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1 R-Sweave

2 Kvantily a bodové odhady parametri
o Piiklad 2.1 ...z > log(1 +2) > 5
e Piiklad 2.2 ...Pro n — oo konverguje Studentovo rozdéleni o n stupnich volnosti ke standardizovanému
normdlnimu rozdéleni (uspokojiva shoda nastavé cca pro n > 50)

e Piiklad 2.3 ... Uvedené rovnosti plati, tj. x3(1 — a) = uia/Q; Fip1(l—a)=t_1(1-a/2); x2(1—a)=
[z o(1 — a), a to pro libovolné n i a
o Piiklad 2.4 ...S2 ~ I'(%, 2;%2) exaktng; S2 ~ N(o2, %) asymptoticky (uspokojivd shoda nastava pii za-
ag

danych parametrech cca pro n > 500); Sy, ~ T'g(4/ 2%2, 2, 5) exaktné; S, ~ N(o, %) asymptoticky (uspoko-
jivé shoda nastdva pii zadanych parametrech cca pro n > 100).

e Piiklad 2.5

— (a) Pro X ~ N(u,0?), p =150, 0 = 10%, pron = 5, n = 50 i n = 100 je aktudlni spolehlivost (pst
pokryt{) 1 — @ blizkd nomindln{ spolehlivosti 1 — «;

— (b) Pro X ~ [pN(p,02) + (1 — p)N(p,03)], p = 0.9, 03 = 202, pron = 5, n = 50 i n = 100 je
aktudlni spolehlivost (pst pokryti) 1 — & blizkd nominéln{ spolehlivosti 1 — «; tj. 10% piimes lisici se
pouze v rozptylu aktualni spolehlivost 1 —a 95% DIS pro p, kdyz o2 nezndme, nijak zadvaznym zptisobem
neovliviiuje.

o Priiklad 2.6

— (a) X ~ N(5,15), n = 50, ...Po opakovaném spusténi MC studie vidime, ze aktudln{ pravdépodobnost
pokryti 1 — & nabyvd rovnomérné castokrat vyssi i nizs{ hodnoty nez je nomindlni pravdépodobnost
pokryti 1 — a = 0.95. 95% DIS pro u, kdyz o2 zndme, neni v tomto piipadé konzervativni ani li-
berélni. Aktudln{ spolehlivost je celkem vyrazné vyssi / nizsi nez 0.95, coz je zpusobeno nizkym rozsahem
néhodnych vybéru.

— (b) X ~ N(5,15), n = 1000 . .. Po opakovaném spusténi MC studie vidime, ze aktualni pravdépodobnost
pokryti 1 — @& nabyvd rovnomérné castokrat vyssi i niz§{ hodnoty nez je nomindlni pravdépodobnost
pokryti 1 — a = 0.95. DIS neni ani konzervativni ani liberalni.

(c) smi8ené rozdéleni s rozdilnymi rozptyly, n = 50; n = 1000 ... Aktudlni pravdépodobnost pokryti DIS
je systematicky podhodnocovéna (systematicky je aktudlni pst pokryti mensi nez nomindlni pst pokryti),
tj. v tomto piipadé je DIS liberalni.

(d) smiSené rozdéleni s rozdilnymi stfednimi hodnotami, n = 50 ... Aktualni pravdépodobnost pokryt{
95% DIS je systematicky podhodnocovdna (systematicky je aktudlni pst pokryt{ mens{ nez nomindln{
pst pokryti), tj. v tomto piipadé je DIS liberdlni. Efekt liberdlnosti zde nenf tak ziejmy jako v situaci
(e), diky nizsfmu rozsahu ndhodnych vybéru.

— (e) smiSené rozdéleni s rozdilnymi sttednimi hodnotami, n = 1000 . .. Aktudlni pravdépodobnost pokryti
95% DIS je systematicky podhodnocovéna, tj. v tomto pifpadé je DIS liberdlni. Efekt liberdlnosti je
velmi vyrazny kvili vysokym rozsahtim ndhodnych vybéru.
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3 Postacujici statistika, monoténni pomeér vérohodnosti a rovnomérné
nejsilnéjsi test

e Piiklad 3.3 ...Z animace vidime, Ze pomér vérohodnosti pro parametr p je skute¢né monoténni funkei statis-
tiky X = YN, X;.

e Piiklad 3.4 ...

— Pro Hps rovnomérné nejsilnéjsi test existuje. Je jim napiiklad Walduv, ¢i skére test o pravdépodobnosti,
nebot testovaci statistika obou testl je zaloZena na postacujici statistice X = Zil X, ktera je pouze
pri¢itana/odecitdna/ndsobena/délena konstantami py a N.

— Pro Hys rovnomérné nejsilnéjsi test existuje. Je jim napiiklad Walduv, ¢i skére test o pravdépodobnosti,
nebot testovaci statistika obou testl je zaloZena na postacujici statistice X = Zj\; X, ktera je pouze
pri¢itana/odecitdna/ndsobena/délena konstantami py a N.

— Pro Hy; rovnomérné nejsilnéjsi test neexistuje. Z prednasky z SI II vime, Ze rovnomérné nejsilnéjsi test
neexistuje pro oboustrannou alternativu.

e 7 animace vidime, ze pomér vérohodnosti pro parametr g normalniho rozdéleni je skutetné monoténni funkei
. . v l n .
statistiky X = >3 7", X;.

— Pro Hpz rovnomérné nejsilnéjsi test existuje. Je jim napiiklad Waldiv test o parametru p pii zndmém
rozptylu o2, nebot testovaci statistika tohoto testu Zy je zalozena na postacujici statistice X, kterd je

s

pouze piic¢itdna/odecitdna/ndsobena/délena konstantami ug, /n a o.

— Pro Hps rovnomérné nejsilngjsi test existuje. Je jim napiiklad Waldiv test o parametru p pii zndmém
rozptylu o2, nebot testovaci statistika tohoto testu Zy je zalozena na postacujici statistice X, kterd je

S Ys

pouze pric¢itdna/odecitdna/ndsobena/délena konstantami ug, /n a o.

— Pro Hy; rovnomérné nejsilnéjsi test neexistuje. Z prednasky z SI II vime, ze rovnomérné nejsilnéjsi test
neexistuje pro oboustrannou alternativu.
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4 Test o stfredni hodnoté pri znamém rozptylu

e Priklad 4.1

— (a) X ~ N(20,100), n = 5, ¢i n = 100 ...Po opakovaném spusténi MC studie vidime, ze aktudln{
pravdépodobnost pokryti 1 — @ nabyvéd rovnomérné ¢astokrat vyssi i nizsi hodnoty nez je nominélni
pravdépodobnost pokryti 1 — a. DIS pro p, kdyz o2 zndme, neni v tomto pifpadé konzervativni ani
liberalni, stejné jako test zalozeny na testovaci statistice Zyy.

— (b) X ~ pN(20,100) + (1 — p)N(28,100), n = 5, ¢i n = 100 ...Po opakovaném spusténi MC studie
vidime, ze aktuélni pravdépodobnost pokryti 1 — & je soustavné nizsi nez nominalni pravdépodobnost
pokryti 1 — a. DIS pro u, kdyz o2 zndme, je v tomto piipadé liberdlni, stejné jako test zalozeny na
testovaci statistice Zy. Pro n = 5 neni efekt liberdlnosti tak zfejmy jako pii n = 100, diky niz§imu
rozsahu nadhodnych vybéru.

e Piiklad 4.2

— (a) p = 146 ...Centralni rozdéleni pifslusi parametru py = 150, proto se ervend kiivka centralniho
rozdéleni realizuje okolo hodnoty 0. Naproti tomu rozdéleni testovaci statistiky Zy, piislusi hodnoté
p = 146 (modry histogram superponovany modrou kiivkou). Hodnota p = 146 < pg = 150, proto para-
metr necentrality A nabyva zaporné hodnoty a histogram i s modrou kiivkou necentralniho rozdéleni se
realizuje nad zdpornou hodnotou (cca okolo hodnoty —3) nalevo od ¢ervené kiivky centralniho rozdéleni.
Modra kiivka superponuje histogram presné, protoze nahodny vybér pochazi z predpoklddaného rozdéleni
N(146,10?).

— (b) p = 155 ... Centréln{ rozdéleni piislusi parametru pg = 150, proto se ¢ervend kiivka centralniho
rozdéleni realizuje okolo hodnoty 0. Naproti tomu rozdéleni testovaci statistiky Zy piislusi hodnoté
@ = 155 (modry histogram superponovany modrou kiivkou). Hodnota pu = 155 > pg = 150, proto
parametr necentrality A nabyva kladné hodnoty a histogram i s modrou kfivkou necentralniho rozdéleni
se realizuje nad kladnou hodnotou (cca okolo hodnoty 3) napravo od ¢ervené kiivky centralniho rozdéleni.
Modra kiivka superponuje histogram piesné, protoze nahodny vybér pochdazi z predpokladaného rozdéleni
N(155,10%).

— (c) smés, u = 146 ... Analogicky jako (a). Modrd kiivka nesuperponuje histogram pfesné, protoze
niahodny vybér, na jehoz zdkladé byly vypocitany testovaci statistiky Zy reprezentované histogramem,
pochdz{ ze smési, zatfmco my predpokldddme, ze pochazi z "nekontaminovaného”rozdéleni N(146,10%),
kterému piislusi rozdéleni testovaci statistiky Zy, reprezentované modrou kiivkou.

— (d) smeés, p = 155 ... Analogicky jako (b). Modré kiivka nesuperponuje histogram pfesné, protoze
nadhodny vybér, na jehoz zdkladé byly vypocitany testovaci statistiky Zy reprezentované histogramem,
pochézi ze smési, zatimco my piedpokldddme, Ze pochézi z "nekontaminovaného”rozdéleni N (155,10?%),
kterému ptislusi rozdéleni testovaci statistiky Zy reprezentované modrou kiivkou.

e Priiklad 4.3
— (a) oboustrannd alternativa: sila testu klesd s hodnotou pu — g = 150 z obou stran. V hodnoté pq je

sila rovnda hladiné vyznamnosti, tj. 1 — 5 = a = 0.05. Pro n — 0 je pokles sily pozvolnéjsi.

— (b) pravostranng alternativa: sila testu klesd s u — o = 150 zprava. V hodnoté pg je sila rovna hladiné
vyznamnosti, tj. 1 — 8 = a = 0.05. Pro n — 0 je pokles sily pozvolnéjsi.

— (c) levostrannd alternativa: sila testu klesa s hodnotou pu — pp = 150 zleva. V hodnoté pg je sila rovnéa
hladiné vyznamnosti, tj. 1 — 8 = a = 0.05. Pro n — 0 je pokles sily pozvolnéjsi.

e Piiklad 4.4 ...Exaktni a empirickd silofunkce jsou si tvarové velmi blizké vsude s vyjimkou intervalu cca
(149.2; 150.8). Exaktn{ sflu tedy muzeme aproximovat v piipadé, ze p je dostatecné vzddlend od po, tj. cca
pro u € (—00;149.2) U (150.8; c0).

e Priiklad 4.5

— (a) X ~ N(u,10%) ...V tomto pifpadé je empirickd silufunkce velmi blizk4 exaktni silufunkci, protoze
nahodny vybér pochézi z predpokladaného rozdéleni N (u,o?).
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— (b) X ~ [pN(p,10%) + (1 — p)N(11,30%)], kde p = 0.9 ...V tomto pifpadé md empirickd silofunkce
mnohem pozvolnéjsi pokles nez silofunkce exaktni. Lokalni minimum empirické silofunkce je vétsi nez
lokédlni minimum exaktni silofunkce a neodpovidd hodnoté a. Ze studie je tedy krdasné patrné, jak moc
muze ndhodny vybér pochézejici ze smési silofunkei poskodit.

— Priiklad 4.6 ...Z uvedené animace krasné vidime propojeni polohy necentralniho rozdéleni a hodnoty
silofunkce. Pokud se s hodnotou p blizime k hodnoté ug zleva, vidime, ze necentralni rozdéleni se ¢im
dal blize posouva k centralnimu rozdéleni a hodnota silofunkce klesa. V hodnoté p = pp = 150 centralni
a necentralni rozdéleni splyvaji a silofunkce dosahuje svého minima, které je rovné hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Nasledné se s hodnotou p vzdalujeme od hodnoty py smérem doprava, a vidime, ze necentralni
rozdéleni se ¢im dél vice vzdaluje od centralniho rozdéleni, zatimco hodnota silofunkce zacinad rust k
jedné.

— Piiklad 4.7 . .. Z grafu a souhrnné tabulky vidime, Ze pro oboustrannou alternativu jsou rozsahy ndhodnych
vybéru (pro pevneé zvolené 1 a p) vyssi nez pro jednostranné alternativy. Pro pravostrannou alternativu
(Hi2: p > 1p) nemd smysl pocitat rozsahy ndhodnych vybéru za predpokladu, ze p < pg. Pro levostran-
nou alternativu (Hys: 1 < po) nemé naopak smysl pocitat rozsahy ndhodnych vybéru za predpokladu,
ze > po. Dale, v pfipadé, ze by u = pg, by minimalni rozsah ndhodného vybéru musel byt nekoneéné
velky (uvazujeme pouze teoreticky), a to pro vSechny tfi typy alternativni hypotézy.
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5 Test o stredni hodnoté pri neznamém rozptylu

— Piiklad 5.1

x (a) X ~ N(20,100), n = 51in = 100 ...Po opakovaném spusténi MC studie vidime, ze aktudln{
pravdépodobnost pokryt{ 1 — & nabyva rovnomérné castokrat vyssi i nizsi hodnoty nez je nomindln{
pravdépodobnost pokryti 1 — .. DIS pro p, kdyz o2 nezndme, neni v tomto piipadé konzervativni
ani liberdlni, stejné jako test zalozeny na testovaci statistice Tyy .

x (b) X ~ pN(20,100) + (1 —p)N(28,100), kde p = 0.9, n =5 ... Jelikoz v tomto piipadé je ndhodny
vybér tvoren smési dvou rozdéleni s ruznymi stfednimi hodnotami, méli bychom byt na pozoru. Po
opakovaném spusténi MC studie vidime, ze aktualni pravdépodobnost pokryti 1 — a byva spise nizsi
nez nominéln{ pravdépodobnost pokryti 1 —«, neni to vsak pravidlem (byvé i vyssi). DIS pro u, kdyz
o? nezndme, je liberdlni, stejné jako test zalozeny na testovaci statistice Ty, nicméné diky nizkému
rozsahu ndhodného vybéru (n = 5) nenf efekt liberdlnosti ze simulace piilis zfejmy, DIS se chové,
jako by nebyl ani konzervativni, ani liberdlni, a v praxi by efekt liberalnosti nemél p#ilis vyrazny vliv.
Z grafu vsak vidime, ze kiivka Studentova rozdéleni je oproti histogramu posunutd mirné doleva.

* (c) X ~pN(20,100)+(1—p)N(28,100), kde p = 0.9, n = 100 ... Po opakovaném spusténi MC studie
vidime, ze aktualni pravdépodobnost pokryti 1 —a je soustavné nizsi nez nomindlni pravdépodobnost
pokryti 1 — a. DIS pro p, kdyz o? nezndme, je v tomto piipadé liberalni, stejné jako test zalozeny
na testovaci statistice Ty, . Z grafu je ziejmé vyrazné posunuti kiivky Studentova rozdéleni oproti
histogramu smérem doleva.

— Priiklad 5.2 ...Z animaci vidime, Ze oba vztahy plati, tj. Ty ~ t,_1 a T‘?V ~ Fy p—1, a to asymptoticky.
Pifklad m4 spojitost s pifkladem 2.3 a v ném uvedenym vztahem Fy,_1(1 —«a) = t2_,(1 — a/2). Z
tohoto vztahu totiz vyplyva, ze t2_; = Fy ,_1 a proto pokud Ty ~ t,,—1, potom T3, ~ t2_; = F} ;1.

— Piiklad 5.3 ...Z animac{ vidime, Ze viechny tii uvedené vztahy plati, tj. Uy ~ x3, Us ~ X3, UrLr ~ X3
asymptoticky.

— Piiklad 5.4 .. .Z uvedené animace je zfejmé, ze pro n — oo se testovaci statistiky Uy, Us a Up g vzdjemné
¢im dél vice blizi (uspokojiva shoda nastdva cca od n = 50). Déle vidime, Ze pro velmi nizké rozsahy
ndhodného vybéru (cca n < 8) testovaci statistika Uy, selhdvéd, a tedy neni na testovani Hy o p, kdyz
02 nezname, vibec vhodné. Z obrazku 5 je potom patrné, ze plati nerovnost Uy > Upr > Ug. Tato

nerovnost vyplyva z nerovnosti x > log(1 + x) > 77, kterou jsme si ovéfili v pifkladu 2.1.

— Piiklad 5.5 ...V tomto piikladé si vzajemné porovndvame tvar centrdalniho Studentova rozdéleni s tvarem
necentralnich rozdéleni s parametrem necentrality \. Z grafu zobrazujicich tvary hustot i distribuénich
funkeci je patrné, ze s ménici se hodnotou parametru necentrality A se méni nejen stiedni hodnota, ale i
rozptyl Studentova necentrélniho rozdéleni. Cfm je parametr necentrality (v absolutni hodnoté) vétsi,
tim vice se necentralni a centralni rozlozeni lisi v (a) poloze; (b) v rozptylu, a to ve smyslu: ¢im vyssi A,
tim vyssi rozptyl.

— Piiklad 5.6 ... Priklad je analogicky prikladu 4.2.

x (a) =130 ... Centrdlni rozdéleni prislusi parametru o = 150, proto se modrd kiivka centralnfho
rozdéleni realizuje okolo hodnoty 0. Naproti tomu rozdéleni testovaci statistiky Ty piislusi hodnoté
1 = 130 (Cerveny histogram superponovany ¢ervenou kiivkou). Hodnota pu = 130 < po = 150, proto
parametr necentrality A nabyva zaporné hodnoty a histogram i s ¢ervenou kfivkou necentrdlniho
rozdéleni se realizuje nad zdpornou hodnotou (cca okolo hodnoty —5) nalevo od modré kiivky
centralniho rozdéleni. Cervend kiivka superponuje histogram piesné, protoze ndhodny vybér pochézi
z predpokladaného rozdéleni N (130, 302).

* (b) p =170 ... Centraln{ rozdélen{ piislusi parametru po = 150, proto se modra kiivka centrdlniho
rozdéleni realizuje okolo hodnoty 0. Naproti tomu rozdéleni testovaci statistiky Ty piislusi hod-
noté u = 170 (¢erveny histogram superponovany cervenou kiivkou). Hodnota p = 170 > po =
150, proto parametr necentrality A nabyva kladné hodnoty a histogram i s cervenou kiivkou ne-
centralniho rozdélen{ se realizuje nad kladnou hodnotou (cca okolo hodnoty 5) napravo od modré
kiivky centralniho rozdéleni. Cervens kfivka superponuje histogram pfesné, protoze ndhodny vybér
pochézi z predpokladaného rozdéleni N (170, 302).
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% (c) smeés, u = 130 ... Analogicky jako (a). Cervend kfivka nesuperponuje histogram pfesné, protoze
nahodny vybér, na jehoz zdkladé byly vypocitany testovaci statistiky Zy reprezentované histogra-
mem, pochdzi ze smési, zatimco my predpokladame, Ze pochdzi z ”"nekontaminovaného”rozdéleni
N (130,302), kterému pifslusi rozdéleni testovaci statistiky Zy reprezentované cervenou kiivkou.

% (d) smés, p =170 ... Analogicky jako (b). Cervend kiivka nesuperponuje histogram presné, protoze
nadhodny vybér, na jehoz zakladé byly vypocitany testovaci statistiky Zy reprezentované histogra-
mem, pochdzi ze smési, zatimco my predpokladame, ze pochéazi z ”nekontaminovaného”rozdéleni
N(170,30?), kterému pifslusi rozdéleni testovaci statistiky Zy reprezentované cervenou kiivkou.

— Priiklad 5.7 ... Priklad je analogicky prikladu 4.6

% 7 uvedené animace krdsné vidime propojeni polohy necentralniho rozdéleni a hodnoty silofunkce.
Pokud se s hodnotou p blizime k hodnoté ug zleva, vidime, ze necentralni rozdéleni se ¢im dél blize
posouva k centrdlnimu rozdéleni a hodnota silofunkce klesa. V hodnoté u = pg = 150 centralni a
necentralni rozdéleni splyvaji a silofunkce dosahuje svého minima, které je rovné hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Nésledné se s hodnotou p vzdalujeme od hodnoty pg smérem doprava, a vidime, ze
necentralni rozdéleni se ¢im dél vice vzdaluje od centralniho rozdéleni, zatimco hodnota silofunkce
zac¢ind rust k jedné.

— Priklad 5.8

% Test normality: n = 107 > 100 — Lillieforsuv test; p-hodnota = 0.0989 > a = 0.05 — Hj ne-
zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Namétené hodnoty basion-bregmatické vysky lebky Zzen
staroveké egyptské populace pochazi z normalniho rozdéleni.

* Test o u, kdyZz o2 nezname:

- Pomoci testovaci statistiky Ty : tw = —2.8004, W = (—o0; —1.9826) U (1.9826; 00), tyw € W —
Hy zamitdme; po = 126.942,1S5 = (124.7904;126.5741), po ¢ 1S — Hp zamitdme; p-hodnota
= 0.0061, o = 0.05, p-hodnota < o — Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Up: uy = 7.9163, W = (3.8415;00), uyw € W — Hy zamitdme;
o = 126.942, 1S = (124.8078;126.5596), po ¢ IS — Hp zamitdme; p-hodnota = 0.0049, o =
0.05, p-hodnota < o — Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Us: ug = 7.3710, W = (3.8415;0), ug € W — Hj zamitdme; py =
126.942, 1S = (124.7932;126.5742), uo ¢ IS — Hy zamitdme; p-hodnota = 0.0066, o = 0.05,
p-hodnota < o — Hy zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Upgr: upr = 7.6371, W = (3.8415;00), ur,g € W — Hy zamitame;
o = 126.942, 1S = (124.7981;126.5645), puo ¢ IS — Hy zamitdme; p-hodnota = 0.0057, o =
0.05, p-hodnota < o« — Hy zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Interpretace: Mezi basion—bregmatickou vyskou lebky zen starovéké a novovéké egyptské popu-
lace existuje statisticky vyznamny rozdil (|u — po| = 1.2598 mm).
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6 Test o rozptylu

— Piiklad 6.1

% (a) X ~ N(0,1) ...predpoklad asymptotického x2_; rozdéleni testovaci statistiky Fy v tomto
pripadé plati.

% (b) X ~pN(0,1) + (1 — p)N(0,4), p = 0.9 ...piedpoklad asymptotického x2_; rozdéleni testovaci
statistiky Fy v tomto pfipadé neplati.

% (¢c) X ~ Exp(l), ...predpoklad asymptotického y2_; rozdélen{ testovaci statistiky Fy v tomto
piipadé neplati.

— Pifklad 6.2 ... Vztah Fy,—1 ~ x2_; plati exaktné, vztah Fyy,, ~ x2 plati pouze asymptoticky (pro
n — 00). Je to jednak proto, ze Fy,,—1 = Fw.n, a jednak proto, Ze pro n — oo se rozdéleni x2_; a x2
k sobé vzajemné blizi (viz nédsledujici piiklad 6.3). Z rovnosti Fw -1 = Fw,, potom déle vyplyva, ze
Fyop1~ X2 asymptoticky a Fyy,, ~ x2_; exaktné.

— Piiklad 6.3 ...Z animace je ziejmé, Ze skuteéné pro n — oo se rozdéleni x2_; a x2 k sobé vzajemné bliz
(uspokojivéd shoda nastdva cca pro n > 100).

— Priklad 6.4

x Tw ...Tw ~ N(0,1) asymptoticky (uspokojivd shoda nastdvé pro cca n > 25)
x* Uw ...Uw ~ x? asymptoticky (uspokojiva shoda nastava pro cca n > 20)

* Us ...Ug ~ x7 asymptoticky (uspokojiva shoda nastava pro cca n > 10)

x* Urg ...ULr ~ X3 asymptoticky (uspokojivd shoda nastava pro cca n > 5)

— Piiklad 6.5 ...Z animace je zfejmé, Ze testovaci statistiky Uy, Us i Urr konverguji pro n — oo k x?
rozdéleni. Nejrychleji konverguje testovaci statistika Ur g (dobré vysledky jiz pro n > 5), nésledné Ug (cca
pro n > 10) a nakonec Uy, (cca pro n > 30). Naprosto nevhodnd pro test nulové hypotézy o rozptylu
pii rozsahu ndhodného vybéru n < 5 je statistika Uy,. Z obrazku 6 zobrazujictho prumérné hodnoty
testovacich statistik Uy, Ugs a Upg je potom patrné, ze pro test o rozptylu nerovnost Uy > Upr > Ug
neplati.

— Priiklad 6.6

* Test normality: n = 107 > 100 — Lillieforsuv test; p-hodnota = 0.0989 > « = 0.05 — Hy ne-
zamitame na hladiné vyznamnosti a = 0.05. Nameérené hodnoty basion-bregmatické vysky lebky zen
staroveké egyptské populace pochdzi z normélniho rozdéleni. (viz piiklad 5.8)

x Test o rozptylu o2, kdyZ ;1 nezndme:

- Pomoci testovaci statistiky Fw,,—1: fiwn—1 = 116.9533, W = (—o00;79.4013) U (136.3822; 00),
fwn-1 ¢ W — Hp nezamitdme; 0§ = 19.6249,1S = (16.8292;28.9063), o2 € IS — Hy
nezamitame; p-hodnota = 0.4394, a = 0.05, p-hodnota > o — Hy nezamitdme na hladiné
vyznamnosti a = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Upw: uy = 0.3875, W = (3.8415; 00), uyy ¢ W — Hjy nezamitdme;
o3 = 19.6249, IS = (15.7030;27.1973), 02 € IS — Hy nezamitdme; p-hodnota = 0.5336, o =
0.05, p-hodnota > o« — Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Ug: ug = 0.4629, W = (3.8415;00), ug ¢ W — Hy nezamitdme;
o5 = 19.6249, IS = (16.9176;29.3017), 02 € IS — Hy nezamitdme; p-hodnota = 0.4963, o =
0.05, p-hodnota > o — Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Urg: urr = 0.4361, W = (3.8415; 00), urr ¢ W — Hy nezamitame;
o2 =19.6249, 1S = (16.5975;28.3950), 07 € IS — Hy nezamitdme; p-hodnota = 0.5090, a =
0.05, p-hodnota > o« — Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Interpretace: Mezi rozptylem basion—bregmatické vysky lebky zen starovéké a novoveéké egyptské
populace neexistuje statisticky vyznamny rozdil (Jo? — 03| = 2.0279 mm?).
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7 Test o korelacnim koeficientu

— Priiklad 7.1 ...Z uvedené animace vidime, ze Fisherova Z-transformace Zi konverguje k normalnimu

rozdéleni N (llnﬁ #) rychleji (uspokojivd shoda pro situaci, kdy p = 0.8, je cca n > 5) nez

2 1—p’' n—3
(1-p*)*
1

n—

vybérovy korela¢ni koeficient R k rozdéleni N (p, ) (uspokojiva shoda pro situaci, kdy p = 0.8, je

cca n > 35).
— Priklad 7.2

* pron =5 ...7Z uvedené animace vidime, ze Fisherova Z-transformace Zp konverguje k normalnimu
rozdéleni N (%ln%ﬁ, ﬁ) nejlépe pro p blizké nule. S p — 1 se kvalita shody rozdéleni Zp a
normélniho rozdéleni zhorsuje (situace se za¢ind zhorsovat cca od p > 0.5 a neuspokojivd zacind
byt cca od p > 0.8). V piipadé vybérového korelaéniho koeficientu R je situace neuspokojivé pro
libovolné p.

* pro n = 50 ...Z uvedené animace vidime, ze pro n = 50 je kvalita konvergence Fisherovy Z-
transformace Zg i vybérového korelaéniho koeficientu R k prislusnému rozdéleni uspokojivd pro

libovolnou hodnotu korelaéniho koeficientu p.
— Priiklad 7.3

* Test dvourozmeérné normality: Mardiuv test: (a) Test o nulovém koeficientu sikmosti: p-hodnota
= 0.3853 > o = 0.05 — Hp nezamitdme na hladiné vyznamnosti & = 0.05. (b) Test o nulovém
koeficientu $picatosti: p-hodnota = 0.1998 > o = 0.05 — Hjy nezamitame na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Namétené hodnoty nejvétsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvéfe muzu starovéké
egyptské populace nevykazuji statisticky vyznamné zeSikmeni ani zeSpicaténi, z ¢ehoz vyplyva, Ze
naméfené hodnoty nejvétsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvare muzu starovéké egyptské
populace pochézi z dvourozmérného normalniho rozdéleni.

* Test o korelacnim koeficientu p:

- Hy:p=0.251; Hy : p #0.251

- Pomoci testovaci statistiky Zw: zw = 1.1048, W = (—o0; —1.9600) U (1.9600; 00), 2w ¢ W
— Hj nezamitdme; pg = 0.251, IS = (0.1869;0.4606), pg € IS — Hy nezamitdme; p-hodnota
= 0.2692, o = 0.05, p-hodnota > a — H; nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Upr: upr = 1.2418, W = (3.8415;00), upr ¢ W — Hy nezamitdme;
po = 0.251, IS = (0.1880;0.4596), po € IS — Hp nezamitame; p-hodnota = 0.2651, a = 0.05,
p-hodnota > o — Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Interpretace: Mezi korela¢nim koeficientem nejvétsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvare
muzu starovéké a novovéké egyptské populace neexistuje statisticky vyznamny rozdil. Mezi
nejvétsi vyskou mozkovny a morfologickou vyskou tvare muzu starovéké egyptské populace
existuje mirny stupen piimé linedrni zavislosti (p = 0.3306). Mezi nejvétsi vyskou mozkovny
a morfologickou vyskou tvdie muzi novovéké egyptské populace existuje nizky stupen piimé
linedrni zdvislosti (p = 0.251).

— Priklad 7.4 ...ptiklad je analogicky pfikladu 4.7.

* 7 grafu je patrné, Ze pro oboustrannou alternativu jsou rozsahy ndhodnych vybéru (pro pevné zvolené
po a p) vySsi nez pro jednostranné alternativy. Pro pravostrannou alternativu (His: p > pg) nema
smysl pocitat rozsahy ndhodnych vybértu za predpokladu, ze p < pg. Pro levostrannou alternativu
(Hi3: p < po) nemd naopak smysl pocitat rozsahy ndhodnych vybéru za predpokladu, ze p > po.
Déle, v ptipadé, ze by p = pg, by minimélni rozsah ndhodného vybéru musel byt nekonecné velky
(uvazujeme pouze teoreticky), a to pro vSechny tfi typy alternativni hypotézy.

* (a) Chyba v zadani. V situaci (a) radéji uvazujme, ze Hy : p > po, atedy Hy : p < po. Za predpokladu
hodnot parametru uvedenych v zaddn{ je mindlmi rozsah ndhodného vybéru nn;, = 20. Poznamka:
Minimélni rozsah ndhodného vybéru lze spocitat i pro stavajici zadani, kde Hy : p < pg, nicméné z
praktického hlediska toto zadéni nedavé smysl.

* (b) Za pfedpokladu hodnot parametru uvedenych v zadéni je pro Hy : p = po mindlmi rozsah
nahodného vybéru ny;, = 438.
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* (c) Chyba v zadani. V situaci (c¢) radéji uvazujme, ze Hy : p < pg, a tedy Hy : p > po. Za predpokladu
hodnot parametru uvedenych v zaddn{ je mindlmi rozsah ndhodného vybéru nn;, = 84. Poznamka:
Minimélni rozsah ndhodného vybéru lze spocitat i pro puvodni zadani, kde Hy : p > pp, nicméné z
praktického hlediska toto zaddni nedava smysl.
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BENDOVA, V., 2021: STATISTICKA INFERENCE II - VYSLEDKY 10

8 Test o pravdépodobnosti

o Piiklad 8.1 ... Poznamka: Uspokojiva shoda rozdéleni testovaci statistiky Zyw se standardizovanym normélnim
rozdélenim N (0, 1) je vice patrnd, pokud v histogramu zvolime hrubsi délen{ realizaci zy do t¥idicich intervali,
a to s ekvidistantni sitkou d = 1, namisto d = 0.5, jak je uvedeno v materidlech. Pfed pro¢tenim komentaiu
si proto, prosim, toto tfidéni ve svych kédech opravte.

— (a) p=10.1, p = 0.9 ...Z animace vidime, ze Haldova podminka je dobrym ukazatelem situaci, kdy je
mozné rozdéleni testovaci statistiky Zy aproximovat normélnim rozdélenim N (0, 1). Podle této podminky
je pro dobrou aproximaci (a tedy spolehlivé testovani) pii volbé p = 0.1, resp. p = 0.9 potiebné mit
nédhodny vybér o rozsahu N > 100. Z animace vidime, ze pro nizsi rozsahy neni aproximace upokojiva.
Déle vidime, ze minimdlni rozsahy ndhodnych vybéru jsou symetrické pro hodnoty parametru p okolo
hodnoty p = 0.5 (vysvétleni, pro¢ pro p = 0.1 i pro p = 0.9 je minimdlni rozsah ndhodného vybéru N
stejny. Muzete si ovérit, ze toto plati pro libovolnou dvojici p a 1 — p.

— (b) p = 0.5 ...Z animace vidime, ze Haldova podminka je dobrym ukazatelem situaci, kdy je mozné
rozdéleni testovaci statistiky Zy aproximovat normélnim rozdélenim N(0,1). Podle této podminky je
pro dobrou aproximaci (a tedy spolehlivé testovani) pfi volbé p = 0.5 potiebné mit ndhodny vybér o
rozsahu N > 36 (nutno z Haldovy podminky dopoditat). Pro nizsi rozsahy neni aproximace dostateéné
kvalitni, jak je vidét z animace. Pro p = 0.5, potfebujeme nejmensi miniméalni rozsah ndhodného vybéru.
Cim vice se s p blizime do 0, & 1, tim vyss{ miniméln{ rozsah ndhodného vybéru potiebujeme, aby byla
Haldova podminka dobré aproximace splnéna a aproximace rozdéleni testovaci statistiky Zy, normalnim
rozdélenim byla dostateéné kvalitni.

o Piiklad 8.2 ...Ptiklady 8.2, 8.3 a 8.4 ukazuji jediny spravny vypocet aktualni pravdépodobnosti pokryti pro
(1 — a)% empiricky IS pro parametr p. Konkrétné pifklad 8.2 ndm ukazuje tskali aktudln{ pravdépodobnosti
pokryti 95% Waldova empirického DIS. Pokud ndhodnd veli¢ina X ~ Bin(30,0.8) a pii experimentu dojde k
zaznamendni 24 dspéchu ze 30, je vie v porddku a aktudln{ pravdépodobnost pokryti (1 —a) = 0.9463 = 0.95.
Nicméneé, pokud ndhodné veli¢ina X ~ Bin(30,0.79) a pfi experimentu dojde k zanamendni 24 tspéchu ze 30
(coz by redlné s vysokou pravdépodobnosti skuteéné nastalo), klesne aktudln{ pravdépodobnost pokryti (1—a)
na hodnotu 0.8876 = 0.89, tj. aktudlni pravdépodobnost pokryti je o 0.06 nizsi nez nominalni pravdépodobnost
pokryti, coz v poradku neni.

e Piiklad 8.3 ...v tomto piikladu si vytvaiime nahled na aktudlni pravdépodobnost pokryti 95% Waldova,
skére a vérohodnostniho empirického DIS pro parametr p a pro ruzné rozsahy ndhodného vybéru N. Diky
tomuto nahledu muzeme snadno zhodnotit, které DIS jsou pro urc¢itd p a N naprosto nevhodnd, jelikoz jejich
aktudlni pravdépodbnost prokryti se od nominalni pravdépodobnosti pokryti propastné lisi.

— Walduv 95% DIS ...pro N = 5 DIS ve vétsiné piipadu z hlediska pravdépodobnosti pokryti naprosto
selhava, aktudlni pst pokryti je niz${ nez nomindlni pst pokryti a DIS je silné liberdlni. Pro rostouci N
se situace lepsi, DIS nicméné povétsinou zustava liberdlni, navic vyrazné selhava pii nizkych hodnotéch
parametru p, zejména pro p < 0.1 nebo p > 0.9.

— Skére 95% DIS ...pro N = 5 davéd DIS dobré vysledky (nenf ani konzervativni ani liberdln{) pro p €
(0.2;0.8). Pro cca p < 0.2 a p > 0.8 je liberdlni. S rostoucim N vsak jeho kvalita velmi rychle roste, pro
N =100 funguje skvéle pro cca p € (0.05;0.95), pro N = 500 funguje skvéle de facto na celém intervalu
(0;1). Ze vsech DIS je z hlediska pravdépodobnosti pokryti suverénné nejlepsi.

— Vérohodnostni 95% DIS ...pro N = 5 ddva DIS dobré vysledky (nenf ani konzervativn{ ani liberaln{) pro
cca p € (0.2;0.8). Pro p < 0.2 a p > 0.8 je liberdlni. S rostoucim N v8ak jeho kvalita velmi rychle roste,
pro N = 100 funguje skvéle pro cca p € (0.1;0.9), pro N = 500 funguje skvéle pro cca p € (0.02;0.98).

e Piiklad 8.4 ...v tomto piikladu si vytvaiime ndhled na aktualni pravdépodobnost pokryti zpétné transfor-
movanych 95% empirickych DIS pro parametr p a pro ruzné rozsahy ndhodného vybéru N.

— 95% zpétné transformovany DIS s transformaci p/(1 — p) ...pro N = 5 DIS nevychdzi vubec dobfe, na
celém intervalu (0; 1) je liberdlnf a od hodnoty p > 0.8 naprosto selhévd; pro N = 100 se situace lepsi,
nicméné DIS je stale liberalni a selhava pro p > 0.9. S rostoucim N se jeho vlastnosti zlepsuji, nicméné
v porovnani s nasledujicimi alternativami i s alternativami z pitkladu 8.3 vychézi suveréné nejhufte.
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— 95% zpétné transformovany DIS s transformaci In(p/(1 — p)) ...pro N = 5 DIS vychézi dobfe (neni ani
konzervativni ani liberdlni); pro p € (0.2;0.8). Pro p < 0.2 nebo p > 0.8 je liberalni, pro p < 0.1, &
p > 0.9 selhdvd. S rostoucim N se v8ak jeho kvalita rapidné zlepsuje a s vyjimkou intervalu cca (0;0.05)
a (0.95;1) nenf ani konzervativn{ ani liberdlni. V tizkém okoli hodnot 0 a 1 je liberdlni, v intervalech
(0;0.05), (0.95;1) je spise konzervativni.

— 95% zpétné transformovany DIS s transformaci arcsin(,/p) ...pro N = 5 vychazi dobfe (nenf ani konzer-
vativni ani liberdln{) pro p € (0.15;0.85). Pro cca p < 0.15 nebo p > 0.85 je liberdln{ a ndsledné selhavé.
Stejné vlastnosti si drzi i pro vétsi rozsahy ndhodnych vybérta; pro N = 100 je liberalni pro cca p < 0.1
ap>0.9; pro N =500 je liberdlni pro cca p < 0.05 a p > 0.95, atd. Jeho nespornou vyhodou navic je,
ze rozptyl transformace je pevny (neménny), a tedy neni zavisly na odhadu parametru p.

e Sefazeni 95% empirickych DIS pro parametr p podle kvality (z hlediska pravdépodobnosti pokryti) od nej-
lepsiho po nejhorsi: (1) skére, (2-3) vérohodnostni, (2-3) transformace arcsin(y/p), (4) transformace In (1%& ,
» o

(5) Walduv, (6) transformace 125 Nejvhodngjsf je na analyzy zvolit skére DIS a tedy také skére test.
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9 Test o rozdilu strednich hodnot

e Priiklad 9.1

— (a) X1 ~ N(4,2?), Xo ~ N(2.5,2%) ... Centralni rozdéleni piislusi parametru po = 0, proto se éervend
kiivka centralniho rozdéleni realizuje okolo hodnoty 0. Naproti tomu rozdéleni testovaci statistiky Ty
(zeleny histogram superponovany zelenou kiivkou) pfislusi hodnoté rozdilu py — pe, ktery pro pu; =4 a
e > 4 nabyvé zapornych hodnot, pro pus = 4 nabyva nuly a pro pue < 4 nabyva kladnych hodnot. Zeleny
histogram i se zelenou kfivkou necentralniho rozdéleni se tedy nejprve realizuje nad zapornymi hodnotami
a s klesajici hodnotou parametru ps se postupné posouva pres nulu do kladnych ¢isel. Zelend kiivka
superponuje histogram pfesné, protoze oba nahodné vybéry Xi, resp. Xs pochézi z predpoklddanych
rozdéleni N (4,22), resp. N(2.5,22%).

— (b) X1 ~ smés, Xo ~ N(2.5,2?) ... Analogicky jako (a). Zelend kiivka nesuperponuje histogram piesné,
protoze ndhodny vybér X; pochazi ze smési, a tedy testovaci statistiky Ty reprezentované histogra-
mem jsou touto smési kontaminovany. Rozdéleni testovaci statistiky Ty reprezentované zelenou kfivkou
nicméné odpovida predpokladu, ze X;, resp. Xs pochézi z "nekontaminovaného” normalniho rozdéleni
N(4,22%), resp. N(2.5,22).

e Priiklad 9.2

— (1-a, b, ¢, d) n =5, n =50, n = 100 ... ani konzervativn{ ani liberaln{
— (2-a, b, ¢, d) n =5 ... konzervativn{

— (2-a, b, ¢, d) n =50, n =100 ...ani konzervativni ani liberdln{

— (3-a, b, ¢, d), (4-a, b, ¢, d), n =5 ...liberdln{

- (3-a, b, ¢, d), (4-a, b, ¢, d), n =50 ... mirné liberdln{

— (3-a, b, ¢, d), (4-a, b, ¢, d), n =100 ...ani konzervativni, ani liberaln{

— Z hlediska pravdépodobnosti pokryti vychdzi pro vSechny ¢tyfi situace (a)—(d) nejlépe Waldovy DIS
pro shodné rozptyly obou nadhodnych vybéru. Tyto DIS nejsou konzervativni ani liberdlni jiz pro nizké
rozsahy (n > 5) ndhodnych vybéru. Pro vyssi rozsahy (n > 50) vychézi dobfe také Waldovy DIS pro
ruzné rozptyly, které jsou pro nizsi rozsahy n < 50 konzervativni. Vérohodnostni DIS vychdazi z hlediska
pravdépodobnosti pokryti dobie pro ndhodné vybéry s rozsahy n > 100. Pro n < 100 jsou vérohodnostni
DIS mirné liberalni, pro nizké rozsahy (n < 5) jsou nevhodné, jelikoz jsou velmi liberdlni. Vsimnéme
si, ze z hlediska pravdépodobnosti pokryti neni piili§ vyrazny rozdil mezi intervaly spolehlivosti sestro-
jenymi za predpokladu shodnych rozptylu a za pfedpokladu ruznych rozptylu. Zavérem poznamenejme,
ze pravdépodobnost prokryti je pouze jednou z vlastnosti intervalu spolehlivosti, kterou bychom pted
jeho pouzitim v praxi méli znat. Finalni volba intervalu spolehlivosti by vSak méla zaviset i na dalsich
aspektech (napiiklad, pokud DIS pouzivame k testovani, zdlezi také na sile testu, ktery DIS reprezentuje

e Priklad 9.3

— Test normality muzi: n = 50 — Andersonuv-Darlingtuv test; p-hodnota = 0.4316 > a = 0.05 — Hj
nezamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.05. Namérené hodnoty délky kli¢ni kosti z pravé strany u
muzu pochazi z normalniho rozdéleni.

— Test normality zeny: n = 50 — Andersonuv-Darlingtiv test; p-hodnota = 0.0191 < « = 0.05 — Hy
zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Naméfené hodnoty nejvétsi vysky mozkovny Zen starovéké
egyptské populace nepochézi z normalniho rozdéleni. — Nespravné zvolend data na tento typ piikladu
z mé strany. Spravny postup by nyni byl pouzit na ovéfeni zadané hypotézy neparametricky test. Pro
ucely procviceni se v8ak pro tentokrat tvaime, ze normalita ndhodného vybéru pro zeny je téz v poradku.

— Test o shodé rozptyli o?/o3:

x Jelikoz ruzné testy o podilu rozptylu probirdme az v néasledujici sekci, otestujeme hypotézu o shodé
rozptylu pouze pomoci testu, ktery zname z bakalaiského studia, tj. pomoci F-testu, ktery provedeme
pifkazem var.test(), a to pouze na zdkladé p-hodnoty: p-hodnota = 0.0981 > « = 0.05, tj. Hy
nezamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.05. Mezi rozptylem délky kli¢ni kosti z pravé strany u
muzu a zen neexistuje statisticky vyznamny rozdil (predpokladdme, ze rozptyly jsou shodné).
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— Test o rozdilu stfednich hodnot:

*

Pomoci testovaci statistiky Tyw: tw = 7.1019, W = (—o0; —1.9845) U (1.9845;00), tw € W — Hj
zamitame; pg = 0,15 = (10.1313;17.9887), uo ¢ 1S — Hy zamitdme; p-hodnota < 0.0001, v = 0.05,
p-hodnota < @ — Hy zamitame na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

Pomoci testovaci statistiky Ty s Welchovou aprox. st. volnosti: ty = 7.1019, W = (—o0; —1.9858) U
(1.9858;00), ty ¢ W — Hy zamitdme; po = 0,15 = (10.1286;17.9914), puo ¢ 1S — Hp zamitdme;
p-hodnota < 0.0001, a = 0.05, p-hodnota < o« — H{ zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.
Pomoci testovaci statistiky Urg, 07 = 03: urp = 41.5196, W = (3.8415;00), urg € W — H
zamitdme; po = 0, IS = (10.1816;17.9384), g ¢ IS — Hy zamitdme; p-hodnota < 0.0001, o = 0.05,
p-hodnota < a — Hy zamitame na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

Pomoci testovaci statistiky Urg, 07 # o3: urg = 51.4667, W = (3.8415;00), urg € W — H
zamitdme; po = 0, IS = (10.2188;17.9012), po ¢ IS — Hy zamitdme; p-hodnota < 0.0001, o = 0.05,
p-hodnota < a — Hy zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

Interpretace: Mezi délku kli¢ni kosti z pravé strany u muzu a zen existuje statisticky vyznamny
rozdil. (Ju1 — p2| = |151.74 — 137.68| = 14.06 mm).

Poznamka: Vzhledem k vysledku testu o podilu rozptylu bychom v praxi pro otestovani Hy o rozdilu

stfednich hodnot pouzili bud’ (a) klasicky ¢-test, nebo (c) vérohodnostni test, kdyz o? = o2.

(21. kvétna 2021)
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10 Test o podilu rozptyli

— Piiklad 10.1 (a) ...Podil rozptylu nejvétsi vysky mozkovny muzu a zen

% Test normality muzi: n = 164 > 100 — Lillieforsuv test; p-hodnota = 0.0710 > « = 0.05 — Hj
nezamitame na hladiné vyznamnosti @ = 0.05. Naméfené hodnoty nejvétsi vysky mozkovny muzu
staroveké egyptské populace pochazi z normalniho rozdéleni.

x Test normality Zeny: n = 78; 50 < n < 100 — Andersonuv-Darlinguv test; p-hodnota = 0.4501 >
a = 0.05 - Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Naméfené hodnoty nejvétsi vysky
mozkovny zen starovéké egyptské populace pochazi z normalniho rozdéleni.

% Test o podilu rozptyli o?/03:

- Pomoci testovaci statistiky Fy: fiy = 0.9005, W = (—00;0.6893) U (1.4904; 00), fw ¢ W — H
nezamitdme; o2 = 1,18 = (0.6042;1.3065), 02 € IS — H, nezamitame; p-hodnota = 0.5747,
a = 0.05, p-hodnota > o — Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Upgr: upr = 0.2936, W = (3.8415;00), upp ¢ W — Hy nezamitdme;
o2 =1, IS = (0.6091;1.3087), 02 € IS — Hy nezamitdme; p-hodnota = 0.5879, o = 0.05,
p-hodnota > o — Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Interpretace: Mezi rozptylem nejvétsi vysky mozkovny muzu a zen starovéké egyptské populace
neexistuje statisticky vyznamny rozdil. (Jo? — o3| = [21.1387 — 23.4734| = 2.3347 mm?).

Pozndmka: Graf zobrazeny na obrazku 1 vlevo ukazuje, Zze hodnota parametru o3 = 1 skutecné nalez{
do 95% vérohodnostniho empirického intervalu spolehlivosti.

— Piiklad 10.1 (b) ... Podil rozptyla morfologické vysky tvare muzi a zen

x Test normality muzi: n = 164 > 100 — Lillieforsuv test; p-hodnota = 0.0450 < « = 0.05 — H)
zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Pfi pohledu na p-hodnotu vsak vidime, ze k zamitnuti
Hjy o normalité doslo na hladiné vyznamnosti a = 0.05 hrani¢né. Pokud bychom chtéli byt naprosto
korektni, museli bychom Hy o normalité zamitnout, udélat zaveér, ze data nepochéazi z norméalniho
rozdéleni a Hy o podilu rozptylu otestovat vhodnym neparametrickym testem. Nicméné vime, Ze
parametrické testy jsou mnohem silngjsi, nez testy neparametrické, proto v praxi pfi hraniénim
zamitnuti Hy pfivirame o¢i a i pfes hraniéni zamitnuti Hy o normalité povazujeme namérené hodnoty
za normélné rozlozené. Tak tomu bude i v tomto piikladu. V redlné situaci by vsak zalezelo pouze na
vés, zda byste se striktné fidili vysledkem testu normality, ¢i zda byste také pfivieli oci :). Pozndmka:
Na rozdil od prikladu 9.8 zde byla data s hraniéni normalitou pouZita zdmérné, abyste si vyzkouseli
fesent pri sporné a hraniéni situaci.

* Test normality zeny: n = 78; 50 < n < 100 — Andersontv-Darlingiv test; p-hodnota = 0.4053 >
a = 0.05 — Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Naméfené hodnoty morfologické
vysky tvare zen staroveké egyptské populace pochazi z normalniho rozdéleni.

* Test o podilu rozptyli o /o3:

- Pomocdi testovaci statistiky Fy: fir = 1.5207, W = (—00;0.6893) U (1.4904; ), fw € W —
Hy zamitdme; o = 1,15 = (1.0203;2.2063), 03 ¢ IS — Hy zamitdme; p-hodnota = 0.0397,
a = 0.05, p-hodnota < o« — Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Pomoci testovaci statistiky Upgr: upr = 4.3956, W = (3.8415;00), urgr € W — Hy zamitdme;
o3 = 1, IS = (1.0285;2.2100), 02 ¢ IS — Hy zamitdme; p-hodnota = 0.0360, o = 0.05,
p-hodnota < o — Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

- Interpretace: Mezi rozptylem morfologické vysky tvaie muzu a Zen starovéké egyptské populace
existuje statisticky vyznamny rozdil. (|o? — 03| = |51.4368 — 33.8242| = 17.6126 mm?).
Pozndmka: Jelikoz v tomto pripadé doslo k zamitnuti Hy o podilu rozptylu opét vice méné
hrani¢né, bylo by vhodné provést také neparametricky test o shodé rozptyli obou nahodnych
vybéru a provérit, zda by zdvérem neparametrického testu bylo rovnéz zamitnuti Hy o shodé
rozptyla.

— Graf zobrazeny na obrazku 1 vpravo ukazuje, Ze hodnota parametru o3 = 1 skuteéné nendlez{ do 95%
vérohodnostniho empirického intervalu spolehlivosti.

(21. kvétna 2021)
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11 Test o parametru A\ Poissonova rozdéleni

— Piiklad 11.1

*x Pomoci testovaci statistiky Zw: zw = 0.1811, W = (—o0; —1.9600) U (1.9600; c0), zw ¢ W — H,
nezamitdme; Ao = 0.6,1S = (0.5018;0.7182), \y € IS — Hy nezamitdme; p-hodnota = 0.8563,
a = 0.05, p-hodnota > o — Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

* Pomoci testovaci statistiky Ug: ug = 0.0333, W = (3.8415; ), ug ¢ W — Hy nezamitdme; A\g = 0.6,
1S = (0.5109;0.7283), Ao € IS — Hy nezamitdme; p-hodnota = 0.8551, o = 0.05, p-hodnota > «
— Hj nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

* Pomoci testovaci statistiky Upg: urg = 0.0331, W = (3.8415;00), urg ¢ W — Hy nezamitdme;
Ao = 0.6, IS = (0.5081;0.7247), Ny € IS — Hy nezamitdame; p-hodnota = 0.8555, « = 0.05,
p-hodnota > a — Hj nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

* Interpretace: Stiedni pocet tmrti v dusledku kopnuti koném v Pruskych armédnich jednotkach
béhem jednoho roku neni statisticky vyznamné odlisny od hodnoty 0.6. (Nahodn4 veli¢ina X popi-
sujici pocet umrti v dusledku kopnuti koném v Pruskych arméddnich jednotkéch pochazi z Poissonova

rozdéleni (viz Statistickd inference I) s parametrem A, ktery neni statisticky vyznamné odlisny od
hodnoty 0.6.)
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