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Binomialfordelingen 
�
7HVW�L�ELQRPLDOIRUGHOLQJ��S�����������
H0: θ = θ0 
 
Signifikanssandsynlighed (%HUHJQHV�HNVDNW�YHG�RSVODJ�L�%LQRPLDO�WDEHO�KYLV�PXOLJW): 
H1: θ > θ0 → p1 = P(X ≥ x) ≈ 
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H1: θ ≠ θ0 → p = 2 min{p1, p2} 
 
6DPPHQOLJQLQJ�DI���ELQRPLDOIRUGHOLQJHU��S�����������
H0: θA = θB 
 
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHG��
Baseres på at fordelingen af den ene binomialfordeling, betinget summen af dem begge, er hyper-
geometrisk fordelt X - hyp(N=nA+nB, M=nA, n=xA+xB), hvor X 
er den observerede væ rdi af XA. 
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H1: θA < θB → p2 = P(X ≤ x) ≈

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H1: θA ≠ θB → p = 2 min{p1, p2} 
 
6DPPHQOLJQLQJ�DI�N�ELQRPLDOIRUGHOLQJHU��S�����������
H0: θ1 = θ2 = …= θk 
H1: Mindst to θ’er forskellige 
 
Hypotesen afprøves ved en kontingenstabelanalyse, hvor der specifikt udføres et homogenitetstest. 
Dette test bygger på en sammenligning af k multinomialfordelinger, hvor binomialfordelingen jo 
netop er et specialtilfæ lde af multinomialfordelingen. 
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6H�PHUH�XQGHU�´6DPPHQOLJQLQJ�DI�N�PXOWLQRPLDOIRUGHOLQJHU´�
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Poissonfordelingen 
 
7HVW�L�SRLVVRQIRUGHOLQJ��S�����������
H0: λ = λ0 
 
(NVHPSHO��
Bemæ rk, at validiteten af nedenstående tests er betinget af, at der testes i én periode. Betragt opga-
veformuleringen "Erfaringsmæ ssigt omkommer 35 personer årligt ved trafikulykker. Rådet for stør-
re fæ rdselssikkerhed ivæ rksæ tter en kampagne for at mindske antallet af dræ bte i trafikken. I de to 
efterfølgende år dør gennemsnitligt 27 personer pr. år. Havde kampagnen en signifikant effekt?" 
For korrekt at anvende nedenstående testørrelser skal man sammenligne antal hæ ndelser i hele ob-
servationsperioden med den totale forventning. Her iagttages således 54 dræ bte. 
H0: λ = 70 (Hæ ndelsesintensiteten over en periode på de betragtede 2 år.) 
H1: λ < 70 
 
Signifikanssandsynlighed (%HUHJQHV�HNVDNW�YHG�RSVODJ�L�SRLVVRQ�WDEHO�KYLV�PXOLJW.): 
H1: λ > λ0 → p1 = P(X ≥ x) ≈ 
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H1: λ < λ0 → p2 = P(X ≤ x) ≈ 
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H1: λ ≠ λ0 → p = 2 min{p1, p2} 
 
6DPPHQOLJQLQJ�DI���SRLVVRQIRUGHOLQJHU��S�����������
H0: λA = λB 
 
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHG��
Baseres på, at fordelingen af den ene poissonfordeling, betinget summen af dem begge, er binomial-
fordelt X - bin(n=xA+xB, p=½), hvor X er den observerede væ rdi af XA. 

H1: λA > λB → p1 = P(X ≥ x) ≈ 
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H1: λA < λB → p2 = P(X ≤ x) ≈ 
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H1: λA ≠ λB → p = 2 min{p1, p2} 
 
6DPPHQOLJQLQJ�DI�N�SRLVVRQIRUGHOLQJHU��S�����������
H0: λ1 = λ2= … = λk 
H1: Mindst to λ’er forskellige 
 
Testet bygger på at fordelingen af k poissonfordelinger betinget med summen af dem, er multino-

mialfordelt ),...,,,(~,...,, 2121 �� Q0;;; θθθ , idet 
∑

=
λ

λθ
�� . 

6H�PHUH�XQGHU�WHVW�L�PXOWLQRPLDOIRUGHOLQJHQ��
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7HVW�IRU�PXOWLSOLNDWLYLWHW�L���GLPHQVLRQDO�SRLVVRQVWUXNWXU��S�����������
Model: )(~ � �� � 3V; λ , hvor 	 
λ er hæ ndelsesintensiteten i den LM’te celle. 

{ } { }-M,L+ ��� � ,...,2,1,,...,2,1:0 ∈∈∀= εγδλ , hvor γ er en niveaufaktor (=n), 
δ ræ kkesandsynlig-

heden og �ε søjlesandsynligheden. 
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, hvor , er antal ræ kker og - er antal søjler i pois-

sonstrukturen, og Q
[ �� .ˆ =δ  og Q

[ �
� .ˆ =ε  er middelrette estimater for ræ kke- og søjlesandsynligheder.  

6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHG�� )( T43S >=  
 

Hypergeometrisk fordeling 
�
7HVW�L�K\SHUJHRPHWULVN�IRUGHOLQJ��S�����������
H0: θ = θ0 = 1

0 0  

Signifikanssandsynlighed (%HUHJQHV�HNVDNW�KYLV�PXOLJW.): 

H1: θ > θ0 → p1 = P(X ≥ x) ≈
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H1: θ < θ0 → p2 = P(X ≤ x) ≈ 
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H1: θ ≠ θ0 → p = 2 min{p1, p2} 
 
6DPPHQOLJQLQJ�DI���K\SHUJHRPHWULVNH�IRUGHOLQJHU��
Bemæ rk: pensum giver ingen formler til denne test. Man kan dog ud fra pensum (p.278) udlede 
følgende approksimative test mod et dobbeltsidet alternativ: 
H0: θA = θB 
H1: θA ≠ θB  
Signifikanssandsynlighed: 
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Mod enkeltsidet alternativ kan signifikanssandsynligheden defineres på vanlig vis. 
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Normalfordelingen�
�
8�WHVW�IRU�PLGGHOY UGL�L�1)�PHG�NHQGW�YDULDQV�V

�
��S������

H0: µ = µ0  
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6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHU�ILQGHV�YHG�RSVODJ�L�8�IRUGHOLQJHQ�
H1: µ > µ0 →  p = P(U>u) = 1 - P(U<u) = 1 - Φ(u) 
H1: µ < µ0 →  p = P(U<u) = Φ(u) 
H1: µ ≠ µ0 →  p = 2 (P(U > |u| )) = 2 (1 - P(U < |u| )) = 2 (1-Φ( |u| )) 
 
7�WHVW�IRU�PLGGHOY UGL�L�1)�PHG�XNHQGW�YDULDQV�V

�
��S������

Den empiriske varians s2 anvendes som estimat for variansen. 
H0: µ = µ0  
 

Q
V

;7 0µ−
=  ~ 7�Q��� 

 
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHQ�DQJLYHV�HYW��L�LQWHUYDO�HIWHU�RSVODJ�L�7�IRUGHOLQJHQ��
H1: µ > µ0 →  p = P(T > t) = 1 - P(T < t) 
H1: µ < µ0 →  p = P(T < t) 
H1: µ ≠ µ0 →  p = 2 (P (T > |t| )) = 2 (1 - P(T < |t| )) 
 
4�WHVW�IRU�YDULDQVHQ�L�1)��S����������
H0: σ2 = σ0

2  
 

2
0

2)1(
σ

6Q4 −=  ~ χ2(n-1) 

 
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHQ�DQJLYHV�HYW��L�LQWHUYDO�HIWHU�RSVODJ�L�χ2�IRUGHOLQJHQ��
H1: σ2 > σ0

2 → p1 = P(Q > q) = 1 - P(Q < q) 
H1: σ2 < σ0

2 → p2 = P(Q < q) 
H1: σ2 ≠ σ0

2 → p = 2 * min{p1, p2} 
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Sammenligning af 2 normalfordelinger X og Y 
 
Det kan testes separat hvorvidt varianserne σX

2 og σY
2 er ens. Uanset resultatet kan man teste hvor-

vidt niveauet (middelvæ rdien µX og µY) i de to fordelinger er ens. (Her skelner pensum mellem 3 
tilfæ lde:  
A. Fordelingerne har ukendte varianser, som kan antages at væ re ens. 
B. Fordelingerne har ukendte varianser, som kan antages at væ re forskellige. 
C. Begge fordelinger X og Y har kendte varianser σX

2 og σY
2) 

 
Såfremt hypoteser om ens varianser og ens middelvæ rdier begge accepteres kan det antages at de 
variable X og Y følger samme normalfordeling, hvor µ og σ2 estimeres på grundlag af samtlige 
n=nx+ny observationer. 
 
7HVW�IRU�HQV�YDULDQV�L���QRUPDOIRUGHOLQJHU��S����������
H0: σX

2 = σY
2  

 
Ved HQVLGHW test defineres teststørrelsen således: 

2

2

�
�
V
V9 = ~ F(f1= ntæ ller-1, f2= nnæ vner-1), KYRU�I � �HU�DQWDO�IULKHGVJUDGHU�L�W OOHUHQ��I � �L�Q YQHUHQ. 

6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHQ�DQJLYHV�HYW��L�LQWHUYDO�HIWHU�RSVODJ�L�)�IRUGHOLQJHQ��
H1: σX

2 > σY
2 → p = P(V > v) = 1- P(V < v) 

H1: σX
2 < σY

2 → p = P(V < v) 
 
Ved GREEHOWVLGHW test defineres teststørrelsen således: 

},min{

},max{
’ 22

22

��
��

VV
VV9 =  

6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHQ�DQJLYHV�HYW��L�LQWHUYDO�HIWHU�RSVODJ�L�F(f1= ntæ ller-1, f2= nnæ vner-1), KYRU�I � �
HU�DQWDO�IULKHGVJUDGHU�L�W OOHUHQ��I � �L�Q YQHUHQ.��
H1: σX

2 ≠ σY
2 → p = 2 * P(V’ > v’) = 2 * (1- P(V’ < v’)) 

 
7HVW�IRU�HQV�PLGGHOY UGL�L���1)�PHG�XNHQGW�YDULDQV��VRP�NDQ�DQWDJHV�HQV��WLOI OGH�$��S�������
Ved at foretage test for ens varianser i 2 NF kan det afgøres hvorvidt varianserne kan antages ens. 
En fæ lles varians Sf

2 kan herefter sammenvejes således: 

2
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H0: µX = µY 
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�
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHQ�DQJLYHV�HYW��L�LQWHUYDO�HIWHU�RSVODJ�L�7�IRUGHOLQJHQ��
H1: µX > µY  →  p = P(T > t) = 1 - P(T < t) 



Kompendium over testteorien, Simon Reusch, maj 2000 

 Side 8 af 14

H1: µX < µY  →  p = P(T < t) 
H1: µX ≠ µY  →  p = 2 (P (T > |t| )) = 2 (1 - P(T < |t| )) 
 
7HVW�IRU�HQV�P��L���1)�PHG�XNHQGW�YDULDQV��VRP�NDQ�DQWDJHV�IRUVNHOOLJ��WLOI OGH�%��S������������
Hvis man får forkastet en hypotese om ens varianser i 2 NF angiver pensum at man ikke kender den 
eksakte fordeling af differensen <; − (Fisher-Behrens problemet). Man må derfor nøjes med ne-
denstående approksimative test til at vurdere en hypotese om at niveauet i fordelingerne er ens. Der 
er principielt intet problematisk ved at vurdere om to fordelinger har samme niveau selvom deres 
varianser er forskellige (det fremgår f.eks. enkelt af tilfæ lde A.) 
H0: µX = µY 

(
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6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHU�ILQGHV�YHG�RSVODJ�L�8�IRUGHOLQJHQ�
H1: µX > µY  →  p = P(U>u) = 1- P(U<u) = 1 - Φ(u) 
H1: µX < µY  →  p = P(U<u) = Φ(u) 
H1: µX ≠ µY  →  p = 2 (P(U > |u| )) = 2 (1 - P(U < |u| )) = 2 (1-Φ( |u| )) 
 
7HVW�IRU�HQV�PLGGHOY UGL�L���1)�PHG�NHQGW�YDULDQV��WLOI OGH�&��S�������
H0: µX = µY 
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6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHU�ILQGHV�YHG�RSVODJ�L�8�IRUGHOLQJHQ�
H1: µX > µY  →  p = P(U>u) = 1 - P(U<u) = 1 - Φ(u) 
H1: µX < µY  →  p = P(U<u) = Φ(u) 
H1: µX ≠ µY  →  p = 2 (P(U > |u| )) = 2 (1 - P(U < |u| )) = 2 (1-Φ( |u| )) 
�
7HVW�IRU�PLGGHOY UGL�YHG�SDUYLVW�VDPK¡UHQGH�REVHUYDWLRQHU��S����������
Såfremt en stikprøve er indsamlet med parvist samhørende observationer af to forskellige variable 
kan det undersøges om middelvæ rdien af de fordelinger er ens. Dette gøres ved at betragte differen-
sen mellem de to variable ,,, <;' −=  mellem de Q talpar. 
Man kan herefter teste om middelvæ rdien af denne differens kan antages at have en given væ rdi: 
H0: µD = µ0D 

Q
6
'7 -- 0µ−

=  ~ 7�Q�����LGHW' RJ�6. �HU�KKY��JHQQHPVQLWWHW�RJ�VSUHGQLQJ�Sn�GLIIHUHQVHUQH� 

 
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHGHQ�DQJLYHV�HYW��L�LQWHUYDO�HIWHU�RSVODJ�L�7�IRUGHOLQJHQ��
H1: µD > µ0D →  p = P(T > t) = 1 - P(T < t) 
H1: µD< µ0D →  p = P(T < t) 
H1: µD≠ µ0D →  p = 2 (P (T > |t| )) = 2 (1 - P(T < |t| )) 
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Sammenligning af flere normalfordelinger X1, X2, .. , Xk 
 
%DUWOHWW
V�WHVW�IRU�HQV�YDULDQV�L�IOHUH�QRUPDOIRUGHOLQJHU��S��������� 
H0: 22

2
2
1 /σσσ === �  

H1: Mindst en varians er forskellig fra de andre 
 
De empiriske varianser Sj

2 estimeres på vanlig vis i de k normalfordelinger. 
Den fæ lles væ gtede varians 206 - YDULDQVHQ�LQGHQIRU�IRUGHOLQJHUQH - beregnes herefter således: 

∑
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−
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2 223 6QNQ6
1

22 )1(
1

 , hvor 4QQQQ +++= �21  

Bartlett's teststørrelse: 

∑
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−−−=
5

6 667 6Q6NQ%
1

22 )ln()1()ln()(   ~ χ2(k-1) 

Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i χ2-fordelingen: 
p = P(B>b) = 1 - P(B<b) 
 
7HVW�IRU�HQV�PLGGHOY UGL�L�IOHUH�QRUPDOIRUGHOLQJHU��S��������� 
H0: 8µµµ === �21  
H1: Mindst en middelvæ rdi er forskellig fra de andre 
 
Gennemsnittene 9;  estimeres på vanlig vis for middelvæ rdierne i de k normalfordelinger. 
Man betragter YDULDWLRQHQ�PHOOHP�JHQQHPVQLWWHQH udtrykt ved 

∑
=
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;;< ;;QN6
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hvor ;  er det sammenvejede gennemsnit, defineret som ∑
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>
>> ;QQ;

1

1
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V-teststørrelse: 

2

2

?
@
6
69 =  ~ F(k-1, n-k) 

Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i F-fordelingen. 
p = P(V > v) = 1 - P(V < v) 
 
(VWLPDWLRQ�DI�SDUDPHWUH��GHU�EHVNULYHU�pQ�I OOHV�QRUPDOIRUGHOLQJ�
Såfremt hypoteser om ens varianser og ens middelvæ rdier begge accepteres kan det antages at de 
variable X1 … Xk følger samme normalfordeling, hvor Aµ  og 2Bσ så estimeres på grundlag af samt-

lige ∑
=

=
C

D DQQ
1

 observationer. Denne estimation kan let foretages ved at udnytte at  

Eµ  estimeres ved ∑
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Multinomialfordelingen 
 
Model: ),...,,,(~,...,, 2121 LL Q0;;; θθθ  
 
7HVW�L�PXOWLQRPLDOIRUGHOLQJHQ��S�����������

02021010 ,...,,: MM+ θθθθθθ ===  (Dvs. at multinomialfordelingen følger en given sandsynligheds-
fordeling. Ofte testes specifikt om sandsynlighedsfordelingen er en OLJHIRUGHOLQJ på de J udfald.) 

01 : +(M+  
7HVWVW¡UUHOVH��

( )
)1(~ 2

1 0

2
0 −−

−
= ∑

=
U-Q

Q;4
N

O O
OO

χ
θ

θ
, hvor - er antal kategorier og U er antal restriktioner i den pa-

rametriske multinomialfordeling. 
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHG��

)( T43S >=  
 
Bemæ rk at DQWDO�UHVWULNWLRQHU�er relevant når multinomialfordelingen bruges til numerisk kontrol af 
om et datasæ t følger en given fordeling. Hvis det er normalfordelingen der kontrolleres estimeres 2 
parametre µ  og 2σ ,følgelig fås r=2. Ved binomial-, poisson- eller eksponentialfordeling fås r=1� 
 
6DPPHQOLJQLQJ�DI���PXOWLQRPLDOIRUGHOLQJHU��S�����������

{ }-M+ PP ,...,2,1: 210 ∈∀= θθ  

01 : +(M+  
 
7HVWVW¡UUHOVH��

( )
))1)(12((~

ˆ

ˆ
2

2

1 1

2

−−
−

= ∑∑
= =

-Q
Q;4 Q

R

S SQ
SQQ S

χ
θ

θ
, hvor - er antal kategorier, og Q

[ T
T .ˆ =θ  er et middelret 

estimat for sandsynligheden for det j’te udfald under H0.  
6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHG��

)( T43S >=  
 
6DPPHQOLJQLQJ�DI�,�PXOWLQRPLDOIRUGHOLQJHU��S�����������

{ } { }-M,L+ UV U ,...,2,1,,...,2,1: .0 ∈∈∀= θθ  

01 : +(M+  
 
7HVWVW¡UUHOVH��

( )
))1)(1((~

ˆ

ˆ
2

1 1

2

−−
−

= ∑∑
= =

-,Q
Q;4

W
Q

R

S SQ
SQQ S

χ
θ

θ
, hvor , er antal multinomialfordelinger og - er antal 

kategorier, og Q
[ X

X .ˆ =θ  er et middelret estimat for sandsynligheden for det j’te udfald under H0.  

6LJQLILNDQVVDQGV\QOLJKHG��
)( T43S >=  
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Stikprøveteorien 
 
Pensum skelner mellem  
• Simpel tilfæ ldig udvæ lgelse 
• Stratificeret udvæ lgelse (herunder generelt, proportional all. samt optimal all. (kursorisk)) 
 
samt mellem  
• Alternativ variation (Binæ r variabel, man estimerer andel/antal af mæ rkede enheder.) 
• Generel variation (Alle andre typer variable end binæ r. Man estimerer variablens niveau.) 
”Alternativ variation” er naturligvis bare et specialtilfæ lde af ”Det generelle tilfæ lde”. 
 
6LPSHO�WLOI OGLJ�XGY OJHOVH�PHG�DOWHUQDWLY�YDULDWLRQ�
 

Den sande andel 1
0=θ , andel af mæ rkede enheder M i hele population N. 

Et estimat for denne andel er Q
[=θ̂ , dvs. andel mæ rkede enheder x i stikprøven n. 

X ~ Hyp.geo (N,M,n), Q1
0;( =)( , 







−
−






 −=

1
1)( 1

Q1
1
0

1
0Q[9DU  

For andelen θ gæ lder at θθ =)̂(( , og )1(
)1(

1
)̂( IQ1

19DU −−
−

= θθθ , som estimeres ved det mid-

delrette skøn )1(
1

)̂1(̂
)̂(ˆ IQUD9 −

−
−= θθθ , hvor udvalgsbrøken 1

QI =  

Antallet af mæ rkede i populationen Nθ estimeres ved θ̂1 . )̂()̂( 2 θθ 9DU119DU =   
 

Konfidensinterval for θ: )̂(ˆˆ
2/1 θθ α UD9X −±  

 
Hvis N er stor, og n er lille er HQGHOLJKHGVNRUUHNWLRQHQ (1-f) ≈ 1. 
 
Bestemmelse af stikprøvestørrelse, som tilfredsstiller et givet præ cisionskrav: 
Hvis det er kræ vet at 2

0)̂( σθ ≤9DU , gæ lder at stikprøvestørrelsen bestemmes som: 

mindste tal for hvilket 1Q
)1(

)1(
2
0 θθσ

θθ
−+

−≥  

Hvis det er kræ vet at et konfidensinterval højest har bredden L0, kan det udnyttes at
2

2/1

02
0 2 





=

−α

σ X
/

 

θ skal bestemmes ved et kvalificeret skøn, evt. ved at sæ tte θ = ½, hvilket sikrer maksimal popula-
tionsvarians, og dermed det mest forsigtige skøn over stikprøvestørrelsen. 
 



Kompendium over testteorien, Simon Reusch, maj 2000 

 Side 12 af 14

6LPSHO�WLOI OGLJ�XGY OJHOVH��GHW�JHQHUHOOH�WLOI OGH�
Som estimat for populationsgennemsnittet anvendes stikprøvegennemsnittet ∑

=
=

Y

Z Z[Q[
1

1
 

Som estimat for populationsvariansen 2τ anvendes stikprøvevariansen ∑
=

−
−

=
[

\ \ [[QV
1

22 )(
1

1
 

Som estimat over variansen på gennemsnittet [ anvendes )1()(ˆ
2

IQ
V[UD9 −=  

Et approx. konfidensinterval for det sande gennemsnit ; er )(ˆ2/1 [UD9X[ α−±  
Populationstotalen estimeres ved [1 . 
Variansen på populationstotalen er )(ˆ)(ˆ 2 [UD91[1UD9 =  
 
Bestemmelse af stikprøvestørrelse, som tilfredsstiller et givet præ cisionskrav: 
Hvis det er kræ vet at 2

0)( σ≤[9DU , gæ lder at stikprøvestørrelsen bestemmes som: 

mindste tal for hvilket 1Q 22
0

2

τσ
τ
+

≥ , hvor τ2 er et kvalificeret bud på populationsvariansen, som 

s2 jo er vores skøn over. 

Hvis det er kræ vet at et konfidensinterval højest har bredden L0, kan det udnyttes at
2

2/1

02
0 2 





=

−α

σ X
/

 

6WUDWLILFHUHW�XGY OJHOVH��DOWHUQDWLY�YDULDWLRQ�
 
Populationen opdeles i M strata. 

Den sande andel i et stratum ]
]

]
1
0

=θ , andel af mæ rkede enheder Mj i stratum Nj. 

Et estimat for denne andel er ^
^

^
Q
[

=θ̂ , dvs. andel mæ rkede enheder xj i stikprøvestratum nj. 

Variansen på andelen i det enkelte stratum kan estimeres ved det middelrette skøn 

)1(
1

)ˆ1(ˆ
)ˆ(ˆ _

_
__

_ IQUD9 −
−
−

=
θθ

θ , hvor udvalgsbrøken `
`

`
1
QI =  

Som skøn over andel mæ rkede θ i populationen anvendes  

∑
=

=
a

b bb:
1

ˆˆ θθ , hvor stratumvæ gten 1
1: c

c =  

Et middelret skøn over variansen på estimatet for populationsgennemsnittet er 

)1(
1

)ˆ1(ˆ
)ˆ(ˆ)̂(ˆ

1

2

1

2 d
e
d d

dd
d

e
d dd IQ:UD9:UD9 −

−
−

== ∑∑
==

θθ
θθ  

Et approx. konfidensinterval for den sande andel θ er )̂(ˆˆ
2/1 θθ α UD9X −±  

Populationstotalen estimeres ved [1 . 
Variansen på populationstotalen er )(ˆ)(ˆ 2 [UD91[1UD9 = . 
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6WUDWLILFHUHW�XGY OJHOVH��GHW�JHQHUHOOH�WLOI OGH�
 
Populationen opdeles i M strata. 
Som estimat for populationsgennemsnittet i det j. stratum anvendes stikprøvegennemsnittet 

∑
=

=
fg

h h i
i

i [Q[
1

1
 

Som estimat for populationsvariansen i det j. stratum anvendes stikprøvevariansen 

∑
=

−
−

=
jk

l ml m
m

m [[QV
1

22 )(
1

1
 

Variansen på gennemsnittet i det enkelte stratum kan estimeres ved 

)1()(ˆ
2

n
n
n

n IQ
V[UD9 −=  

Som skøn over populationsgennemsnittet ; anvendes  

∑
=

=
o

p pp [:[
1

, hvor stratumvæ gten 1
1: q

q =  

Et middelret skøn over variansen på estimatet for populationsgennemsnittet er 

)1()(ˆ)(ˆ
1

2
2

1

2 r
s
r r

r
r

s
r rr IQ

V:[UD9:[UD9 −== ∑∑
==

 

Et approx. konfidensinterval for det sande gennemsnit ; er )(ˆ2/1 [UD9X[ α−±  
Populationstotalen estimeres ved [1 . 
Variansen på populationstotalen er )(ˆ)(ˆ 2 [UD91[1UD9 =  
�
�
3URSRUWLRQDO�DOORNHULQJ�
 
Bemæ rk: Alle formler herunder er formuleret i det generelle tilfæ lde. Hvis man analyserer en binæ r 
variabel kan man blot erstatte: θ̂=[  og )̂var()var( θ=[ . 

Når man foretager en stratificeret udvæ lgelse, er det naturligvis af interesse at minimere )(;9DU . 
En proportional allokering udnytter YDULDWLRQHQ�PHOOHP�VWUDWD til at mindske variansen på estimato-
ren. (YDULDWLRQHQ�PHOOHP�VWUDWD består i forskellige niveauer af en kontinuert variabel eller forskelli-
ge andele med et givet karakteristika hvis variablen er binæ r).  
Dvs. at )()( ;9DU;9DU tvu w t ≤ . 

Den proportionale allokering er kendetegnet ved ens udvalgsbrøk for alle strata 1
Q

1
QI x
x

x
== . 

For hvert stratum skal således udvæ lges y
y

y Q:1
1QQ ==  enheder. 
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%HP UN�KHUXQGHU��9HG�DOWHUQDWLY�YDULDWLRQ�KDYHV� )1()1(
1

2 zzzz
z
z

z
1
1

θθθθτ −≈−
−

= ���
 
Bestemmelse af stikprøvestørrelse, som tilfredsstiller et givet SU FLVLRQVNUDY: 
Hvis det er kræ vet at 2

0)( σ≤[9DU , gæ lder at stikprøvestørrelsen bestemmes som: 

mindste tal for hvilket 

∑

∑

=

=

+
≥ {

| ||

{

| ||

:1

:
Q

1

22
0

1

2

1 τσ

τ
, hvor 2}τ  er populationsvariansen, som 2}V  jo er vores 

skøn over (derfor kan man i mangel af bedre anvende 2}V  som estimat for 2}τ .) 

Hvis det er kræ vet at et konfidensinterval højest har bredden L0, kan det udnyttes at
2

2/1

02
0 2 





=

−α

σ X
/

 

2SWLPDO�DOORNHULQJ�
 
Bemæ rk: Alle formler herunder er formuleret i det generelle tilfæ lde. Hvis man analyserer en binæ r 
variabel kan man blot erstatte: θ̂=[  og )̂var()var( θ=[ . 
 
Givet at variansen indenfor stratummet er ens for vores strata, så sikrer den proportionale allokering 
at variansen på estimatoren minimeres. Men variansen indenfor strata er sjæ ldent ens, og disse vari-
ansforskelle udnyttes af den optimale allokering til at minimere variansen på estimatoren i forhold 
til den proportionale allokering. Dvs. at )()()( ;9DU;9DU;9DU ~v� � ~� ~�� ≤≤ . 
 

%HP UN�KHUXQGHU��9HG�DOWHUQDWLY�YDULDWLRQ�KDYHV� )1()1(
1

2 ����
�
�

�
1
1

θθθθτ −≈−
−

= � 

For hvert stratum skal således udvæ lges 

∑
=

= �

� ��

��
�

:
:QQ
1

τ

τ
 enheder, hvor 2�τ  er populationsvariansen, 

som 2�V  jo er vores skøn over (derfor kan man i mangel af bedre anvende 2�V  som estimat for 2�τ .) 
 
Bestemmelse af stikprøvestørrelse, som tilfredsstiller et givet SU FLVLRQVNUDY: 
Hvis det er kræ vet at 2

0)( σ≤[9DU , gæ lder at stikprøvestørrelsen bestemmes som: 

mindste tal for hvilket

∑

∑

=

=

+








≥ �

� ��

�
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:1

:
Q

1

22
0

2

1

1 τσ

τ
, hvor 2�τ  er populationsvariansen, som 2�V  jo er vores 

skøn over (derfor kan man i mangel af bedre anvende 2�V  som estimat for 2�τ .) 

Hvis det er kræ vet at et konfidensinterval højest har bredden L0, kan det udnyttes at
2

2/1

02
0 2 





=

−α

σ X
/

 


