donor aus den Antwortenden ausgewéhlt und dessen Merkmalsausprigung
beim Merkmal y fiir den beim Nichtrespondenten fehlenden Wert imputiert.

Unter den vier verglichenen Methoden, die sich nur durch die Anzahlen an Imputatio-
nen unterscheiden, ergab sich auf Basis des Vergleichs der damit erzielten Schitzervari-
anzen eine deutliche Priferenz fiir die Multiplen Techniken, wobei der Genauigkeits-
gewinn mit zunehmender Anzahl an Imputationen abnimmt und schon bei einer
Erhohung der Imputationsanzahlen von 5 auf 10 bzw. 15 im Vergleich zum zusitzlichen
Zeitaufwand vernachlédssigbar erscheint (sieche Tabelle 6).

Neben der Betrachtung der Varianz der verschiedenen Imputations-Schitzer empfiehlt
es sich, auch die z.B. fiir Intervallschdtzungen nétigen Schitzungen dieser Varianz zu
betrachten. Am unproblematischsten in dieser Hinsicht erweisen sich natiirlich die Mul-
tiplen Imputationstechniken mit ihrer impliziten Moglichkeit der Varianzschéatzung. Bei
den drei Single Imputationsmethoden zeigt sich, dass die direkte Varianzschétzung, also
die Behandlung der imputierten Daten als ,,wahre Werte“, in allen Fillen zu einer
deutlichen Unterschitzung der Schitzervarianz fiihrt, wodurch der grofe Zeitvorteil
dieser Vorgangsweise irrelevant wird. Die Varianzschitzung mittels eines Boostrap-
verfahrens nach Shao und Sitter (1996), das die durch die Imputationen zuséitzlich er-
zeugte Ungenauigkeit mitberiicksichtigt, funktioniert dagegen gut, ist jedoch sehr zeit-
aufwindig (siehe Tabellen 7 und 8).
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Ich mochte mich bei meinen Kolleginnen am IFAS Doris Eckmair und Helga Wagner
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