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Va¥seni kolegové, va¥sené kolegzni,

dovolte ndm, abychom Vam po delti dobi nabidli del*i souhrny élanek. Vzni-
kal pomirni dlouho. Domnivdme se nicméni, ¥%e doba vinovana m jak ze
strany autoru tak recenzentu jeho kvaliti velmi prospila. R edakce bulletinu
Eeské statistické spoleénosti by chtila touto cestou podilovat pgedeviim
panu in¥enyru Josefu Machkovi z katedry pravdipodobnosti anatematické
statistky MFF UK, bez jeho¥ velice peélivého a opakovanéhaeéni rukopisu
by vysledek patrni nebyl takovy jakym nakonec je.

Pgijemné prazdniny a dovolenou Vam pgeje jak vybor spoleésib tak re-
dakce bulletinu. Eteni na cestu Vam pgikladame. Po prazdniach si metodou
prostého ndhodného vybiru bez vraceni vybereme vzorek, vytané , pgisni\
pgezkoulime, znalosti vyhodnotime pomoci metod popsanyshtomto élanku
a s vysledky Vas seznamime ve vanoénim éisle bulletinu. Nelm@chame pru-
zkum na autorech? Jsou ostatni v daném oboru specialisty.



Pgehled metod odhadu statistické
chyby ve vybirovych letgenich
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Pavel Charamza a Jan Neustadt

1 Uvod

V élanku se budeme zabyvat problematikou velikosti chyby odhadu vznika-
jicich v oblasti vyzkumu vegejného minini. Jak ji% naznaésjnazev élanku,
budeme se zabyvat chybou statistickou, tj. pomineme diskue okolo chyb sys-
tematickych vznikajicich napgiklad odmitanim odpovidi speci ckymi éastmi
populace apod. Metody odhadu statistické chyby popisované& élanku jsou
pochopitelni pou¥iitelné i v jinych praktickych situacich, ne¥% jsou vy'e uve-
dené vyzkumy vegejného minini. Elanek vznikl na zakladi prdlému, se kte-
rymi se setkavali jeho autogi pgi hledani spravnych cest prgeleni uvedené
problematiky. Elanek neobsahuje nové matematické poznati, je spi'e inspi-
rovan negativnimi zkutenostmi, se kterymi se autogi setkalpgi snaze apliko-
vat zndmé postupy a teorii do praxe. Negativnimi v tom smysly ¥%e obti¥ani
hledali vieobecna doporuéeni, kterd by la pou¥4it v praxi \mi éastych si-
tuacich. Proto se v zaviru élanku autogi pokouleji tato dopauéeni stanovit,

i kdy¥4 si jsou vidomi jisté olidnosti obecnych doporuéeni mr praxi, ktera
mu¥e byt mirni odlitna. Rovni¥ si nekladou narok na Uplné palyti pro-
blematiky, proto¥se nikteré problémy, napgiklad odhady chy pgi zavislych
pozorovanich v tetgenich jednotliveu na zakladi odpovidi elych doméacnosti
nebo podrobnijti studium va¥.enych odhadu jsou velmi kompkované a teo-
reticky pravdipodobni neodvoditelné.

V kapitole 2 jsou uvedeny varianty pro postup v nejjednodutlich pgipa-
dech, kdy odhadujeme relativni &i absolutni eetnosti vyskyu nijakého jevu
v koneéné nebo aproximativni nekoneéné populaci. V kapit@ 3 problema-
tiku zobecoujeme na porovnani dvou odhadu, a» ji% vzajemnézislych nebo
nezavislych. V kapitole 4 se zabyvame odhadem chyby v pgipadbecnijtich
odhadu typu pramir, thrn éi pomir thrnu. V kapitole 5 potom pg ipominame
teorii skupinkovych vybirt a z nich plynoucich odhadu chyb jako mo¥anou mo-
tivaci pro vylepleni stavajicich postupu. V poslednich dvai kapitolach potom
uvadime postupy pou¥itelné v pgipadech, kdy uspogéadani vty resp. jina
omezeni neumo¥0uji pou¥ait postupy pgedchozich kapitol. &/iru pak velmi
struéni shrnujeme, které ze viech uvedenych vzorcu pouiit praktickych
situacich.



Hned v Gvodu bychom radi podikovali recenzentum za detailniusili, je¥%
vinovali pgeéteni tohoto élanku a za jejich komentdge a poamky, které
pomohly k doplnini, zpgesnini a opravi puvodni verze.

2 Relativni a absolutni eetnost v neva¥eném
vzorku

2.1 Modelovani hypergeometrickym rozdilenim

V tomto odstavci budeme pgedpokladat, ¥e chceme zjistit méstvi prvku
s uréitou vlastnosti v daném zakladnim (koneéném) souboruVelikost to-
hoto koneeného souboru oznaéimél a nezndmy poéet prvku s hledanou
vlastnosti v tomto souboru M. Odhad tohoto hezndmého poetu provedeme
na zakladi prostého ndhodného vybiru, jeho% rozsah oznaéém. Hodnoty

nabyvaji hodnot 1, nebo 0, podle toho, zda vybrany prvek ma, epo nema
hledanou vlastnost. Poéet vybranych prvkd s hledanou viastosti, tj. L, X;
ma hypergeometrické rozdileni s parametryN; M a n, tj.
xn M N
p=P[ Xi=k]=—*—"K max(O;M (N n)) k min(M;n): (1)

~=Z

N
i=1 n

P
Pro zkraceni zapisu budeme dale oznaéovat = L, X;.
Pgedpokladame, ¥e parametry N a n jsou znamy. Odhadujeme ofxle
dva neznamé parametry zékladniho souboru:

relativni éetnost prvku s danou vlastnosti, tj. parametr p= %-,
absolutni éetnost prvku s danou vlastnosti, tj. parametr M.

Odhad parametru p zalo¥ime na statistice

X
= —: 2
—; ()
odhad absolutni eetnosti na statistice
N
==X 3
- 3)



2.1.1 Vlastnosti odhadu

1. Stgedni hodnota nahodné veliéiny X je dana vzorcem

M
EX = Ny 4)

jeji rozptyl ma hodnotou

n

varX =
N 1

M M
— 1 —
n N N (5)

M

Z uvedenych vlastnosti vyplyva, ¥%e b= ¥ avarp= § &‘M:

2. Odhad p je nestrannym odhadem parametrup a jeho rozptyl se bli%ai
k nule, kdy¥un se bli%ai KN .

3. Zrovnic (4) a (5) plyne, %e odhad¥l je nestrannym odhadem parametru
M a jeho rozptyl je roven

M M
:NzN ny 1 ¥ .

var M
N 1 n

2.1.2 Konstrukce intervalu spolehlivosti pro parametry paM

Hledadme interval [p; p] takovy, ¥e pokryva skuteénou hodnotu parametryp
s pravdipodobnosti alespoo 1, 4. %e R p p P 1 , kde je
vhodni zvolené malé éislo (obvykle 0,05, méni éasto 0,01). Mseme postu-
povat napgiklad nasledujigim zpusobem, ktery je analogii gstupu z [7]:

OznaémeF (x;p;n) = -, P« a podobni F(x;p;n) = ._, px: Zavis-
lost F, resp.F na parametrechp; n je dana prostgednictvimpy.

pro parametr p jako nejvitli hodnotu p z mno¥inyf0; +;2;:::; 1g takovou,
Yae

Foopin) 5 < F(x Lpn);
a horni hranici intervalu spolehlivosti jako nejmenti hodnotu p ze stejné mno-
Yainy, pro kterou

F(x; p;n) 5 <F (x+1;p;n):
Interval (p; P) je potom intervalem spolehlivosti pokryvajici skuteenou hod-

notu p s pravdipodobnosti alespod 1 . Interval spolehlivosti pro parametr
M Ize stanovit jako

Np;Np : (6)



V pgipadi, ¥%ex = 0, resp. X = n, Ize zkonstruovat podobni intervaly spo-
lehlivosti [0; p) resp. (p; 1], kde pravdipodobnost pokryti spravné hodnoty je
alespoo 1 . B

Poznamenejme, %e pro stanoveni hodneta p Ize vyu¥iit vztahy

p = maxfp; F(x; p;n) 50 )
p=minfp;F(x;p;n) Eg: (8)

To vyplyvé z vlastnosti hypergeometrického rozdileni, ¥%eunkce F je pro
libovolné pevné x nerostouci funkci p. Tuto vlastnost maji i dali rozdileni
popisovana v tomto élanku, kterd se pou¥iivaji pro aproximadntervalu spo-
lehlivosti. Kompletni rozbor tohoto problému Ize nalézt napgiklad v [27].

Na grafu 2.1 jsou zobrazeny nikteré specialni pgipady intealu spoleh-
livosti na zékladi popsané metody. Jsou zde uvedeny intervly spolehlivosti
pro hypotetickou populaci o velikosti N = 10000 jednotek s ruznou velikosti
rozsahu vybiru n. Intervaly spolehlivosti se pochopitelni zu%auji s rozsaha
vybiru. Interval s nulovou tigkou (tedy stoprocentni pgesry odhad) ziska-
vame pron = N. Je dule%ité poznamenat, %e intervaly spolehlivosti se dal
vyrazni nemini s rostouci hodnotou N. Plati zde proto aproximace, ¥%e pro
dostateeni velkou populaci (staéi i méni ne¥. 10x vitti ne¥s likost vybiru)
jsou intervaly spolehlivosti v podstati identické. Proto se pou%.iva v praxi
misto hypergeometrického rozdileni modelovani rozdilenin binomickym, jak
popisuje nasledujici kapitola 2.2.

Na Uplny zavir tohoto odstavce poznamenejme, ¥%e skuteené gudipo-
dobnosti pokryti spravné hodnoty parametru p jsou vzhledem k diskrétnosti
hypergeometrického rozdileni vittinou vitli ne¥s hodnota 1, tedy %e kon-
struované intervaly spolehlivosti jsou konzervativnijti. Tento jev se tyka i
aproximaci, o kterych budeme mluvit v nasledujicich kapitdach. O proble-
matice skuteéné pravdipodobnosti v pgipadi normalni aproxmace potom
hovogi ilustrace v odstavci 2.5.

2.2 Modelovani binomickym rozdilenim

V pgipadi, ¥%eN je dostateéni veliké a pgitomn nepgilit veliké ve srovnani
s N, mu¥eme pgedchozi Uvahy pgevést snadno pomoci limitnihegmdu
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Graf 2.1: Intervaly spolehlivosti pro ruzné velikosti vybiru a popul ace na zakladi
hypergeometrického modelu



N 'l na nasledujici vyjadgeni:
X

=Pl Xi=kl= | p@ p" o k=0:n 9)
i=1

EX =np; varX =np(l p) (10)

Ep=p; varp= M: (11)

Interval spolehlivosti Ize potom stanovit stejnym postupem jako v pged-
chozi kapitole s tim, %epc ze vztahu (1) nahradime hodnotou ze vztahu
(9). V pgipadi binomického modelu Ize navic s vyhodou pou%sfiro vypoéet
vztahu

k+1)Q@ p)
p(n k)

kde F.,., (x) je hodnota distribueni funkce Fisherova{Snedecorova rodileni
0 m a n stupnich volnosti. Uvedeny vzorec Ize nalézt napgiklad v [2V této
knize Ize najit dal'i citace vztahujici se k tomuto problému a niktera dali
doporuéeni. Na zakladi tohoto vztahu Ize odvodit, ¥e

B(k;p;n) = F(kip;n) = Fyn k):2ek+1) (12)

X

x+(n x+1) F2(n1 x+1) ;2x(1 5)

p=

1
- (X + 1) Fz(x+1) ;2(n x)(l E)
n x+(x+1) F

1 1
2(x+1) ;2(n x)(l 5)

kde Fm;nl( ) je 100 % kvantil F rozdileni o m, n stupnich volnosti.

llustraci tigky intervalu spolehlivosti na zakladi binomické aproximace
udava graf 2.2.

Na zékladi laskavého upozornini jednoho z recenzentu uvadie jelti po-
dobnou aproximaci, kterd ma vyhodu v pgesnijtim posouzeni ddnot dis-
tribuéni funkce hypergeometrického rozdileni. Pgi této apoximaci (viz [24],
[27]) je

X n n k
Pl Xi x] C PEa@ )t (13)

kde «
p = 7i: (14)

Interval spolehlivosti Ize potom zkonstruovat podle naslelujiciho postupu:
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Graf 2.2: Intervaly spolehlivosti pro binomicky model pro ruzné veli kosti vybiru



1. Naleznime ge'enip , resp. p nasledujicich rovnic vzhledem k pro-
minné p.

B(x;p;n) = E; resp. 1 B(x 1;p;n)=§: (15)

2. Vypoeitejme M, M z rovnic

X n 1
=24
M=2+p NS
— X n 1
=2+
M=so*p N =
3. Stanovme hodnotyp= % ap= M

Poznamenejme, %e pro geleni rovnic (15) lze opit s vyhodou y#dit vzorce
(12).

2.3 Modelovani Poissonovym rozdilenim

V pgipadi, %en je dostateéni veliké (h 50, n  0;1N) a naopak odhady
parametru pvychazejimalé p 0; 1), Ize déle jelti aproximovat nasledujicim
zpusobem:

X0 k
=Pl Xi =K (”If') exp( np); (16)
i=1 ’
EX np; varX np; a7)
Eb=p; varp= 2: (18)

Interval spolehlivosti Ize potom stanovit stejnym postupem jako v pgedcho-
zich kapitolach s tim, ¥ ze vztahu (1) nahradime hodnotou ze vztahu (16).
llustraci tigky intervalu spolehlivosti na zakladi aproxi mace Poissonovym roz-
dilenim je mo%no spatgit na grafu 2.3. Pgi stanoveni interl@ spolehlivosti
se potom d& vyu¥iit vztahu

Fkpin)=1 54 (20p); (19)

kde 2(x) je hodnota distribuéni funkce rozdileni 2 o n stupnich volnosti
v bodi x (viz napg. [16]). Je proto

_i 2 1 _
p= 2n 2(x+1) 2



Aproximace intervalt spolehlivosti Poissonovym rozdélenim
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Graf 2.3: Intervaly spolehlivosti pro porovnani binomického modelu a Poissonovy
aproximace
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_1 5 .
p= % 2(x+1) 1 E !

kde 2 Y( )je 100 % kvantil 2 rozdileni o f stupnich volnosti.

2.4 Aproximace normalnim rozdilenim

V pgipadi, en je dostateeni velke, Ize na zakladi cepralni limitni vity
pou¥sit dalli aproximaci rozdileni nahodné veligingX = = [, X;. Obvykle
se uva¥auje vhodnost této aproximace v pgipadi, kdyp(1 p) 10. K tomuto
problému viz té¥, 4.2.1. Diky centrdlni limitni viti plati

X EX
P
var X

P ( x);

kde je distribuéni funkce normélniho rozdileni se stgedni hodnotou O a
rozptylem 1. Je tedy vzhledem k odvozenym hodnotam stgedniddnoty a
rozptylu odhadu p
" P a
imP b p oz, PPy (20)
n'l 2 n

kdez; _ = 11 5 je100(1 )% kvantil normainiho rozdileni N (0; 1).
Odtud dostavame velmi éasto pou¥iivany pgibli¥zny tvar intealu spolehlivosti
[p; P, kde

r—
1
p=b z . ( b);
"B @
p=prz, ——
Pgi volbi = 0;05 je hodnotaz; . pgibli¥ni rovna 1,96, misto toho se

easto nahrazuje méni pgesnou hodnotou 2. Vzorec (20) Ize zmmit pouFaitim
pgesného rozptylup na zakladi hy&ergeometrického ({iozdilen& Ve vzorcich

(20), resp. (21) se nahradi vyraz w vyrazem p(ln—p) H Toto
zpgesnini se nazyva koneénostni zpgesnini. Déle je potggi@znamenat, Y.e
nestrannym odhadem hodnotyp(1 p) neni hodnota p(1 p), ale hodnota
=L-p(1 p), je proto spravnijli pou¥sit ve vzorcich (21) ve jmenovateich
hodnotu n 1. Pgi rozsazich vybiru, jakych se zpravidla pou¥iva, je via

vysledné zpgesnini bezvyznamné.
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Zajimavou variantu pro odhad intervalu spolehlivosti je mo¥no najit napga.
v [31]. Vzorec vychazi opit z aproximace normalnim rozdilerim, tentokréat
viak ve tvaru
" P s
imPip p oz . PEP g (22)
nll 2 n

Oznaéme pro zkraceni zapisie = z;
Ize dosahnout tvaru limyz P p 2 [p; ]

. Ekvivalentnimi Gpravami (22)
1 ; kde

B

2np+ z2 zp anp(l p)+ 22

p= ;
B 2(n + 22

_2np+ z2+z 4np(l p)+ 22 (23)
p= 2(n+ 22 '

Blyth a Still v [4] uvadiji alternativni aproximaci s tzv. sp ojitostni korekci,
kde se interval spolehlivosti bere jako mno%.ing, pro kterou plati

" r— #
- - .1 pdl p) _ :
Jm P jp pi ooz . =1 ; (24)
eemu¥s odpovida interval spolehlivosti s mezemi

8 q

2 2np+z2 1 z z2 2 Ll+4p(n(l p+1)
B7> 2(n+ z2) '+ P>0

g O q P=0i (25

2 2np+z2+1+ 2z z2+2 Lr+4p(n(l p 1)
p= 2(n+ z2) BLAR

B p=1

V élanku [23] je uvedeno srovnani jednotlivych metod pro odhd relativ-
nich eetnosti, ze kterého vyplyva preference intervalovyle odhadu (24), (25).
Hodnotu M odhadujeme potom stejni jako v kapitole 2.1 pomoci vztahu (3
a interval spolehlivosti podle (6).

Poznamenejme, %e v pgipadi, kdy je rozsah vybiru srovnatelrs velikosti
populace, by Yo dos&hnout zpgesnini tohoto odhadu (podohirjako u klasické
normalni aproximace) nahrazenim vyrazup(ln—p) Vv (24) vyrazem H w,
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tj. rozptylem p v hypergeometrickém modelu { viz 2.1.1. Meze intervalu spo-
lehlivosti pak dostaneme nahrazenim hodnotyz v (25) hodnotou
r

N n.

N 1
Tuto aproximaci budeme v tomto élanku nazyvat koneénostnimzpgesninim
Blythovy{Stillovy aproximace.

Na zavir této kapitoly uka¥seme gra ckou reprezentaci vybraxych metod
odhadu. Jako referenéni model uva¥sujeme pgesny propoédeiualu spoleh-
livosti na zakladi kapitoly 2.2. Ten je na grafech vyznaéen widy plnou éarou.
Pgerulovanou earou jsou vyznaéeny aproximativni modely. &l grafu 2.4 Ize
porovnat pgesny propoéet s normalni aproximaci zalo¥senoa wzorci (21).
Z grafu je vidit rostouci pgesnost aproximace pro rostoucin. Na druhou
stranu, pro malé hodnoty parametru p (resp. hodnoty parametru p blizké 1)
mu¥se i zde dochazet k nepgesnostem, jak ukazuje detail nafgra.5.

Lep?i vlastnosti aproximace (25) ilustruje graf 2.6 (srovrej s 2.4). | zde
viak dochazi k uréitym nepgesnostem pro hodnoty blizké 0 (resp. 1), které
jsou viak vyrazni menii ne¥% v pgipadi klasické normalni apndmace, jak
ukazuje graf 2.7 (srovnej s 2.5).

Na poslednim grafu 2.8 uka¥seme porovnani pgesného hypergetsického
modelu s modelem binomickym, Blythovou{Stillovou aproximaci a jejim ko-
neenostnim zpgesninim dle (26).

Z =27

(26)

2.5 Pravdipodobnost pokryti skuteené hodnoty para-
metru pgi aproximaci normalnim rozdilenim

Klasicka aproximace normalnim rozdilenim (21) se doporueje pro dosta-
teéni velky rozsah vybiru (velikost vzorku) n, a neni-li parametr p pgilit
blizko 0 nebo 1. Oéekavali bychom, ¥%e pgi rostoucfimse skuteéné pravdipo-
dobnost zahrnuti spravné hodnoty 100(1 )% intervalem spolehlivosti pro
parametr p bude bli%it hodnoti 100(1 ) %. O tom, %e tato konvergence neni
rovnomirnd, ale mé oscilujici charakter, se mu¥%eme pgeswéit na grafu 2.9.
Zajimavé je i chovani skuteéné pravdipodobnosti zahrnuti po pevnén a pro
ruzné hodnoty p (viz graf 2.10). Podrobnijti rozbor Ize nalézt v [6].

2.6 Odhady éetnosti v ramci cilové skupiny

Cilovou skupinou zde rozumime v, nestatistické obci\ ustaleny pojem pro ur-
eitou éast (podmno¥iinu) populace, kterd je pgedmitem zajmuCilovou sku-
pinou mohou byt ruzné vikové kategorie (napgikladditi ve viku 4{14 let ),
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Graf 2.4: Porovnani intervalu spolehlivosti pro normalni aproximac i s binomickym
modelem
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Graf 2.5: Porovnani intervalu spolehlivosti binomického modelu s no rmalni
aproximaci v detailu
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Graf 2.6: Porovnani intervalu spolehlivosti na zakladi binomického modelu a
Blythovy{Stillovy aproximace
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Graf 2.7: Porovnani intervalu spolehlivosti pro Blythovu{Stillovu  aproximaci
s binomickym modelem v detailu
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Graf 2.8: Porovnani intervalu spolehlivosti hypergeometrického a b inomického
modelu s Blythovou{Stillovou aproximaci a jejim koneénost nim zpgesninim
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Graf 2.9: Pravdipodobnost pokryti skuteené hodnoty parametru 95% in tervalem
spolehlivosti pgi aproximaci normalnim rozdilenim pro par ametr p = 0;2 pgi
ruznych hodnotach velikosti vzorku n
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Graf 2.10: Pravdipodobnost pokryti skuteené hodnoty parametru 95% in tervalem
spolehlivosti pgi aproximaci normdalnim rozdilenim pro roz sah vybiru (velikost
vzorku) n =100 pgi ruznych hodnotach parametru p
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lidé s raznym vzdilanim (napgiklad vysokotkolac) apod. Pro danou cilovou
skupinu potom opit chceme odhadnout relativni nebo absoluhi eetnost ni-

jakého jevu (napgiklad relativni poéet posluchaél dané rdiasové stanice,
absolutni poeet notorickych alkoholiki apod.). Podobni jako pgi odhadech
v ramci celé populace budeme odhadovat parametp, ktery znaéi pomir

vyskytu zkoumaného jevu v rdmci cilové skupiny.

Pgi detailnijtim pohledu zde vznika i dalti Uloha, jaky je v réamci celé
populace vyskyt jedincu, ktegi odpovidaji zkoumanému jevia soueasni jsou
eleny zkoumané cilové skupiny. Tato Uloha je vtak Ulohou, kg zkoumame
vyskyt uréitého jevu v ramci celé populace (napgiklad poéetliti, které jsou
posluchaéi dané rozhlasové stanice, poéet notorickych akoliku, ktegi jsou
souéasni vysokotkolaky apod.).

V pgipadi, ¥%e odhadujeme éetnosti (a» ji%a absolutni nebacatalini) v ramci
cilové skupiny, je Uloha analogicka Uloze z pgedchozich kitgl. Prvni rozdil
spoeéiva v tom, ¥e musime zmentit vychozi hodnot , ktera nyni odpovida
pouze é4sti populace, pgesniji velikosti cilové skupiny. & vittini pgipadu je
cilova skupina dostateéni velka (i kdy¥a tgeba jeji velikosttj. N, nezname),
tak¥.e mu¥seme pou¥iit pgimo postupy kapitoly 2.2. | v pgipaltie tomu tak
neni, je lepti pou%.it postupy zalo¥sené pgimo na hypergerigkiEm rozdileni
nebo postupy zmidované v kapitole 6, resp. 7 (v pgipadi, ¥e i@ame hodnotu
N ). Druhy rozdil spoéiva v tom, ¥e hodnota rozsahu vybirun (to jest poéet
vybranych prvku v ramci dané cilové skupiny) je obvykle pged/lastnim prove-
denim vybiru neznamé a tedy ndhodna. Uvedené intervaly spahlivosti jsou
proto podmininy tim, ¥e poéet respondentt z dané cilové skuyy je pravi
n. Tento postup je pro vittinu praktickych situaci naprosto p ostaéujici.

Rozbor daltich situaci (napg. kdybychom chtili stanovit interval spolehli-
vosti pged vlastnim provedenim vybiru pro stanoveni jeho viedného rozsahu)
nebudeme v tomto élanku pro jeho komplikovanost rozebirat.Bylo by na-
paiklad mo¥uné na zékladi zpusobu vybiru uréit pravdipodobosti realizace
jednotlivych velikosti cilové skupiny n a provést propoéet nepodmininych
rozptyll a odpovidajicich intervalt spolehlivosti. Zde by opit mohla najit
uplatnini metoda bootstrapu, i kdy¥s simulace rozsahu vybiu mu¥se byt kom-
plikovana. Daltim mo¥nym postupem by byl pgistup na zékladpomirovych
odhadu (viz 4.3).

2.7 Problematika odhadu chyby pro relativni a abso-
lutni eetnost ve va¥.eném vzorku

Pgi témig ka¥sdém vystupu z vyzkumu vegejného minini dochézitzv. pge-
va¥sovani vysledku. Jedné se o to, ¥e i sebelépe zorganizgverhodny vybir
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je potkozen odmitnutim jedincu zGéastnit se vyzkumu. Pomireme-li tmysiné
faltovani odpovidi ze strany respondentu, které se objevig zejména ve vyzku-
mech politickych preferenci, v otazkach na velikost osobrth nebo rodinnych
pgijmu, pgipadni v otdzkach na dosa¥.ené vzdilani apod., jegblematika na-
vratnosti a odmitnutych rozhovoru jednim z nejva¥snijtich problému odhadu
spravnych hodnot. Va¥seni jako takové mudae éasteéni napreglespoo jednu
nesrovnalost, a to pgipadné vychyleni zpusobené pgevahoteité skupiny
obyvatel ve vysledném vybirovém vzorku oproti skuteénému mmiru v celé
populaci, pokud tato vychylena skupina projevuje v migené barakteristice
odlitnost od zbytku populace. Na druhou stranu va¥.eni nemwnahradit
chybijici a potencialni odlitnou informaci o respondentech odmitajicich od-
povii.
Va¥seni znamena pgigazeni vah jednotlivcum ve vysledném rkag tj. hod-

Nechceme zde diskutovat lozo i vd¥%eni jako takového, ani pstupy pro sta-
noveni vah w;. Z metod vypoétu vah citujme pouze pgedeviim postupy za-
lo¥sené na préaci [11], ve které Deville a Sarndal navrhli taidkalibraénich
odhadu. Tyto kalibraéni odhady jsou asymptoticky ekvivalenti zobecninému
regresnimu odhadu (GREG), viz napgiklad [28]. Specialnim gipadem ka-
libraénich odhadu je i iteraéni metoda nazyvand,raking\, ,rim weighting\
nebo té¥%,proportional tting\, viz [10], jeji porovnani s metodou za lo¥enou
na minimalizaci 2 Ize nalézt napgiklad v [21]. Dal'i metody vypoétu vah
Ize najit napgiklad v [15] nebo [25]. Porovnani nikterych meod odhadu roz-
ptylu zobecniného regresniho odhadu je uvedeno napgiklad [29]. Postup
pro vypoeet vah, které odpovidaji tzv. ,kosmeticky kalibrovanym odhadum\
Ize nalézt v [5]. Déle uvedeme pouze nejeastiji pou¥ivany istup pro odhad
chyby vd¥%enych odhadu.

Ve viech pgedchozich postupech pro odhad relativni eetndstresp. éet-
nosti absolutni byly pou¥ity vzorce, ve kterych kromi znamyh determinis-
tickych hodnot byla pou¥sita nadhodné velieéinaX , oznaéujici poéet vyskytu
sledovaného jevu vn pozorovanich { viz zavedeni znaéeni za vzorcem (1).
Pgi vd¥%enych odhadech a odhadech jejich pgesnosti se tatbéirea nahradi
jejim vad¥enym protijtkem. Mytlenka je v zasadi takova, ¥e nsito jednoho je-
dince jsme dostali odpovidi odw; jedincu. Odhady relativnich a absolutnich
eetnosti proto zalo%ime na stejnych vzorcich jako v pgeddaich kapitolach
s tim, ¥%e veliéinuX nahradime odhadem

n X
5] w; X : (27)

Wi i=1

i=1

X =
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Proto%e i odhady velikosti rozptylu a intervalu spolehlivesti uvedené pro-
zatim v tomto élanku Ize zkonstruovat na zakladi znalosti vdieiny X, je
Mo¥4no je pou¥iit s tim, e tuto velieinu nahradime va¥.enyméesemn (27).

Poznamenejme pouze na okraj slabé misto tohoto pgistupu. Rad toti¥a
va¥sime, upravujeme vybirovy vzorek na vybir dosa¥eny strakovanym na-
hodnym vybirem, kde va¥eni vlastni stanovuje jednotlivé pominné, vzhle-
dem k nim¥ ma byt vybir reprezentativni. Vyslednou hodnotu X potom
nelze pova¥iovat za veliéinu s hypergeometrickym, resp. lmmickym rozdi-
lenim. Spravnijti by bylo propoéitat odhady pges jednotliva , strata\ a pro
ka¥sdy takovyto odhad vypoéitat vlastni velikost chyby. Vydednou chybu pak
propoeitat jako va¥senou kombinaci chyb odhadu v jednotlivgh , stratech\
vybiru. Vzhledem k tomu, %e va¥eni éasto probihd pges katego které
nejsou navzajem disjunktni, je viak takovyto pgistup kromi velké kompli-
kovanosti v podstati nemo¥zny. Rovni¥ stanoveni intervalu golehlivosti na
zakladi kombinace intervalu spolehlivosti odhadu v jednotlivych |, stratech\
je obti%né, ne-li nemo¥ané. Proto se v praktickych situaciahttinou spoko-
jujeme s postupem uvedenym v pgedchozim odstavci. Tento paaiip je tim
korektnijti, €im jsou hodnoty w; bli%e k jedné.

3 Srovnavani vybirovych eetnosti

V tomto odstavci probereme situaci, kdy migime vyskyt dvou jevu v populaci.
Jako zdsadni budeme uva¥iovat dva modely:

Nate migeni odpovidaji jinym jedincum populace a porovnavéne mezi
sebou odhady vyskytu jevu na zakladi tichto dvou nezavislyd vybiru.

Nate migeni probihaji na stejnych jedincich a migime zminu yskytu
jevu pgi zmininych podminkéch.
3.1 Porovnani dvou nezavislych vybirovych éetnosti

V tomto odstavci budeme pgedpokladat, ¥%e zkoumame vyskytgaoho nebo
dvou znaku na zakladi migeni, kterd jsou vtechna vzajemni neavisla. Poeet
migeni vyskytu prvniho znaku oznaéimen; a pgisluna migeni jakoX;; i =

nost vyskytu prvniho znaku, resp. druhého znaku. Budeme zkomat inter-
valové odhady parametru = p; p;. Oznaéime dale = P3Pz Vzhledem
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k tomu, ¥%e velikost populace, na které jsou provadina migenpje obvykle vy-
razni vitli ne¥ velikost vybirovych vzorku, budeme v tomto odstavci pged-
pokladat, ¥%eX;;i = 1;:::;np aYi;i = 1;:::;n, jsou nezavislé ndhodné
velieiny.

Pgi konstrukci intervalovych odhadu parametru lze postupovat analo-
gicky jako v pgipadi jednoho vybiru. Vychadzime zde zejména pgehledného
elanku [22]. Jako nejjednodulli se jevi vyu%iit asymptotick normality ma-

ximalni virohodného odhadu P = 'nnll X '21 AL . Rozptyl tohoto od-

hadu, ktery je roven 1P 4 P2C_P2) ge odhadne nahrazenim teoretickych

pravdipodobnosti p;; p2 jejICh vyblrovyml ekvivalenty @ = '11 Xi . T =
% Intervalovy odhad potom dostaneme jako
s
b , BE@ b)) ®@ w) 28)

ni N2

kde z je pgislutny kvantil normalniho rozdileni.
Podobni jako pgi odhadu v jednorozmirném pgipadi se pou¥ivarincip
spojitostni korekce (viz napg. [12]), ktery dava intervaloy odhad ve tvaru
0 s 1
1
b @ RE m) ®A M®) 5

+
ni no 2

1
n

2A (29)

Variant pro vypoéet chyby pgi porovnani dvou vybirovych eetnosti je
celd gada. Velmi pikny pgehledny élanek porovnavajici jeanlivé pgistupy
Ize najit v [22]. Vyjmime z nij napgiklad tam citovanou (pod éislem 10) i
doporuéovanou metodu. Interval spolehlivosti pro rozdil se udava ve tvaru
[b : b+ ], kde

s
_, l1(1 1) + uz(1 up) (30)
ni n»o
s
=, W@ u) LA 1), (31)
ni n»o

l1; u1 jsou kogeny rovnice (vzhledem k)
S

Jm j:z M

ni
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aly; uz jsou kogeny rovnice (opit vzhledem k )
s__
- -_ a ).
i j=z P

Tyto kogeny se daji vyjadgit ve tvaru, ktery je analogicky vyrazu (23).

3.2 Porovnani dvou nebo vice relativhich éetnosti na
stejném vybirovém vzorku

V tomto pgipadi rozligime nale znaéeni nasledujicim zpusem. Budeme
pgedpokladat, e na jednom jedinci mame k dispozkimigeni. Veliéina X1
bude ureovat vyskyt znaku pgi prvnim zkoumani na jedincii. Velieina X,
potom vyskyt znaku pgi druhém zkoumani, teoreticky mu3ae jit o zkoumani
vyskytu jiného znaku. Takto budeme postupovat dale, a%: koréni oznaéime
Xik veliéinu, kter4 nabude hodnoty 1 p@i vyskytu znaku nai-tém jedinci pgi
k-tém zkoumani (migeni). Jako pgiklad zde mu¥se slou¥sit ndged kontinu-
alni vyzkum vyskytu nijakého jevu v panelu jednotlivcu v uré itych easovych
obdobich. p

Oznaéme poéet vyskytl jevu pgj -tém zkoumaniT; = ., Xj . Vhod-
nou statistikou pro ovigeni hypotézy, ¥e mezi teoretickymrelativnimi éet-
nostmi neexistuje vyznamny rozdil, je

X _
M D
j=1
— k : i . ; R ;
kde T = %T' V élanku [8] je uvedeno asymptotické rozdileni pro tuto
statistiku ve tvaru

R _
kk 1) (T T)?

j=1
T T (32)

jako 2 sk 1 stupni volnosti, pgiéem3a; znaéi poéet vyskytl jevu ui-tého
jedince, tedy
X
uj = Xij 5 8i:
j=1
V pgipadi k = 2 pgechéazi uvedeny test do znamého McNemarova testu (viz
napg. [3, 19]).
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4 Odhady daltich charakteristik populace a je-
jich chyba

4.1 Terminologie a znaeéeni pgi vybirech z koneénych
populaci

V literatuge zabyvajici se vybiry z koneénych populaci se po¥iva vyrazni
odlitné znaéeni ne¥. v teorii pravdipodobnosti. Velka pisme jsou zde vyhra-
zena pro populaenti, tj. pevné (nendhodné) charakteristikya naopak malymi
pismeny se znaéi charakteristiky vybirové, které jsou ovien ndhodnymi ve-
lieinami. (Pgi oznaéovani hodnot zkoumanych znaku na jedrtkach populace
znaéeni kolisa { srov. napg. [9] a [14].) V néasledujicich dudkapitolach proto
budeme v souladu s literaturou pou¥iivat odlitné znaéeni opti pgedchozimu
textu.

Neni-li geéeno jinak, rozumi se prostym ndhodnym vybirem viir bez
vraceni se stejnou pravdipodobnosti zahrnuti pro ka¥.dou @notku. Vybir
s vracenim se v praxi patrni pgilit nepouiiva, je vtak vyhodz teoretického
hlediska { vittina odvozeni je v tomto modelu mnohem jednoduti, nebox»
jednotlivé pokusy jsou na rozdil od vybiru bez vraceni nezaislé. V obvyklych
pgipadech, kdy je rozsah vybiru mnohem menti ne¥ velikost palace, je navic
zpgesnini odhadu odvozenych za pgedpokladu vybiru bez vraoi prakticky
zanedbatelné.

Pgedpokladejme, %e sledujeme dva znaky, které u jednotek vpulaci S

uhrny

a jejich vybirové protijtky
X = Xi; y= Yis
kde s je prosty nahodny vybir o rozsahun z populaceS. Analogicky oznaeime
populaeni prumiry
X 1 X

Xi; Y=<
i=1 N i=1

— 1
X=3 Yi
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a vybirové pramiry
X X
X:ﬁiZSXi; y=ﬁi23yi:
Dale zavedeme populaéni, resp. vybirovy rozptyl

1 X o 1 X
TN O % s y)°

i=1 i2s

Misto vyrazu ¢ se nikdy pou¥siva té%

1 X
y:_' (yl )2: 3:

(Vzorce pro 2, s2 apod. zde ji% neuvadime, nebo» jsou zcela analogické.)

4.2 Odhad prumiru a thrnu

Pgi prostém nahodném vybiru plati mj. nsledujici vztahy (viz napg. [14]):

Ey=Y; (33)
vary= 1 % % & (34)
Es;= [ (35)

Pgi vybiru s vracenim plati stale (33), ale (34){(35) se zmini (viz napg. [9]):

1
vary = — o (36)
Es; = 2 (37)
Jak vyplyvéa z rovnice (33), ¥ je nestrannym odhadem pramiru Y a
__ N
b=nNy= "y
je nestrannym odhadem UhrnuY . Rozptyl odhadu A% je N 2nasobkem rozptylu
y, tj. p@i vybiru bez vraceni

n

var® = N2 1 —
N

S|k
<N

(38)
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Intervalové odhady prumiru, resp. Uhrnu jsou pak tvaru
r

n 1
Y za - 1 W Hsg; (39)
ril
boNz o, 1o s (40)

kde z; . je kvantil normalniho rozdileni, je-li n  30. V opaeném pgipadi
se zaz; . dosadi pgislutny kvantil Studentovat rozdileni s n 1 stupni
volnosti. Vynechanim koneénostniho nasobitele (1 ) dostaneme odhady,
které bychom odvodili z vybiru s vracenim.

Uvedeny postup je opravniny pouze v pgipadi, %e rozdileni hinot y;
v populaci je alespoo pgibli¥ani normalni. Dle Ing. Machka pmm nejvice
vadi zejména vyrazna asymetrie (tikmost) tohoto rozdileni. V takovém pgi-
padi rozdileni y konverguje (pgi rostoucimn) k normalnimu pomaleji, a je
proto potgeba vyl rozsah vybiru na to, aby intervaly spolehlivosti (39) a
(40) opravdu pokryvaly pgislutné populaéni charakterisky s po¥adovanou
pravdipodobnosti. Problematické je dle [9] rovni¥a pou¥iittichto intervalo-
vych odhadu pro vysoké koe cienty spolehlivosti (99 % a vicet;. 0;01),
nebo» rozdileni vybirovych prumiru je na obou koncich velmi citlivé na stu-
peod odchyleni rozdileniy; od normélniho a také na pgitomnost extrémnich
hodnot.

Uréitou mo¥%znost kvanti kace, nakolik je rozdileni hodnot y; blizké nor-
malnimu, Ize nalézt v [14], véetni v praxi bohu¥sel nepgilit pu3iitelného po-
stupu pro pgipady, kdy toto rozdileni neni blizké normalninu. Lepti geleni,
které by patrni spoéivalo v konstrukci asymetrického intervalu spolehlivosti
(podobni jako v pgedchozich kapitolach popsané intervalo& odhady relativni
eetnosti), nam ale zatim neni znamo.

4.2.1 Odhad eéetnosti a relativni eetnosti jako specialni pg ipad
Uhrnu a pramiru

Speciélnim pgipadem je 0-1 znak, kdy Uhrn nazyvame éetnostiprumir rela-
tivni (nebo pomirnou) eetnosti. Oznaeme populaéni, resp. ybirovou eetnost
symboly Ny, resp.ny a populaeni, resp. vybirovou relativni eetnost symboly
Py, resp. py. Vybirova éetnost ny je pgi prostétm nahodném vybiru bez vra-
ceni ndhodnou velieinou s hypergeometrickym rozdilenim { vz 2.1.

Dle [14] Ize v tomto pgipadi pou¥it odhady (39) a (40), je-Iny 50,
pgiéem¥

55 - npyrsl 1py): (41)
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Jak vyplyvéa z (35), sf, je nestrannym odhadem rozptylu 5 pro ktery v pgi-
padi 0-1 znaku plati

2_ N = - 2.

y — N 1PY(1 P)’) - PY(l Py) -y

Pro 10 ny < 50 doporueuje Hajek v [14] korigovat nespojitost rozdileni
vybirové éetnosti ny pgidanim élenut-, resp. 2, tj.
r

1 n 1

- 7. _ 1 — Zs2 42
B oon 2o ; N n?Y (42)

N n 1

Pro ny < 10 je dle Hajka (viz [14]) lepti pou¥it odhady zalo¥sené na
aproximaci Poissonovym rozdilenim se stgedni hodnotouPy { viz 2.3. Tyto
odhady u¥% ale nebudou symetrické kolem bodového odhadu (paishi jako
nejsou symetrické ani pgesné intervaly spolehlivosti odwené na zakladi hy-
pergeometrického rozdileni).

V pgipadi prostého nahodného vybiru s vracenim je vybirova @tnost ny
nahodnou veliéinou s binomickym rozdilenim { viz 2.2. Pgi pa¥4iti normalni
aproximace dostaneme analogické vzorce pro intervalové bddy, které se od
(39) a (40) budou litit pouze absenci koneénostniho nasolete (1 ) a
budou (a% na odlitné znaéeni) stejné jako ty ve vztahu (21) paahrazeni
jmenovatelen vyrazemn 1. Znovu poznamenejme, ¥e jak vyplyva z (37),
nestrannym odhadem rozptylu y2 = Py(1 Py)nenivyraz py(1 py), ale
s

4.3 Odhad pomiru dvou uhrnu

Pomir thrnu Y=X (ktery je samozgejmi roven i pomiru pramird Y =X)
odhadujeme vybirovym pomirem y=x. Intervalovy odhad je odvozen v [14]
zavedenim pomocnych hodnot

pro jejich% ahrn plati, ¥e
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Intervalovy odhad pomiru dvou thrnu Y=X je tvaru
S

X 2 2 1 ﬂ
X X N n 1

2
Vi ;xi ; (44)

=
>
<

Xi (45)

Odhad (44) je tim uspokojivijti, €éim menli je pomirna vybiro va chyba
vybirového Uhrnu x r

>

N n’
kde
Vy = =

je variaeni koe cient. Hajek v [14] uvadi, %e odhad (44) Izegkladat za uspo-
kojivy, pokud je vybirovy odhad pomirné vybirové chyby gx < 0;2, kde
r

n

=V 1 — —

G = W N n
v = X
X 7

Nabyvaji-li x; hodnot pouze 0 nebo 1, Ize variaéni koe cient, vyjadgit jako

r S r
1 N N 1

-1
= Pl P)= —— — 1 = —
PXN1X( x) N 1 P, P,

1 (46)

V tomto pgipadi je tedy (pgi zanedbani koneénostniho nasotale)

nopy ny n
Nerovnost g« < 0;2 je pak splnina pro

25n

Ny > ——;
X n+25’

tedy napg. prony > 25.
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Specialnim vyu¥sitim odhadu pomiru dvou Uhrnu je odhad prumru (€i
relativni éetnosti) nijakého jevu na cilové skupini, jeji%avelikost v populaci
nezname. V tomto pgipadi udavaji hodnotyx; pgislutnost k dané cilové sku-
pini (X = ny je jeji velikost ve vybiru a X = Ny neznama velikost v celé
populaci) a y; hodnoty zkoumaného jevu pro jedince z dané cilové skupiny,
pgieem¥; = 0, pokud x; = 0.

4.4 Odhady ve va¥eném vzorku

V pgipadi va¥eného vzorku se viechny odhady odvozené pro aé%eny vzorek
upravi dale popsanym zpusobem.
Vybirovy thrn vy, prumir y a rozptyl 55 se nahradi va¥%enymi protijtky:

n X
Yw = P—W Wi Vi,
iISS Ii2s
WY
Yo = P
i2s
1 n
Shy = n 1P—wi Wi(yi V)’
i2s i2s

Poznamenejme, %e pro 0-1 znak odpovi(ﬁ,y vyrazu ~f-pwy (1 pay), kde
Pwy Jj€ vé3/ﬁ)ené relativni éetnost znaky.

Vyraz = ¢ Vi Ix ? 7 odhadu (44) a (45) se nahradi vyrazem
X 2
n
P— w oy LU
Wi . Xw
i2s i2s

kde x, je vd¥eny Uhrn znakw de novany analogicky jako u znaku y.

5 Skupinkove vybiry

V nikterych pgipadech je ekonomiétijti a mnohdy i logiétijt i nevybirat pgimo
zkoumané elementy, ale jejich uréit4 uskupeni, a tetgeni pradit na viech

jednotkach vybrané skupinky. Pgikladem jsou teeba vybiry @mécnosti na-
misto nikolika jednotlivcu v nich %ijicich éi celych *kolnich taid namisto jed-
notlivych %aku. V takovych pgipadech viak nemu¥eme poeéitatnezavislosti
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vybranych jednotek z té¥%e skupinky, a dosud odvozené vztatproto mohou
byt mirni zkresluijici.

Pro de nici modelu popisujiciho vlastnosti odhadu této modi kace na-
hodného vybiru se opgeme o moderni teorii pravdipodobnostimo vybiru,
jak je popséna napgiklad v [13] éi [26].

5.1 Nahodny vybir z koneené populace

Ne¥: pgistoupime k teorii skupinkovych vybirt, popitme stadardni teorii
nahodnych pravdipodobnostnich vybirt a tu pak zobecnime na studovany
problém.

Jako vyle pgedpokladame populacN prvku

S=1f1:::;Ng;

na které provadime vybir s S, o n prvcich. Velikost vybiru n byva vitti-
nou pgedem stanovena, existuji viak i postupy, pgi kterych @eet vybranych
jednotek je ndhodnou velieinou.

Nahodnym vybirem budeme v této kapitole rozumit pravdipodo bnostni
rozdileni f P(s)gs s ha mno¥ini vtech mo¥nych podmno¥h Budeme pged-
pokladat, ¥%e ka¥.d4 jednotka populace mu3se byt vybrana s kiad pravdi-
podobnosti. Matematicky Ize tedy nadhodny vybir popsat pomoci systému
pravdipodobnosti

0 P|gs) 1 8 S;
P(s)=1;
s

S

pgiéem¥
8i2S9s S:i2s;P(s)>0:

Pgigazenim nulovych pravdipodobnosti celym tgidam podmB6inS mu-
Yeme docilit po¥aadovanych vlastnosti vybiru. Pokud napdéld po¥sadujeme
pevnou velikost vybiru n, kladnou pravdipodobnost pgigadime pouze tako-
vym podmno¥inams S, které maji pravi n prvku.

Pro studium vlastnosti odhadu jsou velmi dule¥%ité dva ukazele: prav-
dipodobnost, ¥%e do vybiru bude zahrnuta jednotkai, a pravdipodobnost, %e
do jednoho vybiru budou zahrnuty jednotky i a j zaroved. Oznaéime tyto
pravdipodobnosti ; a i, {.

P(i25s);
i P(i;j 2 s):
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Pomoci takto zavedeného aparatu samozgejmi mu¥.eme popsaechny
znamé druhy pravdipodobnostnich vybiru.

Pgiklad 5.1 Je{li napg.

1
P(s)=
n
pro viechny podmno%inys, které maji pravi n prvkua, jde o prosty nahodny

vybir (PNV). Pravdipodobnosti zahrnuti jsou tedy rovny

(Nl
—_ n 1 —_

T n

() NC
. - (E 22 — n(n 1) .
i - (':‘1) - N(N 1)°

Jako v pgedchozich kapitolach pgedpokladejme, ¥e pro kaydiek i 2 S
Ize jednoznaéni uréit hodnotu y; nijaké velieiny Y, pgieéem¥a pgipoultime i
diskrétni a spojité rozdileni Y (nikoliv jen hodnoty 0 a 1).

Budeme se zde zabyvat pouze odhaderd populaéniho Ghrnu

X
Y=y
i2s
pgieem¥. v pgipadi prumiru (u alternativni velieiny odpovid relativni éetnosti
{ viz kapitolu 2) |Ize odhad jednodute zkonstruovat jako

p- 2
=T
Rozptyl tohoto odhadu pak dostaneme podilenim druhou mocnnou N, tj.
\J
var¥ = Vzrz :

Nadale budeme pgedpokladat, %e odhd Ghrnu Y bude konstruovan
jako tzv. Horvitzav{Thompsonuv, tj. mé tvar

p-" v (a7)

i2s i
Jak je zndmo (viz napg. [26]), odhad (47) je nestranny a jehoozptyl je
X2 X v v
var¥ = y_|2 i@ )+ ly—l( i i)
j=1 iej '
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Odhad tohoto rozptylu je roven

X 2 X v
\ar*P: y—' i 1 + Yiyi b 1 (48)

i6j2s " b

c0% lze déle upravit pro pgipad vybiru o pevné velikosti na

var® = = ELUN. /I D - (49)
2i§' i j ij
i2s

Pgiklad 5.2 Vra»me se opit k PNV.

pot Nvi_
n

N X
_ n
i2s i2s

Yi; (50)
tedy H{T odhad odpovida bi¥ni pou¥sivanému odhadu prumirenybranych

jednotek vynasobenym velikosti populace, srov. s 4.2. Dasnim do (49) a
Upravami pak dostaneme stejny odhad rozptylu, jako je pou3ui (40).

5.2 Odhad uhrnu a jeho rozptyl pgai skupinkovych vybi-
rech

Si,i=1;::;M.
Skupinkovym vybirem nazveme ka¥dy nahodny vybirs S, pro ktery
plati
i2s;i2S) Sk s (51)
Je zgejmé, ¥e kadady skupinkovy vybdrz S Ize jednoznaéni ztoto¥anit s ni-

jakym nahodnym vybirem sg z Sg.
Nech» ? =P(Sk2sc); o =P(S;:S 2 sc). Pak plati

i P(i 2 S)
i P(ij 2's)

0 proi 2 Sg;
b proi 2S¢ j2S;

pgieem3k; | z posledni rovnosti nemuseji byt nutni ruzna.

34



Situace se velmi zjednoduti, pokud budeme na skupinkové vty nahli¥set
jako na vybiry skupinek a zjit»ované hodnoty budou tvogit cékové souéty za
jednotlivé skupinky. Takto motivovany odhad a odhad (47) jsou pak toto¥ané

P

y4
p_xﬂ_xxy_i_xizsk'_

i2s | s si2zs, K s s
Z vy'e uvedeného duvodu pak mu¥seme na tento odhad jednodulglio-
vat vzorce (48) a (49). Obdr¥ime tak odhady

p 2 P y P
X ) Yi 1 X ) i_ j O.
Varp=" 2% o g 4 T BS 128 ko (5p)
Sk s k k 5.8 s kil k|
k6|
a pro patrni pou¥aivaniji vybir o pevném poétu skupinek
0P P y 1,
Yi i 0 0 0
1 X i » :
Var® = = %'Zsko 125 K X L (53)
2 k | k;l
Sk:;S| s

Odhadem rozptylu samozgejmi jelti nedostavame intervaloy odhad pro
Y. Ten Ize oviem jednodule ziskat napgiklad pomoci aproxima&normalnim
rozdilenim popsané v odstavci 2.4.

Pgiklad 5.3 Podivejme se opit na pgipad prostého ndhodného vybiru, ten-
tokrat ve smyslu vybiru skupinek.
Nech»sg  Sg je prosty ndhodny vybir m skupinek. Plati

o - m,
k M '

o _ m(m 1)

K 7 MM 1)

Dosazenim do (53) dostavame
0 1
X MM m X X X X
VarPeny = % ye+ vy yiyiA; (54)
m2(m 1) o e
Sk6 S/ 2s¢ 12 Sk I§j2$k IZSkJZS|

co¥ je ekvivalentni vzorci uvedenému napg. v [14].
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V knize [26] se autogi vinuji kvalitativnimu porovnanani skupinkovych vy-
biru s obyéejnymi. Ze vzorce (53) je patrné, ¥e vybiry skupiek budou velice
efektivni v pgipadi, %e pravdipodobnosti zahrnuti do vybiu budou Umirné
celkovému dhrnu skupinky. To Ize alespo0 easteeni zagiditmirnosti vuei
velikosti skupinky (pokud pgedpokladame, ¥%e prumirné hodsty skupinek se
pailit neliti).

U prostého vybiru skupinek se ukazuje, ¥%e vybir je neefektini (ma vitti
rozptyl odhadu ne% bi%ny vybir) v pgipadi, ¥%e v jisttm smyslprumirna
variace uvnitg skupinek je mald v porovnani s celkovou variei zkoumané
veliéiny. Toto je ovlem v praxi velmi obvyklé (napg. élenovéstejné doméac-
nosti se chovaji podobni). Z toho plyne, ¥e pou¥itim bi¥%nyadhadu pro
skupinkovy vybir mu¥eme znaéni podhodnocovat rozptyl, a tali% vyvozovat
zkreslené zaviry o chybi, které jsme se dopustili odhadem z ybiru.

5.3 Aplikace odvozenych vztahu v praxi

V pgedchozi kapitole jsme se v pgikladech zamigili pgedeutha prosty na-
hodny vybir. Je dule¥%ité pgipomenout, %e v praxi se vybir jezgidkakdy
realizuje jako prosty. Na druhou stranu vzorce odvozené prd®NV jsou velmi
oblibené, jen vyjimeeni se lze setkat s jinymi odhady.

Tim, %e jsem ukazali, ¥ moderni aparat pravdipodobnosthiosybiru
se pro prosty nahodny vybir shoduje s odhady v praxi bi%ani u34anymi,
jsme chtili pgedeviim v étenagi vzbudit duviru k timto gidce pou¥aivanym
postupum. Cilem je, aby v pgipadi vybiru ji% z principu prové&inych jinak,
ne¥% je provadin PNV, byly pou3ivany pgesnijti metody a odhad

Nasledujici pgiklad demonstruje rozdil vysledku pgi pou¥aini odhadu pro
bi%any vybir u vybiru, ktery byl provadin jako skupinkovy.

Pgiklad 5.4 Pou%itim dat ziskanych pgi vyzkumu realizovaném na jedretl
cich rodin jsme zjit»ovali rozdil v odhadech chyby poéitangro skupinkovy
vybir od odhadu poéitaného pro obyéejny vybir jednotlivcuBylo vytipovano
celkem 10 alternativni rozdilenych veliein tak, aby bodovédhady jejich pru-
miru pgibli¥%zni odpovidaly postupni hodnotdm 2, 4, 7, 10, 1520, 25, 30, 40
a 50 %, a dostateéni tak pokryvaly interval O; % . Mezilehlé hodnoty pak byly
odhadnuty pouze linearni interpolaci.

Pravdipodobnosti zahrnuti byly poéitany jako pro oblastnivybir, v tomto
pgipadi se jednalo o proporcionalni alokaci v jednotlivyctkrajich ER, kdy se
v ka¥sdém kraji uva¥auje prosty vybir o rozsahu Umirnému poetomacnosti
v kraji a vybiry v ruznych krajich jsou vzajemni nezavislé. Ravdipodobnosti
zahrnuti byly vypoéitany zvla'» pro vybir jednotliveu a provrybir domacnosti.
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Velikost vybiru lehce pgesahovala 1000 domacnosti s vice¥he500 jed-
notlivci. Zkonstruované intervalové odhady odpovidaji ddadum pro celou po-
pulaci ER.

Vysledné odhady jsou zachyceny na grafu 5.1, kde na vodor@vose jsou
vyneseny bodové odhady jednotlivych veliein a svisla osatuje hodnoty pro
dolni a horni mez 95% intervalu spolehlivosti. PIna éara palodpovida line-
arni interpolaci pro odhad konstruovany jako pro vybir skupnek, zatimco
eerchovana odpovida odhadu pro vybir jednotlivcu.

Pro relativni éetnost blizkou polovini je kon denéni interval poéitany bi¥-
nou metodou skoro dvakrat u¥sti, ne¥s by spravni mil byt.

6 Bootstrap

Chceme-li zjistit statistické vlastnosti nijakého odhadu a nemame-Ili k dis-
pozici podrobnijti informace o rozdileni odhadu, mi¥eme tio viastnosti
odhadnout napg. pomoci metody bootstrap. Metodu bootstramavrhl Efron
(1979). Bootstrap mu¥se byt napg. pou¥iit k odhadu rozptylu,yehyleni nebo
ke stanoveni intervalu spolehlivosti zkoumaného odhadu. Ble uvedeny popis
bootstrapu je zalo¥en na textu [30].

Pgedpokladejme, ¥e odhadujeme nijaky populaéni parametra z popu-
lace jsme vybralin jednotek tvogici vybir s. Na vybranych jednotkach mijme

tory hodnot sledovanych veliein. Na zékladi vybranych jednotek vytvogime
odhad

M= f (X1 Xn) (55)
neznamého parametru . Pgejeme si nyni napgiklad zjistit, jaké je vychyleni
odhadu ‘p a stanovit jeho smirodatnou odchylku, pgipadni stanovit 95%
interval spolehlivosti. Za timto Uéelem budeme z vybiru s generovatB na-
hodnych vybiru s vracenim, ka¥%dy o rozsahwn. V ka¥.dém z generovanych
vybiru se tak jednotka i z vybiru s mu¥e vyskytovat i vicekrat, nebo naopak
ani jednou. Oznaéme nyni'\j odhad populaeniho parametru zkonstruovany
na zakladi j . bootstrapového vybiru. Dale oznaéme

1%

B I
=1

B — (56)

Proto%€’gs je bootstrapovym odhadem stgedni hodnoty E, mi¥eme vychy-
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Graf 5.1: Porovnani intervalu spolehlivosti pro skupinkovy vybir
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leni odhadu "y odhadnout jako

tas("0)= "8 "o (57)
Odeéteme-li odhad vychyleniigas (o) od ptivodniho odhadu”y, ziskdme novy
odhad opraveny vzhledem k vychyleni

Aunbiased =2 AO AB: (58)

Pro odhad intervalu spolehlivosti pomoci bootstrapu bylo ravr¥eno ni-

kolik metod. Pgedpokladejme nejprve, %e odha® ma normalni rozdileni

N(; ?2). Oznaéme

1 »®

n 1j=1

vybirovy rozptyl bootstrapovych odhadu, ktery mu3eme vzit za odhad pa-
rametru 2. 100(1 )% interval spolehlivosti je pak dan vztahem

B)’ (59)

u 1 e
o 7 ,Se="0 u EP - T )% (60)

kde z; _ je kvantil rozdileni N (0;1) (napg.z1 o:025 = 1;96 pro 95% inter-
val spolehlivosti). Pou%ijeme-li odhad opraveny o vychylef, pak dostaneme
interval spolehlivosti

v
u
1 ¥
2% %z t T )2 (61)

Pro stanoveni smirodatné odchylky by milo dle [30] staéit provést 100 a¥%s 200
bootstrapovych vybiru.

Paimijti cestou ke stanoveni 100(1 )% intervalu spolehlivosti je vyuaiti
rozdileni bootstrapovych odhadu a stanoveni dolniho a horiho = 2 kvantilu
pgimo z tohoto rozdileni. Oznaéme'\L; - 2 hodnotu, pod kterou padne 10G; %
hodnot z bootstrapovych odhadu j a “y.- , hodnotu, nad kterou padne
1005 % tichto bootstrapovych odhadu. 100(1 )% interval spolehlivosti je
aproximovan jako

[AL;: 2 AU;: 2]: (62)
Ke stanoveni 95% intervalu spolehlivosti se podle [30] dopaéuje provést
alespoo 1000, pro stanoveni 99% intervalu spolehlivosti aspod 5000 boot-
strapovych vybiru. Pgi malém rozsahu vybiru n pak s rostoucim poétem
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bootstrapovych vybirt B dochéazi k jejich opakovani a bootstrapovy odhad
ji¥s dale neni zpgesoovan.

Porovnani pgesného intervalu spolehlivosti pro hodnotyp 2 [0; 1] podilu
vyskytu sledovaného 0-1 znaku v populaci o velikostN = 10000 a rozsahu
vybiru n = 200 s bootstrapovymi odhady pro hodnoty B = 10 a B = 100
ukazuje graf 6.1.

7 Jackknife

Motivaci pro odhady jackknife je redukce vychyleni. MetoduJackknife navrhl

Quenouille (1949). Jackknife mu34e byt pou¥iit nejen k redukeychyleni od-

hadu, ale i k odhadu rozptylu. Jde pgedeviim o situace, kdy rmame vzorec
pro odhad rozptylu nebo mame k dispozici jen vzorec pgibli¥nPgikladem
mu¥e byt odhad rozptylu odhadu pomiru dvou dhrnu. Z&kladni pstup me-
tody jackknife je popsén napg. v [30]. Nech»

"o = f(xe1iixn) (63)
je odhad populaéniho parametru zalo¥.eného na vybirg, ktery obsahuje n
jednotek. Vytvogme nynin vybiru, které vzniknou z vybiru s odstraninim
jedné nahodni vybrané jednotky. Mu%e se stat, %e niktera jedtka byla
odstranina ve vice vybirech, jina nemusela byt odstranina nikdy. Oznaeme
A]’:f(X]_;:::;X]’ 1;Xj+1 ;50 %Xn) (64)
odhad zalo¥%zeny na vybirs, ze kterého byla odstranina jednotka j. De nujme

AN AN AN

i=n% (1" (65)
Jackknife odhadem” rozumime odhad
X

N o= % o (66)
k=1

Vybirovou chybu odhadu * mu¥eme pgibli¥ani odhadnout

ar o= Lokt : (67)

Pokud puvodni odhad "y mil vychyleni gadu 1=n

N .
Eh= 1+%&; (68)
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Graf 6.1: Porovnani pgesného intervalu spolehlivosti a bootstrapového odhadu
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pro odhad " | plati
E"j= 1+ S (69)

n
Pro hodnoty "} mame

AN

EY=nE% (n DE"j= n1+S (n 1) 1+:& = : (70)

n n 1

Odtud je vidit, %e odhad metodou jackknife odstraduje vychyeni gadu En.
Obecnij!i metody jackknife odstraduji z vybirového souboru m hodnot, éim¥a
mohou dosé&hnout odstranini vychyleni gadu £n™.

V obecnijti situaci, kdy odstradujeme z vybirového souboru m hodnot,
mu¥seme postupovat napg. nasledovni (viz [26]). Nejprve rddlime nahodnym
zpusobem vybir s na A skupin stejné velikostim, m = n=A (pro jednodu-
chost se pgedpoklada, e takové rozdileni je mo¥sné). Prod@¥skupinu a,
a=1;:::A, spoéitame odhad” ., ktery poéitame stejnym funkénim tva-
rem jako odhad "y, ale vynechanim jednotek ze skupinya. Dale de nujme
pseudohodnoty

=A% (A D (71)
Jackknife odhadem”,, rozumime odhad
1 X

"w = A " (72)
a=1

Jackknife odhad rozptylu odhadu *), je

P N N 2
N - a JK
\@ArjK 1 K = W: (73)
Odhad rozptylu je pou¥sivan nejen pro odhad',, , ale i pro ptvodni odhad
"o. Nikdy se pro odhad rozptylu pousiva i

P A A 2

a 0
N a=1
\ar == 74
K2 K AA D) (74)
pgitem¥ plati@ryc; " @K1 gk
Postup pro pgipad strati kovaného nebo vicestupdového vykru Ize najit
napg. v [26]. Pgi pou%iti metody jackknife musime stanovitgget skupin A.
Eastou volbou byva A = n, tedy m = 1. Z vypoéetnich duvodu se ale mu¥e
preferovat kompromisni volba mezi hodnotamiA =2 a A = n.
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8 Zavir

Vypoety statistické chyby v praxi vyzkumnych agentur zejména v oblasti vy-
birovych tetgeni se omezuji vitlinou na situace, kdy je zkoumanou veliéinou
vyskyt uréitého jevu v populaci. Vzhledem k potgebi rychlélp a snadno do-
stupného odhadu chyby potom nuti klienti nepgimo vyzkumnily k pou¥aivani
velmi aproximativniho vzorce (21). Tento pgistup ma pochojelni sva tskali,
zejména pro malé pravdipodobnosti, resp. pravdipodobnositblizké jedné.

Vzhledem k vyraznému vylepeni pgesnosti v oblastech hodihg blizkych
nule nebo jedné pgi pou¥iiti vzorcu (23), resp. (25) by je bylhodné pouii-
vat vice, ne¥ je v souéasné praxi obvyklé. Vzhledem ke kormigdivanijti formi
tichto vzorcu je potom dule¥ité, aby byly klientum , nestatistikim\ pgeda-
vany ve formi tabulek nebo jelti |épe jako souéast softwaru,které tito klienti
pou¥aivaji pro potgeby svych analyz. Je zde nutné podotknau¥ze vitlina vy-
znamnych softwaru v oblasti vypoéetni matematiky (Matlab, Mathematica)
ale dnes ji¥% i softwary popularizaéni (MS Excel) umo%0uji pvadit odhady
intervall spolehlivosti na zékladi pgesnych propoétu v pgatelném éase.

Je proto témig vice rozhodujici neumdlévat ve statistické eviti a rozligit
nebo spile zaeit s popularizaénimi elanky v nestatistickylt €asopisech, pro-
to¥se povidomi o statistické chybi sice existuje, ale povidmi o jeji velikost
je velmi zaml¥eno a vittinou ve svém dusledku je statistické&chyba hrubi
podcedovana. Lze se setkat i s reakcemi typyjestli je ta statisticka chyba
tak velka, potom mate tpatni vyzkum\, co¥%: vede k tomu, ¥se stastici v praxi
problém chyby nikdy musi spite skryvat, aby se nedostali do pdezgeni, ¥%e
~cely vyzkum je tpatnil.

Na druhou stranu v komplikovanijtich situacich, kdy se nejedn& o mi-
geni prostého vyskytu jevu, nejsou statistické chyby zveg@ovany v naprosté
vittini pgipadu vubec. Vzorce (39), (40) jsou sice absolvetum statistickych
oboru pochopitelni zndmy, ale jejich pouaiti v praxi je velm gidké. Navic,
proto¥e situace v praxi je komplikovanijti o problematiku V&%eni, je dobré
pou¥ivat analogii tichto vzorcu (viz 4.4), ktera ji% ani pggmitem zakladnich
kurzu neni, a proto i jeji pou¥.iti Ize pova¥sovat za velmi giélkPou%iti vzorcu
pro odhad chyby pomiru dvou Uhrnu (44), (45) je potom v praxi vyzkumu
v ER rovni¥% velmi sporadické, pgesto¥e odhady tohoto typu épgiklad po-
dily na trhu apod.) se bi%ani vyskytuji. Autogi elanku doporueuji navic pou¥aiti
jejich analogii na zékladi 4.4 v pgipadi va¥.enych odhadu.

Daltim obvyklym problémem, ktery rovni¥% neni v praxi ge'en zela ko-
rektni, je porovnani vysledku dvou vyzkumu. S timto problémem se mu¥seme
setkat témig denni na strnkach denniho tisku bez seridznijiho komentage
ohledni vyznamnosti rozdilu. Jedn& se o problematiku porowani odhadu
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poskytovanych vice agenturami k tému¥s easovému obdobi, gig¢ problém
viak nastava i pgi kontinuélnich vyzkumech uréitého jevu najinych jedincich
populace. Postupy uvadiné zde v kapitole 3 by rovni¥ mily byt pgehlednou
formou tabelizovany, pgipadni by mily byt dostupné v bi¥ni pou¥aivanych
softwarech. Je potgeba poznamenat, ¥e vzorce uvadiné v [22fe repre-
zentované postupem (30), nelze najit ani v bi¥%ni dostupnyctstatistickych
softwarech.

Situace vybirovych postupt a modelu a tedy i postupu pro vypcéet chyby
byva viak v praxi obvykle komplikovaniji, ne% by odpovidalo pgimému pou-
%iti vy'e uvedenych vzorcu. Zde Ize gici, ¥se pou¥iivané vgiér postupy jsou
korektniji ne¥s v pgipadi vypoeétu statistické chyby, zejméa proto, ¥e kvalita
vybiru ji% pgimo souvisi s kvalitou vyzkumu jako takového, aproto je vici
profesiondlni cti i ekonomického zajmu vyzkumnych agentur aby postupy
byly promyllené do vittich detailt. V pgipadi pruzkumu ,face-to-face\ se
pou¥aivaji nejéastiji vybiry , kvétni\, které aproximuji strati kované ndhodné
vybiry, kde strati kace probih& vitlinou na regionalni Gro vni, reprezentati-
viti viei pohlavi a viku, obvykle také vzdilani. Pro vypoéet statistické chyby
Ize pak doporuéit obecné postupy { viz (48), ale ani aproximae vzorci pro
prosté ndhodné vybiry z kapitol 2, resp. 4 asi nepginese hrdbchybu.

Postupy kapitoly 5, tzv. skupinkové vybiry mohou hrat vitli  vyznam pgi
speci ckych druzich vyzkumu, kdy vybirovou jednotkou byva domécnost,
ale migenymi jednotkami potom vtichni jednotlivci, resp. jednotlivci vybrané
domacnosti s uréitou vlastnosti (vikovad omezeni, ekonomikd omezeni apod.).
Tyto tzv. panelové vyzkumy navic obvykle maji tu speci eénost, e odpovidi
jednotlivcu se opakuji s uréitou periodou, obvykle denni (kasickym pgikladem
jsou panely zkoumajici spotgebu produktl, panely pro elekonickd migeni
sledovanosti televize, pgipadni deniékové panely pro pasthovost rozhlasu).
Vlastni odhady pou¥sivané v praxi byvaji témig vyhradni odhaly odvozené
pro prosty nadhodny vybir, stejni tak jako postupy pro odhad s tatistické
chyby s tim, ¥%e problematika zavislosti odpovidi jednotlict v ramci panelu
se obvykle zanedbéava. Korektni statistické vyhodnoceni pporovani ve dvou
ruznych easovych snimcich na stejném vzorku se potom vittiou neprovadi,
jednd se vittinou pouze o, expertni\ posouzeni velikosti odchylky.

Pro zakladni porovnani odhadu na stejném vzorku respondetit doporu-
euji autogi postupy zmioované v kapitole 3.2. Metody vedouick jelti ko-
rektnijtimu posouzeni vyvoje a vlivu ruznych éasti populacee na odhadované
veliéiny a» ji%a zalo¥sené na linearni regresni analyze nekgresi loglinearni
pgesahuji rAmec tohoto élanku, bohu¥el vtak ve vitlini pgidu i moYsanosti
skuteéného pochopeni a racionélniho uplatnini klientskowegejnosti.

Stéle vitti komplikovanost vzorcu pro odhady chyb, kter4 se zaéala pro-
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jevovat ji%a v kapitole 5, Ize do jisté miry nahradit metodami zmidovanymi

v poslednich dvou kapitolach. Tyto metody jsou mo%zna laick&egejnosti 1épe
objasnitelné, a tudi% i obhajitelné ne¥s zdanlivi komplikané vzorce. My?-
lenka opakovani vybiru se stejnymi vlastnostmi, resp. myllenka porovnani
odhadu v pgipadi vynechanych pozorovani jsou snadno vysvitelné, aviak

problematické pou%.iti spoéivapouze\ v nutnosti existence softwaru, ktery by

na u¥ivatelské drovni statistické chyby poéital, pgipadnhutnost pgesvidéit

klienta, e uvedené odhady by mily byt souéasti vysledné zavy vyzkumné

agentury. Zde se vtak klient necha pgesvideit pomirni snadim pouze v pgi-
padi, kdy za tuto specialni statistickou slu¥:bu nebude mugeplatit.

Na Uplny zavir by radi autogi vyjadgili zAmir pokraéovat v di skusi o sta-
tistické chybi, zejména s laickou vegejnosti. Na tento élaek by radi navazali
gadou elanku popularizaénich, které by formou srozumiteiiti tirli vegejnosti
mily vést ke korektnijtimu pou¥zivani odhadu statistické chyby v konkrétnich
praktickych situacich. Na druhou stranu praxe pginali velm zajimavé pod-
nity i pro specializovana statisticka pracovi'ti ve formi p omirni kompliko-
vanych zadani, jejich%. spravna geleni by staéila na nikolisieni éi mo¥ana i
roéni videckou préci.
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