7 Jednovybérové parametrické testy

7.1 Test o rozptylu o2

Necht X7i,... X, je ndhodny vybér z N (u,0?), kde p nezndme a o3 je konstanta. Na hladiné vyznamnosti o = 0.05
testujeme jednu z nésledujicich ti{ hypotéz oproti prislusné alternativni hypotéze.

Hoyy : 02 = o oproti Hyi:0? # 0% (oboustranna alt.)
Hys : 0?2 < o oproti His:0? >0} (pravostranng alt.)
Hos : 0% > o oproti Hiz:0% <02 (levostrannd alt.)

Test nazyvame jednovybérovy F-test. Testovaci statistika ma tvar

(n—1)8?

Fy =
a3

(7.1)

)

kde S je vybérovd smérodatnd odchylka, n je rozsah nahodného vybéru a oy je konstanta z nulové hypotézy. Za
platnosti nulové hypotézy pochézi statistika Fyy z x? rozdéleni o n — 1 stupnich volnosti, tj.

—1)52
FW = (n 2) %J X721—1'
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Kriticky obor podle zvolené alternativni hypotézy ma tvar

Hyy 20 # of W= (05 x_1(a/2)) U (xp_1(1 — @/2); )
Hiy:0? > 03 W=<X$L—1(1_O‘)§OO)
Hiz:0? <o} W =(0; x2_1(a))

kde x2_1(a/2), x2_1(1 —a/2), x2_1(a), x2_1(1 — a) jsou kvantily x? rozdéleni o n — 1 stupnich volnosti, jejichz
hodnoty ziskdme pomoci softwaru @ a implementované funkce qchisq().

Interval spolehlivosti mé podle zvolené alternativni hypotézy jeden z nésledujicich tvaru

| S (-1 (n—1)s?
Hyi :0® # of (d.h) = (XgHa —a/2)’ x%_l(aﬂ))
H12:0'2>0'8 (d,%):(mﬂ
H13:02<08 <O’h): (0’ (;2_11();)>

Pozndmka: Protoze parametr o2 je vzdy vétsi nez 0, mizeme dolni hranici pravostranného intervalu spolehlivosti
zvolit 0 namisto minus nekoneé¢na.

p-hodnota mé v zavislosti na zvolené alternativni hypotéze jeden z néasledujicich tvaru

Hyy : 02 # 0} p-hodnota = 2min{Pr(Fyw < fw), Pr(Fw > fw)}
Hiy:0? > 0 p-hodnota = Pr(Fw > fw) =1 —Pr(Fw < fw)
Hyz: 0% < o p-hodnota = Pr(Fw < fw)

kde Fyw je ndhodnd veli¢ina, fy je realizace testovaci statistiky Fw (viz vzorec 7.1), tedy konkrétni éislo, a
Pr(Fyw < fw) je distribuéni funkce x? rozdéleni o n — 1 stupnich volnosti, jejiz hodnotu ziskdme pomoci @ a
implementované funkce pchisq().

Pozndmka: Test o rozptylu muzeme vyuzit také jako test o smérodatné odchylce.
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Piiklad 7.1. Test o rozptylu o? (oboustranna alternativa)

Méjme datovy soubor 01-one-sample-mean-skull-mf.txt a proménnou skull.L popisujici nejvétsi délku mozkovny v mm
jedincu starovéké egyptské populace (viz sekce 77). Ddle mame k dispozici idaje o nejvétsi délce mozkovny muzu
novovéké egyptské populace (m,, = 177.468 mm, s, = 7.526 mm, n,, = 88). Na hladiné vyznamnosti o = 0.01
zjistéte, se rozptyly nejvétsi délky mozkovny muzu starovéké a novovéké egyptské populace 1isi.

Reseni piikladu 7.1

Pomoci pifkazu read.delim() nac¢teme datovy soubor a pomoci operdtoru [| vybereme z datové tabulky namérené
hodnoty nejvétsich délek mozkovny (skull.L) muzu (sex == 'm’). Nakonec piikazem na.omit() odstranime z vektoru
naméfenych hodnot chybéjici idaje a prikazem length() zjistime rozsah ndhodného vybéru.

data <- read.delim(’00-Data//0Ol-one-sample-mean-skull-mf.txt’)
skull.LM <- datal[data$sex == ’m’, ’skull.L’]

skull.LM <- as.numeric(na.omit(skull.LM))

n <- length(skull.LM) # 217

Datovy soubor obsahuje tidaje o nejvétsi délce mozkovny 217 muzu starovéké egyptské populace.

Nasim tkolem ze zadéni je porovnat rozptyly dvou egyptskych populaci, pfiCemz u muzu ze starovéké egyptské po-
pulace mame k dispozici naméfené hodnoty. Na zakladé téchto hodnot muzeme zjistit, zda nahodny vybér pochazi
z normalniho rozdéleni, tj. zda ndhodna veli¢ina X popisujici nejvétsi délku mozkovny muzu starovéké egyptské
populace pochéz{ z normalntho rozdéleni, tj. X ~ N(u,0?). Druh4, novovékd egypska populace je reprezentovéna
pouze hodnotou aritmetického prumeéru (m,, = 177.568 mm) a smérodatnou odchylkou (s,, = 7.526 mm). O jejim
rozdéleni presnéjsf informace neméme. Resen{ pifkladu tedy vede na situaci, kdy rozptyl jednoho ndhodného vybéru
porovnavame s konkrétnim ¢islem, tedy na jednovybérovy test o rozptylu o2. Jedinym piedpokladem k pouziti to-
hoto testu je normélni rozdéleni ndhodného vybéru namérenych délek mozkovny muzu starovéké egyptské populace.
Pted pouzitim testu tedy tento predpoklad ovéiime.

Hladinu vyznamnosti o pro test normality stanovime standartné, tj. a = 0.05. Jelikoz rozsah nahodného
vybéru je vétsi nez 30, ovéiime predpoklad normality Lillieforsovym testem. Grafické ovéfeni provedeme na zakladé
QQ-diagramu a histogramu superponovaného kiivkou normaélniho rozdéleni, jejiz parametry odhadneme pomoci
vybérového pruméru a vybérového rozptylu (viz obrézek 1). Datovy soubor rozdélime do deviti ekvidistatnich
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Obréazek 1: Histogram a QQ-diagram nejvétsi délky mozkovny muzu starovéké egyptské populace

Protoze p-hodnota = 0.0755 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z histogramu na obrazku 1 vidime, ze naméfené hodnoty celkem vérné kopiruji tvar teoretické kiivky
hustoty normalniho rozdéleni. Na QQ-diagramu je zfejmé odchyleni bodu od referen¢ni kiivky na obou chvostech.
Podle Lillieforsova testu nema vsak toto odchyleni statisticky vyznamny vliv na norméalni rozdéleni nahodného



vybéru. Nahodny vybér nejvétsich délek mozkovny muzu ze starovéké egyptské populace pochézi z normaélniho
rozdéleni.

Protoze ndhodny vybér pochdzi z normalniho rozdéleni, muzeme hypotézu ze zaddni otestovat pomoci parame-
trického testu o rozptylu o2. Testovani provedeme v posloupnosti sedmi krokii. Nasim tkolem je zjistit, zda se
rozptyly nejvétsi délky mozkovny muzu u starovéké a novovéké egyptské populace 1isi. Tato véta bude soucasti al-
ternativni hypotézy, nebot odlisnost implikuje nerovnost a nerovnost je vidy souc¢édsti alternativni hypotézy. Nulovou
hypotézu potom stanovime jako doplnék alternativni hypotézy.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Rozptyl nejuétsi délky mozkovny muzu starovéké egyptské populace je shodny s rozptylem nejvétsi
délky mozkovny muzi novovéké egyptské populace.
H; : Rozptyl nejuétsi délky mozkovny muzi starovéké egyptské populace nend shodny s rozptylem nejuétsi
délky mozkovny muzu novovéké eqyptské populace.

° matematické formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy:0?= 00, kde 0’0 = 7.5262
Hy :0? =0}, kde 02 = 7.5262 (oboustrann4 alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako o = 0.01.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

R (n—1)S? (217 —1)6.370398% 216 x 40.58197
L 7.5262 ~ 56.64068

= 154.7599.

alpha <- 0.01

sigma_0 <- 7.526

s <- sd(skull.LM)

fw <- ((n - 1) * s = 2) / (sigma_0 ~ 2) # 154.7599

0 N o o,

e Kriticky obor

W= (0;x_ 104/2>U<X$L (1= a/2); 00)

(
(05 x317-1(0.01/2)) U (x317_1(1 — 0.01/2) ; o0)
(
= (0;

05 x216(0.005)) U {x3,6(0.995) ; 00)
0; 81.1329) U (138.6506 ; 00)

9 qchisq(alpha / 2, n - 1) # 166.2201
10 qchisq(1 - alpha / 2, n - 1) # 273.2856

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky fyr = 154.7599 néalezi do kritického oboru, tj. fiyr € W, Hy zamitame
na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

4. Testovani intervalem spolehlivosti



e Interval spolehlivosti

n—1)s (n—1)s?
<X'n, 1 ( 1_04/2) Xn- 1(04/2))

(217 — 1)6.3703982 (217 — 1)6.370398
( 217 1 1—001/2) X%l? 1(0.01/2) )

216 x 40.58197 216 x 40. 58197)
X316(0.995) 7 x3,5(0.005)
8765.706 8765. 706)

273.2856 * 166.2201
(32.07524, 52.7355)

11 dh <- (n - 1) * s ~ 2 / qchisq(1 - alpha / 2, n - 1) # 32.07525
12 hh <- (n - 1) * s = 2 / qgchisq(alpha / 2, n - 1) # 52.73553

e Zavér testovani
Protoze 03 = 7.526% = 56.64068 nendlez{ do Waldova 99% empirického oboustranného intervalu spoleh-
livosti, tj. 03 = 56.64068 ¢ IS, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = 2min{Pr(Fyw < fw), Pr(Fw > fw)}
=2min{Pr(Fw < fw), 1 — Pr(Fw < fw)}
= 2min{Pr(Fy < 154.7599), 1 — Pr(Fyy < 154.7599)}
= 2min{0.00057779, 0.9994222}
=2 x 0.00057779 = 0.00115558 = 0.001156

13 p.hodnota <- 2 * min (pchisq(fw, n - 1), 1 - pchisq(fw, n - 1)) # 0.00115558

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.001156 je mensi nez o = 0.01, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

6. Interpretace vysledku
Za zakladé vsech tii typu testovani zamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti o = 0.01. Mezi
rozptyly nejvétsi délky mozkovny muzu starovéké a novoveéké egyptské populace existuje statisticky vyznamny
rozdil.

Pozndmka: Test rozptylu o2 mizeme provést pomoci funkce varTest() z knihovny EnvStats. Vstupnimi parametry
budou vektor reprezentujicf ndhodny vybér (skull.LM), hodnota parametru o3 z nulové hypotézy zadand argumentem
sigma.squared = 7.5262, hodnota hladiny vyznamnosti a zadand prostfednictvim koeficientu spolehlivosti 1 — o
nastavenim hodnoty argumentu conf.level = 0.99 a typ zvolené alternativn{ hypotézy (oboustrannd) zadany pomoci
argumentu alternative = "two.sided'.

14 EnvStats::varTest(skull.LM, sigma.squared = 7.526 ~ 2, conf.level = 0.99, alt = ’two.
sided’)

Soucésti vystupu je hodnota vybérového rozptylu variance = 40.58197, hodnota testovaci statistiky Chi-squared =
154.76, pocet stupnu volnosti Studentova rozdéleni df = 216, hranice 95% Waldova empirického oboustranného



Chi-Squared Test on Variance

data: skull.LM
Chi-Squared = 154.76, df = 216, p-value = 0.001156
alternative hypothesis: true variance is not equal to 56.64068
99 percent confidence interval:
32.07525 52.73553
sample estimates:
variance
40.58197

intervalu spolehlivosti 32.07525 a 52.73553 a p-hodnota p-value = 0.001156. Jediné, co musime stanovit zvlast, jsou
dolni a horni hranice kritického oboru. *
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Piiklad 7.2. Test o rozptylu o2 (pravostranna alternativa)

Méjme datovy soubor 19-more-samples-correlations-skull.txt a proménnou nose.B popisujici §itku nosu v mm muzi z
némecké, malajské, ¢inské, perudnské a bantuské populace (viz sekce ??). Ddle mame k dispozici idaje o §ifce nosu
muzu a zen z pozdné stiedovéké a novovéké populace Polska z lokality Lekno (m,, = 25.60 mm, s, = 2.32mm,
Ny, = 59, my = 24.70mm, sy = 2.52mm, n; = 30, Piontek et al. (2008)). Na hladiné vyznamnosti o« = 0.05 testujte
hypotézu, ze rozptyl §ifky nosu muzu némecké populace je mensi nez rozptyl sitky nosu muzu polské populace z
lokality Lekno.

Reseni piikladu 7.2

Pomoci piikazu read.delim() nac¢teme datovy soubor a pomoci operdtoru [] vybereme z datové tabulky naméfené
hodnoty nejvétsich délek mozkovny (skull.L) muza (sex == 'm’). Nakonec piikazem na.omit() odstranime z vektoru
namétenych hodnot chybéjici idaje a pifkazem length() zjistime rozsah ndhodného vybéru.

<- read.delim(’00-Data//19-more-samples-correlations-skull.txt’)
.BN <- data[data$pop == ’nem’, ’nose.B’]

.BN <- na.omit(nose.BN)

length (nose.BN) # 20

data
nose
nose
n <-

Datovy soubor obsahuje idaje o sifce nosu 20 muzi némecké populace.

Nagim tikolem ze zaddni je porovnat rozptyly némecké a polské populace, pficemz u muzu z némecké populace mame
k dispozici namétfené hodnoty. Na zdkladé téchto hodnot muzeme zjistit, zda ndhodny vybér pochézi z norméalniho
rozdéleni, tj. zda ndhodné veli¢ina X popisujici §iifku nosu muzu némecké populace pochézi z norméalniho rozdéleni,
tj. X ~ N(u,0?). Druh4, polské populace z lokality Lekno je reprezentovéna pouze hodnotou aritmetického priméru
(my, = 25.60mm), smérodatnou odchylkou (s, = 2.32mm) a poétem pozorovéni (n,, = 59). O jejim rozdéleni
piesnéjsi informace neméme. Regeni pifkladu tedy vede na situaci, kdy rozptyl jednoho ndhodného vybéru po-
rovnavame s konkrétnim é&islem, tedy na jednovybérovy test o rozptylu o2. Pied pouzitim testu musime nejprve
oveérit predpoklad normaéalniho rozdéleni ndhodného vybéru $ifek nosu némecké populace.

Hladinu vyznamnosti « pro test normality zvolime o = 0.05. Jelikoz rozsah ndhodného vybéru je mensi nez 30,
ovéfime predpoklad normality Shapirovym-Wilkovym testem. Grafické ovéfeni provedeme na zakladé QQ-diagramu
a histogramu superponovaného kfivkou normalniho rozdéleni, jejiz parametry odhadneme pomoci vybérového
pruméru a vybérového rozptylu (viz obrazek 2). Datovy soubor rozdélime do péti ekvidistatnich intervalu s irkou
3 mm prostiednictvim stanovenych hranic 17,19,...,32.
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Obrézek 2: Histogram a QQ-diagram $ifky nosu muzu némecké populace

Protoze p-hodnota = 0.5899 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitame na hladiné vyznamnosti
« = 0.05. Z histogramu na obrazku 2 vidime, ze naméiené hodnoty celkem vérné kopiruji tvar teoretické kiivky hus-
toty normalniho rozdéleni. Ani na QQ-diagramu neni zfejmé zadné odchyleni bodu od referen¢ni kiivky. Ndhodny



vybér §ifek nosu muzu z némecké populace pochédzi z normélniho rozdéleni.

Protoze ndhodny vybér pochézi z normalniho rozdéleni, muzeme hypotézu ze zadani ovérit pomoci parametrického
testu o rozptylu o2. Nasim tikolem je otestovat hypotézu, Ze rozptyl sfiky nosu muzi némecké populace je mensi
nez rozptyl u muzu pozdné stfedovéké a novovéku polské populace z lokality Lekno. Protoze hypotézou myslime
vzdy nulovou hypotézu, bude pfedchozi véta znénim nulové hypotézy. V ramci nulové hypotézy potom testujeme,
zda je rozptyl $itky nosu muzu némecké populace mensi nebo roven rozptylu u muzu pozdné stiedovéké a novovéku
polské populace z lokality Lekno, nebot rovnost je vidy soucasti nulové hypotézy. Alternativni hypotézu potom
sestavime tak, aby byla dopliikem nulové hypotézy.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
o : Rozptyl sirky nosu muzi némecké populace je mensi nebo rovny rozptylu $irky nosu muzi pozdné
stredovéké a novovéku polské populace z lokality Lekno.
H; : Rozptyl sitky nosu muzi némecké populace je vétsi nez rozptyl $irky nosu muziu pozdné stredovéké a
novovéeku polské populace z lokality Lekno.
e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy: 0% <0}, kde 03 = 2.322
Hi : 02 > 02, kde 0% = 2.32? (pravostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

o Testovaci statistika

(n—1)S> (20 —1)2.4192212 19 x 5.85263

- = = 20.65992.
o2 2.322 5.3824

Fy =

30 alpha <- 0.05

31 sigma_0 <- 2.32

32 s <- sd(nose.BN)

33 fw <- ((n - 1) * s ° 2) / (sigma_0 ~ 2) # 20.65993

e Kriticky obor

w

(OaXn 1a/2> <X 11—04/2) )
(OaXQO 1(0.05/2)) U (x39-1 (1 = 0.05/2) ; o)
(05 x79(0.025)) U (x34(0.975) ; o0)

= (0; 8.906516) U (32.85233; oo)

34 qchisq(alpha / 2, n - 1) # 8.906516
35 qchisq(1 - alpha / 2, n - 1) # 32.85233

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky fir = 20.6599 nendlezi do kritického oboru, tj. fw ¢ W, Hy
nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti



39

e Interval spolehlivosti

( (n—1)s (n—1)s? >

Xn-1(1 _0‘/2) Xi-1(a/2)

( (20 — 1)2.419221% (20 — 1)2.4192212>
X30-1(1=0.05/2) " x3_,(0.05/2)

19 x 5.852632 19 x 5.852632
X16(0.975) 7 x¥9(0.025) )
111.2 111.2

32.85233 7 8. 906516)

= (3.384844 , 12.48524)

36 dh <- (n - 1) * s -~ 2 / qgchisq(1l - alpha / 2, n - 1) # 3.384844
37 hh <- (n - 1) * s -~ 2 / qchisq(alpha / 2, n - 1) # 12./852/

e Zavér testovani
Protoze o2 = 2.32? = 5.3824 ndlez{ do Waldova 95% empirického levostranného intervalu spolehlivosti,
tj. 02 = 5.3824 € IS, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou
e p-hodnota
p-hodnota = Pr(Fy > fi)
=1-Pr(Fw < fw)
=1-—Pr(Fw < 20.65993)}
= 0.355892 = 0.3559

38 p.hodnota <- 1 - pchisq(fw, n - 1) # 0.355892

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.3559 je vétsi nez o = 0.05, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o« = 0.05.

6. Interpretace vysledku
Na zdkladé vSech t¥i typu testovani nezamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti @ = 0.05. Zde
je dulezité si uvédomit, ze pokud nulovou hypotézu nezamitdme, neznamend to, Ze nulova hypotéza plati.
Pouze nemame dostatek indicii k zamitnuti této hypotézy ve prospéch hypotézy alternativni. Proto jediny
relevantni zavér, ktery z testovani vyplyva je, ze namérend data nepodporila znéni alternativni hypotézy, tedy
ze ozptyl sitky nosu muzu némecké populace neni statisticky vyznamné vétsi nez rozptyl sitky nosu muzua
pozdné stredovéké a novovéké polské populace z lokality Lekno.
Pozndmka: Test rozptylu o mitzeme provést pomoci funkce varTest() z knihovny EnvStats. Vstupnimi parametry
budou vektor reprezentujicf ndhodny vybér (nose.BN), hodnota parametru o3 z nulové hypotézy zadand argumentem
sigma.squared = 2.322, hodnota hladiny vyznamnosti o zadans prostfednictvim koeficientu spolehlivosti 1 — «
(argument conf.level = 0.95) a typ zvolené alternativni hypotézy (pravostrannd; argument alternative = 'greater’).

EnvStats::varTest (nose.BN, sigma.squared = 2.32 ~ 2, conf.level = 0.95, alt = ’greater’)

Soucésti vystupu je hodnota vybérového rozptylu variance = 5.852632, hodnota testovaci statistiky Chi-squared
= 20.66, pocet stuprnu volnosti Studentova rozdéleni df = 19, hranice 95% Waldova empirického levostranného
intervalu spolehlivosti 3.689018 a Inf a p-hodnota p-value = 0.3559. Jediné, co musime stanovit zvl4st, jsou dolni a
horni hranice kritického oboru. *



Chi-Squared Test on Variance

data: nose.BN

Chi-Squared = 20.66, df = 19, p-value = 0.3559

alternative hypothesis: true variance is greater than 5.3824
95 percent confidence interval:

3.689018 Inf
sample estimates:
variance
5.852632
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Piiklad 7.3. Test o rozptylu o2 (levostrannd alternativa)

Méjme datovy soubor 18-more-samples-variances-clavicle.txt a proménnou cla.L popisujici nejvétsi délku kliéni kosti
z pravé strany v mm (viz sekce ??). Déle mdme k dispozici idaje o nejvétsi délee klien{ kosti z pravé strany muzu
z populace severozdpadn{ Indie (my,; = 146.89 mm, $,,; = 9.23 mm, n,q,; = 100, Kaur et al. (1997)). Na hladiné
vyznamnosti o = 0.05 zjistéte, zda je rozptyl nejvétsi délky kli¢ni kosti z pravé strany u muzu populace z Amritsaru
mensi nez rozptyl nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany muzu populace severozapadni Indie.

Reseni piikladu 7.3

Piikazem read.delim() nacteme datovy soubor a pomoci operdtoru [] vybereme z datové tabulky naméfené délky
klién{ kosti (cla.L) muzu populace z Amritsaru (pop == 'ind1’"). Nakonec z vektoru namétrenych hodnot odstranime
chybéjici idaje (na.omit()) a zjistime jeho délku (length()).

data <- read.delim(’00-Data//18-more-samples-variances-clavicle.txt’)
data <- na.omit (data)

cla.LI <- data[data$pop == ’indl’, ’cla.L’]

n <- length(cla.LI) # 120

Datovy soubor obsahuje tidaje o délce kli¢ni kosti z pravé strany u 120 muzu populace z Amritsaru.

Nasim tkolem ze zadani je porovnat rozptyly dvou indickych populaci, pficemz u muzu z populace z Amritsaru
zname naméfené hodnoty. Na zdkladé téchto hodnot muzeme zjistit, zda ndhodny vybér pochazi z normélniho
rozdéleni. Druhd populace, a sice ze sevenri Indie je reprezentovana pouze hodnotou aritmetického pruméru (my,; =
146.89 mm), smérodatnou odchylkou (s,,; = 9.23mm) a poctem pozorovani (n,.,; = 100). O jejim rozdéleni
piesnéjsi informace neméame. Resen{ pifkladu vede na pifpad, kdy rozptyl jednoho ndhodného vybéru porovnavime
s konkrétnim ¢islem, tedy na jednovybérovy test o rozptylu o2. Predpokladem k pouziti tohoto testu je normalita
nahodného vybéru délek klicnich kosti z pravé strany u muzu z populace z Amritsaru. Pfed pouzitim testu je tfeba
tento predpoklad oveérit.

Jelikoz rozsah ndhodného vybéru je vétsi nez 30, ovéiime piedpoklad normality Lillieforsovym testem (o = 0.05).
Grafické ovéreni provedeme QQ-diagramem a histogramem (viz obrdzek 3). Datovy soubor rozdélime do osmi

ekvidistatnich intervala s sitkou 6 mm prostiednictvim stanovenych hranic 122,130, ...,170.
0.06 170
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teoreticky kvantil
délka klicni kosti z pravé strany (v mm) Lillieforsdv test: p—hodnota 6.0956

Obrézek 3: Histogram a QQ-diagram nejvétsi délky klicni kosti z pravé strany u muzu z populace v Amritsaru

Protoze p-hodnota = 0.0956 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z histogramu na obrazku 3 vidime, ze naméfené hodnoty kopiruji vhodné tvar kiivky hustoty normélniho
rozdéleni. Na QQ-diagramu je zfejmy trend odlehlosti bodu od referen¢ni kiivky na pravé i levé strané. Tato od-
lehlost vSak neni fatalni pro predpoklad normality ndhodého vybéru. Nahodny vybér délek klicnich kosti z pravé
strany u muzu z populace z Amritsaru pochéazi z normalniho rozdéleni.

10



Jelikoz je predpoklad normality ndhodného vybéru splnén, muzeme hypotézu ze zadani otestovat pomoci paramet-
rického testu o rozptylu o2. Nasim tikolem je zjistit, zda je rozptyl nejvétsi délky klién{ kosti z pravé strany u muzi
populace z Amritsaru mensi nez rozptyl nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany muzu populace severozapadni
Indie. Tato véta je znénim alternativni hypotézy. Nulovou hypotézu stanovime jako doplnék k tomuto tvrzeni.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Rozptyl nejvetsi délky klicnd kosti z pravé strany u muzu populace z Amritsaru je vétsi nebo roven
rozptylu nejuétsi délky klicni kosti z pravé strany muzu z populace severozdpadni Indie.
Hy : Rozptyl nejvétsi délky klicni kosti z pravé strany uw muzu populace z Amritsaru je mensi nez rozptyl
nejuetsi délky klicni kosti z pravé strany muzu z populace severozapadni Indie.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy:0%2> 087 kde 0[2) = 9.232
Hy : 02 <0}, kde 02 = 9.23? (levostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika
n — l)S2 B (120 — 1)8.7334322 119 x 76.27283

= = = 106.5402.
o} 9.232 85.1929

Fy =

55 alpha <- 0.05

56 sigma_0 <- 9.23

57 s <- sd(cla.LI)

58 fw <- ((n - 1) *x s = 2) / (sigma_0 =~ 2) # 106.5402

e Kriticky obor

W= (0; Xif1(0‘)>

= (0; X%20—1(0~05)>
= (0; 94.8112)

59 qchisq(alpha, n - 1) # 94.8112/

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky fiy = 106.5402 nendlezi do kritického oboru, tj. fiw ¢ W, Hy
nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

n—1)s
0 X(EL 1(/2) )
(120 — 1)8. 7334322>
’ X120 1(0.05)
119 x 76. 27283)

0=
(
( 94.81124

= (0, 95.73197)

o

0,

11



62

60 hh <- (n - 1) * s - 2 / qchisq(alpha, n - 1) # 295.73197

e Zavér testovani
Protoze o2 = 9.23% = 85.1929 nélez{ do Waldova 95% empirického pravostranného intervalu spolehlivosti,
tj. 02 = 85.1929 € IS, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Ty < 106.5402) = 0.2135755 = 0.2136

61 p.hodnota <- pchisq(fw, n - 1) # 0.2135755

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.2136 je vétsi nez a = 0.05, Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

6. Interpretace vysledku
Za zékladé vsech tif typu testovani nezamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Rozptyl
nejveétsi délky kliéni kosti z pravé strany u muzu z populace z Amritsaru neni statisticky vyznamné mensi nez
rozptyl délky kliéni kosti z pravé strany u muzu z populace severozapadni Indie.

Pozndmka: Test rozptylu o mitzeme provést pomoci funkce varTest() z knihovny EnvStats. Vstupnimi parametry
budou vektor reprezentujici ndhodny vybér (cla.Ll), hodnota parametru o2 (argument sigma.squared = 9.23%),
hodnota hladiny vyznamnosti « zadand prostiednictvim koeficientu spolehlivosti 1 — a (argument conf.level = 0.95)
a typ zvolené alternativni hypotézy (levostrannd; argument alternative = 'less’).

EnvStats::varTest(cla.LI, sigma.squared = 9.2372 , alt = ’less’)

Chi-Squared Test on Variance

data: cla.LI
Chi-Squared = 106.54, df = 119, p-value = 0.2136
alternative hypothesis: true variance is less than 85.1929
95 percent confidence interval:
0.00000 95.73197
sample estimates:
variance
76.27283

Soucasti vystupu je hodnota vybérového rozptylu variance = 76.27283, hodnota testovaci statistiky Chi-squared
= 106.54, pocet stupiu volnosti Studentova rozdéleni df = 119, hranice 95% Waldova empirického pravostranného
intervalu spolehlivosti 0 a 95.73197 a p-hodnota p-value = 0.2136. Jediné, co musime stanovit zvlast, je horn{ hranice
kritického oboru. *
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Priklad 7.4. Test o rozptylu o (nesplnéni pifedpokladi)

Méjme datovy soubor 18-more-samples-variances-clavicle.txt a proménnou cla.L popisujici nejvétsi délku kliéni kosti
z pravé strany v mm (viz sekce ??). Déle mdme k dispozici idaje o nejvétsi délee klien{ kosti z pravé strany muzu
z populace severn{ Indie (m,; = 148.0mm, s,; = 8.60 mm, n,; = 260, Jit, Sahni (1983)). Na hladiné vyznamnosti
a = 0.05 testujte hypotézu, ze rozptyl nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany u muzi populace z Varanasi je vétsi
nebo rovny rozptylu nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany muzu populace severni Indie.

Reseni piikladu 7.4

Nacteme datovy soubor a vybereme z datové tabulky naméfené délky kliéni kosti (cla.L) muzu populace z Varanasi
(pop == 'ind2"). Nakonec z vektoru naméfenych hodnot odstranime chybéjic{ ddaje a zjistime rozsah ndhodného
vybéru.

data <- read.delim(’00-Data//18-more-samples-variances-clavicle.txt’)
cla.LV <- datal[data$pop == ’ind2’, ’cla.L’]

cla.LV <- as.numeric(mna.omit(cla.LV))

n <- length(cla.LV) # 81

Datovy soubor obsahuje tdaje o délce kli¢ni kosti z pravé strany u 81 muzu populace z Varanasi.

Nasim ukolem ze zadani je porovnat rozptyly dvou indickych populaci, pficemz u muzu z populace z Varanasi zname
naméiené hodnoty. Populace muzu ze severni Indie je naproti tomu reprezentovana pouze hodnotou aritmetického
priméru (m,; = 148.00mm) a smérodatnou odchylkou (s,; = 8.60 mm).Reseni piikladu vede na piipad, kdy
rozptyl jednoho ndhodného vybéru porovnavame s konkrétnim éislem, tedy na jednovybérovy test o rozptylu o2.
Pred pouzitim testu ovérime predpoklad normality ndhodného vybéru délek klicnich kosti z pravé strany u muzu
populace z Varanasi.

Piedpoklad normality ovéfime Lillieforsovym testem (o = 0.05), QQ-diagramem a histogramem (viz obrdzek
4). Datovy soubor rozdélime do sedmi ekvidistatnich intervalu s sitkou 6 mm prostfednictvim stanovenych hranic

124,130, . .., 166.
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délka klicni kosti z pravé strany (v mm) Lillieforsdv test: p—hodnota 8.0274

Obrazek 4: Histogram a QQ-diagram nejveétsi délky kliéni kosti z pravé strany u muzu z populace z Varanasi

Protoze p-hodnota = 0.0274 je mensi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat zamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z histogramu na obrazku 4 vidime posunuti histogramu doleva oproti kfivce hustoty norméalniho rozdéleni
a vyraznou Spic¢atost ndhodného vybéru (be = 0.2361). Z QQ-diagramu je ziejmé piichylnost bodu k referenéni
piimce pouze ve stiedové oblasti grafu. Vsechny tyto aspekty podporuji vysledek Lillieforsova testu. Nahodny
vybér délek kli¢nich kosti z pravé strany u muzu z populace z Varanasi nepochézi z norméalniho rozdéleni.
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Jelikoz je predpoklad normality ndhodného vybéru neni splnén, nemuzeme hypotézu o rozptylu uvedenou v zaddni
ptikladu otestovat pomoci parametrického testu o rozptylu. *

14



79
80
81
82

Priklad 7.5. Test o smérodatné odchylce o (oboustrannd alternativa)

Méjme datovy soubor ll-two-samples-means-skull.txt a proménnou skull.H popisujici basion—bregmatickou vysku
lebky v mm jedincu starovéké egyptské populace (viz sekce ?7?). Ddle méme k dispozici idaje o basion—bregmatické
vysce lebky muzu novovéké egyptské populace (m,, = 133.977mm, s,, = 5.171mm, n,, = 87). Na hladiné
vyznamnosti = 0.05 zjistéte, zda jsou smérodatné odchylky basion-bregmatické vysky lebky muzu staroveké
a novovéké egyptské populace shodné.

Reseni piikladu 7.5

Nejprve nacteme datovy soubor. Pomoci operdtoru [| vybereme z datové tabulky naméfené basion—bregmatické
vysky lebky (skull.H) muzti (sex == 'm’'). Nakonec z vektoru nameéfenych hodnot odstranime chybéjici idaje a
zjistime pocet nameéienych udaju.

data <- read.delim(’00-Data//11-two-samples-means-skull.txt’)
skull .HM <- datal[data$sex == ’m’, ’skull.H’]

skull .HM <- as.numeric(na.omit (skull.HM))

n <- length(skull.HM) # 215

Datovy soubor obsahuje tidaje o basion-bregmatické vysce lebky 215 muzu starovéké egyptské populace.

Nasim tkolem ze zadani je porovnat smérodatné odchylky dvou egyptskych populaci, pficemz u muzu ze starovéké
egyptské populace mame k dispozici namérené hodnoty. Na zdkladé téchto hodnot muzeme zjistit, zda nadhodny
vybér pochazi z norméalniho rozdéleni. Druha, novovéka egypska populace je reprezentovéna pouze hodnotou aritme-
mace nemame. V ramci piikladu tedy porovnavame smérodatnou odchylku jednoho nahodného vybéru s konkrétnim
¢islem. K tomu, po vhodné modifikaci nulové a alternativni hypotézy, pouzijeme jednovybérovy test o rozptylu o2.
Jedinym predpokladem k pouziti tohoto testu je normalni rozdéleni ndhodného vybéru basion-bregmatickych vysek
lebky muzu starovéké egyptské populace. Ped pouzitim testu tedy tento predpoklad ovéiime.

Vzhledem k rozsahu ndhodného vybéru ovérime predpoklad normality Lillieforsovym testem (o = 0.05). Graficky
zhodnotime ndhodny vybér QQ-diagramem a histogramem (viz obrézek 5). Datovy soubor rozdélime do deviti

ekvidistatnich intervala s sitkou 3 mm prostiednictvim stanovenych hranic 119,122, ..., 146.
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basion—-bregmaticka vyska lebky (v mm) Lillieforsdv test: p—hodnota 6.1263

Obrézek 5: Histogram a QQ-diagram basion—bregmatické vysky lebky muzi starovéké egyptské populace
Protoze p-hodnota = 0.1263 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z histogramu na obrazku 5 vidime, ze naméfené hodnoty vérné kopiruji tvar kiivky hustoty normélniho
rozdéleni. Na QQ-diagramu je viditelnd piichylnost bodu k referen¢ni kiivce. Ndhodny vybér basion—bregmatické

vysky lebky muzu ze starovéké egyptské populace tedy pochédzi z normélniho rozdéleni.

Protoze nahodny vybér pochazi z norméalniho rozdéleni, muzeme hypotézu ze zadéni otestovat pomoci paramet-
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rického testu. Nasim tkolem je zjistit, zda jsou smérodatné odchylky basion—bregmatické vysky lebky muzu sta-
rovéké a novoveké egyptské populace shodné. Jelikoz rozptyl neni nic jiného nez mocnina smérodatné odchylky,
muzeme bez ijmy na obecnosti znéni této véty modifikovat na otazku, zda jsou rozptyly basion—bregmatické vysky
lebky muzii starovéké a novovéké egyptské populace shodné. Tato véta potom bude souédsti Hy, nebot shoda im-
plikuje rovnost a rovnost je vzdy soucasti nulové hypotézy. Alternativni hypotézu potom stanovime jako doplnék
nulové hypotézy.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Rozptyl basion—bregmatické vijsky lebky muzi starovéké egyptské populace a rozptyl basion—bregmatické
vysky lebky novovéké eqyptské populace jsou shodné.
Hy : Rozptyl basion—bregmatické vysky lebky muzi starovéké eqyptské populace a rozptyl basion—bregmatické
vysky lebky novoveké eqyptské populace nejsou shodné.

° matematické formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : 0' = UO, kde 00 =5.1712
Hy : 02 # 02, kde 02 = 5.1712 (oboustrann4 alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

(n—1)S? (215 —1)4.835494% 214 x 23.382
oz 5.1712 -~ 26.73924

Fw = = 187.1313.

83 alpha <- 0.05

84 sigma_0 <- 5.171

85 s <- sd(skull.HM)

86 fw <- ((n - 1) * s = 2) / (sigma_0 -~ 2) # 187.1313

e Kriticky obor

w

(05 x4 (/2)) U (xi_1 (1 — a/2); o00)

(0, X215 1(0. 05/2)> <X§1571(1 —0.05/2); OO)
(0;

= (0;

05 X314(0.025)) U (x314(0.975) ; 00)
0; 175.3782) U (256.4079 ; 00)

87 «qchisq(alpha / 2, n - 1) # 175.3782
88 qchisq(1l - alpha / 2, n - 1) # 256.4079

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky fiy = 187.1313 nendlezi do kritického oboru, tj. fiwr ¢ W, Hy
nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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e Interval spolehlivosti

(n—1)s (n—1)s?
Xp—q(1— 04/2) Xi— 1(04/2))

(215 — 1 4.835494% (215 — 1)4.8354942
X215 1(1-0.05/2) " X§15 1(0.05/2) >

(214 x 23.382 214 x 23. 382)

X214 0.975) ’ X214(0~025)
5003.748 5003. 748)

256.4079 " 175.3782
= (19.5148, 28.53119)

qchisq(1 - alpha / 2, n - 1) # 19.5148

89 dh <- (n - 1) * s ~ 2 /
2 / qchisq(alpha / 2, n - 1) # 28.5312

90 hh <- (n - 1) *x s ~

e Zavér testovani
Protoze 02 = 5.1712? = 26.7392 nalezi do Waldova 95% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti,
tj. 0% = 26.73924 € 1S, Hy nezamitdme na hlading vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = 2min{Pr(Fyw < fw), 1 —Pr(Fw < fw)}
— 2min{Pr(Ty < 187.1313), 1 — Pr(Ty < 187.1313)}
= 2min{0.09260461 , 0.9073954}
=2 x0.09260461 = 0.1852092 = 0.1852

91 p.hodnota <- 2 * min (pchisq(fw, n - 1), 1 - pchisq(fw, n - 1)) # 0.1852092

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.1852 je vétsi nez o = 0.05, Hp nezamitame na hladiné vyznamnosti o« = 0.05.

6. Interpretace vysledki
Za zakladé v8ech ti{ typu testovdni nezamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti a« = 0.05. Mezi
rozptyly basion-bregmatické vysky lebky muzu starovéké a novovéké egyptské populace neexistuje statis-
ticky vyznamny rozdil. Vysledny zdvér muzeme bez djmy na obecnosti modifikovat na zavér tykajici se
smérodatné odchylky. Mezi smérodatnymi odchylkami basion-bregmatické vysky lebky muzu starovéké a no-
voveké egyptské populace neexistuje statisticky vyznamny rozdil.

Pozndmka: Test o smérodatné odchylce o muzeme, analogicky jako test o rozptylu o2, provést pomoci funkce
varTest() s vstupnim vektorem dat skull.HM a argumenty sigma.squared = 5.1712, conf.level = 0.95 a alternative =
"two.sided’.

92 EnvStats::varTest (skull.HM, sigma.squared = 5.171°2 , alt = ’two.sided’)
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Chi-Squared Test on Variance

data: skull.HM
Chi-Squared = 187.13, df = 214, p-value = 0.1852
alternative hypothesis: true variance is not equal to 26.73924
95 percent confidence interval:
19.5148 28.5312
sample estimates:
variance
23.382
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Priklad 7.6. Test o smérodatné odchylce o (pravostrannd alternativa)

Meéjme datovy soubor 03-paired-means-clavicle2.txt sestavajici z osteometrickych dat kliéni kosti anglického souboru
dokumentovanych skeletu (Parsons, 1916; viz sekce ?7?). Ddle mdme k dispozici idaje o nejvétsi délce kliéni kosti
z pravé strany u muzskych a zenskych skeletu ze stfedovéké anglické populace (m,, = 148.7mm, s, = 8.5 mm,
Ny, = 25, my = 133.9mm, sy = 6.7mm, ny = 23, Atterton et al. (2016)). Na hladiné vyznamnosti a = 0.10 zjistéte,
zda je smérodatna odchylka nejvétsi nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany u zen z anglického souboru dokumen-
tovanych skeletu vétsi nez smérodatné odchylka nejvétsi délky kliéni kosti u zen stiedovéké anglické populace.

Reseni ptikladu 7.6
Naé¢teme datovy soubor a z datové tabulky vybereme idaje o nejvétsi déce klieni kosti z pravé strany (length.R) u
zen (sex == 'f"). Z vektoru hodnot nédsledné odstranime chybéjici hodnoty a zjistime rozsah ndhodného vybéru.

data <- read.delim(’00-Data//03-paired-means-clavicle2.txt’)
length .RF <- datal[data$sex == ’f’, ’length.R’]

length.RF <- as.numeric(na.omit(length.RF))

n <- length(length.RF) # 50

Datovy soubor obsahuje 50 udaju o nejvétsi délce kliéni kosti z pravé strany u zen.

Nasim tkolem je porovnat smérodatné odchylky dvou anglickych populaci, pficemz u zen z anglického souboru
dokumentovanych skeleti mame k dispozici naméfené hodnoty. Na zdkladé téchto hodnot muzeme zjistit, zda
nahodny vybér pochazi z normalniho rozdéleni. Oproti tomu stfedovéka anglickd populace je reprezentovana pouze
hodnotou aritmetického prumeéru (m; = 133.9mm), smérodatnou odchylkou (s; = 6.7mm) a po¢tem pozorovani
(ny = 23). O jejim rozdéleni pfesnéjsi informace nemame. Resen{ pifkladu tedy vede na situaci, kdy porovnavime
smérodatnou odchylku jednoho ndhodného vybéru s konkrétnim ¢éislem. K tomu po modifikaci nulové a alternativni
hyotézy pouzijeme jednovybérovy test o rozptylu o2. Pied pouzitim testu ovéifme splnéni piedpokladu o normalité
ndhodného vybéru nejvétsich délek klicnich kosti z pravé strany u zen ze souboru dokumentovanych skeletu.

Piedpoklad normality ovéffme Lillieforsovym testem (a = 0.05), QQ-diagramem a histogramem (obrézek 6).
Datovy soubor rozdélime do sedmi ekvidistatnich intervalu s sifkou 4mm prostfednictvim stanovenych hranic
123,129, ...,165.
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Obrazek 6: Histogram a QQ-diagram nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany u zen z anglického souboru doku-
mentovanych skelett

Protoze p-hodnota = 0.0720 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z histogramu na obrazku 6 vidime, ze naméfené hodnoty maji tvar charakteristicky pro normaélni rozdélent,
pouze jsou oproti teoretické kiivce normalniho rozdéleni posunuté doleva. Na QQ-diagramu je ziejmé odchyleni
bodu od referen¢ni kiivky na levém i pravém chvostu. Podle Lillieforsova testu nemd vsak toto odchyleni statisticky

PN

vyznamny vliv na normalni rozdéleni ndhodného vybéru. Ndhodny vybér nejvétsich délekm klicnich kosti z pravé
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strany u Zen z anglického souboru dokumentovanych skeletu pochézi z norméalniho rozdéleni.

Jelikoz ndhodny vybér pochédzi z normélniho rozdéleni, muzeme otdzku ze zadani provéfit pomoci parametrického
testu. Nasim tkolem je zjistit, zda je smérodatnd odchylka nejvétsi délky kli¢ni kosti z pravé strany u zen z
anglického dokumentovaného soubru skelett vétsi nez smérodatna odchylka nejvétsi délky kliéni kosti zpravé strany
u zen stiedovéké anglické populace. Tato véta bude znénim alternativni hypotézy. Bez ijmy na obecnosti muzeme
znéni alternativni hypotézy modifikovat na tvrzeni o rozptylu, a sice: Rozptyl nejvétsi délky kliéni kosti z pravé
strany u zen z anglického dokumentovaného soubru skeletu je vétsi nez rozptyl nejvétsi délky kliéni kosti zpravé
strany u zen stfedovéké anglické populace. Nulovou hypotézu potom stanovime jako doplnék k alternativni hypotéze.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Rozptyl nejvétsi délky klicnd kosti z pravé strany u Zen z anglického dokumentovaného soubru skeletu
je mensi nebo rovny rozptylu nejuétsi délky klicnd kosti zpravé strany u Zen stredovéké anglické populace.
: Rozptyl nejuétsi délky klicni kosti z pravé strany u Zen z anglického dokumentovaného soubru skeleti

sy o

je vetsz nezZ rozptyl nejvétsi délky klicni kosti zpravé strany u Zen stredovéké anglické populace.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy: 0% <0}, kde 0§ = 6.7°
Hi : 02 > 02, kde 0% = 6.7% (pravostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.10.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

po_ (n=1)S (109 - 1)4.695091% _ 108 x 22.05233
L 5.3612 T 28.74032

= 82.86796 = 82.8680.

108 alpha <- 0.10

109 sigma_0 <- 6.7

110 s <- sd(length.RF)

111 fw <- ((n - 1) *x s =~ 2) / (sigma_0 "~ 2) # 81.90867

e Kriticky obor

W= (xi1(1-0a/2); )

(

{(X0-1(1 = 0.10/2); )
< 2

=

X30(0.95) ; o0)
62.03754; oc)

112 qchisq(1 - alpha, n - 1) # 62.03754

e Zaveér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky fir = 81.90867 nalezi do kritického oboru, tj. fiy € W, Hy zamitame
na hladiné vyznamnosti o = 0.10.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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e Interval spolehlivosti

(n—
2117 e
(50 — 1) 86624692 )

9= (G0 a

(Cama-nm =
-(Caom
~ (s

49 x 75 03837
X49 (0.90) ’ )

3676.88

62.03754 "’ )

(59.26863 , o)

113 dh <- (n - 1) * s - 2 / qchisq(1l - alpha, n - 1) # 59.26863

e Zavér testovani
Protoze o3 = 6.7% = 44.89 nenalez{ do Waldova 90% empirického levostranného intervalu spolehlivosti,
tj. 02 = 44.89 ¢ IS, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.10.

. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = 1 — Pr(Fy < fw) = 1 — Pr(Fy < 81.90867) = 0.002219677 = 0.002220

114 p.hodnota <- 1 - pchisq(fw, n - 1) # 0.002219677

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.00222 je mensi nez « = 0.10, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.10.

. Interpretace vysledka

Za zdkladé vsech t¥{ typu testovdni zamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti « = 0.10. Rozptyl
nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany u Zen z anglického souboru dokumentovanych skeletu je statisticky
vyznamné vétsi nez rozptyl nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany u zen stfedovéké anglické populace. Bez
djmy na obecnosti muzeme tento zavér rozsitit na zavér o smérdatné odchylce: Smérodatna odchylka nejveétsi
délky klicni kosti z pravé strany u zen z anglického souboru dokumentovanych skeletu je statisticky vyznamné
vétsi nez smérodatnad odchylka nejvétsi délky kliéni kosti z pravé strany u zen stiedovéké anglické populace.

Pozndmka: Test o smérodatné odchylce o muzeme, analogicky jako test o rozptylu o2, provést pomoci funkce
varTest() s vstupnim vektorem dat length.RF a argumenty sigma.squared = 6.7%, conf.level = 0.90 a alternative =
'greater’.

115 EnvStats::varTest (length.RF, sigma.squared = 6.7°2, conf.level = 0.90, alt = ’greater’)

*
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Chi-Squared Test on Variance

data: length.RF

Chi-Squared = 81.909, df = 49, p-value
alternative hypothesis: true variance is greater than 44.89

90 percent confidence interval:

59.26863 Inf
sample estimates:
variance
75.03837
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Priklad 7.7. Test o smérodatné odchylce o (levostrannd alternativa)

Méjme datovy soubor 21-goldman-measures.csv a proménnou tibia.LR popisujici nejvétsi délku holenni kosti z pravé
strany v mm u muzskych skelett z Kanérskych ostrovii (viz sekce ??). Dédle méme k dispozici idaje o nejvétsi
délce holenni kosti z pravé strany u muzskych a zenskych skeletu z prehispanského obdobi z ostrova Gran Canaria
(my, = 369.12mm, s, = 26.02mm, n,, = 45; my = 334.71mm, sy = 13.76 mm, ny = 14, Gonsélez-Reimers et
al. (2000)). Na hladiné vyznamnosti o = 0.01 testujte hypotézu, ze nejvétsi délka holenni kosti z pravé strany u
muzskych skelett z Kanarskych ostrovu je vétsi nebo rovna nejvétsi délce holenni kosti u muzskych skeletu z ostrova
Gran Canaria.

Reseni piikladu 7.7

Nejprve nacteme datovy soubor. Pomoci operdtoru [| vybereme z datové tabulky naméfené délky holenni kosti z
pravé strany (tibia.LR) u muzskych skeletu (sex == 'm’) z Kandrskych ostrovi (pop == 'Canary Islander’). Nakonec
z vektoru nameétrenych hodnot odstranime chybéjici idaje a zjistime pocet naméfenych udaju.

data <- read.delim(’00-Data//21-goldman-measures.csv’, sep = ’;’)

tibia.LRM <- data[data$sex == ’m’ & data$pop == ’Canary Islander’, ’tibia.LR’]
tibia.LRM <- as.numeric(na.omit(tibia.LRM))

n <- length(tibia.LRM) # 5

Datovy soubor obsahuje iidaje o délce holenni kosti z pravé strany namérené u péti muzskych skeletu z Kanarskych
ostrovu.

Nasim 1ikolem ze zadani je porovnat smérodatné odchylky populace z Kandrskych ostrovi a z ostrova Gran Canaria,
pricemz u muzskych skeletu z Kanarskych ostrovi mame k dispozici naméfené hodnoty. Na zdkladé téchto hodnot
muzeme zjistit, zda ndhodny vybér pochdzi z normalniho rozdéleni. Naopak populace z ostrova Gran Canaria
je reprezentovéna pouze hodnotou aritmetického pruméru (m,, = 369.12mm), smérodatnou odchylkou (s, =
26.02mm) a poctem pozorovani (n,, = 45). O jejim rozdéleni presnéjsi informace nemdme. V ramci piikladu tedy
porovnavame smérodatnou odchylku jednoho ndhodného vybéru s konkrétnim ¢islem. K tomu, po vhodné modifikaci
nulové a alternativni hypotézy, pouzijeme jednovybérovy test o rozptylu o2. Pied testovanim nulové hypotézy
nejprve ovéiime piredpoklad normality ndhodného vybéru délek holennich kosti z pravé strany u muzskych skeletu
z Kandarskych ostrovi.

Vzhledem k rozsahu ndhodného vybéru ovéifme predpoklad normality Shapirovym-Wilkovym testem (o = 0.05).
Graficky zhodnotime ndhodny vybér QQ-diagramem a histogramem (viz obrdzek 7). Datovy soubor rozdélime do
ti{ ekvidistatnich intervalu s sitkou 13 mm prostiednictvim stanovenych hranic 353, 366, 379 a 392.
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Obrézek 7: Histogram a QQ-diagram nejvétsi délky holenni kosti u muzskych skeletu z Kanéarskych ostrovi

Protoze p-hodnota = 0.1516 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Jelikoz datovy soubor sestava pouze z péti namérenych hodnot, je potfeba mit napaméti, ze pro takto maly
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rozsah ndhodného vybéru je test normality (zde konkrétné Shapiruv-Wilkuv test) velmi benevolentni a hypotézu
o norméalnim rozdéleni ndhodného vybéru zamitd jen v takovych pripadech, kde data normalni rozdéleni vibec
nepripoméanaji. Konkrétnim piikladem muze byt situace, kdy jsou data tvorfena dvéma shluky, jeden je tvoreny
dvéma pozorovanimi, druhy je tvofeny tfemi pozorovanimi a oba shluky jsou od sebe velmi vzdalené. Taktéz je
potieba si uvédomit, ze pfi malém poctu pozorovani nam histogram i QQ-diagram dévaji pouze velmi hruby po-
hled na potencidlni rozdéleni ndhodného vybéru. Ackoli se z obrazku 7 nezda, ze by histogram byl dostatecné dobte
superponovan kiivkou normalniho rozdéleni, v pripadé takto malého poctu pozorovani je situace uspokojujici. Z
QQ-diagramu je potom zjevné, ze body se relativné dobie drz{ v okoli referenéni piimky. Souhlasime tedy se zavérem
Shapirova-Wilkova testu, ze datovy soubor délek holennich kosti z pravé strany u muzskych skeletti z Kanarskych
ostrovu pochdzi z normélniho rozdéleni.

Protoze ndhodny vybér pochdzi z normélniho rozdéleni, muzeme hypotézu ze zadani otestovat pomoci paramet-
rického testu. Nasim tkolem je otestovat, zda je smérodatnéd odchylka nejvétsi délky holenni kosti z pravé strany u
muzskych skeletu z Kanarskych ostrovii vétsi nebo rovna smérodatné odchylce nejvétsi délky holenni kosti z pravé
strany u muzskych skeletu z ostrova Gran Canaria. Tato véta je znénim nulové hypotézy. Navedou néds na to dvé
indicie. Jednak slovo otestovat je vzdy spjato s nulovou hypotézou a navic zminiovand rovnost je vzdy soucasti nu-
lové hypotézy. Nyni si sta¢i uvédomit, ze rozptyl neni nic jiného nez mocnina smérodatné odchylky, muzeme proto
bez jmy na obecnosti znéni nulové hypotézy modifikovat tak, ze slovni spojeni ,, smérodatnd odchylka“ nahradime
slovem , rozptyl“. Alternativni hypotézu potom stanovime jako doplnék nulové hypotézy.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Rozptyl nejuétsi délky holenni kosti z pravé strany u muzskijch skeletu z Kandrskiyjch ostrovi je vétsi
nebo roven rozptylu nejvétsi délky holenni kosti z pravé strany u muzskijch skeletu z ostrova Gran Canaria.
H; : Rozptyl nejuétsi délky holenni kosti z pravé strany u muZskyjch skeletu z Kandrskiyjch ostrovi je mensi
nez rozptyl nejuétsi délky holenni kosti z pravé strany u muZskijch skeletu z ostrova Gran Canaria.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy: 0% > o}, kde 03 = 26.022
H : 0% < 0}, kde 0 = 26.02% (levostranna alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako o = 0.01.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

po_ (n=1)8” (5 1)16.87306% _ 4 x 284.7002
L 26.022 ~677.0404

= 1.682028.

131 alpha <- 0.01

132 sigma_0 <- 26.02

133 s <- sd(tibia.LRM)

134 fw <- ((n - 1) *x s = 2) / (sigma_0 ~ 2) # 1.682027

e Kriticky obor
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135 qchisq(alpha, n - 1) # 0.2971095

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky fir = 1.68203 nendlez{ do kritického oboru, tj. fw ¢ W, Hj
nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti Oproti levostranné alternativé postavime pravostranny 99% interval spolehli-
vosti.

0.0 = (0, B2

Xn—1(04)
_ (0 (5 — 1)16.873062>
" X2, (0.01)
4 x 284.7002
N ( " x3(0.01) )

_(, 11383801
~ 7 0.2971095

= (0, 3832.934)

136 hh <- (n - 1) * s -~ 2 / qchisq(alpha, n - 1) # 3832.931

e Zavér testovani
Protoze o = 26.022 = 677.0404 nélezi do Waldova 99% empirického pravostranného intervalu spolehli-
vosti, tj. 08 = 677.0404 € IS, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Fw < fw)
— Pr(Fyy < 1.682027)
= 0.2060201 = 0.2060

137 p.hodnota <- pchisq(fw, n - 1) # 0.2060201

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.2060 je vétsi nez o = 0.01, Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

6. Interpretace vysledku
Na zdkladé vSech t#{ typu testovdni nezamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti o = 0.01. Ne-
zamitame tedy nulovou hypotézu ve prospéch alternativni hypotézy. Jediny zavér, ktery z testovani tedy
vyplyvé, je, ze rozptyl nejvétsi délky holenni kosti z pravé strany u muzskych skeletu z Kanarskych ostrova
neni statisticky vyznamné mensi nez rozptyl nejvétsi délky holenni kosti z pravé strany u muzskych skeletu
z ostrova Gran Canaria. Tento zavér muzeme rozsifit i pro smérodatnou odchylku, kterd je odmocninou z
rozptylu, tj. smérodatné odchylka nejvétsi délky holenni kosti z pravé strany u muzskych skelett z Kanédrskych
ostrovu neni statisticky vyznamné mensi nez smérodatna odchylka nejvétsi délky holenni kosti z pravé strany
u muzskych skelett z ostrova Gran Canaria. Porovname-li hdonoty smérodatnych odchylek (smérodatnd od-
chylka nejvétsi délky holenni kosti u muzskych skeletu z Kanarskych ostrova je 16.87, smérodatna odchylka
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nejvetsi délky holenni kosti u muzskych skeletu z ostrova Gran Canaria je 26.02), mohl by nds zéveér testovani
ponékud prekvapit. Vzhledem k vysokému rozdilu hodnot obou smérodatnych odchylek bychom predpoklédali,
ze rozdil mezi smérodatnymi odchylkami bude statisticky vyznamny. Nicméné zde hraje dulezitou roli praveé
nizky rozsah ndhodného vybéru. Pii takto malém rozsahu ndhodného vybéru by rozdil mezi smérodatnymi od-
chylkami musel byt jesté markantnéjsi, aby vysel statisticky vyznamny. Stejné tak, by rozdil mezi stavajicimi
smeérodatnymi odchylkami odchylkami (s hodnotami 16.87 a 26.02) vysel jako statisticky vyznamny, kdyby
byl podpofen vétsim mnozstvim pozorovani.

Pozndmka: Test o smérodatné odchylce o muzeme, analogicky jako test o rozptylu o2, provést pomoci funkce
varTest() s vstupnim vektorem dat tibia.LRM a argumenty sigma.squared = 26.022, conf.level = 0.99 a alternative =
"less’.

EnvStats::varTest (tibia.LRM, sigma.squared = 26.02 -~ 2 , alt = ’less’)

Chi-Squared Test on Variance

data: tibia.LRM
Chi-Squared = 1.682, df = 4, p-value = 0.206
alternative hypothesis: true variance is less than 677.0404
95 percent confidence interval:
0.000 1602.312
sample estimates:
variance
284.7
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2

7.2 Test o parametru y kdyz ¢ zname

Necht X7i,...X,, je ndhodny vybér z N(u,0?), kde 0% zndme a jug je konstanta. Na hladiné vyznamnosti o = 0.05
testujeme jednu z nésledujicich ti{ hypotéz oproti prislusné alternativni hypotéze.

Ho1 : = g oproti Hii:p# o (oboustranng alt.)
Hos : i < g oproti His:pu> o (pravostrannd alt.)
Hos : pp > 1o oproti Hys:p<po (levostrannd alt.)

Test nazyvame jednovybérovy Z-test. Testovaci statistika ma tvar

_ M-
g

kde M je vybérovy prumér, o = Vo2 je znamé smérodatnd odchylka, n je rozsah ndhodného vybéru a ug je
konstanta z nulové hypotézy. Za platnosti nulové hypotézy pochazi statistika Zy, ze standardizovaného normalniho
rozdéleni, tj.

M —
Ty = 2 H0 B N0, 1),
o
Kriticky obor podle zvolené alternativni hypotézy ma tvar
Hyyop# po W = (—OO§ Ua/2>U<U1—a/2; OO)
Hig:pp > o W = (u1—q; )
Hyz @ p < o W = (—00; uq)

kde uq /2, U1—a/2, Ua, U1—q jsou kvantily standardizovaného normdlnfho rozdélent, jejichz hodnoty ziskdme pomoci
softwaru @ a implementované funkce gnorm().

Interval spolehlivosti ma podle zvolené alternativni hypotézy jeden z nédsledujicich tvara

o o
Hiy o # po (d7 h) = <m - %Uka/z’ m — \/ﬁua/Z)
Hig:p> po (dvoo)_(m_\;ﬁul—aaoo
o
H13 < po (_Oo7h) = <_007 m— \/ﬁua>

p-hodnota mé v zavislosti na zvolené alternativni hypotéze jeden z nésledujicich tvaru

Hiyp o p# o p-hodnota = 2min{Pr(Zw < 2w ), Pr(Zw > 2w)}
Hig:pp > po p-hodnota = Pr(Zy > zw) =1 —Pr(Zw < zw)
His:p < po p-hodnota = Pr(Zy < zw)

kde Zw je ndhodnd velicina, zy je realizace testovaci statistiky Zw (viz vzorec 7.2), tedy konkrétni ¢islo, a
Pr(Zw < zw) je distribuéni funkce standardizovaného normélniho rozdéleni, jejiz hodnotu ziskdme pomoci @
a implementované funkce pnorm().

Pozndmka: Teorie k testu o parametru p kdyz o2 zndme slouzi zejména jako zéklad pro odvozovani pokroécilych
testovacich statistik a intervalu spolehlivosti (zejména jde o skére a vérohodnostni testy ¢i intervaly spolehlivosti)
nebo jako zédklad pro ruzné simula¢ni studie. Ty vyuzivame k hlubsimu studiu testovacich statistik a jejich rozdéleni,
ke zkoumani aktudlni hladiny vyznamnosti nebo aktudlni hodnoty koeficientu spolehlivosti a v mnoha dalsich
piipadech. Pii analyze redlnych dat tento test véak nevyuzivame, jelikoz skuteénou hodnotu parametru o2 nezname.
Proto davame piednost testu uvedenému v sekci 7.3, ktery neznalost skuteéného rozptylu o2 zohledituje. Protoze
véak znalost testu o parametru p kdyz o zndme patif k zédkladnimu statistickému vzdélani, uvddime zde alespoil
jeden ilustra¢ni piiklad pro ziskani povédomi o tomto testu, jeho zkonstruovani a pouziti.

27



150
151
152

Piiklad 7.8. Test o p kdyZz o?zname (oboustranni alternativa)
Deklarovand hmotnost jednoho baleni hydroxidu sodného je 1kg s povolenou odchylkou 0.01 kg (1 %). Po zakoupeni
10 baleni hydroxidu sodného byl zvazen obsah kazdého baleni. Navdzené hodnoty jsou uvedeny v tabulce 1.

Tabulka 1: Naméfené hodnoty hmotnosti deseti baleni hydroxidu sodného

balen{ | 1 2 3 1 5 6 7 8 9 10
hmotnost (kg) | 1.0051 0.9880 0.9921 0.9933 0.9766 0.9976 0.9819 0.9992 1.0053 1.0066

Za ptredpokladu, ze ndhodna velicina X popisujici hmotnost jednoho baleni hydroxidu sodného pochéazi z
normélnfho rozdéleni se stiednf hodnotou p = 1 a rozptylem o2 = 0.012, tj. X ~ N(1,0.01%) testujte hypotézu, ze
hmotnost jednoho baleni hydroxidu sodného je rovna deklarovanému 1kg. Hladinu vyznamnosti zvolte o = 0.05.

Reseni piikladu 7.8
Do proménné weight si vlozime tudaje z tabulky 1.

weight <- c(1.0051, 0.9880, 0.9921, 0.9933, 0.9766,
0.9976, 0.9819, 0.9992, 1.0053, 1.0066)
n <- length(weight) # 10

K dispozici mame idaje o hmotnostech deseti baleni hydroxidu sodného, jejichz hodnoty se pohybuji v rozmezi
0.9766-1.0066 g.

Nasim tkolem je porovnat hmotnost baliku hydroxidu sodného s deklarovanou hmotnosti 1kg, coz vede na test
o stfedni hodnoté p. Abychom mohli tento test pouzit, musime nejprve ovéfit normalitu ndhodného vybéru.

Vzhledem k nizkému rozsahu ndhodného vybéru pouzijeme na test o normalité ndhodného vybéru Shapiruv-Wilkav
test (a = 0.05). Déle vykreslime hisogram a QQ-diagram (obrézek 8). Datovy soubor rozdélime do ¢tyi ekvi-
distatnich intervalu s §itkou 0.008 g prostfednictvim stanovenych hranic 0.9756,0.9836, ..., 1.0076.

50 1.005 — o0 °
@ =] _
g 40 — § 1.000
3 0.995 —
2 30 = 6
S 3 0.990
£ 20 G
° §0.985 —
= 10 o
0.980 —
0 o)
| | | | | | | | | | |
0.9796 0.9876 0.9956 1.0036 -15 -05 00 05 1.0 15
teoreticky kvantil
hmotnost baleni (v mm) Shapirv-Wilkdv test: p—hodnotaG:5265

Obrazek 8: Histogram a QQ-diagram hmotnosti baleni hydroxidu sodného

Protoze p-hodnota Shapirova-Wilkova testu, tj. 0.5265, je vétsi nez 0.05, hypotézu o normalité ndhodného vybéru
nezamitame na hladiné vyznamnosti a = 0.05. P#i pohledu na histogram bychom o normalité ndhodného vybéru
spiSe pochybovali. Nezapominejme vSak, ze pii takto malém rozsahu ndhodného vybéru muze byt tvar histo-
gramu zavadéjici. Pfi pohledu na QQ-diagram jsme optimisti¢téjsi. Vzhledem k malému poctu hodnot se body
drzi dostate¢né blizko referen¢ni primky. Nahodny vybér naméfenych hmotnosti baleni hydroxidu sodného pochéazi
z normalniho rozdéleni.

To, ze ndhodny vybér pochézi z normélniho rozdéleni, je v souladu s pfedpokladem normélniho rozdéleni ndhodné
veli¢iny X. Proto budeme pifedpokladat, Ze toho rozdéleni mé deklarovany rozptyl o2 = 0.01. Hypotézu ze zadani
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potom otestujeme pomoci parametrického testu o stfedni hodnoté u, kdyz rozptyl o2 zndme. Nasim tikolem je
otestovat, zda je hmotnost jednoho baleni hydroxidu sodného rovna deklarovanému 1kg. Tato véta je znénim
nulové hypotézy, nebot shoda implikuje rovnost a rovnost je vidy soucasti nulové hypotézy. Alternativni hypotézu
potom stanovime jako doplnék k nulové hypotéze. Testovani provedeme v posloupnosti sedmi kroki.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Stredni hodnota hmotnosti jednoho baleni hydrozidu sodného je shodnd s deklarovanou stredni hod-
notou jednoho baleni hydroxidu sodného.
H, : Stredni hodnota hmotnosti jednoho baleni hydroxidu sodného neni shodnd s deklarovanou stredni
hodnotou jednoho baleni hydrozidu sodného.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Ho: p= po, kde pio =1
Hiy : p# po, kde pg =1 (oboustrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.05.

3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika
M — 99457 — 1 —0.0054
= uo\/ﬁ = 0.99457 V10 = M x 3.162278 = —1.717117 = —1.7171

T
w o 0.01 0.01

163 mu0 <- 1

1564 sigma <- 0.01

1556 alpha <- 0.05

156 n <- length(weight)

1567 m <- mean(weight)

168 zw <- (m - muO) / sigma * sqrt(m) # -1.717117

e Kriticky obor
w

(—OQ; Ua/2> U <U1—a/2 ; OO)
(—OO; U0.05/2> U <U170.05/2 ; 00)
(—o0; —1.959964) U (1.959964 ; c0)

159 qgnorm(alpha / 2) # -1.959964
160 qnorm(1 - alpha / 2) # 1.959964

e Zaveér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky zy = —1.7171 nendlez{ do kritického oboru, tj. zw ¢ W, Hj
nezamitdame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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e Interval spolehlivosti

o o
(d,h) = (m - %Uka/za m — \/ﬁua/2>

0.01 0.01
= (0.99457 — = —uy_g.05/2, 0.99457 — ——
( m 1-0.05/2 \/E 005/2>
0.01 0.01
= (099457 — ——— 99457 — ———_
<0 99457 = 5 TGaarg o075 » 099457 3.162278“0'025>

= (0.99457 — 0.003162277 x 1.959964 , 0.99457 — 0.003162277 x (—1.959964))
= (0.9883721, 1.000768)

161 dh <- m - sigma / sqrt(n) * qnorm (1l - alpha / 2) # 0.988372
162 hh <- m - sigma / sqrt(m) * qgnorm(alpha / 2) # 1.000768

e Zavér testovani

Protoze po = 1 nalezi do Waldova 95% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti, tj. o =1 €
1S, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

164
165
166
167
168
169
170
171

e p-hodnota

p-hodnota = 2min{Pr(Zw < zw), Pr(Zw > zw)}
=2min{Pr(Zw < zw), 1 —Pr(Zw < zw)}
— omin{Pr(Zy < —1.717117), 1 — Pr(Zy < —1.717117)}
— 2min{0.04207892 , 0.9570211}
= 2 x 0.04297892 = 0.08595784 = 0.08596

163 p.hodnota <- 2 * min (pnorm(zw), 1 - pnorm(zw)) # 0.08595784

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.08596 je vétsi nez o = 0.05, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

. Interpretace vysledku

Za zakladé v8ech tii typu testovdni nezamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Mezi
skute¢nou a deklarovanou hmotnosti baleni hydroxidu sodného neexistuje statisticky vyznamny rozdil.

. Graficka vizualizace vysledku testovani

Porovndni ndhodného vybéru s konstantou pg = 1 zobrazime pomoci krabicového diagramu (viz obrézek 9).

par (mar = c(2, 4, 1, 1), family = ’Times’)

boxplot (weight, col = ’peachpuffl’, ylim = ¢ (0.977, 1.014),
xlab = ’’, ylab = ’hmotnost baleni (v mm)’, las = 1,
medcol = ’orange4’, border = ’sienna3’)
points (mean(weight), bg = ’darkred’, pch = 21, cex = 1.3, col = ’darkred’)
points (1, bg = ’dodgerblue4’, pch = 21, cex = 1.3, col = ’black’)
legend (’topright’, fill = c(’darkred’, ’dodgerblued4’), bty = ’n’,
legend = c(’skutetnd hmotnost’, ’deklarovand hmotnost’))
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Obrazek 9: Krabicovy diagram hmotnosti baleni hydroxidu sodného
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7.3 Test o parametru y kdyz ¢° nezname

Necht X1, ... X, je ndhodny vybér z N(u,o?), kde 0 nezndme a i je konstanta. Na hladiné vyznamnosti o = 0.05
testujeme jednu z nésledujicich ti{ hypotéz oproti prislusné alternativni hypotéze.

Ho1 : = g oproti Hyp:p# o (oboustranng alt.)
Hoo o < g oproti Hyo:pp> o (pravostrannd alt.)
Hos : > o oproti Hyz:p<po (levostranng alt.)

Test nazyvame jednovybérovy t-test. Testovaci statistika ma tvar

M —

v, (7.3)
S

kde M je vybérovy prumeér, S je vybérova smérodatnd odchylka, n je rozsah ndhodného vybéru a pg je konstanta

z nulové hypotézy. Za platnosti nulové hypotézy pochdzi statistika Ty ze Studentova rozdéleni o n — 1 stupnich
volnosti, tj.

Tw =

M —
Tw = T“O\/ﬁ Bty
Kriticky obor podle zvolené alternativni hypotézy ma tvar
Hii:p# po W = (—00; tn1(a/2)) U (tn—1(1 — a/2); o0)
H122‘LL>[1,0 W:<tn_1(170£);00)
Hiys:p < po W = (—00; tp—1(a))

kde t,,—1(a/2), tn—1(1 — a/2), t,—1(a) a t,—1(1 — a) jsou kvantily Studentova rozdéleni o n — 1 stupnich volnosti,
jejichz hodnoty ziskdme pomoci @ a implementované funkce qt().

Interval spolehlivosti mé podle zvolené alternativni hypotézy jeden z nésledujicich tvaru

Hiv i # o (d,h) = <m - %tn_l(l —a/2), m— jﬁtn_l(aﬂ))
Hio > po (d,00) = (m—jﬁtnl(l—aLoo)

His: 1 < o (=00, h) = (—oo, m— Stm(a))

N

p-hodnota mé v zévislosti na zvolené alternativni hypotéze jeden z nésledujicich tvart

Hyp i p # 1o p-hodnota = 2min{Pr(Tw < tw), Pr(Tw > tw)}
Hio:p> o p-hodnota = Pr(Tyw > tw) =1 — Pr(Tw < tw)
His:p < po p-hodnota = Pr(Ty < tw)

kde Tw je ndhodnd velic¢ina, ty je realizace testovaci statistiky Tw (viz vzorec 7.3), tedy konkrétni ¢islo, a
Pr(Tw < tw) je distribuéni funkce Studentova rozdéleni o n — 1 stupnich volnosti, jejiz hodnotu ziskdme po-
moci @ a implementované funkce pt().

Pozndmka: Princip testu o stfedni hodnoté p kdyz rozptyl o2 nezndme pouzivame také pii analyze parovych dat.
Blize se této situaci vénujeme v sekci 7.4.
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Piiklad 7.9. Test o stfedni hodnoté i kdyZ o2 nezndme (oboustranni alternativa)

Méjme datovy soubor 18-more-samples-variances-clavicle.txt a proménnou cla.L popisujici nejvétsi délku kliéni kosti
z pravé strany v mm u muzu indické populace z Amritsaru (viz sekce ??) naméfené v roce 1966. Ddle mame k
dispozici udaje ze studie (Kaur et al.) z roku 1997, v rdmci které byly méreny délky kli¢n{ kosti z pravé strany muzu
ze severoindické populace (mpg = 146.89 mm, sp = 9.23mm, nr = 100). Na hladiné vyznamnosti o = 0.05 zjistéte,
zda existuje rozdil mezi nejvétsi délkou kliéni kosti muzu indické populace z Armitsaru a muzu severoindické po-
pulace.

Reseni ptikladu 7.9

Pomoci pitkazu read.delim() nacteme datovy soubor a pomoci operdtoru [| vybereme z datové tabulky ddaje o
nejveétsi délee klieni kosti z pravé strany (cla.L) u jedincu indické populace z Amritsaru (pop == 'indl’). Z vektoru
namétenych hodnot odstranime chybéjici idaje (na.omit()) zjistime rozsah ndhodného vybéru (length().

data <- read.delim(’00-Data//18-more-samples-variances-clavicle.txt’)
cla.Li <- data[data$pop == ’indl’, ’cla.L’]

cla.Li <- as.numeric(na.omit(cla.Li))

n <- length(cla.Li) # 120

Datovy soubor obsahuje tidaje o nejvétsi délce kliéni kosti z pravé strany u 120 jedinct indické populace z Amritsaru.

Nasim tikolem ze zadani je porovnat stfedni hodnoty dvou indickych populaci, pficemz u jedné populace (indickd
populace z Amritsaru) méme k dispozici naméfrené hodnoty. Na zdkladé téchto hodnot muzeme zjistit, zda ndhodny
vybér pochazi z normélniho rozdéleni, tj. zda ndhodna velicina X popisujici nejvétsi délku kliéni kosti z pravé
strany u muzi indické populace v Amritsaru pochézi z normalntho rozdéleni, tj. X ~ N(u,0?), kde skuteény
rozptyl 02 nezndme. Druhd populace (severoindickd populace) je reprezentovdna pouze hodnotou aritmetického
pruméru (mp = 146.89 mm) a smérodatnou odchylkou (sg = 9.23mm). O jejim rozdéleni zaddné dalsi informace
neméme. Redeni pifkladu tedy vede na situaci, kdy stfedni hodnotu jednoho ndhodného vybéru (jehoz skuteénou
hodnotu rozptylu nezndme) porovndvame s konkrétnim ¢islem, tedy na jednovybérovy test o stfedni hodnoté u pii
neznamém rozptylu 2. Jedinym predpokladem k pouziti tohoto testu je normalita ndhodného vybéru naméienych
délek klicnich kosti. Pfed pouzitim testu tedy tento predpoklad ovéiime.

Hladinu vyznamnosti a pro test normality stanovime standartné, tj. a = 0.05. Protoze rozsah nahodného
vybéru je vétsi nez 30, ovérime predpoklad normality Lillieforsovym testem. Grafické ovéreni provedeme na zakladé
QQ-diagramu a histogramu superponovaného kiivkou normalniho rozdéleni, jejiz parametry odhadneme pomoci
vybérového pruméru a vybérového rozptylu. Datovy soubor rozdélime do osmi ekvidistatnich intervalu s sitkou

8 mm prostiednictvim stanovenych hranic 122,130, ...,170.
170
g 0.04 — E 160
5 g
8 0.03 _; 150 —
E 8
£ 002 5 140 —
= o]
(] <
0.01 — 130
0.00 —
I I I I I I I I I I I
126 134 142 150 158 166 -2 -1 0 1 2
teoreticky kvantil
délka pravé klicni kosti (v mm) Lillieforsdv test: p—hodnota 6.0956

Obrazek 10: Histogram a QQ-diagram délky pravé klicni kosti u muzu indické populace

Protoze p-hodnota = 0.0956 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
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a = 0.05. Ndhodny vybér nejvétsich délek klicnich kosti z pravé strany u jedincu indické populace z Amritsaru
pochézi z normalniho rozdéleni.

Protoze ndhodny vybér pochdzi z normélniho rozdéleni, muzeme hypotézu ze zaddni otestovat pomoci parame-
trického testu o stfedni hodnoté i kdyz rozptyl o? nezndme. Testovadni provedeme v posloupnosti sedmi kroki.
Nasim tkolem je zjistit, zda existuje rozdil mezi nejvétsi délkou kliéni kosti z pravé strany u muzu indické populace
z Armitsaru a u muzi severoindické populace. Tato v&ta bude soucésti alternativni hypotézy, nebof rozdil implikuje
nerovnost a nerovnost je vzdy soucasti alternativni hypotézy. Nulovou hypotézu potom stanovime jako doplnék k
alternativni hypotéze.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Stredni hodnota nejvétsi délky klicni kosti na pravé strané muzi indické populace z Amritsaru je
shodnd se stredni hodnotou nejvétsi délky klicni kosti na pravé strané muzi severoindické populace.
H, : Stredni hodnota nejuétsi délky klicni kosti na pravé strané muziu indické populace z Amritsaru nent

s s

shodnd se stiedni hodnotou nejvétsi délky klicni kosti na pravé strané muziu severoindické populace.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : pp = po, kde po = 146.89
Hy : p# po, kde po = 146.89 (oboustrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

o Testovaci statistika

:M—Mo

145.5667 — 146.89 —— —1.3233
S

N 120 =

= ———— % 10.95445 = —1.659831 = —1.6598
8.733432 8.733432 %

Tw

176 alpha <- 0.05

177 mu_0 <- 146.89

178 m <- mean(cla.Li)

179 s <- sd(cla.Li)

180 tw <- (m - mu_0) / s * sqrt(n) # -1.659873

e Kriticky obor

w 005 tn—1(a/2)) U (th—1(1 — a/2); 00)

(_
(—OO; t120_1(0.05/2)> U <t120_1(1 — 005/2) 3 OO)
(_
(_

(O Ol t119(0.025)> U <t119(0.975); OO)
00 ; —1.9801) U (1.9801 ; 00)

181 qt(alpha/2, n - 1) # -1.9801
182 qt(1 - alpha/2, n - 1) # 1.9801

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ty = —1.6598 nenélezi do kritického oboru, tj. tw ¢ W, Hp
nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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186

e Interval spolehlivosti

(d,h) = (m St —a/2), m— Stn_l(a/Z))

" VR Vi

8.733432 8.733432
= (145.5667 — ————"t199_1(1 — 0.05/2) , 145.5667 — ——————t99_1(0.05/2
( e tan-1 (1.~ 005/2) R i-1(005/2))
8.733432 8.733432
= (145.5667 — == . 145.5667 — ———— "= .
( 5.5667 — o gr s 119(0-975), 1455667 — ~or =110 (0 025)>

= (145.5667 — 0.7972497 x 1.9801, 145.5667 — 0.7972497 x (—1.9801))
= (143.9881, 147.1453)

183 dh <- m - s / sqrt(n) * qt(1 - alpha / 2, n - 1) # 143.988
184 hh <- m - s / sqrt(n) * qt(alpha / 2, n - 1) # 147.1453

e Zavér testovani
Protoze po = 146.89 ndlezi do Waldova 95% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti, tj. g =
146.89 € 1S, Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = 2min{Pr(Tw < tw), Pr(Tw > tw)}
= 2min{Pr(Tw < tw), 1 —Pr(Tw <tw)}
= 2min{Pr(Ty < 146.89), 1 — Pr(Ty < 146.89)}
= 2min{0.04978648 , 0.9502135}
=2 % 0.04978648 = 0.09957296 = 0.09957

185 p.hodnota <- 2 * min (pt(tw, n - 1), 1 - pt(tw, n - 1)) # 0.09957296

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.09957 je vétsi nez a = 0.05, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

6. Interpretace vysledki
Za zakladé v8ech ti{ typu testovdni nezamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti « = 0.05. Mezi
stfedni hodnotou nejvétsi délky kliéni kosti na pravé strané u muzu indické populace z Amritsaru a u muzua
severoindické populace neexistuje statisticky vyznamny rozdil.

7. Graficka vizualizace vysledku testovani
Porovnani ndhodného vybéru s konstantou g = 146.89 zobrazime nejlépe pomoci krabicového diagramu (viz
obrazek 11).

Pozndmka: Test o stfedni hodnoté p pfi nezndmém rozptylu o mizeme provést pomoci funkce t.test(). Vstupnimi
parametry budou vektor reprezentujici ndhodny vybér (cla.Li), hodnota parametru po z nulové hypotézy zadana
argumentem mu = 146.89, hodnota hladiny vyznamnosti o zadana prostiednictvim koeficientu spolehlivosti 1 — «
nastavenim hodnoty argumentu conf.level = 0.95 a typ zvolené alternativn{ hypotézy (oboustrannd) zadany pomoci
argumentu alternative = "two.sided'.

t.test(cla.Li, mu = 146.89, conf.level = 0.95, alternative = ’two.sided’)

35



€

g 180 - .
> O indicka populace z Amritsar
§ 170 4 = severoigdicka populace
NO) _| l

E 160 |

Q 1

N 150

‘g 9

X

= 140 — ‘

2 1

x |

g 130 — |

3 8

Obrazek 11: Krabicovy diagram délky kli¢ni kosti z pravé strany u muzu indické populace z Amritsaru a u muzu
severoindické populace

One Sample t-test

data: cla.Li
t = -1.6599, df = 119, p-value = 0.09957
alternative hypothesis: true mean is not equal to 146.89
95 percent confidence interval:
143.9880 147.1453
sample estimates:
mean of x
145.5667

Soucésti vystupu je hodnota testovaci statistiky t = -1.6599, pocet stupiiu volnosti Studentova rozdéleni df = 119,
hranice 95% Waldova empirického oboustranného intervalu spolehlivosti 143.9880 a 147.1453 a p-hodnota p-value
= 0.09957. Jediné, co musime stanovit zvlast, jsou dolni a horni hranice kritického oboru. *
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Piiklad 7.10. Test o stiedni hodnoté ;1 kdyZ o nezndme (pravostrannd alternativa)

Méjme datovy soubor 01-one-sample-mean-skull-mf.txt a proménnou skull.B popisujici nejvétsi sitku mozkovny muzu
staroveké egyptské populace (viz sekce ?77). Ddle mame k dispozici idaje o nejvétsi sifce mozkovny novovéké
egyptské muzské populace (m,, = 136.402mm, s, = 6.411mm, n,, = 87). Na hladiné vyznamnosti « = 0.01
zjistéte, zda je Sitka mozkovny starovéké egyptské muzské populace vétsi nez sitka mozkovny novovéké egyptské
muzské populace.

Reseni piikladu 7.10

Pomoci pitkazu read.delim() nacteme datovy soubor a operdtorem [] vybereme z datové tabulky tdaje o nejvétsi sifce
mozkovny (skull.B) muzu (sex == 'm’). Z vektoru naméfenych udaju odstranime piikazem na.omit() NA hodnoty
a pitkazem length() zjistime rozsah ndhodného vybéru.

data <- read.delim(’00-Data//0Ol-one-sample-mean-skull-mf.txt’)
skull .BM <- datal[data$sex == ’m’, ’skull.B’]

skull.BM <- as.numeric(na.omit (skull.BM))

n <- length(skull.BM) # 216

Datovy soubor obsahuje tidaje o nejvétsi sitce mozkovny u 216 muzu starovéké egyptské populace.

Nasim ukolem ze zadani je porovnat Sitku mozkovny muzu novovéké a starovéké egyptské populace. U starovéké
populace mdme k dispozici naméfené hodnoty, pomoci kterych muzeme zjistit, zda ndhodny vybér pochdzi z
normélniho rozdéleni, tj. zda ndhodn4 veli¢ina X popisujici nejvétsi §iftku mozkovny muzu starovéké egyptské popu-
lace pochdz{ z normalniho rozdéleni, tj. X ~ N(u,o?), kde skutecny rozptyl o nezndme. Druh4, novovéka populace
je reprezentovana pouze aritmetickym pramérem (m,, = 136.402 mm) a smérodatnou odchylkou (s,, = 6.411 mm).
O jejim rozdéleni zadné dalsi informace nemame. Reseni pifkladu vede na jednovybérovy test o stiedni hodnoté
pii nezndmém rozptylu o2. Pfed pouzitim tohoto testu musime nejprve ovéiit vyzadovany piedpoklad normalniho
rozdéleni ndhodného vybéru.

Protoze rozsah ndhodného vybéru je vétsi nez 30, ovéiime predpoklad normality Lillieforsovym testem (o =
0.05). Graficky zhodnotime potencidlni normalitu ndhodného vybéru QQ-diagramem a histogramem. Datovy soubor

rozdélime do deviti ekvidistatnich intervalu s Sitkou 3 mm prostfednictvim stanovenych hranic 123,126, ..., 150.
150
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nejvétsi Sirka mozkovny (v mm) Lillieforsdv test: p—hodnota 6.0766

Obrazek 12: Histogram a QQ-diagram délky pravé klicni kosti u muzu indické populace
Protoze p-hodnota = 0.0766 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z obrdzku 12 je patrné, ze histogram naméfencyh hodnot dostateénym zpusobem kopiruje kiivku hus-
toty normélniho rozdéleni a ze body v QQ-diagramu se pohybuji velmi blizko referenéni kiivky. Zavér tedy je, ze

nahodny vybér nejvétsich sitek mozkovny muzu starovéké egyptské populace pochdzi z normalniho rozdéleni.

Protoze nahodny vybér pochazi z norméalniho rozdéleni, muzeme hypotézu ze zadéni otestovat pomoci paramet-
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rického testu o stfedni hodnoté p kdyz rozptyl 02 nezndme. Nasim tikolem je zjistit, zda je §itka mozkovny starovéké
egyptské muzské populace vétsi nez sitka mozkovny novovéké egyptské muzské populace. Tato véta bude soucasti
alternativni hypotézy, nulova hypotéza bude potom dopliikem k alternativni hypotéze.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
o : Stredni hodnota nejvétsi sirky mozkovny staroveké eqyptské muzské populace je mensi nebo rovna
stredni hodnoté sirky mozkovny novovéké egyptské muzské populace.
1 & Stredni hodnota nejvétsi sirky mozkovny starovéké egyptské muzské populace je vétsi nezZ stredni
hodnota $itky mozkovny novoveké egyptské muzské populace.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : p < g, kde po = 171.962
Hy : p> po, kde pg = 171.962 (pravostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti

e Hladinu vyznamnosti volime podle zadani a = 0.01.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

M — MO\F— 137.1852 — 136.402\/—_ 0.7832

— L 14.69694 = 2. sy
4.824642 1824615 < 14:69694 = 2.385803 = 2.3858

Tw =

202 alpha <- 0.01

203 mu_0 <- 136.402

204 m <- mean(skull.BM)

205 s <- sd(skull.BM)

206 tw <- (m - mu_0) / s * sqrt(mn) # 2.385757

e Kriticky obor

W= (th-1(1 —a); o)

(
<t216 1(1 —001) )
(
(

t215(0.99) ; 00)
1.6520; 00)

207 qt(1 - alpha, n - 1) # 2.343817

e Zaveér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ¢ty = 2.385757 ndlezi do kritického oboru, tj. ty € W, Hy zamitame
na hladiné vyznamnosti a = 0.01.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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e Interval spolehlivosti

(d, infty) = m— tno1(1—a/2), >

4.824642
137.1852 — ———1t216-1(1 — 0.01/2),
( \/ﬂ 216 1( /) OO)

4.824642
137.1852 — ——— 24, .(0.995) , oo>

14.69694

(137.1852 — 0.3282753 x 2.343817, c0)
= (136.4158 , c0)

208 dh <- m - s / sqrt(n) * qt(l - alpha, n - 1) # 136.4158

e Zaveér testovani
Protoze pg = 136.402 nendlezi do Waldova 99% empirického levostranného intervalu spolehlivosti, tj.
o = 136.402 ¢ 1S, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.09.

. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Tyy > t,) = 1 — Pr(Ty < tw)) = 1 — Pr(Ty, < 136.402) = 0.008956

209 p.hodnota <- 1 - pt(tw, n - 1) # 0.008955785

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.008956 je mensi nez a = 0.01, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

. Interpretace vysledka

Za zakladé vsech tii typu testovani zamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti @ = 0.01. Nejvétsi
§itka lebky starovéké egyptské muzské populace je statisticky vyznamné vétsi nez nejvétsi sitka lebky novovéké
egyptské muzské populace.

. Graficka vizualizace vysledku testovani

Rozdil mezi starovékou a novovékou egyptskou muzskou populaci zobrazime krabicovym diagramem (viz
obrazek 13).

par (mar = c(2, 4, 1, 1), family = ’Times’)
boxplot (skull.BM, col = ’slategrayl’, xlab = ’’,

xlab = ’’, ylab = ’nejvé&tsi Sifka mozkovny (v mm)’, las = 1,

ylim = c (124, 155), medcol = ’midnightblue’, border = ’dodgerblue4’)
points (mean(skull.BM), bg = ’mintcream’, pch = 21, cex = 1.3, col = ’black’)
points (136.402, bg = ’red’, pch = 21, cex = 1.3, col = ’red4d’)
legend (’topright’, fill = c(’slategrayl’, ’red’), bty = ’n’,

legend = c(’starovéka egyptska populace’, ’novovékad egyptskd populace’))

Pozndmka: Test o stfedni hodnoté p pfi nezndmém rozptylu o mizeme provést pomoci funkce t.test(). Vstupnimi
parametry budou vektor reprezentujici ndhodny vybér (skull.BM), hodnota parametru po z nulové hypotézy (mu =
136.402), hodnota hladiny vyznamnosti « zadand prostfednictvim koeficientu spolehlivosti 1 — « (conf.level = 0.99)
a typ zvolené alternativni hypotézy (alternative = 'greater’).
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Obrézek 13: Krabicovy diagram nejvétsi sitky mozkovny muzu starovéké a novovéké egyptské populace

One Sample t-test

data: skull.BM
t = 2.3858, df = 215, p-value = 0.008956
alternative hypothesis: true mean is greater than 136.402
99 percent confidence interval:
136.4158 Inf
sample estimates:
mean of x
137.1852

t.test(skull.BM, mu = 136.402, conf.level = 0.99, alternative = ’greater’)
Soucasti vystupu je hodnota testovaci statistiky t = 2.3858, pocet stuptii volnosti Studentova rozdéleni df = 215,

hranice 99% Waldova empirického oboustranného intervalu spolehlivosti 136.4158 a Inf a p-hodnota p-value =
0.008956. Jediné, co musime stanovit zvl4st, je dolni hranice kritického oboru. *
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Piiklad 7.11. Test o stfedni hodnoté p kdyZ o? nezndme (levostranni alternativa)

Méjme datovy soubor ll-two-samples-means-skull.txt a proménnou skull.H popisujici basion—bregmatickou vysku
lebky zen starovéké egyptské populace (viz sekce ?7?). Déle mdme k dispozici idaje o basion-bregmatické vysce
lebky zen novovéké egyptské populace (my = 126.942mm, sy = 4.430mm, n; = 52). Na hladiné vyznamnosti
a = 0.05 zjistéte, zda je basion—bregmaticka vyska lebky zen starovéké egyptské populace je mensi nez basion—
bregmaticka vyska lebky zen novovéké egyptské populace.

Reseni piikladu 7.11
Nejprve nacteme datovy soubor a vybereme z datové tabulky ddaje o basion-bregmatické vysce lebky (skull.H) zen
(sex == 'f"). Z vektoru naméfenych hodnot odstranime chybéjici idaje a zjistime pocet naméfrenych hodnot.

data <- read.delim(’00-Data//11-two-samples-means-skull.txt’)
skull .HF <- datal[data$sex == ’f’, ’skull.H’]

skull .HF <- as.numeric(na.omit (skull.HF))

n <- length(skull.HF) # 107

Datovy soubor obsahuje naméfené hodnoty basion-bregmatické vysky lebky 107 zen starovéké egyptské populace.

Nasim tkolem je porovnat vysku lebky Zen dvou egyptskych populaci. U starovéké populace mame k dispo-
zici namérené hodnoty, pomoci kterych muzeme zjistit, zda ndhodny vybér pochazi z normalniho rozdéleni, kde
skuteény rozptyl o2 nezndme. Druhd, novovékd populace je reprezentovdna pouze aritmetickym primérem (mjy =
126.942mm) a smérodatnou odchylkou (s; = 4.430mm). O jejim rozdéleni zidné dalsi tidaje neméme. Reseni
piikladu vede na jednovybérovy test o stiedni hodnoté u pii nezndmém rozptylu o2. Pied pouzitim tohoto testu
musime ovérit predpoklad normality nadhodného vybéru.

Protoze rozsah ndhodného vybéru je vétsi nez 30, ovéiime normélni rozdéleni ndhodného vybéru Lillieforsovym
testem (o = 0.05). Graficky zhodnotime rozdéleni ndhodného vybéru QQ-diagramem a histogramem (viz obrazek
14). Datovy soubor rozdélime do osmi ekvidistatnich intervalu s sffkou 3 mm prostfednictvim stanovenych hranic
114,117,...,138.
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basion-bregmaticka vyska lebky (v mm) Lillieforstv test: p—hodnota 6.0989

Obrazek 14: Histogram a diagram basion—bregmatické vysky lebky zen starovéké a novovéké egyptské populace

Protoze p-hodnota = 0.0989 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z obrazku 14 vidime, ze histogram nametenych hodnot je oproti kiivce hustoty normalniho rozdéleni mirné
posunuty doprava. Taktéz v QQ-diagramu vidime, Ze body umisténé na koncich se vzdaluji od referen¢ni kiivky.
Nastésti tyto odchylky nejsou tak zavazné, aby fatalné narusily normalni rozdéleni datového souboru. Nahodny
vybér basion-bregmatické vysky lebky zen starovéké egyptské populace tedy pochazi z normalniho rozdéleni.

Protoze ndhodny vybér namérenych hodnot spliiuje predpoklad normality, muzeme otdzku ze zadani ovéfit pomoci
parametrického testu o stfedni hodnoté i kdyz rozptyl o2 nezndme. V zaddni piikladu méme tentokrdt pifmo uve-
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dené znéni alternativni hypotézy. Zbyva tedy dodefinovat nulovou hypotézu tak, aby byla doplitkkem k alternativni
hypotéze.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Stredni hodnota basion—-bregmatické vysky lebky Zen starovéké egqyptské populace je vétsi nebo rovna
stredni hodnoté basion—bregmatické vysky lebky Zen novoveké egyptské populace.
H, : Stredni hodnota basion—bregmatické vysky lebky Zen staroveké egqyptské populace je mensi nez stredni
hodnota basion—bregmatické vysky lebky Zen novovéké egyptské populace.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy > po, kde pog = 126.942
Hiy : p < po, kde po = 126.942 (levostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

x 10.34408 = —2.800506 = —2.8005

M — pp 125.6822 — 126.942 —1.2598
T = — = \ 1 = —
W S v 4.653256 4.653256

234 alpha <- 0.05

235 mu_0 <- 126.942

236 m <- mean(skull.HF)

237 s <- sd(skull.HF)

238 tw <- (m - mu_0) / s * sqrt(n) # -2.80041

e Kriticky obor
W

(=005 tn1(a))
= (—OO; f107,1(0.05)>
(—o0; —1.659356)

239 qt(alpha, n - 1) # -1.659356

e Zaveér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ty = —2.8005 nélezi do kritického oboru, tj. tyy € W, Hy zamitame

na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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e Interval spolehlivosti

( 00, m— tnl(a)>
4.653256
= 125.6822 — ———t107-1(0.05
( 00, J107 107—1( ))
4.653256
= 125.6822 — —————1106(0.05
( o 10.34408 10 ))
— (—00, 125.6822 — 0.4498473 x (—1.659356))

(—
(=00, 126.4287)

240 hh <- m - s / sqrt(n) * qt(alpha, n - 1) # 126.4287

e Zaveér testovani
Protoze pg = 126.942 nendlezi do Waldova 95% empirického pravostranného intervalu spolehlivosti, tj.
o = 126.942 ¢ 1S, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Tw < tw) = Pr(Tyw < —2.80041) = 0.003033381 = 0.003033

241 p.hodnota <- pt(tw, n - 1) # 0.003033381

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.003033 je mensi nez a = 0.05, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

6. Interpretace vysledka
Za zakladé vSech ti{ typu testovani zamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Basion-
bregmaticka vyska lebky zen starovéké egyptské populace je statisticky vyznamné mensi nez basion-bregmaticka
vyska lebky zen novovéké egyptské populace.

7. Graficka vizualizace vysledku testovani
Rozdil stfednich hodnot basion-bregmatické vysky lebky Zen obou populaci zobrazime pomoci krabicového
diagramu (viz obrézek 15).

Pozndmka: Test o stfedn{ hodnoté u pfi nezndmém rozptylu o2 miizeme provést pomoci funkce t.test() s argumentty
mu = 126.942, conf.level = 0.95 a alternative = 'less’.

242 t.test(skull.HF, mu = 126.942, conf.level = 0.95, alternative = ’less’)
Soucasti vystupu je hodnota testovaci statistiky t = -2.8004, pocet stupnu volnosti Studentova rozdéleni df = 106,

hranice 95% Waldova empirického oboustranného intervalu spolehlivosti -Inf a 126.4287 a p-hodnota p-value =
0.003033. Jediné, co musime stanovit zvlast, je horni hranice kritického oboru. *
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Obrazek 15: Krabicovy diagram basion-bregmatické vysky lebky zen starovéké a novoveké egyptské populace

One Sample t-test

data: skull.HF
t = -2.8004, df = 106, p-value = 0.003033
alternative hypothesis: true mean is less than 126.942
95 percent confidence interval:
-Inf 126.4287

sample estimates:
mean of x

125.6822
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Piiklad 7.12. Test o stiedni hodnoté p kdyZ o? nezndme (nesplnéni predpokladii)

Méjme datovy soubor 15-anova-means-skull.txt a proménnou upface.H popisujici vysku horni ¢asti tvare muzu
némecké populace (viz sekce ??). Dale mame k dispozici tidaje o vysce horni ¢ésti tvafe muzii Cernjachovské
kultury z tizem{ dnesn{ Ukrajiny (mq, = 70.00 mm, n. = 99). Na hladiné vyznamnosti a = 0.10 testujte hypotézu,
ze vyska horni ¢asti tvare némecké muzské populace je mensi nebo rovna vysce horni ¢asti tvare muzské populace
z Cernjachovské kultury.

Reseni piikladu 7.12

Nejprve nacteme datovy soubor a z datové tabulky vybereme tdaje o vysce horni ¢dsti tvdre (upface.H) muzu
némecké populace (pop == 'nem’). Déle z vektoru naméfenych hodnot odstranime NA hodnoty a zjistime rozsah
nahodného vybéru.

data <- read.delim(’00-Data//15-anova-means-skull.txt’)
upface.HN <- datal[data$pop == ’nem’, ’upface.H’]
upface.HN <- as.numeric(na.omit (upface.HN))

n <- length(upface.HN) # 19

Datovy soubor obsahuje tdaje o vyskdch horni ¢asti tvare 19 muzi némecké populace.

Nasim ukolem je porovnat vysku horni ¢dsti tvafe u muzu ze dvou ruznych populaci. U némecké populace zname
naméfené hodnoty, pomoci kterych muzeme zjistit, zda ndhodny vybér pochdzi z norméalniho rozdéleni s nam
neznamym rozptylem o2. U muzské populace z Cernjachovské kultury zndme pouze aritmetickym pramér (mey, =
70.00 mm). Rozdéleni ndhodného vybéru, na zdkladé kterého byly publikované statistiky ziskdny, ndm neni zndmé.
Resen{ piikladu vede na jednovybérovy test o stfedni hodnoté p pfi nezndmém rozptylu o2. Pred pouzitim tohoto
testu ovéiime predpoklad normality ndhodného vybéru.

Protoze rozsah nahodného vybéru vysek horni ¢dsti tvare muzu némecké populace je mensi nez 30, ovérime
normalitu tohoto ndhodného vybéru Shapirovym-Wilkovym testem (o = 0.05). Graficky zhodnotime rozdélen{
ndhodného vybéru QQ-diagramem a histogramem (viz obrézek 16). Datovy soubor rozdélime do péti ekvidistatnich

intervalu s sitkou 3 mm prostiednictvim stanovenych hranic 61,64, ..., 76.
0.12 76 ¢
2 0.10 - = 4]
g g 72
o 0.08 - 2
2 2 70
g 006 3 68
= _ O
g 0.04 S 66 -
0.02 64
0.00 — 62 0
I I I I I I I I I I
62.5 655 685 715 745 -2 -1 0 1 2
teoreticky kvantil
vyska horni ¢asti tvare (v mm) Shapirv-Wilkdv test: p—hodnotaG:0419

Obrazek 16: Histogram a diagram vysky horni ¢asti tvare muzi némecké populace

Protoze p-hodnota = 0.0419 je mensi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat zamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z obrazku 16 vidime, ze histogram namefenych hodnot nekopiruje tvar kiivky hustoty normalniho
rozdéleni. Odchylka nastdva zejména na pravém konci, kde oproti oéekavani nedochéazi ke snizeni poc¢tu hodnot.QQ-
diagram vizualizuje odlehlost bodu od referenéni piimky na pravém i na levém chvostu. Nahodny vybér vysky horni
¢asti tvare muzu némecké populace tedy nepochézi z normalniho rozdéleni.

Protoze ndhodny vybér namétenych vysek horni ¢asti tvare muzi némecké populace nespliuje predpoklad normality,
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nemiizeme k otestovani hypotézy ze zadani pouzit parametricky test o stiedni hodnoté u kdyz rozptyl o2 nezname.
Hypotézu bychom otestovali vhodnou metodou z kapitoly 77.

*

46



7.4 Parovy test

2

Necht (X1,Y1)T ... (X,,Y,)T je ndhodny vyber z No(p, 8) , kde p = (u1, p2)T a B = (p;f@ "‘212"2) piicemz
2
u1 je stfedni hodnota ndhodné veliciny X, us je stfedni hodnota nahodné veli¢iny Y, o7 je rozptyl ndhodné
veliciny X, 03 je rozptyl ndhodné veliciny Y a p je korelaéni koeficient. Potom nahodny vybér Z = (Zy,..., Z,)T,
kde Z; = Y, —Y;,, ¢ = 1,...,n, pochdzi z normélniho rozdéleni se stfedni hodnotou p = p; — po a rozptylem
02 = /0?2 + 03 +2p0109, tj. Z ~ N(1t,02) = N(u1—pi2, /07 + 03 + 2pay02). Na hladiné viznamnosti o testujeme
jednu z nasledujicich t¥i hypotéz oproti piislusné alternativni hypotéze.

Ho1 : = g oproti Hyp:p# o (oboustranng alt.)
Hoo o < g oproti Hys:pp>pp (pravostrannd alt.)
Hos 1 pp > 1o oproti His:p <o (levostranna alt.)
kde p je stfedni hodnota rozdilu Zi,...,Z, a ug je konstanta, jejiz hodnotu nejcastéji volime jako pg = 0. Tato

volba odpovidé hypotéze, Ze rozdil mezi X a Y neexistuje (resp. hypotéze, ze stfedni hodnota ndhodné veliciny X je
mensi, resp. vétsi, nez stfedni hodnota ndhodné veli¢iny Y'). Vzhledem k tomu, Ze jde o test hypotézy o parametru
i, pricemz skutecnd hodnota rozptylu o? rozdili Zi,...,Z, neni zndm4, testujeme hypotézy o stfedni hodnoté
rozdilu X — Y pomoci jednovybérového t-testu, analogicky jako je uvedeno v sekci 7.3.

Vyse popsany test, v ramci kterého prevadime problém porovnavani dvou nahodnych velicin X a Y na problém
srovnavani jejich rozdilu Z s konstantou pg a nasledné jej fesime pomoci jednovybérového t-testu, nazyvame parovy
Studentuv t-test.

Pozndmka: Jak jiz bylo zminéno v tvodu kapitoly, predpokladem k pouziti parametrického parového testu je
normélni rozdéleni rozdili X — Y, tj. normalni rozdéleni ndhodné veli¢iny Z. V praxi byva ¢asto tento predpoklad
mylné zaménovan s predpokladem normality ndhodné veliciny X a predpokladem normality ndhodné velic¢iny Y.
Otestovani pfedpokladu normality zvlast pro kaZdy z obou nahodnych vybéri je vSak hrubéd chyba ukazujici na
nepochopeni zédkladniho principu parového testu.

Pozndmka: Jak napovidd néazev testu, nejcastéjsi realizace parového testu je v situacich, kdy na jednom jedinci
porovnavame sledovany parovy znak ze dvou stran. Typickym piikladem je naptiklad porovnani délkovych nebo
sitkovych rozméru na pravé a levé strané téla jedince (porovnani délky pravé a levé kliéni kosti, porovndni miry
prilehlosti usniho lalicku na pravé a levé strané nebo porovnani 2D:4D poméru na pravé a levé ruce).

Trochu netypickym ale i tak dobfe fungujicim ptikladem vyuziti parového testu muze byt také porovnani sledo-
vaného znaku u sourozencu (resp. dvojcat). Sledovany znak u mladsiho a starstho sourozence (dvojcete) povazujeme
téz za parovy piipad, kdy subjektem spojujicim ”obé strany” parového znaku je spole¢nd matka obou sourozencu
(konkrétné si uvedme kupifkladu porovéni porodni hmotnosti starstho a mladsiho dvojcete, porovndni vyse inteli-
genc¢niho kvocientu osmiletych dvojcat, nebo porovndni vysky v 15 letech u starstho a mladsiho sourozence).

V neposledni fadé pouzivame parovy test na porovnani méfeni téhoz znaku na tyz jedincich dvéma ryznymi
vyzkumniky, tedy na zjisténi interindividudlni chyby méfeni, nebo na porovnani dvou opakovanych méteni téhoz
znaku na tychz jedincich jednim vyzkumnikem, tedy na zjisténi intraindividualni chyby méfeni. V obou pfipadech
je subjektem spojujicim ”obé strany”parového testu jedinec, na kterém byla opakovand méfeni (af uZ jednim
vyzkumnikem dvakrit, nebo dvéma vyzkumniky jednou) provedena.
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Priklad 7.13. Parovy test (oboustrannd alternativa)

Méme datovy soubor 21-goldman-measures.csv obsahujici idaje o délce stehenni kosti z pravé strany (femur.LR) a
levé strany (femur.LL) u Zen aljasské populace z kmene Ipituaq. Vice informaci viz sekce ??. Na hladiné vyznamnosti
a = 0.05 testujte hypotézu o shodé stredni hodnoty délky stehenni kosti na pravé a levé strané u zen z kmene Ipituaq.

Reseni piikladu 7.13

Nejprve pifkazem read.delim() naéteme datovy soubor a pomoci operdtoru [| z néj vybereme pouze tidaje o délce
stehenn{ kosti na pravé strané a levé strané (proménné femur.LR a femur.LL) naméfené u zen sex == 'f’ z kmene
Ipituaq (pop == 'Ipituaq’). deaje vlozime do proménné data.LRF. Z datové tabulky nasledné odstranime chybéjici
udaje a zjistime rozsah nahodného vybéru.

data <- read.delim(’00-Datal\\21-goldman-measures.csv’, sep = ’;’, dec = ’.7)

data.LRF <- datal[data$sex == ’f’ & data$pop == ’Ipituaq’, c(’femur.LR’, ’femur.LL’)]
data.LRF <- na.omit(data.LRF)

dim(data.LRF) # 12z2

Datovy soubor obsahuje kompletni idaje o délce stehennich kosti u 12 zen. Nasim tkolem ze zadani je porovnat
meéfeni na pravé a levé strané, proto je vhodné pouzit na tuto situaci parovy test. Prvnim krokem k provedeni tohoto
testu je vytvoreni rozdili hodnot z levé a pravé straNy. V druhém kroku je potieba ovérit jediny predpoklad, ktery
musi byt splnén, abychom mohli parovy test provést, a sice ovérit normélni rozdéleni téchto rozdilu.

Vzhledem k rozsahu ndhodného vybéru (n = 12 < 30) pouzijeme k ovéfeni normality rozdilu Shapiruv-Wilkav
test (o = 0.05). Graficky zhodnotime rozdéleni ndhodného vybéru QQ-diagramem a histogramem (viz obrézek
17). Datovy soubor rozdélime do péti ekvidistatnich intervalu s §ifkou 2.5 mm prostfednictvim stanovenych hranic
—7.5,—5,...,5.

femur .RF <- data.LRF$femur.LR
femur .LF <- data.LRF$femur.LL
femur .RLF <- femur .RF - femur.LF

@)
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2 010 2 24
= 0.10 g
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=] o]
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teoreticky kvantil
rozdil délky femuru z pravé a levé strany (v i Shapirtv-Wilkdv test: p—hodnotaG:8998

Obrazek 17: Histogram a diagram rozdilu délky stehenni kosti z pravé a levé strany u zen aljasské populace z kmene
Ipituaq

Protoze p-hodnota = 0.8998 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z grafa vidime, ze normalita ndhodného vybéru rozdilu z pravé a levé strany je v poradku. Histogram
ukazuje, ze rozdily jsou symetrické a maji klasicky kopcovity tvar. V QQ-diagramu neni patrnd odchylka bodu od
referen¢éni pfimky. V souladu s vysledkem Shapirova-Wilkova testu dochézime k zdvéru, ze ndhodny vybér rozdilu
pochézi z normalniho rozdéleni.

Piedpoklad normality pro pouziti parametrického testu je tedy splnén. Nasim tkolem je otestovat (nulovou) hy-
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potézu o shodé sttedni hodnoty délky stehenni kosti z pravé a levé strany. Tento problém jsme pfevedli na analogicky
problém, kdy porovnivame stiedni hodnotu rozdila pravé a levé strany s konstantou py = 0. Ptvodni i analogické
tvrzeni jsou znénim nulové hypotézy. Zbyva dodefinovat alternativni hypotézu. Proces testovani si predvedeme v
posloupnosti sedmi kroki.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Stredni hodnota rozdilu méreni z pravé a levé strany je rovnd nule.
H; : Stredni hodnota rozdili mérent z pravé a levé strany neni rovnd nule.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Ho : p= po, kde 1o =0
Hiy : o # po, kde pg = 0 (oboustrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

o Testovaci statistika

M —
Ty = SMO

—1.666667 — 0 —1.666667
= V12 = ————— x 3.464102 = —1.84115 = —1.8412
v 3.135815 3.135815 .

265 alpha <- 0.05

266 mu_0 <- O

267 m <- mean(femur.RLF)

268 s <- sd(femur.RLF)

269 tw <- (m - mu_0) / s * sqrt(m) # -1.841149

e Kriticky obor
w

(o0 tn-1(/2)) U {tn-1(1 — /2) ; o0)

(—00; t12-1(0.05/2)) U (t1o_1(1 — 0.05/2) ; 00)
(—00; t11(0.025)) U (11 (0.975) ; o0)

(—o00; —2.2010) U (2.2010; o)

270 qt(alpha / 2, n - 1) # -2.200985
271 qt(1 - alpha / 2, n - 1) # 2.200985

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ty = —1.8412 nenédlezi do kritického oboru, tj. tw ¢ W, Hp
nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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275

e Interval spolehlivosti

(d, h) = <m (1 —a/2), m— stnl(a/2)>

Vi Vn

3.135815 3.135815
= [ —1.666667 — ————1t12_1(1 —0.05/2), —1.666667 — ————112_1(0.05/2
( =t 1( /2) T 1 /))
3.135815 3.135815
_ (—1.666667 - e tar(0.995) , ~1.666667 — th,?(o.oom)

= (—1.666667 — 0.9052317 x 2.200985 , —1.666667 — 0.9052317 x (—2.200985))
= (—3.6591, 0.3257)

272 dh <- m - s / sqrt(n) * qt(l - alpha / 2, n - 1) # -3.659068
273 hh <- m - s / sqrt(n) * qt(alpha / 2, n - 1) # 0.3257349

e Zavér testovani
Protoze pg = 0 nalezi do Waldova 95% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti, tj. up = 0 €
1S, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = 2min{Pr(Tw < tw), Pr(Tw > tw)}
=2min{Pr(Tw < tw), 1 —Pr(Tw < tw)}
= 2min{Pr(Tyw < —1.841149), 1 — Pr(Ty, < —1.841149)}
= 2min{0.04635293, 0.9536471}
=2 x 0.04635293 = 0.09270586 = 0.0927

274 p.hodnota <- 2 * min (pt(tw, n - 1), 1 - pt(tw, n - 1)) # 0.09270586

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.0927 je vétsi nez a = 0.05, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

6. Interpretace vysledku
Za zékladé vsech tii typu testovani nezamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti @ = 0.05. Mezi
délkou stehenni kosti na pravé a levé strané u zen aljasské populace z kmene Ipituag neexistuje statisticky
vyznamny rozdil.

7. Graficka vizualizace vysledku testovani
Porovnani délek stehennich kosti na pravé a levé strané nejlépe vizualizujeme pomoci krabicového diagramu.
Vybrat si muzeme mezi dvéma variantami diagramu. Prvnim, ktery porovnava vzajemné méfeni na pravé a
levé strané, a druhym ktery porovnava rozdily s konstantou pg = 0.

Pozndmka: Pérovy test muzeme provést pomoci funkee t.test(). Vstupnimi parametry budou vektor reprezentujici
méfen{ na pravé strané (femur.RF), vektor reprezentujici méfeni na levé strané (femur.LF), argument paired = T
urcujici, ze oba vektory povazujeme za parova pozorovani, hodnota hladiny vyznamnosti « zadand prostiednictvim
koeficientu spolehlivosti 1 — o nastavenim hodnoty argumentu conf.level = 0.95 a typ zvolené alternativni hypotézy
(oboustrannd) zadany pomoci argumentu alternative = "two.sided'.

t.test (femur .RF, femur.LF, paired = T, conf.level = 0.95, alternative = ’two.sided’)

50



287

S
410 - <
— L 5 —|
S _ ! g -
€ 400 ' | 7 '
Z : ; ‘0 ‘
= 3 ;
© 390 H = \
g ® o \g 0 °
£ 380 - & .
T T o
© | : o ‘
% 370 ‘ o £ 5 ‘
© — c 1
4 )E N
S 360 2
P iz = i4 nameéfené
350 | @ aritmeticky prumer—— median g ~10 median °
| | e

prava leva

Obrazek 18: Krabicovy diagram rozdilu délky stehenni kosti z pravé a levé strany u Zen aljasské populace z kmene
Ipituaq

Paired t-test

data: femur.RF and femur.LF
t = -1.8411, df = 11, p-value = 0.09271
alternative hypothesis: true difference in means is not equal to O
95 percent confidence interval:
-3.6590682 0.3257349
sample estimates:
mean of the differences
-1.666667

Soucésti vystupu je hodnota testovaci statistiky t = -1.8411, pocet stupnu volnosti Studentova rozdéleni df = 11,
hranice 95% Waldova empirického oboustranného intervalu spolehlivosti -3.6590682 a 0.3257349 a p-hodnota p-value
= 0.09271. Jediné, co musime stanovit zvlst, jsou dolni a horni hranice kritického oboru.

Druhou moznosti provedeni parového testu je opét pomoci funkee t.test(), kde vstupnimi parametry budou vektor
rozdili naméfenych hodnot na pravé a levé strané (femur.RLF), argument mu = 0 urcujici, ze rozdily porovnavime s
konstantou py = 0, hodnota hladiny vyznamnosti o zadand prostfednictvim koeficientu spolehlivosti 1 —« (conf.level
= 0.95) a typ zvolené alternativni hypotézy (alternative = "two.sided").

t.test (femur .RLF, mu = 0, conf.level = 0.95, alternative = ’two.sided’)

One Sample t-test

data: femur .RLF
t = -1.8411, df = 11, p-value = 0.09271
alternative hypothesis: true mean is not equal to O
95 percent confidence interval:
-3.6590682 0.3257349
sample estimates:
mean of x
-1.666667

Vystup tohoto piikazu je totozny s vySe uvedenym vystupem. Zalezi tedy na nés, jakou syntaxi k zadani parového
testu pouzijeme. *
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304 length.LM <- data.LRM[,

305

Priklad 7.14. Parovy test (pravostrannd alternativa)

Méme datovy soubor 03-paired-means-clavicle2.txt obsahujici tidaje o délkdch kliéni kosti (clavicula) z pravé strany
(length.R) a levé strany (length.L) z anglického souboru dokumentovanych skelettu (Parsons, 1916, viz soubor D-03-
paired-means-clavicle?). Na hladiné vyznamnosti o = 0.05 testujte hypotézu, ze stFedni hodnota délky kli¢n{ kosti u
muzu z levé strany je mensi nebo rovna stiedni hodnoté délky kli¢ni kosti u muzu z pravé strany.

Reseni piikladu 7.14

Nejprve pifkazem read.delim() nacteme datovy soubor a pomoci operdtoru [| z néj vybereme pouze tidaje o délce
klicni kosti z levé strany (sloupce length.L resp. z pravé strany (length.R) u muzit sex == 'm’. Udaje vlozime do
proménné length.LRM. Z datové tabulky nasledné odstranime chybéjici tidaje a zjistime rozsah ndhodného vybéru.

data <- read.delim(’00-Data\\03-paired-means-clavicle2.txt’)
data.LRM <- datal[data$sex == c(’length.L’, ’length.R’)]
data.LRM <- na.omit (data.LRM)

dim(data.LRM) # 50z2

)m) s

Datovy soubor obsahuje tidaje o délce kli¢ni kosti z levé a pravé strany u 50 muzu. Ukolem ze zadani je porovnat
naméiené hodnoty na levé a pravé strané. Jde tedy o méfeni stejného znaku (délka klién{ kosti) sledovaného na
stejnych subjektech (muzi), proto pouzijeme na tuto situaci parovy test. Prvnim krokem k tohoto testu je vytvoreni
rozdila hodnot naméfenych na levé a pravé strané. V druhém kroku je potieba ovéfit predpoklad normélity rozdilu.

Vzhledem k rozsahu ndhodného vybéru pouzijeme k ovéfeni normality rozdila Lillieforsuv test (o = 0.05)v
kombinaci s QQ-diagramem a histogramem (viz obrdzek 19). Datovy soubor rozdélime do Sesti ekvidistatnich
intervalu s siftkou 0.51 mm prostiednictvim stanovenych hranic —2.195, —2.405, ..., 0.865.

>length.R’]
>length.L’]
length.LRM <- length.LM - length.RM

length.RM <- data.LRM[,
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LillieforsGv test: p—hodnota 8.1776
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rozdil méfeni z levé a praveé strany (v mm)

Obrézek 19: Histogram a diagram rozdilt méfeni délky kli¢n{ kosti na levé a na pravé strané u muzu

Protoze p-hodnota = 0.1776 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdame na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Zatimco histogram kfivku hustoty normalniho rozdéleni pfesné nevystihuje, v QQ-diagramu je ziejma
dostatecnd prichylnost bodu k referenéni pfimce a vyjimkou tif bodu na pravém chvostu. Ndhodny vybér rozdilu
délek klicnich kosti z levé a pravé strany tedy pochézi z normélniho rozdéleni.

Nagim 1ikolem je otestovat hypotézu, kterd tvrdi, Ze stfedni hodnota délky kliéni kosti u muzu z levé strany je mensi
nebo rovna stiedni hodnoté délky kliéni kosti u muzu z pravé strany. Tuto hypotézu prevedeme na analogickou
hypotézu, v ramci které porovname stifedni hodnotu rozdili méfeni z levé a pravé strany s konstantou pg = 0.
Nakonec dodefinujeme znéni alternativni hypotézy.
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1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Stredni hodnota délky klicni kosti u muzi z levé strany mensi nebo rovnd stiedni hodnoté délky klicni
kosti u muzi z pravé strany.
H, : stiednd hodnota délky klicnd kosti u muzi z levé strany vétsi nezZ stredni hodnota délky klicni kosti u

muzu z pravé strany.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Ho: p < po, kde po =0
Hy : p> po, kde pg = 0 (pravostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime « = 0.05 (viz zadan{ piikladu).
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

M — 1.86 — 0 1.86 .
Ty = = T R0 = -0 % 7.071068 = 3.412121 = 3.4121
w 5 V"= 3 sha5i0 3.854549

306 alpha <- 0.05

307 mu_0 <- O

308 m <- mean(length.LRM)

309 s <- sd(length.LRM)

310 tw <- (m - mu_0) / s * sqrt(mn) # 3.41212

e Kriticky obor
W

(tn-1(1 — @) ; o0)
= (ts0_1(1 — 0.05) ; 00)
= (t49(0.95) ; 00)

311 qt(1 - alpha, n - 1) # 1.676551

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ¢y = 3.4121 nélezi do kritického oboru, tj. tyy € W, Hy zamitame

na hladiné vyznamnosti o = 0.05.
4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

(d,h) = (m - %tn,l(l —a/2), oo>
3.854549
=(1.86 — ——1t50_1(1 —0.05), oo
( Va1 005). )
3.854549
( 86— 071068 40(099): °O>

1.86 — 0.5451155 x 1.676551, c0)
0.9460861 , o)
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312 dh <- m - s / sqrt(n) * qt(1 - alpha, n - 1) # 0.9460859

e Zavér testovani
Protoze 1o = 0 nendlez{ do Waldova 95% empirického levostranného intervalu spolehlivosti, tj. pp = 0 ¢
1S, Hy zamitdame na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota
p-hodnota =1 — Pr(Tw < tw)} =1 —Pr(Ty < 3.41212)} = 0.0006503568 = 0.0006504

313 p.hodnota <- 1 - pt(tw, n - 1) # 0.0006503568

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.0006504 je mensi nez o = 0.05, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

. Interpretace vysledku

Za zdkladé vSech tii typu testovani zamitdme nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti o« = 0.05. Stiedni
hodnota délky kli¢ni kosti muzu na levé strané je statisticky vyznamné vétsi nez stiedni hodnota délky klicni
kosti muzu na pravé strané.

. Graficka vizualizace vysledku testovani

Porovnani méfeni obou vyzkumniki nejlépe vizualizujeme pomoci krabicového diagramu.

190 7 ®  aritmeticky prameér e namérené rozdil

T 180 - —— median 2 10 4 ® =0
o e

S o ~ ‘
2 170 ! } S |
— ' ! c '
(2] ' | 0 5 —
£ 160 : ‘ =
25 hd ) i’ ]
= 150 T, R
< : \ S !
% 140 —_— 5 |

130 — o | -5 |

| |
leva strana prava strana

Obrazek 20: Krabicovy diagram rozdilu délky kli¢ni kosti u muzu na levé a na pravé strané

Pozndmka: Pérovy test provedeme také pomoci funkce t.test(). Vstupnimi parametry budou vektor reprezentujici
rozdily méfeni délky klién{ kosti na levé strané a pravé strané (length.LRM), hodnota konstanty pg = 0 (mu =
0), hodnota hladiny vyznamnosti « (conf.level = 0.95) a volba pravostranné alternativni hypotézy (alternative =
'greater’).

t.test(length.LRM, mu = O, conf.level = 0.95, alternative = ’greater’)
Soucasti vystupu je hodnota testovaci statistiky t = 3.4121, pocet stupnu volnosti Studentova rozdéleni df = 49,

hranice 95% Waldova empirického oboustranného intervalu spolehlivosti 0.9460859 a Inf a p-hodnota p-value =
0.0006504. Jediné, co musime stanovit zvlast, je dolni hranice kritického oboru. *
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One Sample t-test

data: length.LRM
t = 3.4121, df = 49, p-value =

0.0006504

alternative hypothesis: true mean is greater than O

95 percent confidence interval:
0.9460859 Inf
sample estimates:
mean of x
1.86
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Priklad 7.15. Parovy test (levostrannd alternativa)

Mame datovy soubor 02-paired-means-clavicle.txt obsahujici idaje o hodnotach vertikalniho prumeéru stiedu délky
téla klien{ kosti z pravé a levé strany (clavicula) z pohfebisté u Sv. Jakuba v Brné, prevazné z obdobi stiedovéku,
naméiené jednim vyzkumnikem ve dvou opakovanych méfenich (hodnoty naméfené pii prvnim opakovdni jsou
ulozeny v proménné simd.1, hodnoty namétrené pii druhém opakovani jsou ulozeny v proménné simd.2) a naméfené
druhym vyzkumnikem v jednom méfeni (simd). Vice informaci viz sekce ??7. Na hladiné vyznamnosti o = 0.01
zjistéte, zda jsou méfeni levé strany prvniho vyzkumnika statisticky vyznamné nizsi nez méteni levé strany druhého
vyzkumnika.

Reseni piikladu 7.15

Nejprve piikazem read.delim() nac¢teme datovy soubor a pomoci operdtoru [] z ngj vybereme pouze tdaje naméfené
prvinim vyzkumnikem (sloupce simd.1 a simd.2) a druhym vyzkumnikem (simd) na levé strané side == "L". Udaje
vlozime do proménné data.12R. Z datové tabulky nasledné odstranime chybéjici idaje a zjistime rozsah ndhodného
vybéru.

data <- read.delim(’00-Datal\\02-paired-means-clavicle.txt’)
data.12L <- datal[data$side == ’L’, c(’simd.1’, ’simd.2’, ’simd’)]
data.12L <- na.omit (data.12L)

dim(data.12L) # 38z3

Iy s

Datovy soubor obsahuje 38 opakovanych méfeni vertikdlntho primeéru stfedu délky téla kliéni kosti z levé strany, a
to dvakrét prvnim vyzkumnikem a jedenkrdt druhym vyzkumnikem. Nyn{ pomoci funkce apply() vytvoiime z obou
méfeni{ prvnfho vyzkumnika aritmetické prumeéry (simd.AL), které budeme nésledné porovndvat s namérenymi udaji
druhého vyzkumnika (simd.BL).

simd.AL <- apply(data.12L[, c(’simd.1’, ’simd.2’)], 1, mean)
simd.BL <- data.12L$simd

Nasim ukolem ze zadan{ je porovnat méfeni provedend dvéma ruznymi vyzkumniky. Jde ale o métreni stejného znaku
sledovaného na stejnych subjektech, proto je vhodné pouzit na tuto situaci parovy test. Nejprve tedy vytvorime
vektor rozdila hodnot namétenych prvnim a druhym vyzkumnikem. V druhém kroku ovéiime jediny predpoklad,
ktery musi byt splnén, abychom mohli parovy test provést, a sice normalita téchto rozdilu.

Vzhledem k rozsahu ndhodného vybéru (n = 38 > 30) pouzijeme k ovéfeni normality rozdila Lillieforsuv test
(o = 0.05). Graficky zhodnotime rozdéleni ndhodného vybéru QQ-diagramem a histogramem (viz obrdzek 21).
Datovy soubor rozdélime do Sesti ekvidistatnich intervala s §itkou 0.51 mm prostifednictvim stanovenych hranic
—2.195,—-2.405, ...,0.865.

simd.ABL <- simd.AL - simd.BL
nortest::1lillie.test(simd.ABL)$p.val # 0.05234526

Protoze p-hodnota = 0.0523 je vétsi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité dat nezamitdme na hladiné vyznamnosti
a = 0.05. Z grafu vidime, Ze normalita ndhodného vybéru neni piilis presvédéiva, vsak jsme byli pouze kousek k
zamitnuti hypotézy o normélnim rozdéleni nahodného vybéru. Lillierofsuv test v8ak ptiklonil zrnicko vah smérem k
normélnimu rozdéleni, proto v souladu s vysledkem testu predpoklad normality vybéru rozdilu hodnot méfeni obou
vyzkumniku nezamitame.

Ptredpoklad normality pro pouziti parametrického testu je tedy splnén. Nasgim tikolem je zjistit, zda jsou méteni levé
strany prvniho vyzkumnika statisticky vyznamné nizsi nez méteni levé strany druhého vyzkumnika. Tento problém
jsme prevedli na analogicky problém, kdy zjisfujeme, zda je stiedni hodnota rozdili méfeni prvniho a druhého
vyzkumnika mensi nez konstanta gy = 0. Pivodni i analogické tvrzeni jsou znénim alternativni hypotézy. Zbyva
dodefinovat nulovou hypotézu.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Stredni hodnota rozdili méreni prunitho a druhého vyzkumnika je vétsi nebo rovnd nule.
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Obrazek 21: Histogram a diagram rozdilt méfeni prvniho a druhého vyzkumnika hodnot vertikalniho priméru ve
sttedu délky téla kliéni kosti na levé strané

Hj : Stiedni hodnota rozdili méreni proniho a druhého vyzkumnika je mensi nez nula.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Ho:p> po, kde po =0
Hy : p < pp, kde pg = 0 (levostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti

e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim jako a = 0.01.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika
_ M — o

—0.4273684 — 0 —0.4273684
S V38

_ 02200088 — U e TUSET00T 164414 — —3.802136 = —3.8921
vn 0.6768715 8= D676s71s 010 3.892136 = —3.89

Tw

334 alpha <- 0.01

336 mu_0 <- 0

336 m <- mean(simd.ABL)

337 s <- sd(simd.ABL)

338 tw <- (m - mu_0) / s * sqrt(n) # -3.892136

e Kriticky obor

W = (—00; th_1(a))

(—OO; t38_1(0.01)>
(—OO; t37(0.001)>
(,

00 —2.4314)

339 qt(alpha, n - 1) # -2.431447

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ty = —3.8921 nélezi do kritického oboru, tj. tyw € W, Hy zamitame

na hladiné vyznamnosti o = 0.01.
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4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti
o0, = tya(a)

(
( 06768715
(

—00, —0.4273684 — t33-1(0.01
\/ﬁ 38 1( ))

0.6768715
6.164414 t37(0.01)>

(=00, —0.4273684 — 0.109803 x (—2.431447))
= (—00, —0.1603882)

—00, —0.4273684 —

340 hh <- m - s / sqrt(n) * qt(alpha, n - 1) # -0.1603881

e Zaveér testovani
Protoze pup = 0 nendlezi do Waldova 99% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti, tj. pg =
0 ¢ IS, Hy zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

5. Testovani p-hodnotou
e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Tw < tw)
= Pr(Tw < —3.892136)
= 0.0001999986 = 0.0002

341 p.hodnota <- pt(tw, n - 1) # 0.0001999986

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.0002 je mensi nez o = 0.01, Hy zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

6. Interpretace vysledki
Za zakladé v8ech tii typu testovani zamitame nulovou hypotézu na hladiné vyznamnosti « = 0.01. Méfeni
levé strany prvniho vyzkumnika jsou statisticky vyznamné nizsi nez méfeni levé strany druhého vyzkumnika.

7. Graficka vizualizace vysledku testovani
Porovnani méfeni obou vyzkumniki vizualizujeme pomoci krabicového diagramu. Vybrat si muzeme mezi
dvéma variantami diagramu. Prvnim, ktery porovnava vzdjemné meéfeni prvniho a druhého vyzkumnika, a
druhym ktery porovnava rozdily s konstantou g = 0.

Pozndmka: Pérovy test provedeme také pomoci funkce t.test(). Vstupnimi parametry budou vektor reprezentujici
méfeni prvnfho vyzkumnika na levé strané (simd.AL), vektor reprezentujici méfeni druhého vyzkumnika na levé
strané (simd.BL), volba péarového testu (paired = T), hodnota hladiny vyznamnosti a (conf.level = 0.99) a volba
levostranné alternativn{ hypotézy (alternative = 'less’).

t.test(simd.AL, simd.BL, paired = T, conf.level = 0.99, alternative = ’less’)
Soucasti vystupu je hodnota testovaci statistiky t = -3.8921, pocet stupii volnosti Studentova rozdéleni df = 37,

hranice 99% Waldova empirického oboustranného intervalu spolehlivosti -Inf a -0.1603881 a p-hodnota p-value =
2e-04 = 2 x 10~* = 0.0002. Jediné, co musime stanovit zvlast, je horni hranice kritického oboru. *
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Obrézek 22: Krabicovy diagram rozdila méfeni prvniho a druhého vyzkumnika hodnot vertikdlnitho prameéru ve
sttedu délky téla kliéni kosti na levé strané

Paired t-test

data: simd.AL and simd.BL
t = -3.8921, df = 37, p-value = 2e-04
alternative hypothesis: true difference in means is less than O
99 percent confidence interval:
-Inf -0.1603881

sample estimates:
mean of the differences

-0.4273684
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Priklad 7.16. Parovy test (nesplnéni pifedpokladi) Méme datovy soubor 02-paired-means-clavicle.txt obsa-
hujici tdaje o hodnotach vertikdlniho prumeéru stfedu délky téla kliéni kosti z pravé a levé strany (clavicula) z
pohiebisté u Sv.Jakuba v Brné, prevazné z obdobi stfedovéku, namérené jednim vyzkumnikem ve dvou opako-
vanych méfenich (viz sekce 7?). Hodnoty naméfené pii prvnim opakovan{ jsou ulozeny v proménné simd.1, hodnoty
naméfené pii druhém opakovani jsou uloZeny v proménné simd.2. Muzeme zjistit, Ze aritmeticky prumér hodnot
ziskanych v ramci prvniho meéfeni je vétsi nez aritmeticky prumeér hodnot ziskanych v rdmmci druhého mefeni. Na
hladiné vyznamnosti o = 0.05 zjistéte, zda je stfedni hodnota prvniho méfeni vétsi nez stfedni hodnota druhého

Iy s

méfeni vertikdlniho priméru délky téla kliéni kosti na levé strané provedené timto vyzkumnikem.

Reseni piikladu 7.16

Nejprve piikazem read.delim() nac¢teme datovy soubor a pomoci operdtoru [] z néj vybereme pouze tdaje naméfené
sledovanym vyzkumnikem (sloupce simd.1 a simd.2) na levé strané side =="L". Udaje vlozime do proménné data.12L.
7 datové tabulky nasledné odstranime chybéjici idaje a zjistime rozsah ndhodného vybéru.

data <- read.delim(’00-Data\\02-paired-means-clavicle.txt’)
data.12L <- data[data$side == ’L’, c(’simd.1’, ’simd.2’)]
data.12L <- na.omit (data.12L)

dim(data.12L) # 40z2

Datovy soubor obsahuje 40 opakovanych méreni délky téla klicni kosti z levé strany. Protoze nasim tkolem ze zadani
je porovnat opakovand méreni provedend na jednom subjektu, pouzijeme k tomuto porovnani parovy test. Prvnim
krokem k provedeni tohoto testu je vytvoreni rozdili hodnot ziskanych v prvnim a druhém méfeni. V druhém
kroku je potfeba ovéfit jediny predpoklad, ktery musi byt splnén, abychom mohli parovy test provést, a sice ovérit
normalni rozdéleni téchto rozdilu.

Vzhledem k rozsahu ndhodného vybéru (n = 40 > 30) pouzijeme k ovéfeni normality rozdila Lillieforsuv test
(o = 0.05). Graficky zhodnotime rozdéleni ndhodného vybéru QQ-diagramem a histogramem (viz obréazek ?7).
Datovy soubor rozdélime do Sesti ekvidistatnich intervala s §itkou 0.36 mm prostiednictvim stanovenych hranic
—0.57,-0.21,...,1.59.

1.5 1 ©
4 =
c S 1.0
] 2
O : 0O
T fe}
2 ‘% 0.0 _/M
00
-0540 o
I I I I
-0.39 0.33 1.05 -2 -1 0 1 2
teoreticky kvantil
rozdil prvniho a druhého méreni (v mm) LillieforsCv test: p—hodnota 2e-04

Obrazek 23: Histogram a diagram rozdili prvniho a druhého méfeni hodnot vertikdlniho praméru ve stfedu délky
téla kli¢ni kosti na levé strané provedené jednim vyzkumnikem

Protoze p-hodnota = 0.00020223 je mensi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité rozdili zamitdme na hladiné
vyznamnosti « = 0.05. Histogram namefenych hodnot ukazuje na vysikmeni rozdilu smérem doleva s prodlouzenym
pravym koncem. QQ-diagram ukazuje na odlehlost bodu od referen¢ni piimky a minimélné jeden extrémné odlehly
bod na pravé strané. Nahodny vybér rozdilu hodnot ziskanych v prvnim a druhém méfeni nepochdzi z normaélniho
rozdéleni.

Predpoklad normality pro pouziti parametrického testu neni splnén, proto neni mozné trvzeni ze zadani ovérit po-
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moci parametrického parového testu. Jednou z moznosti, jak piiklad dale fesit je zkusit odstranit rozdil s nejvyssi
hdonotou vyskytujici se ve vektoru simd.12L. Vypsanim vektoru rozdili simd.12L muzeme zjistit, ze odlehlé pozo-
rovan{ nabyvé hodnoty 1.57 a je umisténo na 36. pozici ve vektoru simd.12L. Pomoci operédtoru [] toto pozorovéni
odstranime a provedeme opétovné Lillieforsuv test normality a zobrazime histogram a QQ-diagram (viz obrizek
24).

simd.12L2 <- simd.12L[-36]

2.5 0.6 — o ©
2 20- = _
g § 0.4 OO
S 1.5 —; 0.2 —
S S 0.0 -
E 1.0 5
o) % -0.2 — 00
= 0.5 Yy 04
I I I I I I I I I I I
-0.445  -0.025 0.395 -2 -1 0 1 2
teoreticky kvantil
rozdil prvniho a druhého méfeni (v mm) Lillieforstv test: p—hodnota 6.0302

Obrézek 24: Histogram a diagram rozdilu prvniho a druhého méfeni hodnot vertikdlntho praméru ve stfedu délky
téla klicni kosti na levé strané po odstranéni nejodlehlejsiho pozorovani

Protoze p-hodnota = 0.0302 je mensi nez 0.05, nulovou hypotézu o normalité rozdila zamitdme na hladiné vyznamnosti
« = 0.05. Histogram zobrazujici rozdily prvniho a druhého méreni sice vypada lépe, ale u QQ-diagramu stéle vidime
fatalni odchylky bodu od referenéni pfimky. Ndhodny vybér rozdilii hodnot ziskanych v prvnim a druhém méfeni
nepochdzi z normalniho rozdéleni.

Ptedpoklad normality pro pouziti parametrického testu neni ani po odstranéni nejodlehlejsiho rozdilu splnén, proto

neni mozné trvzeni ze zadani ovéfit pomoci parametrického parového testu. Otazku ze zadani bychom tedy ovéfili
pomoci neparametrické alternativy parového testu, tj. metodami uvedenymi v kapitole ?7. *
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7.5 Test o korelacnim koeficientu p

Necht (X1,Y1)T...(X,,Y,)T je ndhodny vybér z Na(p,X) a necht py je konstanta. Na hladiné vyznamnosti a
testujeme jednu z nasledujicich t¥{ hypotéz oproti prislusné alternativni hypotéze.

Ho1:p=po oproti Hyy:p#po (oboustranng alt.)
Hys : p < po oproti Hyis:p>po (pravostranna alt.)
Hoz:p > po oproti Hiz:p<po (levostranng alt.)

Test nazyvame jednovybérovym Z-testem o korelacnim koeficientu p. Testovaci statistika mé tvar

Zw = vVn —3(Zr — &), (7.4)

1+R 1+po
1—po

kde Zp = % In 55 je Fisherova Z-transformace vybérového korelacntho koeficientu R a § = %hl je Fisherova

Z-transformace konstanty pg z nulové hypotézy a n je rozsah ndhodného vybéru. Testovaci statistika Zy, pochéazi
asymptoticky (n > 10) ze standardizovaného normdlnfho rozdélent, tj.

Zw =n—3(Zp — &) 2 N(0,1).

Kriticky obor podle zvolené alternativni hypotézy ma tvar

Hiy:p+#po W = (=003 tay2) U{ui_q/2; 00)
H121p>p0 W:<U1_Q;OO)
Hiyz:p < po W = (—00; uq)

kde uq /2, U1—a/2, Ua, U1—qo jsou kvantily standardizovaného normdlniho rozdélent, jejichz hodnoty ziskdme pomoci
@ a implementované funkce gnorm().

Interval spolehlivosti mé podle zvolené alternativni hypotézy jeden z nésledujicich tvaru

Hyy:p # po (d,h) = (tanh (zR - u\}%/;) ; tanh (zR - \/uz%))
His:p > po (d,1) = (tanh (zR — \'}%) i1
His:p<po (=1,h) = (—1;tanh (zR— ﬁ))

kde tanh je hyperbolicky tangens, jehoz hodnotu ziskdme pomoci @ a implementované funkce tanh().

Pozndamka: Dé se ukdzat, ze mezi korelaénim koeficientem py a &y plati vztah pg = tanh(&p), ktery je inverzi ke

o o Co Ul _ o Ug . ; , . . . .
vztahu &y = %ln if%. Vsimnéme si, ze zg — 1?_/32 a zZp — n/_ 23 jsou dolni a horni hranice intervalu spolehlivosti

pro Z-transformaci &y, nebot zg je také Z-transformace. Hyperbolicky tangens potom funguje jako zpétna trans-
formace, kterd prevede hranice intervalu spolehlivosti pro &y zpatky na hranice intervalu spolehlivosti pro korela¢ni
koeficient pg.

Pozndmka: Protoze parametr p je korela¢ni koeficient, plati, ze p € (—1;1). Proto levostranny interval spolehlivosti
omezime shora hodnotou 1, namisto nekone¢nem, a pravostranny interval spolehlivosti omezime zdola hodnotou -1,

namisto minus nekoneénem.

p-hodnota mé v zavislosti na zvolené alternativni hypotéze jeden z nésledujicich tvaru

Hiyy:p# po p-hodnota = 2min{Pr(Zw < zw), Pr(Zw > 2w)}
His:p>po p-hodnota = Pr(Zyw > zw) =1 —Pr(Zw < zw)
His:p<po p-hodnota = Pr(Zy < zw)

kde Zw je ndhodnd veli¢ina, zy je realizace testovaci statistiky Zw (viz vzorec 7.4), tedy konkrétni éislo, a
Pr(Zw < zw) je distribu¢ni funkce standardizovaného normalniho rozdéleni, jejiz hodnotu ziskdme pomoci R
a implementované funkce pnorm().
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Priklad 7.17. Test o korelaénim koeficientu p (oboustranna alternativa)

Meéjme datovy soubor 05-one-sample-correlation-skull-mf.txt, proménnou skull.pH popisujici nejvétsi vysku mozkovny
a proménnou face.H popisujici morfologickou vysku tvare (viz sekce ??) starovéké egyptské populace. Soucasné
méame k dispozici hodnotu korelaé¢niho koeficientu mezi obéma znaky a tdaje o po¢tu piipadu ze vzorku novovéké
egyptské muzské populace. Na hladiné vyznamnosti « = 0.05 testujte hypotézu o shodé korelaéniho koeficientu
nejvetsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvare u muzu starovéké a novoveké egyptské populace.

Reseni piikladu 7.17

Datovy soubor nacteme pifkazem read.delim(). Pomoci operdtoru [| vybereme z tabulky ddaje o nejvétsi vysce
mozkovny (skull.pH) a morfologické vysce tviie face.H u muzi sex == 'm’. Udaje vlozime do proménné data.M.
Pomoci piikazu na.omit() odstranime z tabulky data.M chybgjici ddaje. Nakonec piikazem dim() zjistime rozsah
ndhodného vybéru a pitkazem range() rozsahy naméfenych hodnot obou proménnych.

data <- read.delim(’00-Data\\05-one-sample-correlation-skull-mf.txt’)
data.M <- data[data$sex == ’m’, c(’skull.pH’, ’face.H’)]

data.M <- na.omit(data.M)

skull.pHM <- data.M$skull.pH

face.HM <- data.M$face.H

range (skull.pHM) # 127-149

range (face .HM) # 100-136

Datovy soubor obsahuje tidaje o nejvétsi vysce mozkovny a morfologické vysce tvare u 164 muzi, pficemz naméiené
nejvétsi vysky mozkovny nabyvaji hodnot v rozmezi 127-149 mm a naméfené morfologické vysky tvare nabyvaji
hodnot v rozmezi 100-136 mm.

Nasim ukolem je porovnat korelanci koeficienty dvou egyptskych populaci, pficemz u muzu ze starovéké egyptské
populace zndme naméfené hodnoty. Na zdkladé téchto hodnot muzeme zjistit, zda ndhodny vybér pochéazi z
dvourozmérného normalniho rozdéleni. Druha, novovéka egyptska populace je reprezentovana pouze hodnotou ko-
relaéniko koeficientu (ro = 0.251). O jejim rozdélen{ piesnéjsi informace neméme. Resen{ pifkladu vede na piipad,
kdy korela¢ni koeficient jednoho ndhodného vybéru porovndvame s konkrétnim ¢islem, tedy na jednovybérovy test
o korelan¢im koeficientu p. Pfedpokladem k pouziti tohoto testu je dvourozmérnd normalita ndhodného vybéru
nejvétsich vysek mozkovny a morfologickych vysek tvare muzu starovéké egyptské populace. Pied pouzitim testu
je tfeba tento predpoklad ovérit.

Zavér o dvourozmérné normalité obou ndhodnych vybéra stanovime na zikladé Mardiova testu (o = 0.05)
v kombinaci s grafickou vizualizaci dat pomoci 3D grafu a teckového diagramu superponovaného 95 % elipsou
spolehlivosti, analogicky, jako je uvedeno v sekci ?7.

MVN::mvn(data.M, mvnTest = ’mardia’)$multivariateNormality
# sikmost: 0.3852790 # spicatost: 0.1998495

Protoze p-hodnota testu o nevyznamnosti koeficientu sikmosti, tj. 0.3853, je vétsi nez 0.05, hypotézu o ne-
vyznamnosti koeficientu Sikmosti nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Déle protoze p-hodnota testu o
nevyznamnosti koeficientu Spic¢atosti, tj. 0.1998, je vétsi nez 0.05, nezamitame hypotézu o nevyznamnosti koeficientu
Spicatosti. Protoze ndhodny vybér nevykazuje statisticky vyznamné znamky zesikmeni ani zeSpicaténi, nezamitame
na hladiné vyznamnosti a = 0.05 hypotézu o dvourozmérné normalité ndhodného vybéru nejvétsich vysek mozkovny
a morfologickych vysek tvafe u muzu starovéké egyptské populace. Ke stejnému zavéru bychom dosli také pouzitim
Henzova-Zirklerova testu (p-hodnota = 0.64065 > 0.05) i Roystonova testu (p-hodnota = 0.05850 > 0.05).

Nynf se podivdme na grafickou vizualizaci ndhodného vybéru (viz graf 25) prostiednictvim 3D grafu obarveného
pomoci 20 odstinu z palety matlab.like2 z knihovny colorRamps. 3D graf ndm ukazuje kopcovity tvar ndhodného
vybéru slozeny z vy$siho a nizstho kopce, které splyvaji v jeden objekt. Vzhledem k tomu, Ze rozsah ndhodného
vybéru je 164, pozadujeme, aby elipsa spolehlivosti pokryvala alepson 156 bodua. Zbylych 8 bodu smi lezet mimo
elipsu spolehlivosti. V nasem piipadé lezi mimo elipsu spolehlivosti pravé osm bodu, coz podporuje vysledek Mar-
diova testu. Nahodny vybér nejvétsich vysek mozkovny a morfologickych vysek tvare u muzu starovéké egytské
populace pochézi z dvourozmérného normélniho rozdéleni.
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Obréazek 25: 3D graf a teckovy diagram s 95% elipsou spolehlivosti pro nejvétsi vysku mozkovny a morfologickou
vysku tvafe muzu starovéké egyptské populace (v mm)

Jelikoz je predpoklad dvourozmérné normality ndhodného vybéru splnén, muzeme hypotézu ze zadani otestovat
pomoci parametrického testu o korela¢nim koeficientu p. Nasim ikolem otestovat (nulovou) hypotézu o shodé
korela¢niho koeficientu nejvétsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvare u muzu starovéké a novovéké egyptské
populace. Zbyva tedy stanovit znéni alternativni hypotéz tak, aby bylo doplikem k nulové hypotéze. Testovani
provedeme v posloupnosti sedmi kroki.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Korelacni koeficient proménngch nejuétsi vyska mozkovny a morfologickd vijska tvdre uw muzi sta-
rovéké egyptské populace je rovny hodnotée 0.251.
H, : Korelacni koeficient proménnyjch nejvétsi vyska mozkovny a morfologickd vyska tvdre u muzu sta-
rovéké egyptské populace neni rovny hodnoté 0.251.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : p = po, kde pg = 0.251
Hy : p# po, kde pg = 0.251
(oboustrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddanim o = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

e Fisherova Z-transformace vybérového korela¢niho koeficientu
K vypoctu Fisherovy Z-transformace potfebujeme znat hodnotu vybérového korela¢niho koeficientu.
Tuto hodnotu ziskdme pomoci pifkazu cor() s nastavenym argumentem method == "pearson’. Vybérovy
korelaéni koeficient nejvétsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvaie muzu starovéké egyptské popu-
lace r = 0.33064. Nyni muzeme vypocitat Fisherovu Z-transformaci korela¢niho koeficientu a Fisherovu
Z-tranformaci konstanty pg = 0.251 z nulové hypotézy.

1. 1+R

_ 1y, 1+03306431 1, '1.3306431 1, " oorga
2 1-0.3306431 2 0.6693569 2

= 0.5 x 0.6871002 = 0.3435501 = 0.3436
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1. 1
fozflnﬂ
2 ].—po
1. 1 251 1. 1.251 1
= fln& = ni5 = —1n1.670227
2 1-0251 2 0749 2
= 0.5 X 0.5129595 = 0.2564798 = 0.2565
368 alpha <- 0.05
369 n <- length(skull.pHM)
370 rhoO <- 0.251
371 T <- cor(skull.pHM, face.HM, method = ’pearson’)
372 zR <- 1/ 2 % log((1 + ) / (1 - 1)) # 0.3435501

373 ksi0 <- 1 / 2 * log((1 + rho0) / (1 - rhoO)) # 0.2564798

e Testovaci statistika

Ty = Zr —&o
vn—3

= (0.3435501 — 0.2564798)+/164 — 3

= 0.0870703 x v161
= 0.0870703 x 12.68858
= 1.104798

374 Zw <- (zR - ksiO) * sqrt(m - 3) # 1.104799

e Kriticky obor

=
I

$ Uays2) U (U1—q/2; 00)

; 0.05/2) U (U1-0.05/2; ©°)

; u0.025) U (u0.975 5 00)

© —1.959964) U (1.959964 ; o0)

|
—~ o~~~
I

375 qnorm(alpha / 2) # -1.959964
376 qnorm(1 - alpha / 2) # 1.95996/

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky zy = 1.1048 nendlezi do kritického oboru, tj. zw ¢ W, Hy ne-
zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti
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Ul /2 Ua /2
_ - tanh _
ZR n3> ; tan (ZR F3))
U1-0.05/2

U0.05/2
— (tanh ( 0.3435501 — =205/2 ) o (0.3435501 — —e205/2
( an ( /164 — 3) o ( /164 — 3))

tanh ( 0.3435501 — “0-975> - tanh (0,3435501 _ “0025)>

V161 V161

1.959964 —1.959964
h ( 0.3435501 — ———— ) : tanh { 0.3435501 — ——————
tan <o3 3550 12.68858) : tan (03 35501 — —o o ))

tanh (0.3435501 — 0.1544668) ; tanh (0.3435501 — (—0.1544668)))
tanh (0.1890833) ; tanh (0.4980169))
0.1869 ; 0.46056)

|
—_—~

377 dh <- tanh(zR - gnorm(l1 - alpha / 2) / sqrt(n - 3)) # 0.1868617
378 hh <- tanh(zR - qnorm(alpha / 2) / sqrt(m - 3)) # 0.4605561

e Zavér testovani
Protoze pg = 0.251 ndlezi do Waldova 95% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti, tj. po =
0.251 € IS, Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = 2min{Pr(Z,, < z,),Pr(Zw > z,)}
=2min{Pr(Z, < zy),1 — Pr(Zw < zy)}
= 2min{Pr(Z,, < 1.104799),1 — Pr(Zy < 1.104799)}
= 2min{0.8653766,0.1346234}
=2 x0.1346234
= 0.2692467 = 0.2692

379 2 * min(pnorm(Zw), 1 - pnorm(Zw)) # 0.2692467

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.2692 je vétsi nez o = 0.05, Hp nezamitame na hladiné vyznamnosti o« = 0.05.

6. Graficka vizualizace vysledki testovani

Vhodnym grafem ukazujicim miru zdvislosti mezi nejvétsi vyskou mozkovny a morfologickou vyskou tvére
je teckovy diagram superponovany linedrni regresni pfimkou prokladajici zobrazené body. Nejprve pitkazem
plot() vykreslime body nejvétsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvare muzu starovéké egyptské populace.
Koeficienty linedrni regresni pifmky ziskdme pomoci funkce Im(), jejimz jedninym argumentem bude vztah
face. HM skull.pHM, tj. vztah vyjadiujici zavislost mezi proménnou face.HM na ose y a proménnou skull.pHM
na ose x. Koeficienty regresni piimky, které jsou vlozeny v polozce coefficients, ziskdme z vystupu funkce
Im pomoci odkazu $coef. Dédle vytvoiime posloupnost tisice bodit x v rozsahu hodnot proménné skull.pHM
a vypocitame hodnoty regresni piimky v bodech posloupnosti x, které vlozime do proménné y. Nakonec
vykreslime linedrni regresni pffmku v bodech x,y piikazem lines(). Nakonec do grafu doplnime pod osu x
popisek obsahujici hodnotu vybérového korelaéniho koeficientu r = 0.33064 (piikaz mtext()).

380 par(mar = c(5, 4, 1, 1), family = ’Times’)

66



381 plot(skull.pHM, face.HM, xlab = ’’, ylab = ’morfologicka vyska tvatre (v mm)’,
382 xlim = c (125, 150), ylim = c(98, 138),

383 las = 1, pch = 21, col = ’dodgerblue4’, bg
384 k <- Im(face.HM ~ skull.pHM)$coef

385 x <- seq(min(skull.pHM), max(skull.pHM), length = 1000)

386 y <- k[1] + x * k[2]

387 1lines(x, y , col = ’midnightblue’, lwd = 2)

388

389 r <- round(r, digit = 4)

390 mtext(’nejvétsi vyska mozkovny (v mm)’, side = 1, line = 2.3)
391 mtext (bquote(paste(rho == . (r),)), side = 1, line = 3.7)

’aliceblue’)

130
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morfologicka vyska tvare (v mm)

100 —

125 130 135 140 145 150
nejvétsi vyska mozkovny (v mm)
p=0.3306

Obrazek 26: Teckovy diagram s linearni regresni ptimkou pro nejvétsi vysku mozkovny a morfologickou vysku tvére
muzu starovéké egyptské populace (v mm)

7. Interpretace vysledki:

Na zdkladé vsech ti{ zpusobu testovani nezamitdme hypotézu o shodé korelacnich koeficientu pro nejveétsi
vysku mozkovny a morfologickou vysku tvafe muzu starovéké a novovéké egyptské populace. Mezi korelacnim
koeficientem nejvétsi vysky mozkovny a morfologické vysky tvaie muzu starovéké a novovéké egyptské po-
pulace neexistuje statisticky vyznamny rozdil. Mezi nejvétsi vyskou mozkovny a morfologickou vyskou tvare
muzu starovéké egyptské populace existuje nizky stupen pifmé linedrni zavislosti (p; = 0.33064). Taktéz mezi
nejvétsi vyskou mozkovny a morfologickou vyskou tvare muzu starovéké egyptské populace existuje nizky
stupen primé linedrn{ zavislosti (pa = 0.2510) (viz stupnice miry zdvislosti pro Pearsonuv korelaén{ koeficient,
kapitola 77?).

*
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Priklad 7.18. Test o korelaénim koeficientu p (pravostrannd alternativa)

Mgjme datovy soubor 13-two-samples-correlations-trunk.txt, proménnou lowex.L popisujici délku dolni koncetiny (v
mm) a proménnou tru.L popisujici délku trupu (v mm) (viz sekce ?7?). Na hladiné vyznamnosti o = 0.01 zjistéte,
zda mezi délkou dolni koncetiny a délkou trupu zZen existuje piimé linedrni zavislost.

Reseni piikladu 7.18

Datovy soubor nac¢teme piikazem read.delim(). Pomoci operdtoru [] vybereme z tabulky idaje o délce doln{ konéetiny
(lowex.L) a délce trupu tru.L zen sex == 'f’. deaje vlozime do proménné data.F. Z tabulky data.F odstranime
chybéjici idaje (na.omit()). Nakonec zjistime rozsah ndhodného vybéru (dim()) a rozsahy naméfenych hodnot obou
proménnych (range()).

data <- read.delim(’00-Datal\\13-two-samples-correlations-trunk.txt’)
data.F <- datal[data$sex == ’f’, c(’lowex.L’, ’tru.L’)]

data.F <- na.omit(data.F)

dim(data.F) # 100z2

lowex.LF <- data.F$lowex.L
tru.LF <- data.F$tru.L
range (lowex.LF) # 836-1076
range (tru.LF) # 323-492

Datovy soubor obsahuje udaje o délce dolni koncetiny a délce trupu u 100 zen, pficemz naméiené délky dolni
koncetiny nabyvaji hodnot v rozmezi 836-1 076 mm a namétrené délky trupu nabyvaji hodnot v rozmezi 323-492 mm.

Nasfm tikolem je porovnat korelaéni koeficient populace zen s konstantou py = 0. Resen{ pifkladu tedy vede na
jednovybérovy test o korelaé¢nim koeficientu p. Predpokladem k pouziti tohoto testu je dvourozmeérnd normalita
nahodného vybéru délek dolni koncetiny a délek trupu zen. Pied pouzitim testu je tfeba tento predpoklad ovérit.
Zéver o dvourozmérné normalité obou ndhodnych vybéru stanovime na zdkladé Henzova-Zirklerova testu (o =
0.05) v kombinaci s grafickou vizualizaci dat pomoci 3D grafu a teckového diagramus 95 % elipsou spolehlivosti.

MVN::mvn(data.F, mvnTest = ’hz’)$multivariateNormality # 0.587225

Protoze p-hodnota Henzova-Zirklerova testu, tj. 0.587225, je vétsi nez 0.05, hypotézu o dvourozmérné normalité
ndhodného vybéru délek dolnich koncetin a délek trupu zen nezamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.05. Ke
stejnému zavéru bychom dosli také pouzitim Mardiova testu (p-hodnota pro koeficient sikmosti = 0.1769 > 0.05,
p-hodnota pro koeficient §picatosti = 0.8360 > 0.05) i Roystonova testu (p-hodnota = 0.6339 > 0.05).

Nyn{ se podivame na grafickou vizualizaci ndhodného vybéru (viz graf 27) prostfednictvim 3D grafu obarveného
20 odstiny z palety matlab.like2. Odstiny tentokrat pouzivdme v obraceném poradi (viz funkce rev()).

3D graf nam ukazuje kopcovity tvar s nékolika mélo odlehlymi hodnotami. Vzhledem k tomu, Ze rozsah
nidhodného vybéru je 100, je tieba, aby elipsa spolehlivosti pokryvala alepsonn 95 bodu. Zbylych 5 boda se smi
realizovat mimo 95 % elipsu spolehlivosti. Z teckového diagramu vidime, ze mimo elipsu spolehlivosti se realizujf
pouze 4 body. Na zakladé Henzova-Zirklerova testu a grafické vizualizace dochazime k zavéru, ze ndhodny vybér
délek dolnich konéetin a délek trupu pochézi z dvourozmérného normélniho rozdéleni.

Jelikoz je predpoklad dvourozmérné normality ndhodného vybéru splnén, muzeme pouzit parametricky testu o
rkorela¢nim koeficientu p. Nasim tkolem zjistit, zda mezi délkou dolni konc¢etiny a délky trupu Zen existuje statisticky
vyznamna piimé linearni zavislost. Protoze ukazatelem piimé zavislosti je kladnd hodnota korela¢niho koeficientu,
je nasim 1kolem zjistit, zda je korelacni koeficient délky dolni konéetiny a délky trupu Zen vétsi nez 0. Analogicky
jako v predchozich ptikladech je toto tvrzeni je znénim alternativni hypotézy. Nulovou hypotézu dodefinujeme jako
doplnék k tomuto trvzeni.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Korelacni koeficient proménnych délka dolni koncetiny a délka trupu je mensi nebo rovny 0.
Hy : Korelacni koeficient proménngch délka dolni koncetiny a délka trupu je vétsi nez 0.
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Obrézek 27: 3D graf a teckovy diagram s 95% elipsou spolehlivosti pro délku doln{ koncetiny a délku trupu zen (v

mm)

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy

Hy : p < po, kde pg =0
Hy:p> po, kde pg =0
(pravostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti

e Hladinu vyznamnosti volime podle zadani a = 0.01.

3. Testovani kritickym oborem

e Fisherova Z-transformace vybérového korela¢niho koeficientu

402
403
404
405
406
407

K vypoctu Fisherovy Z-transformace zjistime nejprve hodnotu vybérového korela¢niho koeficientu po-
moci pitkazu cor(). Vybérovy korelacni koeficient délky dolni koné¢etiny a délky trupu zen r = 0.2853.
Nyni muzeme vypocitat Fisherovu Z-transformaci korela¢niho koeficientu a konstanty py = 0 z nulové
hypotézy.

1. 1+R
1. 14 0.285256 1. 1.285256 1
=—-In———=—-In——— = —1n1.798205
210285256 2 0714744 2
= 0.5 x 0.5867888 = 0.2933944 = 0.2934
1. 1
§o=5n o
2 1=po
1
2 1-0 2
=05x0=0
alpha <- 0.01
n <- length(lowex.LF)
rho0 <-0
r <- cor(lowex.LF, tru.LF, method = ’pearson’)
zR <=1/ 2 x log((1 + r) / (1 - r)) # 0.2933943

ksi0 <- 1 / 2 * log((1 + rhoO) / (1 - rhoO)) # 0
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e Testovaci statistika

P Zr —&o
W vn—3

= (0.2933943 — 0)4/100 — 3
= 0.2933943 x v/97

= 0.2933943 x 9.848858

= 2.889599 = 2.8896

408 Zw <- (zR - ksiO) * sqrt(n - 3) # 2.889599

e Kriticky obor
W =

Ul— s )
U— 001,00)

(
=
<u0 99 ; )
= (2.326348 ; o)

409 qnorm(1 - alpha) # 2.326348

e ZAvér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky zy = 2.8896 nalezi do kritického oboru, tj. zy € W, Hy zamitame
na hladiné vyznamnosti a = 0.01.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

ZRW)”)

= (i

= <tanh (0 2033043 — fS) : 1)
(e
(

0.2933943 — 22 99) ; 1)
V97

2.326348
. i I |
tanh (0 2933943 9.848858) ; )

(tanh (0.2933943 — 0.2362048) ; 1)
(tanh (0.0571895) ; 1)
= (0.05712723; 1)

410 dh <- tanh(zR - qnorm (1 - alpha) / sqrt(mn - 3)) # 0.05712723

e Zavér testovani
Protoze po = 0 nendlezi do Waldova 99% empirického levostranného intervalu spolehlivosti, tj. po = 0 ¢
1S, Hy zamitdame na hladiné vyznamnosti a = 0.01.
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5. Testovani p-hodnotou

412
413
414
415
416
417
418
419
420
421
422
423

e p-hodnota

p-hodnota =1 — Pr(Zw < z,)
=1-Pr(Zw < 2.889599)
= 0.001928667 = 0.001929

411 1 - pnorm(Zw) # 0.001928667

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.001929 je mensi nez a = 0.01, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

. Graficka vizualizace vysledku testovani

Miru zavislosti mezi délkou dolni koncetiny a délkou trupu vizualizujeme teckovym diagramem superpo-
novanym linedrni regresni piimkou, ktera proklddd zobrazené body. Nejprve vykreslime body délky dolni
koncetiny a délky trupu (piikaz plot()). Koeficienty linedrni regresni ptimky ziskdme pomoci funkce Im(),
jejimz argumentem bude vztah tru.LF lowex.LF, tj. vztah vyjadiujici zavislost mezi proménnou tru.LF na ose
y a proménnou lowex.LF na ose x. Koeficienty regresni piimky ziskdme z vystupu funkce Im pomoci odkazu
$coef. Déle vytvorime posloupnost tisice bodu x v rozsahu hodnot proménné lowex.LF a vypoc¢itdme hodnoty
regresni primky v bodech posloupnosti x, které vlozime do proménné y.

par(mar = c(5, 4, 1, 1), family = ’Times’)

plot (lowex.LF, tru.LF, xlab = ’’, ylab = ’délka trupu (v mm)’,
xlim = c(820, 1080), ylim = c(320, 500),
las = 1, pch = 21, col = ’firebrick’, bg

k <- Im(tru.LF ~ lowex.LF)$coef

x <- seq(min(lowex.LF), max(lowex.LF), length = 1000)

y <- k[1] + x * k[2]

lines(x, y , col = ’firebrick3’, 1lwd = 2)

>khaki’)

r <- round(r, digit = 4)
mtext (’délka dolni konZetiny (v mm)’, side = = 2
mtext (bquote (paste(rho == . (r),)), side = 1, line = 3.7)

. Interpretace vysledku:

Na zdkladé vSech tii zpusobu testovani zamitame hypotézu Hy. Korelacni koeficient délky dolni koncetiny a
délky trupu zen je statisticky vyznamné vétsi nez 0. To znamenad, ze mezi délkou dolni konéetiny a délkou trupu
zen existuje statisticky vyznamnd piima zavislost. Interpretaci vybérového korela¢niho koeficientu muzeme
stanovit, ze mezi obéma znaky existuje nizky stupen piimé linedrni zdvislosti (p; = 0.2853), ktery je statisticky
vyznamny.

*
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Obrazek 28: Teckovy diagram s linedrni regresni pifmkou pro délku dolni koné¢etiny a délku trupu zen (v mm)
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Priklad 7.19. Test o korelaénim koeficientu p (levostranna alternativa)

Méjme datovy soubor 06-lin-uhl-fm.txt, proménnou skull.H popisujici vysku lebky v mm a proménnou base.B popi-
sujici sfiku lebe¢ni bdze na spojnici obou bodu porion v mm (viz sekce ??). Na hladiné vyznamnosti a = 0.10 , zda
mezi vyskou lebky a sifkou lebe¢ni béze Zen existuje nepiima zavislost.

Reseni piikladu 7.19

Nejprve nac¢teme datovy soubor a vybereme z néj tidaje o vysce lebky (skull.H) a sifce lebe¢ni bédze base.B Zen sex
== 'f" I’Jdaje vlozime do proménné data.F. Z tabulky data.F nasledné odstranime NA hodnoty a zjistime rozsah
nahodného vybéru a rozsahy naméfenych hodnot obou proménnych.

data <- read.delim(’00-Datal\\06-lin-uhl-fm.txt?’)
data.F <- data[data$sex == ’f’, c(’skull.H’, ’base.B’)]
data.F <- na.omit (data.F)

dim(data.F) # 20z2

skull .HF <- data.F$skull.H

base.BF <- data.F$base.B

range (skull .HF) # 115.4675-142.0617

range (base.BF) # 108.5226-123.0860

Datovy soubor obsahuje tidaje o vysce lebky a $ifce lebe¢ni baze u 20 Zen, pfic¢emz nameérené vysky lebky nabyvaji
hodnot v rozmezi 115.46-142.062 mm a namétené s§itky lebeéni baze nabyvaji hodnot v rozmez{ 108.523-123.086 mm.

Nagim tkolem je porovnat korelaéni koeficient populace zen s konstantou py = 0. Reseni pifkladu tedy vede na
jednovybérovy test o korela¢nim koeficientu p. Pied pouzitim tohoto testu je tieba ovérit predpoklad normality
ndhodného vybéru vysek lebky a sifek lebec¢ni baze zen. Predkoklad normality ovérime Roystonovym testem (o =
0.05) v kombinaci s 3D grafem a teckovym diagramem s 95 % elipsou spolehlivosti.

MVN::mvn(data.F, mvnTest = ’royston’)$multivariateNormality # 0.6845014

Protoze p-hodnota Roystonova testu, tj. 0.6845, je vétsi nez 0.05, hypotézu o dvourozmérné normalité ndhodného
vybéru vysek lebky a §ifek lebe¢ni baze zen nezamitame na hladiné vyznamnosti a = 0.05. Ke stejnému zavéru
bychom dosli také pouzitim Mardiova testu (p-hodnota pro koeficient sikmosti = 0.7607 > 0.05, p-hodnota pro
koeficient $picatosti = 0.3897 > 0.05) i Henzova-Zirklerova testu (p-hodnota = 0.3559 > 0.05).

Nyni se podivdme na grafickou vizualizaci ndhodného vybéru (viz graf 29).
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Obrézek 29: 3D graf a teckovy diagram s 95% elipsou spolehlivosti pro vysku lebky a §{fku lebe¢n{ béze zen (v mm)

Grafy na obrazku 29 podporuji vysledek testovani. 3F graf zobrazuje normalni rozdéleni ndhodného vybéru
tvorené jednim pospolitym kopcem bez vyraznéjsich odlehlych pozorovéani. Z teckového diagramu je navic patrné,
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ze vSechny body lezi uvnitf elipsy spolehlivosti. Nahodny vybér vysek lebky a Sitek lebeéni baze zen pochazi z
dvourozmérného normaéalniho rozdéleni.

Jelikoz je predpoklad dvourozmérné normality ndhodného vybéru splnén, muzeme pouzit parametricky testu o ko-
rela¢nim koeficientu p. Nasim ukolem zjistit, zda mezi vyskou lebky a sitkou lebeéni baze zen existuje statisticky
vyznamna nepiima linearni zavislost. Protoze ukazatelem nepiimé zavislosti je zdpornd hodnota korela¢niho koefici-
entu, je nasim ukolem zjistit, zda je korela¢ni koeficient vysky lebky a §iiky lebeéni béze zen mensi nez 0. Analogicky
jako v predchozich ptikladech je toto tvrzeni je znénim alternativni hypotézy. Nulovou hypotézu dodefinujeme jako
doplnék k tomuto trvzeni.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Korelacni koeficient vysky lebky a Sitky lebecni bdze Zen je vétsi nebo rovnyj 0.
H, : Korelacni koeficient vysky lebky a $irky lebecni bdze Zen je mensi nez 0.
e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : p > pg, kde pg =0
Hy:p < py, kde pg =0
(levostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim a = 0.10.
3. Testovani kritickym oborem

e Fisherova Z-transformace vybérového korela¢niho koeficientu
Nejprve vypocitdame hodnotu vybérového korela¢niho koeficientu R vysky lebky a sitky lebeéni baze
(r = —0.1713). Nyn{ muzeme vypocitat Fisherovu Z-transformaci korela¢niho koeficientu a Fisherovu
Z-tranformaci konstanty pg = 0.

1 1+R
Zp=-1
R=5"1°R
1. 1+ (—0.1712964)
~ -1 = Sl o2 2 yy0.70751
2 T (Coa72960) 2 " Tarizee 2 07O

= 0.5 x (—0.3460036) = —0.1730018 = —0.1730

1. 0.8287036 1

1.1
§o=5n o
2 ].—po
1. 1+0 1
=—In——=-In1=05x0=0
2 1-0 2
433 alpha <- 0.10
434 n <- length(skull.HF)
435 rho0O <- 0
436 r <- cor(skull.HF, base.BF, method = ’pearson’) # -0.1712964
437 zR <=1/ 2 x log((1 + r) / (1 - 1)) # -0.173002

438 ksi0 <- 1 / 2 *x log((1 + rhoO) / (1 - rhoO)) # O

e Testovaci statistika
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_Zr—=%&

Vn—3
= (—0.173002 — 0)v/20 — 3
= —0.173002 x V17
= —0.173002 x 4.123106
= —0.7133056 = —0.7133

Zw

439 Zw  <- (2R - ksi0) * sqrt(n - 3) # -0.7133054

e Kriticky obor
w

(—00; uq)
(—OO; U0.10>
(—oo; —1.281552}

440 qnorm(alpha) # -1.281552

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky zy = —0.7133 nendlez{ do kritického oboru, tj. zw ¢ W, Hy

nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.10.
4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

(—1,h) = ( —1; tanh (ZR - %))

Up.10
= —1; tanh { —0.173002 - ——
( o ( ¢20—3)>
—1.281552
—1: h({-0.1 Q-
( ; tan ( 0.173002 — =22 ))
; tanh (—0.173002 — (—0.310822)))

(—1
= (—1; tanh (0.13782))
(—1

; 0.136954)

441 hh <- tanh(zR - gnorm(alpha) / sqrt(m - 3)) # 0.1369539

e Zavér testovani
Protoze pg = 0 nélezi do Waldova 90% empirického pravostranného intervalu spolehlivosti, tj. po = 0 €
1S, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.10.

5. Testovani p-hodnotou
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e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Z,, < zy,)
= Pr(Z, < —0.7133054)
= 0.2378284 = (0.2378

442 pnorm(Zw) # 0.237828

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.2378 je vétsi nez o = 0.10, Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.10.

6. Graficka vizualizace vysledku testovani

443
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v/

Miru zéavislosti mezi vyskou lebky a sitkou lebeéni baze vizualizujeme teckovym diagramem superponovanym
linearni regresni piimkou, kterd proklada zobrazené body. Koeficienty linearni regresni primky ziskdme pomoci
funkce Im(), jejimz argumentem bude vztah base.BF skull.HF, tj. vztah vyjadiujici zavislost mezi proménnou
base.BF na ose y a proménnou skull. HF na ose x. Déle vytvoiime posloupnost bodu x v rozsahu hodnot
proménné skull.HF a vypocitdame hodnoty regresni ptimky v bodech této posloupnosti.

par (mar = c(5, 4, 1, 1), family = ’Times’)

plot (skull .HF, base.BF, xlab = ’’, ylab = ’5ifka lebeini baze (v mm)’,
xlim = c (114, 144), ylim = c(107, 124),
las = 1, pch = 21, col = ’red3’, bg = ’yellow’)

k <- 1lm(base.BF ~ skull.HF)$coef

x <- seq(min(skull.HF), max(skull.HF), length = 1000)

y <- k[1] + x * k[2]
lines(x, y , col = ’red3’, lwd = 2)
r <- round(r, digit = 4)
mtext (’vySka lebky (v mm)’, side = 1, line = 2.3)
mtext (bquote (paste(rho == . (r),)), side = 1, line = 3.7)
o
g o
> 120
o
e o
@
2 o
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S 115 °
L o 0 ©
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g o
=
% 110 °©° 5
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p=-0.1713

Obrézek 30: Teckovy diagram s linedrni regresni piimkou pro vysku lebky a sifku lebe¢ni baze Zen (v mm)

7. Interpretace vysledkii:

Na zakladé vSech tii zpusobu testovani nezamitdme hypotézu Hy. Korelaéni koeficient vysky lebky a sitky
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v/

lebecni baze zen neni statisticky vyznamné mensi nez 0. To znamend, ze mezi vyskou lebky a §itkou lebeéni béze
neexistuje statisticky vyznamna nepiimé zdvislost. Interpretaci vybérového korela¢niho koeficientu muzeme
stanovit, ze mezi obéma znaky existuje nizky stuperl nepiimé linedrni zdvislosti (p; = —0.1713), ktery nen{
statisticky vyznamny.

*

7



455
456
457
458
459
460
461
462

463

Priklad 7.20. Test o korelaénim koeficientu p (nesplnéni predpokladi)

Méjme datovy soubor 16-anova-head.txt, proménnou bigo.W popisujici sitku dolni ¢elisti v mm a proménnou bizyg.W
popisujici §itku tvafe v mm (viz sekce ??). Na hladiné vyznamnosti a = 0.10 testujte hypotézu o nepiimé zdvislosti
mezi §itkou dolni ¢elisti a sifkou tvafe u muzu.

Reseni piikladu 7.20

Nejprve nac¢teme datovy soubor a vybereme z néj udaje o sitce dolni celisti (bigo.W) a sifce tvafe bizyg.W muzu
sex == 'm’. Udaje vlozime do proménné data.M. Z tabulky data.M nésledné odstranime chybéjici tidaje, zjistime
rozsah ndhodného vybéru a rozsahy namérenych hodnot obou proménnych.

data <- read.delim(’00-Datal\\16-anova-head.txt’)

data.M <- datal[data$sex == ’m’, c(’bigo.W’, ’bizyg.W’)]

data.M <- na.omit (data.M)

dim(data.M) # 75z2

bigo.WM <- data.M$bigo.W

bizyg.WM <- data.M$bizyg.W

range (bigo.WM) # 94 126

range (bizyg.WM) # 113-155

Datovy soubor obsahuje tdaje o &ifce dolni Celisti a Sifce tvafe 75 muzu, pfic¢emz naméfené sitky dolni celisti
nabyvaji hodnot v rozmezi 94-126 mm a naméiené sitky tvare nabyvaji hodnot v rozmez{ 113-155 mm.

Nagim tkolem je porovnat korelaéni koeficient populace muzi s konstantou py = 0. ReSeni pifkladu vede na
jednovybérovy test o korela¢nim koeficientu p. Pied pouzitim tohoto testu je tieba ovérit predpoklad normality
ndhodného vybéru sitek dolni celisti a sifek tvaie muzu. Pfedkoklad normality ovéiime Henzovym-Zirklerovym
testem (a = 0.05) v kombinaci s 3D grafem a teckovym diagramem s 95 % elipsou spolehlivosti.

MVN::mvn(data.M, mvnTest = ’hz’)$multivariateNormality # 0.006343478

Protoze p-hodnota Henzova-Zirklerova testu, tj. 0.006343, je mensi nez 0.05, hypotézu o dvourozmérné normalité
nahodného vybéru sitek dolni celisti a Sitek tvare muzu zamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.05. Ke stejnému
zdvéru bychom dosli pouzitim Mardiova testu (p-hodnota pro koeficient Sikmosti = 0.002218 < 0.05, p-hodnota pro
koeficient $picatosti = 0.05248 > 0.05) i Roystonova testu (p-hodnota = 0.006445 < 0.05).

Pred stanovenim zavéru o dvourozmérné normalité vyhodnotime také grafickou vizializace ndhodného vybéru
(viz graf 31).
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Obrazek 31: 3D graf a teckovy diagram s 95% elipsou spolehlivosti pro vysku lebky a sitku lebeéni bdze zen (v mm)

3D graf zobrazuje dvourozmérné normélni rozdéleni tvofené jednim vrcholem s nékolika odlehlymi hodnotami
a jednim vyrazné odlehlym pozorovanim. Zda je pocet odlehlych pozorovani unosny pro piredpoklad normlaity
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ovéiime na zakladé teckového diagramu. Aby data pochézela z dovurozmérného normélniho rozdéleni, je potieba,
aby alespon 71 bodu (95% bodu) lezelo uvniti elipsy spolehlivosti. Zbylé ¢tyfi body mohou lezet mimo elipsu spo-
lehlivosti. Bohuzel mimo elipsu spolehlivosti se tentokrat nachazi 5 bodu. Nahodny vybér sitek dolni Celisti a Sitek
lebeéni baze zen nepochézi z dvourozmérného normalniho rozdéleni.

Jelikoz predpoklad dvourozmérné normality ndhodného vybéru neni splnén, nemuzeme k otestovani hypotézy ze
zadani pouzit jednovybérovy test o korelaé¢nim koeficientu p.

Poznamka: V soucasné chvili se nabizi vice postupu, jak dale fesit nastalou situaci. Jednim z nich by bylo od-
stranéni nejodlehlejsitho pozorovani a néslednd kontrola, zda se odstranénim tohoto pozorovani nespravila norma-
lita ndhodného vybéru. V piipadé, ze ano, muzeme novy datovy soubor s rozsahem 74 hodnot pouzit k otestovani
hypotézy ze zadani pomoci parametrického testu o korela¢nim koeficientu p, analogicky jako v pfikladech 7.17,
7.18 a 7.19. V piipadé, ze odstranéni nevedlo k zlepSeni normality ndhodného vybéru, mohli bychom vyzkouset od-
stranén{ dalsich odlehlych pozorovéani a to az do vyse 10% naméfenych hodnot. Pokud predpoklad normality stédle
neni splnén, vratime se k ptivodnimu souboru 75 naméfenych hodnot a k otestovani hypotézy ze zadani pouzijeme
neparametricky test o korelaénim koeficientu zalozeny na Speramanové koeficientu pofadové korelace (viz kapitola

?77). *
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7.6 Test o nulovém korelaénim koeficientu p (Test o nezavislosti)

Necht (X1,Y1)T ... (X,,Y,)T je ndhodny vybeér z No(p, 2). Na hladiné vyznamnosti a testujeme jednu z nsledujicich
tii hypotéz oproti piislusné alternativni hypotéze.

Hyp:p=0 oproti Hy:p#0 (oboustrannd alt.)
Hypy:p<0 oproti His:p>0 (pravostrannd alt.)
Hos:p>0 oproti Hyz:p <0 (levostranng alt.)

Test nazyvame jednovybérovym testem o nezavislosti. Testovaci statistika ma tvar

vn—2R
Ty = —/—— (7.5)
V11— R?
kde R je vybérovy korela¢ni koeficient n je rozsah nahodného vybéru. Testovaci statistika Ty pochézi ze Studentova
t-rozdéleni o n — 2 stupnich volnosti, tj.

Tor — \/n—2RNt
W = F—RQ n—2-

Kriticky obor podle zvolené alternativni hypotézy ma tvar

Hyp:p#0 W = (—00; tp—2(a/2)) U (tn—2(1 — a/2); o0)
His:p>0 W = (th—2(1 — @) ; 00)
His: p < 0 W = (700; tn_g(a»

kde t,,—2(/2), th—2(1 — a/2), th_a(a), t,—2(1 — ) jsou kvantily Studentova rozdéleni o n — 2 stupnich volnosti,
jejichz hodnoty ziskdme pomoci @R a implementované funkce qt().

Interval spolehlivosti ma podle zvolené alternativni hypotézy jeden z nédsledujicich tvaru

' B t_a(a/2) ) tn_o(1—/2)
Hy:p#0 (d,h) = <\/t%_2(a/2)+n2 ’ \/ti_Q(la/2)+n2>
H122p>0 (Lh)(l’\/%>
Hiz:p<0 (dal):<\/%;l

Pozndmka: Pti testovani hypotézy o nulovém korelaénim koeficientu p pomoci intervalu spolehlivosti rozhodujeme
o zamitnuti nebo nezamitnuti Hy v zavislosti na tom, zda hodnota vybérového korela¢niho koeficientu R nalezi
nebo nendlezi do intervalu spolehlivosti, nikoli v zavislosti na tom, zda pg = 0 nélezi nebo nendlez{ do intervalu
spolehlivosti. Jednd se o vyjimku.

Pozndmka: Protoze parametr p je korela¢ni koeficient, plati, ze p € (—1;1). Proto levostranny interval spolehlivosti
omezime shora hodnotou 1, namisto nekone¢nem, a pravostranny interval spolehlivosti omezime zdola hodnotou -1,

namisto minus nekone¢nem.

p-hodnota mé v zavislosti na zvolené alternativni hypotéze jeden z nésledujicich tvaru

Hyp:p#0 p-hodnota = 2 min{Pr(Tw < tw), Pr(Tw > tw)}
His:p>0 p-hodnota = PI(TW > tw) =1- PI‘(TW < tw)
Hiz3:p<0 p-hodnota = Pr(Ty < tw)

kde Ty je ndhodnd velicina, tyy je realizace testovaci statistiky Ty (viz vzorec 7.5), tedy konkrétni ¢islo, a Pr(Ty <
tw) je distribuéni funkce Studentova rozdéleni o n — 2 stupnich volnosti, jejiz hodnotu ziskdme pomoci @ a
implementované funkce pt().

80



464
465
466
467
468
469
470
471

472

Priklad 7.21. Test o korelaénim koeficientu p (oboustranna alternativa)

Méjme datovy soubor 19-more-samples-correlations-skull.txt, proménnou nose.B popisujici sitku nosu a proménnou
intorb.B popisujici interorbitalni §iiku (viz sekce ?7) malajské populace. Na hladiné vyznamnosti o = 0.05 testujte
hypotézu o nezavislosti §itky nosu a interorbitalni sitky u muzu malajské populace.

Reseni piikladu 7.21

Datovy soubor nacteme piikazem read.delim(). Pomoci operdtoru [] vybereme z tabulky tidaje o §ffce nosu (nose.B)
a interorbitalni sitce intorb.B u muzu malajské populace pop == 'mal’. Udaje vlozime do proménné data.M. Pomoci
piikazu na.omit() odstranime z tabulky data.M chybéjici idaje. Nakonec pifkazem dim() stanovime rozsah ndhodného

vybéru a pifkazem range() zjistime rozsahy namérenych hodnot obou proménnych.

data <- read.delim(’00-Datal\\19-more-samples-correlations-skull.txt’)
data.M <- datal[data$pop == ’mal’, c(’nose.B’, ’intorb.B’)]

data.M <- na.omit(data.M)

dim(data.M) # 73z2

nose .BM <- data.M$nose.B

intorb.BM <- data.M$intorb.B

range (nose.BM) # 21-30

range (intorb.BM) # 18-29

Datovy soubor obsahuje idaje o §ifce nosu a interorbitdlni §ifce 73 muzu malajské populace, pficemz namétfené sitky
nosu nabyvaji hodnot v rozmezi 21-30 mm a namétené interorbitdlni sitky nabyvaji hodnot v rozmez{ 18-29 mm.

Nasim tkolem je porovnat korela¢ni koeficient malajské populace s konstantou py = 0, ktera reprezentuje nezavislost
obou znaki. U muzu malajské populace médme k dispozici ndhodny vybér namérenych hodnot. Na zakladé téchto
hodnot mizeme zjistit, zda ndhodny vybér pochézi z dvourozmérného normélniho rozdéleni. Reseni piikladu vede na
jednovybérovy test o nulovém korela¢nim koeficientu (neboli na test o nezdvislosti). Pfedpokladem k pouzit{ tohoto
testu je dvourozmérnd normalita ndhodného vybéru §ifek nosu a interorbitalnich sitek muzu malajské populace.
Pred pouzitim testu je tfeba tento predpoklad ovérit.

Zaver o dvourozmeérné normalité obou ndhodnych vybéru stanovime na zékladé Henzova-Zirklerova testu (o =
0.05) v kombinaci s 3D grafem a teckovym diagramem superponovanym 95 % elipsou spolehlivosti, analogicky, jako
je uvedeno v sekci ?77.

MVN::mvn(data.M, mvnTest = ’hz’)$multivariateNormality # 0.269426

Protoze p-hodnota Henzova-Zirklerova testu, tj. 0.2694, je vétsi nez 0.05, hypotézu o dvourozmérné normalité
nahodného vybéru sitek nosu a interorbitdlnich $itek nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05. Ke stejnému
zdvéru bychom dosli pouzitim Mardiova testu (p-hodnota pro koeficient Sikmosti = 0.54502 > 0.05, p-hodnota pro
koeficient $picatosti = 0.2638 > 0.05). Na zdkladé Rystonova testu bychom dvourozmérnou normalitu ndhodného
vybéru zamitli (p-hodnota = 0.02814 < 0.05). Pfed vytvofenim zévéru o dvourozmérné normalité zhodnotime jesté
grafickou vizualizaci ndhodnégho vybéru (viz graf 32).

3D graf zobrazuje pospolity kopcovity tvar ndhodného vybéru bez viditelnych odlehlych pozorovani. Na teckovém
diagramu vidime, ze pieci jen dvé odlehld pozorovani jsou soucdsti ndhodného vybéru. Vzhledem k tomu, Ze pro
podpofeni predpokladu normality staci, aby mimo elipsu spolehlivosti lezely nejvyse tfi body (alespon 69 bodua
se m4 realizovat uvniti elipsy spolehlivosti), je normalita ndhodného vybéru z hlediska odlehlych pozorovani v
porddku. Ndhodny vybér sifek nosu a onterorbitdlnich sifek u muzu malajské populace pochédzi z dvourozmérného
normalniho rozdéleni.

Jelikoz je predpoklad dvourozmérné normality ndhodného vybéru splnén, muzeme hypotézu ze zadani otestovat
pomoci parametrického testu o nezdvislosti. Nasim tkolem otestovat (nulovou) hypotézu o nezavislosti sifky nosu a
interorbitalni sitky, tj. hypotézu o shodé korela¢niho koeficientu §ifky nosu a interorbitdlni $itky s konstantou p = 0.
Zbyva tedy stanovit znéni alternativni hypotézy tak, aby bylo doplikem k nulové hypotéze. Testovani provedeme
v posloupnosti sedmi kroku.

1. Stanoveni hypotéz

81



473

474
475
476

2!
2
o
®
>
°
)
3
D
@
Ql
S
2
o
2
)
z
3
2

malajské populace (v mm)

S N w
o al o
| | |

interorbitalni Sitka (v mm)

=
&)}
|

000
00 00O
O 00000

000 @ 000

25 30

Sifka nosu (v mm)

Obrézek 32: 3D graf a teckovy diagram s 95% elipsou spolehlivosti pro §ftku nosu a interorbitdln{ §iifku muzu

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy:p=0

Hi:p#0

(oboustrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti

e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim a = 0.05.

3. Testovani kritickym oborem

o Testovaci statistika

Hy : Korelacni koeficient proménngch $itka nosu a interorbitdlni $irka tvdie je rovny 0.
H, : Korelacni koeficient proménnijch §itka nosu a interorbitdlni $irka tvdre neni rovny 0.

K vypoctu testovaci statistiky potifebujeme nejprve stanovit hodnotu vybérového korela¢niho koeficientu.

K tomu vyuzijeme funkci cor() s argumentem method = 'pearson’. Hodnota vybérového korela¢niho
koeficientu mezi §itkou nosu a interorbitalni §itkou je r = 0.41753. Nyni jiz muZeme vypocitat hodnotu
testovaci statistiky

Tw

_ Vn—2R

V73 —2x0.4175294

V1 — 0.41752942
V71 x 0.4175294

v0.8256692

_ 8.42615 x 0.4175294

alpha <- 0.05
r <- cor(nose.BM,

intorb.BM,
n <- length(nose.BM)

method
tw

82

’pearson’)
<- sqrt(n - 2) * r / sqrt(l - r ~ 2) # 3.871803

= 3.871803 = 3.8718



e Kriticky obor

W = (—00; tha(a/2)) U {tn—2(1 — a/2); o)

( (G o) t73 2(0 05/2)> <t73_2(1 —-0.05/2); OO)
= (—00; t71(0.025)) U (tr1(0.975) ; 00)
= (7

00 —1.9939) U (1.9939; 00)

477 qt(alpha / 2, n - 2) #-1.993943
478 qt(1 - alpha / 2, n - 2) # 1.9939/3

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ty, = 3.8718 nélezi do kritického oboru, tj. tyy € W, Hy zamitame
na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

th—2(a/2) tno(l —a/2)
_o(a/2)+n—2 \/t I-a/2)+n—-2

(d7h):

tr3_(0.05/2) , trs_a(1 — 0.05/2)
73 ,(0.05/2) + 73 — 2 \/t73 L(1—0.05/2) + 73 — 2

(7
[
:< £21(0.025)  try(1—0.025) )
[
(3
(3

1(0.025) + 717 /12, (1 - 0.025) + 71

—1.993943 , 1.993943
—1.993943)2 + 71 " 1/1.993943% + 71
1.993943  1.993943
V7497581 \/74. 97581>
1.993943  1.993943
8.658857 ' 8. 658857)

(—0.2302779; 0.2302779)

479 dh <- gt(alpha / 2, n - 2) / sqrt(qt(alpha / 2, n - 2) = 2 + n - 2) #

-0.2302779
480 hh <- qt(1 - alpha / 2, n - 2) / sqrt(qt(1 - alpha / 2, n - 2) =~ 2 + n - 2) #
0.2302779

e Zavér testovani
Protoze » = 0.4175 nendlezi do Waldova 95% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti, tj.
r =0.4175 ¢ IS, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou
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e p-hodnota

p-hodnota = 2min{Pr(T,, < t,),Pr(Tw > tu)}
= 2min{Pr(Ty, < ty), 1 — Pr(Tw < ty)}
= 2min{Pr(T,, < 3.871803),1 — Pr(Ty < 3.871803)}
= 2min{0.999946, 5.401663¢ — 05}
= 2 x 5.401663¢ — 05
= 0.0001080333 = 0.000108033

481 2 * min(pnorm(tw), 1 - pnorm(tw)) # 0.0001080333

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.0001080333 je mensi nez a = 0.05, Hy zamitame na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

. Graficka vizualizace vysledkt testovani

Miru zavislosti mezi §itkou nosu a interorbitdlni sitkou vizualizujeme teckovym diagramem superponovanym
linedrn{ regresni piimkou prokladajici zobrazené body. Nejprve piikazem plot() vykreslime body sitky nosu a
interorbitdln{ §fiky muzt malajské populace. Koeficienty linedrn{ regresni ptimky ziskdme pomoci funkce Im(),
jejimz jedninym argumentem bude vztah intorb.BM nose.BM, tj. vztah vyjadiujici zavislost mezi proménnou
intorb.BM na ose y a proménnou nose.BM na ose x. Koeficienty regresni primky, které jsou vlozeny v polozce
coefficients, ziskame z vystupu funkce Im pomoci odkazu $coef. Déle vytvorime posloupnost tisice bodu x v
rozsahu hodnot proménné nose.BM a vypocitdame hodnoty regresni pfimky v bodech posloupnosti x, které
vlozime do proménné y. Nakonec vykreslime linedrni regresni piimku v bodech x, y piikazem lines(). Nakonec
do grafu doplnime pod osu x popisek obsahujici hodnotu vybérového korelaéniho koeficientu r = 0.4175 (pitkaz
mtext()).

par(mar = c(5, 4, 1, 1), family = ’Times’)

plot (skull.pHM, face.HM, xlab = ’’, ylab = ’interorbitalni Sifka (v mm)’,
xlim = c(125, 150), ylim = c(98, 138),
las = 1, pch = 21, col = ’dodgerblue4’, bg = ’aliceblue’)

k <- Im(face.HM ~ skull.pHM)$coef

x <- seq(min(skull.pHM), max(skull.pHM), length = 1000)

y <- k[1] + x * k[2]

lines(x, y , col = ’midnightblue’, lwd = 2)

r <- round(r, digit = 4)
mtext (’8ifka nosu (v mm)’, side = 1, line = 2.3)
mtext (bquote (paste(rho == . (r),)), side = 1, line = 3.7)

. Interpretace vysledku:

Na zékladé vSech tii zpusobu testovani zamitame hypotézu o shodé korelacniho koeficientu sifky nosu a
interorbitalni sitky u muzu malajské populace s nulou. Mezi sitkou nosu a interorbitdlni sitkou muzu malajské
populace existuje statisticky vyznamna zavislost. Interpretaci vybérového korelaéniho koeficientu zjistime, ze
mezi Sffkou nosu a interorbitdlni sifkou existuje mirny stupen piimé linedrni zévislosti (po = 0.4175) (viz
stupnice miry zdvislosti pro Pearsonuv korelaéni koeficient, kapitola ?7).

*
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Obrazek 33: Teckovy diagram s linedrni regresni piimkou pro Sitku nosu a interorbitalni $ifku muzu malajské
populace (v mm)
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Priklad 7.22. Test o korelaénim koeficientu p (pravostrannd alternativa)

Mgjme datovy soubor 13-two-samples-correlations-trunk.txt, proménnou lowex.L popisujici délku dolni koncetiny (v
mm) a proménnou tru.L popisujici délku trupu (v mm) (viz sekce ?7?). Na hladiné vyznamnosti o = 0.01 zjistéte,

zda mezi délkou dolni koncetiny a délky trupu zen existuje pfima linedrni zavislost.

Reseni piikladu 7.22

Zadani piikladu je shodné se zadanim piikladu 7.18. Taktéz datovy soubor je totozny. Nasim tikolem je porovnat ko-
rela¢ni koeficient populace zen s konstantou py = 0, tentokrat prostfednictvim jednovybérového testu o nezavislosti.
Predpokladem k pouziti tohoto testu je dvourozmérna normalita ndhodného vybéru délek dolni koncetiny a délek
trupu zen. Splnéni tohoto predpokladu jsme ovérili v ramci feSeni prikladu 7.18. Ze zadani prikladu vime, ze mame
zhodnotit, zda mezi délkou dolni koncetiny a délky trupu zen existuje statisticky vyznamnd piima linedrni zavislost.
Protoze ukazatelem piimé zavislosti je kladnd hodnota korela¢niho koeficientu, je nasim ikolem zjistit, zda je ko-
rela¢ni koeficient délky dolni koncetiny a délky trupu zen vétsi nez 0. Toto tvrzeni je opét znénim alternativni

hypotézy, zatimco nulovou hypotézu dodefinujeme jako doplnék k tomuto trvzeni.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy

Hy : Korelacni koeficient proménnych délka dolni koncetiny a délka trupu je mensi nebo rovny 0.

Hy : Korelacni koeficient proménngch délka dolni koncetiny a délka trupu je vétsi nez 0.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy

Hy:p<0
H12p>0

(pravostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti

e Hladinu vyznamnosti volime o = 0.01 (viz zadan{ piikladu).

3. Testovani kritickym oborem

494
495
496
497
498
499
500
501
502
503

e Testovaci statistika K vypoctu testovaci statistiky potfebujeme nejprve stanovit hodnotu vybérového
korela¢niho koeficientu (viz funkce cor()). Hodnota vybérového korelacniho koeficientu mezi sifkou nosu
a interorbitalni sitkou je r = 0.2853. Nyni jiz muzeme vypocitat hodnotu testovaci statistiky

Vn—2R

V1—-R?

V100 — 2 x 0.285256
V1 —0.2852562

V98 x 0.285256

v/0.918629
~9.899495 x 0.285256
N 0.9584514
= 2.946305 = 2.9463

Tw =

data <- read.delim(’00-Datal\\13-two-samples-correlations-trunk.txt’)
data.F <- data[data$sex == ’f’, c(’lowex.L’, ’tru.L’)]

data.F <- na.omit(data.F)

dim(data.F)

lowex .LF
tru.LF
alpha

r

n

tw

<-

# 100z2

data.F$lowex.L

data.F$tru.L

0.01

cor (lowex.LF, tru.LF, method = ’pearson’) # 0.285256
length(lowex.LF) # 100

sqrt(n - 2) * r / sqrt(l - r =~ 2) # 2.946305
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e Kriticky obor

W = (th—2(1 — @) ; 00)

(
<t100_2<1 — 0.01) ; OO)
(
=

t98(0.99) ] OO)
2.365002; o)

504 qt(1 - alpha, n - 2) # 2.365002

e Zaveér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ty, = 2.9463 nélezi do kritického oboru, tj. tyy € W, Hy zamitame
na hladiné vyznamnosti a = 0.01.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

n 2(1—0&)
\/t (1—a)+n—2

, t100-2(1 — 0.01)
\/Boo—2(1 = 0.01) +100 - 2

S
S
(i)
S
S

124(0. 99) + 98
2.365002 )

" V/103.5932
T’ 2. 365002)
)

1;

' 10.17807
= (—1; 0.2323625

505 hh <- qt(1 - alpha, n - 2) / sqrt(qt(i - alpha, n - 2) "~ 2 + n - 2) # 0.232362/

e Zavér testovani
Protoze r = 0.2853 nenéalezi do Waldova 99% empirického pravostranného intervalu spolehlivosti, tj.
r =0.2853 ¢ IS, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Tyy > t,,) = 1 — Pr(Tyy < t,,) = 1 — Pr(Ty < 2.946305) = 0.002009162 = 0.00200916

506 1 - pt(tw, n - 2) # 0.002009162



e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.00200916 je mensi nez o = 0.01, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

6. Graficka vizualizace vysledku testovani
Viz priklad 7.18.

7. Interpretace vysledkiu:
Na zékladé vsech ti{ zpusobu testovani zamitame hypotézu Hy. Korelaéni koeficient délky dolni koncetiny a
délky trupu zen je statisticky vyznamné vétsi nez 0. To znamenad, ze mezi délkou dolni koncetiny a délkou trupu
zen existuje statisticky vyznamnd prim& zavislost. Mezi obéma znaky existuje nizky stupen piimé linearni
zévislosti (p1 = 0.2853), ktery je statisticky vyznamny. Ke stejnému zévéru jsme dospéli téz v prikladu 7.18.

*
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Priklad 7.23. Test o korelaénim koeficientu p (levostranna alternativa)

Meéjme datovy soubor 06-lin-uhl-fm.txt, proménnou skull.H popisujici vysku lebky v mm a proménnou base.B po-
pisujici sftku lebeéni bdze na spojnici obou bodu porion v mm (viz sekce ??). Na hladiné vyznamnosti o = 0.10
zjistéte, zda mezi vyskou lebky a §itkou lebe¢ni baze Zen existuje nepiiméd zavislost.

Reseni piikladu 7.23

Z4dani piikladu je shodné se zaddnim piikladu 7.23. Stejné tak datovy soubor je totozny. Nasim 1ikolem je porovnat
korela¢ni koeficient populace zen s konstantou py = 0, a to prostiednictvim jednovybérového testu o nezavislosti.
Jeho jedinym predpokladem je dvourozmeérna normalita ndhodného vybéru vysek lebky a sitek lebeéni béze zen,
kterou jsme ovéfili v ramci feseni piikladu 7.23. Podle zaddni mame zjistit, zda mezi vyskou lebky a sifkou lebeéni
béze zen existuje statisticky vyznamnd nepiimad linedrni zavislost. Ukazatelem nepiimé zavislosti je zaporna hodnota
korela¢niho koeficientu. Nasim ukolem je tedy zjistit, zda je korelaéni koeficient vysky lebky a Sitky lebecni béze
zen mensi nez 0, coz je znéni alternativni hypotézy.

data <- read.delim(’00-Data\\06-lin-uhl-fm.txt?’)

data.F <- datal[data$sex == ’f’, c(’skull.H’, ’base.B’)]
data.F <- na.omit(data.F)

dim(data.F) # 20z2

skull .HF <- data.F$skull.H

base.BF <- data.F$base.B

range(skull.HF) # 115.4675-142.0617

range (base.BF) # 108.5226-123.0860

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Korelacni koeficient vysky lebky a sirky lebecni baze Zen je vétsi nebo rovny 0.
Hy : Korelacni koeficient vysky lebky a $itky lebecni bdze Zen je mensi nez 0.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Ho:p > po, kde pg =0
Hy:p <po, kde pg =0
(levostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddanim o = 0.10.

3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika Nejprve vypocitame hodnotu vybérového korelaéniho koeficientu R vysky lebky a
sitky lebeéni baze (r = —0.1713). Nyni muzeme vypocitat testovaci statistiku.

vn—2R
VIi—I®
/20— 2 x (—0.1712964)
V1= (—0.1712964)2
V18 x (—0.1712964)

Vv0.9706575
4.242641 x (—0.1712964)
B 0.9852195
—0.737652 = —0.7377

Tw =

515 alpha <- 0.1
516 r <- cor(skull.HF, base.BF, method = ’pearson’) # -0.171296/
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517 n <- length(skull.HF)
518 tw <- sqrt(n - 2) * r / sqrt(l - r -~ 2) # -0.737652

e Kriticky obor
w

(=005 th—2(/2))
(—00; t20-2(0.10/2))
(—o0; t15(0.05))
(—o0; —1.33039)

519 qt(alpha, n - 2) # -1.330391

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky ty = —0.737652 nenalezi do kritického oboru, tj. tw ¢ W, Hy
nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.10.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

;1

,/t%z )+n—2
t20_(0.10)

\/t20 ,(010)+20— 2

;1

—1.330391 .
V/(—1.330391)2 + 18
1.330391 1>

Vv19.76994
1.330391 1
144631

(—0.2992104 ; 1)

o (7
(
(e
(i

520 dh <- qt(alpha, n - 2) / sqrt(qt(alpha, n - 2) ~ 2 + n - 2) # -0.2992103

e Zaveér testovani
Protoze r = —0.1713 nélezi do Waldova 90% empirického levostranného intervalu spolehlivosti, tj. r =
0.1713 € IS, Hy nezamitame na hladiné vyznamnosti a = 0.10.

5. Testovani p-hodnotou
e p-hodnota
p-hodnota = Pr(T,, < t,,) = Pr(T,, < —0.737652) = 0.230363 = 0.23036



521 pnorm(tw) # 0.230363

. Graficka vizualizace vysledku testovani
Viz priklad 7.19.

. Interpretace vysledkiu:

Na zdkladé vsech tii zpusobu testovani nezamitdme hypotézu Hy. Korelacni koeficient vysky lebky a sitky
lebecni baze zen neni statisticky vyznamné mensi nez 0. Mezi vyskou lebky a $itkou lebecni béze neexistuje
statisticky vyznamna nepiima zavislost. Interpretaci vybérového korela¢niho koeficientu muzeme stanovit, ze
mezi obéma znaky existuje nizky stupen nepifmé linedrni zdvislosti (p; = —0.1713), ktery neni statisticky
vyznamny. Ke stejnému zavéru jsme dospéli také v prikladu 29.

*
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7.7 Test o parametru p alternativniho rozdéleni

Necht X7i,... Xy je ndhodny vybér sledujici nastdni tspéchu (X; = 1), nebo nastdni nedspéchu (X; = 0) v i-
tém nahodném pokusu, ¢ = 1,..., N. Nahodny vybér Xi,... Xy potom pochézi z alternativniho rozdéleni, t;.
X ~ Alt(p), kde p je pravdépodobnost nastani uspéchu v jednom ndhodném pokusu. Na hladiné vyznamnosti
a = 0.05 testujeme jednu z nésledujicich t¥{ hypotéz oproti piislusné alternativni hypotéze.

Hy1 :p=mpo oproti Hyy:p#po (oboustranng alt.)
Hgo :p < po oproti Hys:p>py (pravostrannd alt.)
Hys :p > po oproti Hiz:p<po (levostranng alt.)

Test nazyvame testem o pravdépodobnosti p. Testovaci statistika ma tvar

M —
Zy = L0 (7.6)

/ po(1—po) ’
N

kde M = % Zi\;l X, kde X; nabyva hodnot 0 nebo 1, je vybérovy prumér, N je rozsah ndhodného vybéru a pg
je konstanta z nulové hypotézy. Testovaci statistika Zy pochdzi asymptoticky ze standardizovaného normalniho
rozdéleni, tj.

Zw = M-po_ 4 N(0,1).

/ Po(1—po)
N

To znamen4, ze pro maly rozsah ndhodného vybéru N nemusi mit rozdéleni statistiky Zy, charakter standardi-
zovaného normélniho rozdéleni. To je ale problém, nebof testovani kritickym oborem, intervalem spolehlivosti i
p-hodnotou je zalozeno na predpokladu, ze Zy ma charakter standardizovaného normalniho rozdéleni. Proto pro
maly rozsah ndhodného vybéru nemiizeme statistiku Zy k testovani nulové hypotézy pouiit, nebot zdvéry takového
testovani by mohly byt mylné. S rostoucim rozsahem ndhodného vybéru N se vSak rozdéleni statistiky Zy, ¢im dél
vice blizi ke standardizovanému normalnimu rozdéleni, ziskavé tak vSechny jeho vlastnosti a zavéry testovani se
stavaji spolehlivé spravnymi.

Zda méame dostateény pocet pozorovani k provedeni testu o pravdépodobnosti p provérime podminkou dobré
aproximace. Ta mé tvar

Npo(l - po) >9 (77)

a pokud je splnéna, muzeme test o pravdépodobnosti p pouzit, aniz bychom se vystavili riziku zavadéjicich vysledku
testovani. Pokud by vsak podminka dobré aproximace nebyla splnéna, nemuzeme test pouzit, dokud nerozsifime
nas datovy soubor o dalsi pozorovani a nezvysime tak rozsah ndhodného vybéru N.

Pozndmka: Problému s nedostatkem pozorovani pii pouziti testu o pravdépodobnosti p se muzeme vyvarovat, po-
kud si ve fazi planovani experimentu spocCitdme minimdlni potfebny rozsah ndhodného vybéru N.Ve fazi sbéru
dat si potom jiz snadno ohlidame, aby nas datovy soubor obsahoval potifebny pocet pozorovani, idedlné s néjakou
rezervou. K vypoc¢tu minimalniho rozsahu ndhodného vybéru potiebujeme znat pouze predpokladanou hodnotu
pravdépodobnosti pg (viz piiklady 7.28 a 7.29).

Kriticky obor podle zvolené alternativni hypotézy ma tvar

Hii:p#po W= (—OO; ua/2> U <U1—a/2§ 00)
Hyz:p > po W = (u1—q; )
Hiz:p<po W = (—00; Ua)

kde uq /2, U1—a/2, Ua, U1—qo jsou kvantily standardizovaného normdlniho rozdélent, jejichz hodnoty ziskdme pomoci
@ a implementované funkce qnorm().

Interval spolehlivosti mé podle zvolené alternativni hypotézy jeden z nésledujicich tvaru
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M(1-M M(1—-M
Hyy:p#po (d,h)= (M — %ul—a/Q;Mf (N)Ua/2>
M1 -M
Hiyo P <po (d71) =|M- %ulfa ; 1)
M(1—-M
Hyz:p>po (O7h)<0;M (N)Ua>

Pozndmka: Protoze parametr p zna¢i pravdépodobnost tispéchu v jednom pokusu, plati, ze p € (0;1), a tedy horni
hranice levostranného intervalu spolehlivosti je 1. Analogicky dolni hranice pravostranného Waldova empirického
intervalu spolehlivosti je 0.

p-hodnota mé v zavislosti na zvolené alternativni hypotéze jeden z nésledujicich tvaru

Hi1:p # po p-hodnota = 2min{Pr(Zw < zw), Pr(Zw > zw)}
His:p>pg p-hodnota = Pr(Zw > zw) =1 - Pr(Zw < zw)
Hiz:p<pg p-hodnota = Pr(Zw < zw)

kde Zw je ndhodnd veli¢ina, zy je realizace testovaci statistiky Zw (viz vzorec 7.6), tedy konkrétni éislo, a
Pr(Zw < zw) je distribuéni funkce standardizovaného normélniho rozdéleni, jejiz hodnotu ziskdme pomoci @R
a implementované funkce pnorm().
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Priklad 7.24. Test o parametru p alternativniho rozdéleni (oboustrannd alternativa)

Meéjme datovy soubor 25-one-sample-probability-dermatoglyphs.txt obsahujici tidaje o frekvenci vyskytu dermatogly-
fického vzoru smycka na prstech 470 jedincu (235 muzu a 235 zen) populace Bagathu z Araku Valley (viz sekce
?7?). Soucasné mame k dispozici hodnotu pravdépodobnosti vyskytu dermatoglyfického vzoru smyéka u jedincu z
populace Lambadis (p,, = 0.5618, p; = 0.6233). Na hladiné vyznamnosti a = 0.05 zjistéte, zda existuje rozdil
mezi frekvencemi vyskytu dermatoglyfického vzoru smycke u muzi bagathské populace z Araku Valley a muzu z
populace Lambadis.

Reseni piikladu 7.24

Pifkazem read.delim() nacteme datovy soubor, pficemz nastavenim argumentu row.names = 1 specifikujeme, Ze prvni
sloupec tabulky mé byt zvolen jako zdhlavi fadka. Pomoci funkce sum() zjistime celkovy pocet vSech pozorovéni.
Déle, aplikovanim funkce FUN = sum na sloupce (MARGIN = 2) tabulky data prostiednictvim pitkazu apply()
zjistime pocet tidaju pro muze a pro zeny.

(data <- read.delim(’00-Datal\\25-one-sample-probability-dermatoglyphs.txt’,
row.names = 1))

m £
whorl 1053 880
loop 1246 1349
arch 51 121

sum (data) # 4700
apply(data, MARGIN = 2, FUN = sum) # m 2350 # f 2350

Z tabulky vidime, ze z celkového poctu 4 700 otisku patii 2 350 otiskii muzium, ¢emuz odpovida 10 otisku prstu na
jednoho jedince muzského pohlavi. Z celkového poctu 2 350 otiskt byl na 1246 otiscich rozpoznan vzor smycka a na
zbylych 1104 otiscich byl rozezndn jiny vzor nez smycka (tj. obloucek nebo vir). Rozsah ndhodného vybéru N = 2350.

Nasim tukolem je porovnat frekvenci vyskytu dermatoglyfického vzoru smycka dvou indickych populaci. U bagathské
populace mame k dispozici pocet tspéchu, tj. pocet vyskytu vzoru smycka na 2350 prstech. Nahodné veli¢ina X
popisujici frekvenci vyskytu vzoru smycka u muzu bagathské poulace tedy pochédzi z alternativniho rozdéleni, tj.
X ~ Alt(p), kde p je pravdépodobnost nastdni dspéchu, tedy pravdépodonost vyskytu vzoru smycka. Druha,
populace z Lambadis je reprezentovdna pouze pravdépodobnosti (p, = 0.5618). Resen{ prikladu vede na situaci,
kdy pravdépodobnost p porovnavame s konstantou 0.5618, tedy na jednovybérovy test o parametru p alternativniho
rozdéleni. K pouziti tohoto testu je nejprve potieba ovéfit podminku dobré aproximace pro ndhodny vybér muzu
bagathské populace, coz znamend ovéfit, zda plati Npo(1 — pg) > 5, kde pp = 0.5618.

Npo(1 —po) = 2350 x 0.5618 x (1 — 0.5618) = 2350 x 0.5618 x 0.4382 = 578.5248.
Jelikoz 578.5248 > 5, je podminka dobré aproximace pro muze bagathské populace splnéna.

N <- 2350

x <- 1246

p0 <- 0.5618

N*pO* (1-p0) # 578.5248

Protoze je podminka dobré aproximace pro muze bagathské populace splnéna, muZeme se zaméfit na otazku ze
zadani. Nasim ikolem je zjistit, zda existuje rozdil mezi frekvencemi vyskytu dermatoglyfického vzoru smycka
u muzi bagathské populace z Araku Valley a muzu z populace Lambadis. Toto tvrzeni je znénim alternativni
hypotézy, nebot rozdil implikuje nerovnost a nerovnost je vidy soucdsti alternativni hypotézy. Zbyva dodefinovat
nulovou hypotézu. Proces testovani provedeme v posloupnosti Sesti krok.

1. Stanoveni hypotéz
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e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Frekvence vyskytu dermatoglyfického vzoru smycka u muzu bagahtské populace a populace Lambadis

jsou shodné.
H, : Frekvence vyskytu dermatoglyfického vzoru smycka v muzi bagahtské populace a populace Lambadis

nejsou shodné.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : p = pg, kde py = 0.5618
Hy : p # pg, kde pg = 0.5618
(oboustrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti

e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim o = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

M — po

/ Po(1—po)
N

_0.5302128 — 0.5618

0.5618(1—0.5618)
2350

—0.0315872

/0.5618x0.4382
2350
—0.0315872
1/0.0001047578
~ —0.0315872
~0.01023512
= —3.086158 = —3.08616

Ly =

534 alpha <- 0.05
535 m <- x / N #0.5302128
536 zw <- (m - p0) / (sqrt(p0 * (1 - pO) / N)) # -3.08616

e Kriticky obor

W = (=005 ta/2) U (a2 )

(_
(—oo; u0.05/2> U <U170.05/2 ; OO)
(_
(_

00 ; Up.025) U (U0.975 5 00)
o0 ; —1.9560) U (1.9560 ; co)

537 qnorm(alpha / 2) # -1.959964
538 qnorm(1 - alpha / 2) # 1.959964

e Zaver testovani
Protoze realizace testovaci statistiky zwy = —3.08616 nélezi do kritického oboru, tj. zw € W, Hj

zamitdme na hladiné vyznamnosti a = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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e Interval spolehlivosti

[M(1—M 1-M
M — N ul a/27 ( N )ua/2>

0.5302128(1 — 0.5302128)
2350

(d, h)

0.5302128 — V/ 10052 ; 0.5302128 — V/

0.5302128(1 — 0.5302128)
2350 U0.05/2

0.5302128 x 0.4697872
2350

0.5302128 — \/ ug.975 ; 0.5302128 — \/

2350

N N N

0.5302128 x 0.4697872 )
U0.025

/

0.5302128 — v/0.0001059945 x 1.959964 ; 0.5302128 — +/0.0001059945 x (—1.959964))

0.5302128 — 0.01029536 x 1.959964 ; 0.5302128 — 0.01029536 x (—1.959964))
0.5100343; 0.5503913)

o~ o~

539 dh <- m - sqrt(m * (1 - m) / N) * gnorm(l - alpha / 2) # 0.5100342
540 hh <- m - sqrt(m * (1 - m) / N) * gnorm(alpha / 2) # 0.5503913

e Zavér testovani
Protoze py = 0.5618 nenalezi do Waldova 95% empirického oboustranného intervalu spolehlivosti, tj.
po = 0.5618 ¢ IS, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou
e p-hodnota
p-hodnota = 2 min{Pr(Zw < zw ), Pr(Zw > 2w )}

=2min{Pr(Zw < zw), 1 —Pr(Zw < zw)}
— 2min{Pr(Zy < —3.08616), 1 — Pr(Zy < —3.08616)}
= 2min{0.001013798 , 0.9989862}

= 2 x 0.001013798 = 0.002027595 = 0.0020276

541 p.hodnota <- 2 * min (pnorm(zw), 1 - pnorm(zw)) # 0.002027595

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.0020276 je mensi nez o = 0.05, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

6. Graficka vizualizace vysledku testovani
Vysledek testovani vizualizujeme pomoci sloupcového diagramu relativnich ¢etnosti, ktery vygenerujeme
piikazem rel.barplot(). Funkce rel.barplot() je implementovdna v RSkriptu Sbirka-AS-1-2018-funkce.R. Pfed
pouzitim samotné funkce je tedy poteba nacist RSkript piikazem source().

542 source(’Sbirka-AS-I-2018-funkce.R’)
543 par(mar = c(5, 4, 1, 1), family = ’Times’)

544 rel.barplot(c(x, N - x), col = c(’orange2’, ’darkseagreen3’),

545 border = ’goldenrod4’,

546 names = c(’smyZka’, ’jiny (oblouiek, vir)’),

547 density = 60, main = ’’,

548 xlab = ’dermatoglyficky vzor’, ylab = ’relativni Zetnost’)

7. Interpretace vysledku: Na zdkladé vSech tif zpusobu testovani zamitdme hypotézu Hy. Mezi frekvenci
vyskytu dermatoglyfického znaku smycka u muzi baghatské populace z Araku Valley a frekvénci vyskytu
vzoru smycka u muzu z populace Lambadis existuje statisticky vyznamny rozdil.
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Priklad 7.25. Test o parametru p alternativniho rozdéleni (pravostrannd alternativa)
Pravdépodobnost narozeni chlapce je o néco mélo vyssi, nez pravdépodobnost narozeni dévéete (obecny pomér je
51:49). V datovém souboru 08-one-sample-probability-sexratio.txt jsou uvedeny tdaje o pohlavi novorozencu naro-
zenych béhem jednoho roku v jedné krajské nemocnici (viz sekce ??). Potvrzuji nasbirané idaje tvrzeni, ze se v
tomto okresu rodi statisticky vyznamné vice chlapct nez dévéat? Hladinu vyznamnosti zvolte a = 0.05.

Reseni piikladu 7.25

Piikazem read.delim() nacteme datovy soubor. Pomoci funkee head() vypiSseme prvnf ¢tyii fddky z nactené tabulky.
Tabulka obsahuje pouze jeden sloupec sex obsahujici idaje o bindrni proménné pohlavi s kédovanim m = muz a f
= Zena. Pomoc{ pifkazu table() zjistime, kolik pozorovani piislusi kazdé varianté znaku sex.

data <- read.delim(’00-Data\\08-one-sample-probability-sexratio.txt’)
head (data, n = 4)

D> wWw N -
8 + 3 B

table (data)

data
£ m
674 729

V krajské nemocnici se v prubéhu jednoho roku narodilo celkem 729 chlapcu a 674 dévcat. Rozsah ndhodného
vybéru N = 1403.

Nasim tkolem je porovnat frekvenci vyskytu narozeni chlapcu s konstantou 0.5. Ta reprezentuje 50 % Sanci na
narozeni chlapce a 50% Sanci na narozeni dévcete. K dispozici méame pocet tspéchu, tj. pocet narozenych chlapcu z
1403 narozenych jedincu. Nahodnd veli¢ina X popisujici narozeni chlapce tedy pochdzi z alternativniho rozdéleni,
tj. X ~ Alt(p), kde p je pravdépodobnost nastdni dspéchu, tedy pravdépodonost narozeni chlapce. Reseni prikladu
vede na situaci, kdy pravdépodobnost p porovnavame s konstantou 0.5, tedy na jednovybérovy test o parametru p
alternativniho rozdéleni. K pouziti tohoto testu je nejprve potieba ovérit podminku dobré aproximace, tj. ovérit,
zda plati Npo(1 — pg) > 5, kde py = 0.5.

Npo(1 = po) = 1403 x 0.5 x (1 — 0.5) = 1403 x 0.5 x 0.5 = 350.75.

Jelikoz 350.75 > 5, je podminka dobré aproximace splnéna.

N <- 1403
x <- 729
p0 <- 0.5

N * p0 * (1 - p0) # 350.75

Protoze podminka dobré aproximace je splnéna, muzeme se zaméfit na otdzku ze zadani. Nasim ukolem je zjistit,
zda se ve sledovaném okrese rodi statisticky vyznamné vice chlapcu nez dévéat. Toto tvrzeni odpovidd hypotéze,
7e frekvence narozeni chlapcii je vétsi 0.5 a je znénim alternativni hypotézy, nebot v zad4n{ nen{ zminka, Ze mdme
testovat hypotézu nebo nulovou hypotézu. Zbyva tedy dodefinovat znéni Hy.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Frekvence vyskytu narozeni chlapce je mensi nebo rovna 0.5.
H, : Frekvence vyskytu narozeni chlapce je vétsi nez 0.5.
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e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : p < po, kde pg = 0.5
Hy :p > pg, kde pyg = 0.5
(pravostranng alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti
e Hladinu vyznamnosti volime v souladu se zaddnim a = 0.05.
3. Testovani kritickym oborem

o Testovaci statistika

M —
Dy M —po
Po(1—po)

_0.5196009 — 0.5

0.5(1—0.5)

1403
~0.0196009

0.25

1403
0.0196009

v/0.0001047578

0.0196009

~0.01334877
= 1.468367 = 1.4684

564 alpha <- 0.05
565 m <- x / N # 0.5196009
566 zw <- (m - p0) / (sqrt(p0 * (1 - p0) / N)) # 1./68364

e Kriticky obor

567 qnorm (1 - alpha) # 1.644854

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky zy = 1.4684 nendlezi do kritického oboru, tj. zw ¢ W, Hy ne-
zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

4. Testovani intervalem spolehlivosti
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e Interval spolehlivosti

M
(M )ulfa/2 ; 1>

0 5196009(1 — 0.5196009)
1 — 01
(O 5196009 1403 U1-0.05 ; )
O 5196009 x 0.4803991
= 1 — -1
(O 5196009 1403 UQ.95 ; )

0 5196009 — v/0.0001779158 x 1.644854 ; 1)

= (0.5196009 —0.01333851 x 1.644854; 1)
= (0.497661; 1)

568 dh <- m - sqrt(m * (1 - m) / N) * gnorm(1l - alpha) # 0.497661

e Zavér testovani
Protoze pg = 0.5 ndlezi do Waldova 95% empirického levostranného intervalu spolehlivosti, tj. po = 0.5 €
1S, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

5. Testovani p-hodnotou

e p-hodnota

p-hodnota = 1 — Pr(Zw < zw)} = 1 — Pr(Zw < 1.468364)} = 0.07100263 = 0.0710026

569 p.hodnota <- 1 - pnorm(zw) # 0.07100263

e Zaveér testovani
Protoze p-hodnota = 0.07100263 je vétsi nez o = 0.05, Hy nezamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.05.

6. Graficka vizualizace vysledku testovani
Vysledek testovani vizualizujeme pomoci sloupcového diagramu relativnich ¢etnosti.

570 source(’Sbirka-AS-I-2018-funkce.R’)

571 par(mar = c(4, 4, 1, 1), family = ’Times’)

572 rel.barplot(c(x, N - x), col = c(’dodgerblue’, ’tomato’),

573 border = ’goldenrod4’,

574 names = c(’chlapci’, ’divky’),

575 density = 40, main = ’’,

576 xlab = ’pohlavi novorozencu’, ylab = ’relativni &etnost’)

7. Interpretace vysledku: Na zdkladé vSech tif zpusobu testovani nezamitame hypotézu Hy. Nasbirané udaje
nepotvrzuji, ze by se ve sledovaném kraji rodilo statisticky vyznamné vice chlapcu nez dévcat.

*

100



béhem jednoho roku



577
578

581
582
583
584

Priklad 7.26. Test o parametru p alternativniho rozdéleni (levostranni alternativa)

Méjme k dispozici tidaje o frekvenci vyskytu epigenetického znaku sutura metopica (binomické proménnd) na lebkach
Ainu z ostrova Hokkaido (viz datovy soubor 09-one-sample-probability-sutmet.txt a jeho popis v sekci 77). Déle mé&jme
k dispozici idaje o vyskytu epigenetického znaku sutura metopica na lebkach jedincu ze soucasné japonské populace
(Pjap = 0.091). Na hladiné vyznamnosti o = 0.01 zjistéte, zda je frekvence vyskytu epigenetického znaku sutura
metopica u populace Ainu statisticky vyznamneé nizsi nez u soucasné japonské populace.

Reseni piikladu 7.26
Piikazem read.delim() nacteme datovy soubor, pfiGemz nastavenim argumentu row.names = 1 specifikujeme, Ze
prvni sloupec tabulky mé byt zvolen jako zdhlavi radku.

(data <- read.delim(’00-Data/09-one-sample-probability-sutmet.txt’,
row.names = 1))

n met
Ain 184 6

Z tabulky vidime, ze z celkového poctu 184 lebek populace Ainu byl zaznamenan vyskyt epigenetického znaku
sutura metopica) na 6 lebkdch. Rozsah ndhodného vybéru lebek Ainské populace N = 184.

Nasim t1kolem je porovnat frekvenci vyskytu epigenetického znaku sutura metopica dvou japonskych populaci.
U populace Aint méme k dispozici pocet uspéchu, tj. pocet vyskytu epigenetického znaku sutura metopica u
184 lebek. Nahodna velicina X popisujici frekvenci vyskytu znaku sutura metopica u muzi populace Ainu tedy
pochézi z alternativniho rozdéleni, tj. X ~ Alt(p), kde p je pravdépodobnost nastdni ispéchu, tedy pravdépodonost
vyskytu znaku sutura metopica. Soucasna japonské populace je oproti tomu reprezentovana pouze pravdépodobnosti
(Pjap = 0.091). Resen{ pifkladu vede na situaci, kdy pravdépodobnost p porovnavéme s konstantou 0.091, tedy na
jednovybérovy test o parametru p alternativniho rozdéleni. Pfed pouzitim tohoto testu nejprve ovéiime podminku
dobré aproximace pro ndhodny vybér muzi populace Aint, tj. Npo(1 — pg) > 5, kde py = 0.091.

Npo(1 = po) = 184 x 0.091 x (1 — 0.091) = 184 x 0.091 x 0.909 = 15.2203.

N <- 184

x <- 6

pO <- 0.091

N x pO *x (1 - p0) # 15.2203

Jelikoz ¢islo 15.2203 > 5, je podminka dobré aproximace pro populaci Ainu splnéna a my se muzeme zaméfit na
feSeni otazky ze zadani. Zde poznamenejme, ze v zadani piikladu neni zminka o znéni nulové hypotézy, pouze o
zémeru zjistit, zda je frekvence vyskytu znaku sutura metopica u populace Ainu nizs$i nez u soucaské japonské
populace. Toto tedy bude znéni alternativni hypotézy, zatimco nulovou hypotézu musime vhodné dodefinovat.

1. Stanoveni hypotéz

e slovni formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : Frekvence vyskytu epigenetického znaku sutura metopica u populace Aint je vy$si nebo rovna frek-
venci znaku sutura metopica u soucasné japonské populace.
H, : Frekvence vijskytu epigenetického znaku sutura metopica u populace Aind je niZsi nez u soucasné
japonské populace.

e matematicka formulace nulové a alternativni hypotézy
Hy : p > po, kde pg = 0.091
Hiy :p < pg, kde pg = 0.091
(levostrannd alternativa)

2. Volba hladiny vyznamnosti

e Hladina vyznamnosti o = 0.01 (viz zadani piikladu).
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3. Testovani kritickym oborem

e Testovaci statistika

M —
T = Do
M(1—M)

~0.0326087 — 0.091

0.091(1—0.091)

184
_ —0.0583913

0.082719
184

—0.0583913
1/0.0004495598
~ —0.0583913
T 0.02120283
= —2.753939 = —2.75394

585 alpha <- 0.01
586 m <- x / N # 0.0326087
587 zw <- (m - p0) / (sqrt(p0 * (1 - pO) / N)) # -2.75394

e Kriticky obor

W = (—00; ta)
(—00; uo.01)

(—o0; —2.3263)

588 qnorm(alpha) # -2.326348

e Zavér testovani
Protoze realizace testovaci statistiky zy = —2.75394 ndalezi do kritického oboru, tj. zy € W, Hj
zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

4. Testovani intervalem spolehlivosti

e Interval spolehlivosti

(_17h) N

(0; 0.0326087 — \/0.0326087(1 — 0.0326087) uo.m)

184

(0; 0.0326087 — +/0.0001714422 x (—2.326348))

= (0 0.0326087 — 0.01309359 x (—2.326348))
= (0; 0.06306895) = (0; 0.063069)

589 HH <- m - sqrt(m * (1 - m) / N) * gnorm(alpha) # 0.06306895
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e Zavér testovani

Protoze pg = 0.091 nendlezi do Waldova 99% empirického pravostranného intervalu spolehlivosti, tj.
po = 0.091 ¢ IS, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

5. Testovani p-hodnotou

591
592
593
594
595
596
597

e p-hodnota

p-hodnota = Pr(Zw < zw)
= Pr(Zy < —2.326348)
= 0.002944129 = 0.002944

590 p.hodnota <- pnorm(zw) # 0.002944129

e Zavér testovani
Protoze p-hodnota = 0.002944 je mensi nez a = 0.01, Hy zamitdme na hladiné vyznamnosti o = 0.01.

. Graficka vizualizace vysledku testovani

Vysledek testovani vizualizujeme pomoci sloupcového diagramu relativnich ¢etnosti, ktery vygenerujeme
piikazem rel.barplot().

source (’Sbirka-AS-I1-2018-funkce.R’)
par (mar = c(1, 4, 1, 1), family = ’Times’)
rel.barplot(c(N - 6, 6), col = c(’goldenrodl’, ’firebrickl’),

border = ’goldenrod4’,

names = c(’vyskyt s.metopica’, ’absence s.metopica’),
density = 60, main = ’’,

xlab = ’’, ylab = ’relativni Zetnost’)

1 absence s.metopic
@ vyskyt s.metopica

0.5 178; 96.74%
0.4 -

relativni ¢etnost

0.3
0.2 H
0.1

0.0 -

Obrazek 36: Sloupcovy diagram relativnich cetnosti zastoupeni epigenetického znaku sutura metopica v populaci

Ainu

7.

Interpretace vysledku: Na zakladé vSech tii zpusobu testovani zamitame hypotézu Hy. Frekvence vyskytu
epigenetického znaku sutura metopica u populace Ainu je statisticky vyznamné mensi nez u soucasné japonské
populace.

*
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Priklad 7.27. Test o parametru p alternativniho rozdéleni (nesplnéni predpokladi)

Méjme k dispozici tidaje o frekvenci vyskytu epigenetického znaku sutura metopica (binomické proménnd) na lebkach
jedincti z Anatolské populace z oblasti Erzurum. Z celkového poctu 47 jedinct byl zaznamenén vyskyt tohoto znaku
u 7 jedinct. Dédle méjme k dispozici idaje o vyskytu epigenetického znaku sutura metopica na lebkéch jedincu z mo-
derni Anatolské populace (p, = 0.093). Na hladiné vyznamnosti o = 0.10 testujte hypotézu, ze frekvence vyskytu
epigenetického znaku sutura metopica u Anatolské populace z oblasti Erzurum je mensi nebo rovna frekvenci vyskytu
epigenetického znaku sutura metopica u moderni Anatolské populace.

Reseni piikladu 7.27

Nejprve si do proménné N vlozime celkovy pocet jedincu (rozsah ndhodného vybéru N = 47) a do proménné x
vlozime pocet tspécht, tj. pocet vyskytu epigenetického znaku sutura metopica na 47 zkoumanych lebkach (z =
7). Ndhodn4 velicina X popisujici pocet vyskytu epigenetického znaku sutura metopica pochazi z Alternativniho
rozdéleni, tj. X ~ Alt(p), kde p je pravdépodobnost tspéchu, tj. pravdéodobnost vyskytu epigenetického znaku
sutura metopica.

N <- 47
x <=7

Nasim 1kolem je porovnat frekvenci vyskytu epigenetického znaku sutura metopica u dvou Anatolskych populaci.
U populace z oblasti Erzurum méme k dispozici pocet tspéchu. Naopak u moderni Anatolské populace mame k
disporzici pouze pravdépodobnost vyskytu (p, = 0.093). Reseni piikladu vede na situaci, kdy pravdépodobnost p
porovnavame s konstantou 0.093, tedy na jednovybérovy test o parametru p alternativniho rozdéleni. Pfed pouzitim
testu nejprve ovéiime podminku dobré aproximace, tj. zda Npo(1 — pg) > 5, kde pg = 0.093.

Npo(1 —pg) =47 x 0.093 x (1 —0.093) =47 x 0.093 x 0.907 = 3.9645.

Jelikoz 3.9645 < 5, podminka dobré aproximace neni splnéna a k otestovani hypotézy ze zadani neni tedy mozné
pouzit test o parametru p alternativniho rozdéleni.

Poznamka: Protoze rozsah ndhodného vybéru neni dostatetné velky, nemuzeme k testovani hypotézy ze zadani
pouzit parametricky test. V opa¢ném piipadé by ziskané vysledky nebyly spolehlivé. Jedinou moznosti, jak ziskat
spolehlivé vysledky je rozsitit datovy soubor o dalsi pozorovani. Tomuto procesu bychom se vyhnuli, kdybychom
v pocéatecni fazi pldnovani experimentu spocitali, jak minimélné velky rozsah ndhodného vybéru je potieba ziskat,
aby byla podminka dobré aproximace splnéna a vysledky stanovné za zakladé testu o parametru p byly spolehlivé
(viz piiklady 7.28 a 7.29). *
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Priiklad 7.28. Minimalni rozsah ndhodného vybéru pro test o parametru p alternativniho rozdéleni
(oboustranna alternativa)

Méjme k dispozici tidaje o frekvenci vyskytu polydaktylie u jedincti Ceskoslovenské populace z roku 1966 (p.s =
0.0005, N.s = 20074). Déle predpoklddejme, ze ndhodny vybér X popisujici vyskyt polydaktylie u jedincu Polské
populace pochézi z Alternativniho rozdéleni, tj. X ~ Alt(p), kde p je pravdépodobnost vyskytu polydaktylie u je-
dinctu Polské populace. Vypocitejte, jak velky minimélni rozsah ndhodného vybéru je potieba k otestovani hypotézy
o shodé frekvence vyskytu polydaktilie u jedincii Ceskoslovenské a Polské populace.

Reseni piikladu 7.28

Nagim tikolem je porovnat frekvenci vyskytu polydaktylie u Ceskoslovenské a Polské populace, piicemz moment4lné
jsme ve fazi planovani experimentu. Zatimco u Polské populace budeme mit po nasbirani dat k dispozici idaje o
poctu tspéchi, tj. o poctu vyskyti polydaktilie u Ceskoslovenské populace mame k dispozici tdaj o vyskytu
polydaktylie z roku 1966 (p = 0.0005). Celd studie spéje k situaci, kdy budeme porovnévat pravdépodobnost p s
konstantou 0.0005, tedy na jednovybérovy test o parametru p alternativniho rozdéleni. K tomu, abychom tento test
mohli pouzit, potfebujeme, aby byla splnéna podminka dobré aproximace, tj. aby Npo(1—po) > 5, kde pg = 0.0005.
Z nerovnice si tedy vyjadiime a nasledné dopoc¢itdme hodnotu V.

Npo(1—po) >5

5
po(1 —po)

5
>
0.0005(1 — 0.0005)
5

0.0005 x 0.9995
N > 10005

N >

N

N >

pO <- 0.0005
5 / (p0 * (1 - p0)) # 10005

Aby byla splnéna podminka dobré aproximace, je potieba ziskat jako zdklad k otestovani nulové hypotézy ze zadani
nihodny vybér o rozsahu alespon 10006 jedincu. *
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Priiklad 7.29. Minimalni rozsah ndhodného vybéru pro test o parametru p alternativniho rozdéleni
(jednostranna alternativa)

Méjme k dispozici tidaje o frekvenci vyskytu dermatoglyfického vzoru vir na palci pravé ruky u muzi Ceské populace
(pes = 0.533). Déle predpoklddejme, ze ndhodny vybér X popisujici vyskyt dermatoglyfického vzoru vir na palci
pravé ruky u muzu Slovenské populace pochézi z Alternativniho rozdéleni, tj. X ~ Alt(p), kde p je pravdépodobnost
vyskytu dermatoglyfického vzoru vir na palci pravé ruky u muzu Slovenské populace. Vypocitejte, jak velky mi-
nimélni rozsah ndhodného vybéru je potieba k otestovani hypotézy, ze frekvence vyskytu vzoru vir na palci pravé
ruky muzi Slovenské populace je vétsf nebo rovna frekvenci vyskytu vzoru vir na palci pravé ruky muzi Ceské
populace.

Reseni piikladu 7.29

Nasfm tkolem je porovnat frekvenci vyskytu vzoru vir na palci pravé ruky muzi Ceské a Slovenské populace,
pricemz jsme teprve ve fazi planovani experimentu. Zatimco u Slovenské populace budeme mit po nasbirani dat
disponovat udaji o poCtu uspéchu, tj. o poctu vyskytu dermatoglifického vzoru vir na palci pravé ruky u muzu
Slovenské populace, u muzu Ceské populace mame k dispozici pouze pravdépodobnost vyskytu vzoru vir na palci
pravé ruky (p = 0.533). Celd studie spéje k piipadu porovnévani pravdépodobnosti p s konstantou 0.533, tedy na
jednovybérovy test o parametru p alternativniho rozdéleni. K pouziti tohoto testu, potfebujeme splnit podminku
dobré aproximace, tj. zajistit, aby Npo(l —pg) > 5, kde pp = 0.533.

Npo(1 —po) >5
5
po(1 —po)
5

->____°

0.533(1 — 0.533)

5

0.533 x 0.467
N > 20.0875

N >
N

N >

p0 <- 0.533
5/ (p0 * (1 - p0)) # 20.0875

Aby byla splnéna podminka dobré aproximace, je potieba ziskat jako zaklad k otestovani nulové hypotézy ze zadani
niahodny vybér o rozsahu alespon 21 jedincu. *

Poznamka: 7 piikladu 7.28 a 7.29 vidime, Ze rozsah ndhodného vybéru zavisi pouze na o¢ekavané pravdépodobnosti
po z nulové hypotézy. Cim je po blize k 0 nebo 1, tim vétsi pocet pozorovani bude potieba k zajisténi podminky
dobré aproximace. Naopak, ¢im bude hodnota pg blize k ¢islu 0.5, tim mensi rozsah ndhodného vybéru je potiebny
ke splnéni podminky dobré aproximace.
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