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1. Introduzione

Tl fenomeno della mancata risposta (o non risposta) si presenta in
termini pitt o meno marcati in rapporto ai contenuti dell’indagine e ad un
insieme di elementi normalmente denominati condizioni di indagine: la
metodologia dell’intervista (diretta, postale), il modo in cui sono formulate
le domande, la struttura del questionario, la capacita degli intervistatori di
attrarre Pinteresse dei rispondenti sui temi dell’indagine, i tempi e i luoghi
dell’indagine stessa, ecc.

Al variare di contenuti e condizioni varia la quota di non risposta,
varia cioé la propensione alla collaborazione. E del tutto naturale tradurre
tale propensione in un concetto probabilistico e definire la probabilita
individuale di risposta come la probabilitd di ottenere I’informazione
desiderata da un soggetto chiamato a partecipare all’indagine.

Tale concetto & alla base di un’impostazione emersa negli anni 40
in due lavori di Hartley (1946) e Politz & Simmons (1949) ma sviluppata
organicamente soltanto dalla meta degli anni 70. Un’impostazione avente
carattere di generalitd in quanto nel suo ambito & reinterpretabile la
maggior parte delle tecniche utilizzate per fronteggiare la non risposta
nella fase di analisi dei dati e che permette una trattazione teorica
unificata degli errori campionari e di quelli, non campionari, dovuti alla
non risposta.

Con questa comunicazione ci si propone di riassumere ed
evidenziare gli aspetti principali di questa impostazione, ricollegando
contributi apparsi in numerosi lavori. Tra questi, quelli cui si fa piu spesso
riferimento sono dovuti a C. E. Sarndall & collaboratori (1981, 1983,
1987) e Platek & Gray (1979, 1983, 1988).



2. Probabilita di selezione e di risposta

La definizione di probabilita individuale di risposta data in
precedenza pub essere riferita sia al complesso delle domande del
questionario sia ad ogni singola domanda. In altri termini, approccio
probabilistico pud essere utilizzato indipendentemente dalla tipologia di
non risposta che si considera. Normalmente si distinguono le situazioni di
non risposta totale (unit non response) da quelle di non risposta ad alcune
domande di un questionario (item nonresponse). In questa sede. per motivi
di spazio, si fa riferimento essenzialmente alla prima situazione riservando
all’altra solo brevi cenni. Inoltre, si considera soltanto la non risposta in
ambito campionario anche se buona parte delle considerazioni atsinenti
all’impostazione descritta possono essere immediatamente estese alle
indagini complete.

La teoria del campionamento da popolazioni finite. nella sua
impostazione tradizionale o classica, € stata sviluppata sotto l'ipotesi di
completa risposta delle unita selezionate, e ruota intorno alla
determinazione e alla stima dell’errore campionario. I problemi di non
risposta e piu in generale gli errori non campionari, pur ricevendo
un’attenzione crescente nel tempo, vengono trattati a parte. quasi fosse
pacificamente impossibile affiancarli coerentemente a quelli campionari in
un unico apparato teorico. E questa impossibilita perdura finché non si
ammette che alla distribuzione di probabilita indotta dal metodo di
selezione delle unita, di natura oggettiva, possa essere associata una
distribuzione di natura prettamente soggettiva legata alle conoscenze ed
alle scelte del ricercatore. Nel momento in cui si analizzano 1 dati in
presenza di non risposta, l’adozione di un qualsiasi procedimento
inferenziale implica una qualche assunzione soggettiva sul processo che ha
originato la non risposta. Non si tratta quindi di ammettere o meno tali
assunzioni, ma di scegliere se renderle o non renderle esplicite. La scelta
della prima alternativa appare scontata soprattutto in considerazione dei
vantaggi per I'utenza finale dei risultati dell’indagine.

Con I'impostazione basata sulla probabilita individuale di risposta
si rendono esplicite tali scelte ¢ si possono interpretare in chiave
probabilistica assunzioni implicite nelle tecniche comunemente ulizzate
nella pratica delle indagini.

Il disegno di campionamento, ossia la distribuzione di probabilita
indotta dal processo di selezione delle unita, puo essere descritto
associando ad ogni unita della popolazione una variabile casuale
indicatore, t;, che assuma valore 1 in corrispondenza dell’evento selezione
dell’unita e valore 0 in corrispondenza dell’evento non selezione. Su tale
variabile vengono poi definiti valori attesi, varianze e covarianze. Ad



esempio, un campione di n unita estratto da una popolazione di N unita
(n<N), pud essere rappresentato dal vettore:

N = (t, tg,...,ti,...,tN);
con n =y t.

1=1
Le probabilita di inclusione del primo ordine risultano definite dai valori
attesi:

dove l'operatore E; (il perché dell’indice sara chiaro tra breve) si estende
all’universo dei possibili campioni estraibili dalla popolazione di N unita.

In modo del tutto analogo, scelto un qualunque carattere di
indagine %, si pud definire, per ogni unita inclusa nel campione di n
unita, una variabile indicatore d; (i=1,...n) che assume valore 1 se li-
esima unita del campione fornisce I'informazione richiesta su Y e valore 0
altrimenti. I’insieme dei rispondenti, di dimensione m {(m<n), ¢ dato dal
vettore:

d = (d;, dgyerrydyseendn)

n

conm =y d;

e la probabilita individuale di risposta € immediatamente definibile come:
E,y(d;) = «;

dove E. & il valore atteso sull’universo dei possibili insiemi di rispondenti
2 :
dato il campione selezionato.

Dalle precedenti espressioni discendono immediatamente quelle

relative alle probabilita del secondo ordine di inclusione e di risposta:
El(ti,tj) = mm; + Cov_,(ti,tj) =7
Ey(d;d;) = ajo; + Cov,(d;yd;) = oy

Le covarianze di queste espressioni potranno poi risultare o meno
nulle a seconda del disegno di campionamento utilizzato nell’indagine. In
un disegno a grappoli, ad esempio, saranno entrambe positive.



3. Stima della media in presenza di non risposta

Come esempio di impiego delle probabilita a; nella stima della
media Y, del carattere 9, si consideri lo stimatore di Horwitz &
Thompson applicato ad un campione, ad uno stadio, di n unita; di cui solo
m (m<n) risultino rispondenti. Si puo facilmente verificare la correttezza
dello stimatore rettificato mediante le probabilita «;:

_o Y; t;d;y;
y . =y p— B
i ,; Nwa; z:zl N ;o
R S R ep e Nty v
E(F*.) = E,E y=EB,{ 5 4
Ygr) = Bkl gr il e N, = .

¢ evidente che nelle espressioni in cui compaiono le variabili t e d,
queste rappresentano ’unico elemento aleatorio sul quale applicare in
sequenza i due operatori di valore atteso. L’uso delle variabili indicatore
nell’espressione dello stimatore é particolarmente utile per ricavare le
varianze degli stimatori, ma permette anche di osservare come in assenza
di rettifica per probabilita di risposta lo stimatore sia affetto da
distorsione. Infatti:

1

che differisce da Y, risultando sempre una sottostima, per valori positivi
della . 1l problema del bias sara ripreso nella successiva sezione.

La varianza dello stimatore puo essere ricavata agevolmente
tenendo conto del fatto che:

V(Y;{T) - VIE.?(y’;[T) + E]V_?(Y}}T)v

dove Gli operatori di varianza V,; e V, sono applicati rispettivamente
all’insieme dei campioni estratti in base al disegno campionario prescelto e
all’insieme dei possibili rispondenti, dato il campione estratto. Ponendo,
per semplificare le notazioni {Sdrnal, 1987):

»
R

si avra che:



, N, N
ViE,(Thp) = L FiVi(t) + 2 22 5:3;Cov(t;t))

N 21 — 7 N Ty — W%
= E yiT‘ + 2 ZZY,)J ﬂ_iﬂ‘j )

13

per la prima componente e:

N . N ..
Vo) = 2 679 Va(dy) + 2 £ t;4:9,5,Cov,(d;d;),

<y
e quindi:
e N .9 1— O'i 9 N 2 R
EV,Fhp) = 29 —a— @i + 220 viyjlay — aqapmy,

per la seconda.

Si osservera che la prima componente e la  varianza dello
stimatore di Horwitz & Thompson in presenza di completa risposta,
mentre la seconda rappresenta ’incremento della varianza dovuto alla
correzione per non risposta. Quest’ultimo e infatti nullo se «;=1, per ogni
1, e comunque si riduce a:

N P 1— «-

2V T T

1

se o =o;q; , se cioé le probabilita individuali di risposta sono tra loro

mutualmente indipendenti.

4. Probabilita di risposta e tasso di risposta campionario.

Nella precedente sezione si e visto come In assenza di un
aggiustamento per non risposta, nella fattispecie mediante le probabilita
a;, lo stimatore V7, risulti distorto. Nella pratica, senza fare alcun
riferimento alle probabilita di risposta, vengono normalmente apportate
delle correzioni agli stimatori. La maggior parte dei ricercatori assume la
popolazione suddivisa in due strati: quello dei rispondenti ¢ quello dei non
rispondenti (in termini probabilistici cio equivarrebbe a considerare due
soli possibili valori per la probabilita di risposta: 0 e 1). Sotto questa
assunzione, l’unica informazione campionaria sullo strato del non
rispondenti e la stima della sua dimensione, data dal tasso di non risposta.
La correzione piu comunemente adottata e rappresentata dalla
ponderazione dello stimatore con il reciproco dello stesso tasso di risposta.



Tale ponderazione viene normalmente eseguita all’interno di classi nelle
quali sono raggruppate in via preliminare le unita del campione;
sostanzialmente una stratificazione a posteriori avente lo scopo di
raggruppare le unita campionarie in classi omogenee rispetto alla
caratteristica di cui si vuole stimare la media, il totale, ecc. Tali gruppi, o
classi, sono detti di riponderazione per non risposta (reweighting groups).

Nell’esempio della precedente sezione, ipotizzando che n sia la
dimensione di un qualsiasi gruppe di riponderazione, nel quale figurano m
rispondenti, lo stimatore di Horwitz & Thompson, risulterebbe
inflazionato dal prodotto per (n/m). Nel caso in cui le unita della
popolazione abbiano la stessa probabilita di inclusione, ponderare per il
reciproco del tasso di risposta equivale a stimare la media della
popolazione per mezzo di quella dei soli rispondenti.

In ogni caso, la stima risultante sara corretta solo se la media dei
rispondenti nella popolazione ¢ uguale a quella dei non rispondenti per
ogni classe di riponderazione. Supponendo. per semplificare I’argomento
senza peraltro perdere in generalita, di lavorare sul campione indiviso, il
bias dello stimatore della media, B(¥), nell’impostazione classica, &
esprimibile come prodotto di due componenti: la quota di non rispondenti
nella popolazione, N p/N e la differenza tra media dei rispondenti, YR, e
media dei non rispondenti, Y yp, nella popolazione:

o Np o o
B(y) = f\}m (Yr — Yar)-

Pertanto, in presenza di una quota non trascurabile di non risposta,
I’entita del bias dipende dalla differenza tra le medie in parentesi. E su
questa differenza che si cerca di intervenire. raggruppando opportunamente
le unita rispondenti, se non e possibile ipotizzare che essa sia minima per
I'intero campione.

Nell’impostazione classica non si va oltre questo tipo di analisi,
alla quale si puo anche pervenire partendo dal caso particolare di
probabilita di risposta dicotomica.

L’impostazione probabilistica permette un’analisi alternativa bel
bias qualora il carattere di studio sia anch’esso dicotomico. Si assuma, per
esemplificare, che nella popolazione sia P la proporzione incognita di unita
che possiedono un attributo di interesse e Q il suo complementare; se si
stima P dalla proporzione di rispondenti nel campione, PR’ che hanno
I"attributo, il bias risulta:

B(]sR):(l\,\fR/N)(PPL —PNR)



ed ¢ proporzionale, analogamente a quanto gia osservato in precedenza,
alla differenza tra proporzione di detentori dell’attributo nello strato dei
rispondenti, Pp, e stessa proporzione nello strato del non rispondenti,
P yp- Per analizzare B(P ) in termini di probabilita di risposta occorre. in
primo luogo, considerare il legame intercorrente tra probabilita e tasso di
risposta. Utilizzando le variabili indicatore introdotte in precedenza ¢é
possibile scrivere, per ’intero ca,mpionlsz

m _ E tidi .
n = N )

PPN

espressione valida anche nel caso in cui il tasso di risposta sia calcolato
all’interno di una classe di riponderazione, nel qual caso n ¢ la dimensione
della classe, m il numero di rispondenti nella stessa ¢ N la sua dimensione
— generalmente non nota — nella popolazione.

Il valore atteso del tasso di risposta, a meno della distorsione
dovuta alla stima rapporto, pud essere sviluppato come segue (Platek &

Gray, 1988): :
E(m/n) = E;Ey(m/n) = E,;E,(3 t,d;/> t;)

=B, te, /Y t) = Yome/om

=3 wo, =@,

dove @ é la probabilita media di risposta, calcolata come media delle a,
con pesi w, = w; /> 7.

La distorsione puo allora essere riscritta come segue:
~ __1 — j—
B(Pp)=a P(1-P)(@p—a,)

dove @p e @ sono rispettivamente la probabilita media di risposta di
coloro che sono in possesso dellattributo e di coloro che non ne sono in
possesso. Il bias, oltre ad essere inversamente proporzionale alla
probabilita media complessiva di risposta, si annulla se la probabilita di
risposta di coloro che possiedono Pattributo e uguale a quella di coloro che
non lo possiedono.

Passando a comsiderare il caso piu realistico di probabilita
variabile tra 0 e 1, estremi inclusi, il bias puo essere analizzato attraverso
un’ulteriore espressione (Platek & Gray, 1983), valida per 4 quantitativo
o dicotomico:



— _-1 ;o) ETTINECTYIEY
B(y) = @ Cov(ay;) = @ pla;y ) V(e)V(yy)
dove la covarianza, Cov(:) e il coefficiente di correlazione, p(:), sono
calcolati sull’intera popolazione o, alternativamente, sulla popolazione
relativa ad una classe di riponderazione.

L’espressione mostra che se le probabilita individuali di risposta
non sono uguali a 1 o 0, la distorsione e proporzionale al coefficiente di
correlazione tra le stesse probabilita e il carattere di indagine, annullandosi
nel caso in cui p=0. Nel caso particolare in cui 0 <o, <1, ma costante per
ogni i, il bias & ancora nullo, indipendentemente dal valore di p, essendo
Mey.)—

L’analisi del bias sotto diverse possibili configurazioni della
probabilita di risposta, quando lo stimatore viene rettificato mediante il
tasso di risposta, puo essere riassunta come segue.

(a)  Probabilita di risposta  dicotomica: €&  equivalente, in
termini di disegno campionario, a considerare la popolazione
suddivisa nei due strati dei rispondenti e non rispondenti. Le stime
risultano distorte se i rispondenti differiscono dai non rispondenti.

(b) Probabilita ~ di  risposta  costante: ¢ equivalente  a
considerare i rispondenti come un campione casuale semplice delle
unita del camplone originario. Le stime risultano corrette eccettuato
per la distorsione dovuta allo stimatore rapporto.

(¢) Probabilita di risposta variabile: equivale a  considerare
i rispondenti come un campione con probabilita variabile estratto dal
campione originario. Le stime sono distorte nella misura in cui la
variabile di studio ¢ correlata con la probabilita di risposta.

5. Probabilita di risposta e imputazione

Si e discusso fino a questo punto di non risposta totale. Le situazioni
di non risposta a singoli quesiti del questionario (item nonresponse) vengono
nella pratica trattate in modo sostanzialmente diverso. La strategia
prevalente e rappresentata dall’imputazione dei valori mancanti, spesso
inquadrata nel complesso delle correzioni dei dati raccolti che va sotto il
nome di editing. In effetti, in rapporto a singoli item di indagine, la
differenza tra non risposta ed errore di risposta e spesso labile ed una
metodologia di trattamento comune pia che giustificata. Cio non toglie che i



metodi adottati nella pratica possano essere modificati o reinterpretati in
base all’approccio probabilistico qui discusso. Sostanzialmente si trattera di
riferire la probabilita di risposta alle singole variabili di indagine.

L’imputazione di tipo Hot-deck € senz’altro una delle tecniche piu
diffuse. In senso lato essa, & definibile come attribuzione ad un vuoto di
informazione per una determinata variabile di un valore tratto da quelli
disponibili nel campione per la stessa variabile. Si parla, utilizzando una
terminologia assai diffusa, di unita campionarie riceventi (quelle che hanno
dati mancanti) e donatrici (quelle scelte per attribuire dati alle prime). In
pratica la scelta delle unita donatrici, sia essa casuale che deterministica.
viene effettuata non sull’intero campione ma in classi o gruppi di unita
considerate simili, omogenee, vicine, ecc. in base a criteri di valutazione che
sfruttano D’insieme dei dati disponibili per tutte le unita campionarie. La
ratio sottostante questi metodi & evidente: se un gruppo di unita statistiche
sono tra loro simili per una serie di caratteri osservati & probabile che lo
siano anche per un altro osservato solo per alcune di esse. Nell’approccio
probabilistico ¢id si traduce nell’equazione: similarita tra variabili osservate
uguale a similarita nelle probabilita di risposta per queste variabili e
sperabilmente per quella non completamente osservata. In altri termini, se la
classificazione delle unitd campionarie da luogo a gruppi omogenei rispetto
alla probabilita di risposta per la variabile non completamente osservata, ci
si riconduce ad una situazione del tutto analoga a quella indicata al punto
(b) nella precedente sezione e D'imputazione Hot-deck produce stimatori
sostanzialmente corretti. In caso contrario — probabilita di risposta variabile
— la distorsione dipendera ancora dalla correlazione tra variabile non
completamente osservata e probabilita di risposta.

6. Stima delle probabilita di risposta

II  problema fondamentale dell’approccio  probabilistico e
rappresentato dal fatto che le probabilita di risposta non sono note e.
conseguentemente, devono essere sostituite da stime. Riguardo al come
stimare le probabilita di risposta le proposte sono numerose. Il primo
esempio di stima viene da Hartley (1946), per la particolare situazione nella
quale la non risposta deriva dalla non presenza a casa del soggetto da
intervistare. Assimilando la probabilita di risposta a quella di trovarsi a casa
al momento dell’intervista Hartley propone di stimarla mediante il rapporto:
numero di giorni in cui Pintervistato sarebbe stato trovato a casa, all’ora
dell’intervista, sul sei lavorativi precedenti I'intervista stessa. L’informazione
in questione puo essere ottenuta inserendo nel questionario un’apposita
domanda. La probabilita di risposta viene stirnata per i soli rispondenti, cioé



i trovati a casa, ma si dimostra con considerazioni analoghe a quelle viste
nelle precedenti sezioni che, per le variabili di studio correlate con il tempo
passato a casa, gli stimatori rettificati mediante tali probabilita stimate sono
meno distorti di quelli non rettificati, comunque basati sui soli rispondenti.

Dopo questo primo esempio di Hartley, c’¢ un vuoto di circa trenta
anni prima che gli autori parlino esplicitamente di probabilita di risposta e
della sua stima, senza peraltro concordare sul come effettuarla. Alcuni, tra
questi Platek & Gray (1988), ritengono che le probabilita di risposta
debbano essere stimate da indagini precedenti di tipo analogo a quella cui ci
si riferisce. Come unica alternativa propongono la stima della probabilita di
risposta per classi di unita campionarie mediante il tasso di risposta nelle
classi stesse. Il loro approccio corrisponde sostanzialmente ad una
reinterpretazione probabilistica di quello tradizionale che utilizza il tasso di
risposta come elemento di ponderazione dello stimatore. Se nelle classi di
riponderazione la probabilita di risposta e effettivamente costante lo
stimatore della media, ¥, risulta corretto. Se la probabilita di risposta € solo
approssimativamente costante, la distorsione di ¥, dipendera dall’entita del
coefficiente di correlazione p(y.,a;).

Quando I'ipotesi di probabilita costante all’interno di classi di unita
campionarie non & assumibile occorre procedere diversamente. Fra le proposte
pil interessanti (Sarndal, 1981) vi é quella di esprimere la probabilita di
risposta in funzione di una (o piu) variabile X — nota almeno per tutte le
unita del campione — e di uno o piu parametri incogniti, 6. Si tratta in altri
termini di specificare un modello parametrico:

a; = f(xia Q),

k3

dal quale ricavare stime di «; passando per quelle di 6:

Si noti che Putilizzazione del tasso di risposta come stima della
probabilita, supposta costante all’interno di gruppi di unita campionarie,
cquivale all’adozione del semplice modello parametrico:

— . /1y —
ay =0, (h=1,..,10),

dove 1T ¢ il numero di gruppi o classi nelle quali é stato suddiviso il campione
e 0, la probabilita costante per ogni h. Lo stimatore corretto di 6, ¢ in
questo caso:

0y =my/ny



cioe 1l tasso di risposta nel gruppo h.

L’interrogativo principale legato all’uso di modelli di risposta
parametrici riguarda 1effetto di una loro errata specificazione. Si deve
osservare a questo proposito che: (i) quando non ¢ possibile avanzare alcuna
ipotesi su ragionevoli legami tra variabili note e comportamento di
risposta/non risposta, qualsiasi metodo si scelga per ridurre la distorsione
degli stimatori risulta arbitrario e di difficile valutazione; (ii) modelli non
correttamente specificati, ma che approssimino ragionevolmente il
meccanismo di risposta, possono offrire risultati notevoli in termini di
riduzione della distorsione degli stimatori (Giommi, 1984, 1985).

Un’alternativa alla specificazione di un modello parametrico ¢
rappresentata dalla stima non parametrica delle probabilita di risposta.
Sostanzialmente queste sono specificate in funzione delle sole variabili note:

e quindi stimate con procedimenti mutuati dalla teoria degli stimatori Kernel
(Giomumi, 1986, 1987). Stimatori rettificati con probabilita di risposta cosi’
stimate hanno dato buoni risultati in verifiche sperimentali di tipo Monte
Carlo.

7. Conclusioni

L’approccio probabilistico consente di inquadrare formalmente la non
risposta nella teoria degli errori campionari, rendendo a tempo stesso esplicite
le scelte fatte dal ricercatore per minimizzarne gli effetti negativi. L’aspetto
cruciale dell’impostazione ¢ indubbiamente rappresentato dalla stima delle
probabilita di risposta. E infatti il momento della stima quello in cui le
conoscenze e le scelte soggetive si affiancano agli elementi di natura
prevalentemente oggettiva legati al disegno campionario. E un pregio
dell’impostazione quello di rendere palesi le assunzioni probabilistiche su cui
si basano i metodi piu comunemente adottati per fronteggiare la non
risposta. La debolezza di tali assunzioni dovrebbe spingere spesso 1 ricercatori
verso soluzioni alternative. Purtroppo cio non si verifica che raramente, forse
per la naturale inerzia che vince chi vede nelle nuove metodologie soprattutto
complicazioni formali e di calcolo. In rcalta le une e le altre sono piu
presunte che reali dato Dattuale sviluppo e diffusione dei computers e la
conseguente facilita con cui possono essere superatl 1 problemi
computazionali.
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