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ANOVA - JEJI ROBUSTNOST A SILA

Eva JAROSOVA a Jifi REIF!
VSE KSTP a ZCU KMA

Abstract. The first part of the paper is devoted to the robustness of the clas-
sical analysis of variance with respect to various departures from the standard
hypotheses. Some Monte Carlo simulations are carried out for the one-way
layout. For the two-way layout we present a brief survey of results comparing
the power of parametric and nonparametric methods. In the second part the
power of several tests for the two sample location-scale problem is compared
via a simulation and a new nonparametric test is suggested which appears
to be quite powerful in many cases.

Peziome: IlepBas uacTs paboThl NOCBsAIEHA pPOOACTHOCTH AUCIEPCU-
OHHOI'O aHaJIM3a IIO DAa3HBIM OTKJIOHEHUAM OT KJIACCUUYECKHUX IIpeario-

noyxkeHnii. Bo BTOPOII wacTu MBI M3y4dyaeM MOIMHOCTL DPA3HBIX KPUTE-
pueB AJs ABYXBBIOODOUHBIX 33434, B KOTOPBIX PACIPEAEIeHUA MOLYT
OTIMYATLCSI COBMECTHO B IOJIOXKeHNM (CABUrE) M B pacCesiHmMy (MacIi-
Tabe). lius Takoi 3a4auM Mbl BBOAVIM OAVH HOBBII KPUTEPHUA, KOTODPBIA
JOBOJBHO MOIIHBIM B MHOTrUX ciayuasx. Jlis cpaBHeHuU! nCHOJb3yeTCs
Mmeron Moute Kapuio.

1. GENERATOR PSEUDONAHODNYCH CISEL

Vysledky, které uvadime, byly vypocteny za pomoci generatoru Wichmanna
a Hilla podle popisu publikovaného Antochem (1990) vzhledem k referen-
cim na jeho dobré vlastnosti a dlouhou periodu. Standardné jsme pouzivali
10 000 simulaci. Vyzkouseli jsme i jiné generatory (mj. generator Turbo Pas-
calu 7.0), vysledky se lisily jen v ramci pfislusnych intervali spolehlivosti pro
odhadovany parametr alternativniho rozdéleni.

2. UVAZOVANA ROZDELENI PRAVDEPODOBNOSTI

Rozdéleni, ze kterych jsme uvazovali ndhodné vybéry, zahrnovala hustoty
symetrické i nesymetrické s riznou délkou chvostt, hustoty bimodalni i hus-
toty neomezené. Ve vyctu, ktery nasleduje, uvaddime defini¢ni obor hustot
jen tehdy, neni-li roven celé realné ose.

1. normalni normalizované; hustotu oznac¢ime p(z)

2-3. smés normalnich f(z) = [¢(z) + ¢(z — d)] /2 prod =5 a d = 100
4. logistické f(z) = e *(1 +e*)~?

5. Cauchyho f(z) = [r(1+ x2)}_1

6. rovnomérné na (0, 1)
7

. exponencialni
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8-9. Weibullovo f(z) = cz¢!exp(—z¢), 2 >0,proc=2ac=05
10. dvojité exponencialni f(x) = (1/2) exp(—|z|)

11. Simpsonovo (trojuhelnikové) f(z) =1 — |z| pro z € (-1, 1)

12. arcsinové f(z) = (1/7)(1 — 22)~Y2 pro z € (-1, 1)

13-14. mocninné f(z) = cz¢~, 2 € (0, 1), proc=2ac=0.5
15-16. Paretovo f(z) = ca= (17, 2> 1, proc=1ac=3

17. symetrizované Paretovo pro ¢ = 3, f(x) = (3/2)(1 + |z|)~*

Vsimnéme si, ze smés normalnich rozdéleni s parametrem d = 100 je v jis-
tém ohledu blizk4 k dvouhodnotovému diskrétnimu rozdéleni. Pro Cauchyho
rozdéleni a Paretovo rozdéleni s parametrem 1 neexistuje stfedni hodnota
a rozptyl. Pro tato dvé rozdéleni jsme sice mohli vySetfovat pravdépodob-
nost chyby 1. druhu, avSak pfi zkoumani sily testu jsme tato dvé rozdéleni
jiz z ivah vynechali, nebot jsme pro jednotlivd rozdéleni uvazovali posuny
stfednich hodnot vyjadfené v nasobcich smérodatné odchylky.

3. VLIV NENORMALITY NA PRAVDEPODOBNOST CHYBY
I. DRUHU PRI JEDNODUCHEM TRIDENT

Uvazujme zakladni model analyzy rozptylu jednoduchého tfidéni, viz napft.
Andél (1978), str. 151. V tomto modelu se pfedpokladd, Ze vybéry pocha-
zeji z normalniho rozdéleni. Pearson (1931) provedl simula¢ni studii vlivu
nenormality rozdéleni na chybu I. druhu a odhadnul velikost této chyby pro
rozdéleni s riznymi hodnotami koeficienti sikmosti a Spi¢atosti. Déle se touto
problematikou zabyvali napf. Gayen (1950), David a Johnson (1951), Box a
Watson (1962) a Tiku (1964), ktefi pouzivali rtiznych aproximaci pro vy-
jadieni testové statistiky v zavislosti na momentech skutecného rozdéleni.
Donaldson (1968) provedl simula¢ni studii pro exponencidlni a lognormalni
rozdéleni. Vycet téchto praci samoziejmé neni Gplny.

Splnuje-li rozdé€leni, ze kterych provadime vybéry, pfedpoklady centralni
limitni véty, nema nenormalita na chybu I. druhu klasické analyzy rozptylu
asymptoticky vliv (viz napt. Scheffé, 1959). Proto se naSe simula¢ni studie
zameérila zejména na vybéry malého rozsahu.

Pro rozdéleni vyjmenovana v odst. 2 jsme zkoumali nejprve dva vybéry
s rozsahy 1 < n; < ng < 10 (samozfejmé s vyjimkou pfipadu n; = ng = 1)
pro kazdé uvedené rozdéleni, tedy 54 dvojic vybérd, viz napf. nize uvedena
matice vysledkd pro Cauchyho rozdéleni. Dale jsme vysetfovali t¥i dvojice
vybéru se stejnymi rozsahy 20, 30 a 50, tfi trojice vybéru se stejnymi roz-
sahy 2, 3 a 10 a tfi pétice vybéru se stejnymi rozsahy 2, 3 a 10. Celkem tedy
bylo provedeno pro kazdé rozdéleni 63 voleb poctu vybéri a prisl. rozsaht a
pro kazdou z uvedenych voleb provedeno 10 000 simulaci. Pro kontrolu, zda
bylo generovano spravné rozdé€leni, jsme zaznamenévali aritmeticky primeér
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a rozptyl generovanych hodnot a porovnéavali je s teoretickymi hodnotami
pro pfisl. rozdéleni. Samozifejmé, tato kontrola nebyla mozna pro Cauchyho
rozdéleni a Paretovo rozdéleni s parametrem 1, pro ktera stfedni hodnota a
rozptyl nejsou definovany, takze pfi riiznych volbéch (a také rtiznych generd-
torech pseudondh. ¢isel) vychézi naprosto odlisné pramérné simulované vybé-
rové charakteristiky. Vénovali jsme se pouze pripadu, kdy kriticky obor testu
byl volen tak, aby pro normalni rozdéleni odpovidal hladiné vyznamnosti
0.05. Odhady pravdépodobnosti chyby I. druhu budeme dale oznacovat &.

ANOVA (one-way) - simulovana
pocet vyberu: 2 rozsahy jsou uvedeny v 1. radku a 1. sloupci
pocet simulaci = 10 000 $\alpha$ = 0.05

pouzita pseudonahodna cisla: generator Wichmanna a Hilla

chyba I. druhu v procentech

rozdeleni: Cauchyho

1 2 3 4 10
1 - 8.4 11.2 11.4 11.0 10.5 10.0 9.8 9.0 9.2
2 2.9 2.3 2.6 3.5 4.1 5.3 8.4 8.9 8.8
3 2.2 2.0 2.3 2.8 3.3 3.5 3.9 4.5
4 2.0 1.9 2.2 2.1 2.5 3.3 3.4
5 2.2 2.1 2.3 2.1 2.7 2.9
6 2.0 2.0 2.3 2.3 2.5
7 1.9 2.0 2.3 2.2
8 2.2 1.9 2.1
9 2.2 2.0
10 2.2

Pro normaélni rozdéleni vyslo pro vysetfované pripady nejmensi & rovno
0.045, nejvétsi pak 0.055, coz neni v rozporu s piislusnymi intervaly spoleh-
livosti pro & odvozenymi pomoci binomického rozdéleni.

Odhad pravdépodobnosti chyby I. druhu & prekrocil 0.10 pouze v né-
kterych pfipadech pro smési normalnich rozdéleni (pro parametr d = 100 i
d = 5), Weibullovo rozdéleni s parametrem ¢ = 0.5, Cauchyho rozdéleni a
Paretova rozdéleni (pro ¢ = 11 ¢ = 3). V ptipadé, ze rozsahy vSech vybéra
byly alespon 2, prekrocil odhad & hodnotu 0.10 pouze pro smés norméalnich
rozd€leni s parametrem d = 100, kdy & = 0.129 pro n; = ny = 2. Pro roz-
sahy vybért alespoii 3 bylo vzdy & < 0.084 (po vynechani smési normalnich
rozdéleni s parametrem d = 100 bylo dokonce vzdy & < 0.065).

Vsimnéme si podrobnéji vysledku pro Cauchyho rozdéleni a Paretovo roz-
déleni s parametrem ¢ = 1, kterd nespliuji pfedpoklady centralni limitni
véty. Vysledky se pro tato dvé rozdéleni od sebe lisily jen velmi malo. Pro
Cauchyho rozdéleni uvadime tabulku hodnot & pro 1 < n; < ng < 10;
pro ostatni uvazované rozsahy vybéru vyslo vzdy & hluboko pod 0.05, napft.
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& = 0.020 pro n; = ng = 50 (& = 0.019 pro Paretovo rozdéleni a tytéz
rozsahy vybért). Piekvapivé je, Ze na rozdil od nestabilnich vybérovych mo-
mentt jsou vysledky analyzy rozptylu pro tato rozdéleni stabilni, jak ukazaly
pokusy provedené téz s jinymi generatory pseudondhodnych ¢isel.

Celkové lze Tici, ze klasickda ANOVA je robustni vici odchylkdm od nor-
mality. Kompletni vysledky je mozno si vyzadat od autort.

4. VLIV HETEROSKEDASTICITY NA PRAVDEPODOBNOST
CHYBY I. DRUHU (JEDNODUCHE TRIDENT)

V knize Scheffého (1959) je pro jednoduché t¥idéni odvozeno, Ze je-li pocet
vybéru roven dvéma, nemé heteroskedasticita asymptoticky na pravdépo-
dobnost chyby I. druhu vliv, zatimco v pripadé vice nez dvou vybérta hete-
roskedasticita asymptoticky tuto chybu zvétsi. Pro omezeny rozsah vybértu
byl problém studovan fadou autort. Obecné pripady nestejnych rozptylu za-
hrnuji napt. jiz dfive zminéné préce David a Johnson (1951) a Tiku (1964).
V nasi studii jsme si v§imali pouze pfipadu dvou vybért stejnych rozsahi
4,5, 6, 8, 10, 20, 40, a to pro vSechna rozdéleni vyjmenovana v odstavci 2,
ktera méla konecny rozptyl, tedy vylouceno bylo rozdéleni Cauchyho a Pare-
tovo s parametrem 1. Zkoumali jsme p¥ipad, kdy jeden z vybéri pochazel
z rozdéleni s dvojnasobnou, resp. trojnasobnou smérodatnou odchylkou. Pro
02 = 207 uvadime vysledky pro normalni rozdéleni a ta rozdéleni, pro ktera
byl vliv heteroskedasticity znatelné vyssi.

Odhadovana pravdépodobnost chyby I. druhu pro vybéry
z nékterych rozdéleni, oo = 20,
rozsah vybéru 4 5 6 8 10 20 40
normalni rozdéleni 0.063 0.057 0.062 0.054 0.051 0.053 0.047
smés normalnich, d = 5 0.094 0.073 0.066 0.061 0.057 0.053 0.053
smés normalnich, d =100 0.128 0.074 0.053 0.057 0.063 0.057 0.057

rovnomeérné r. 0.077 0.068 0.062 0.064 0.059 0.055 0.046
exponencialni r. 0.082 0.080 0.078 0.067 0.066 0.063 0.054
Weibullovo r. s par. 0.5 0.151 0.144 0.138 0.122 0.114 0.099 0.086
arcsinoveé r. 0.087 0.075 0.064 0.058 0.051 0.058 0.053
mocninné r. s par. 0.5 0.087 0.083 0.072 0.061 0.062 0.056 0.053
mocninné r. s par. 2 0.074 0.073 0.063 0.061 0.060 0.052 0.053
Paretovo r. s par. 3 0.101 0.104 0.099 0.093 0.088 0.082 0.067

5. VLIV ZAVISLOSTI POZOROVANI (PRIKLAD)

V nasi studii se nezabyvame vlivem zavislosti pozorovani. Je vSak znamo, ze
praveé zavislost pozorovani méni v analyze rozptylu podstatné chybu I. druhu.
Diskuse s doc. J. A. Viskem nés vedla k nésledujicimu piikladu.

Uvazujme analyzu jednoduchého tfidéni pro dva nezavislé vybéry, kdy
ANOVA je ekvivalentni oboustrannému ¢-testu shody teoretickych stfednich
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hodnot pro vybéry z normalnich rozdéleni se stejnymi rozptyly. Mé&jme tedy
nezavislé ndhodné vybéry zi,..., 2, a y1,...,Yyn z rozdéleni N(u, 02), vy-
bérové rozptyly oznac¢me 5311, 5,371 a aritmeticky primér téchto rozptyla
pak s?. Rozsifme nyni statistické soubory o zéavisla pozorovani z,; = w;
a Ynti = Y prot = 1,...,n. Rozsahy zvétsenych souborti budou nyni 2n,
jejich praméry budou stejné jako prumeéry puvodnich vybéri a vybérové roz-
ptyly 3%72, 53,2 zvétsenych soubort a jejich aritmeticky primér s3 obdrzime
tak, ze odpovidajici charakteristiky ptivodnich vybért znasobime koeficien-
tem c(n) = 2(n—1)/(2n —1). Specialné tedy je sz = /c(n)s;. Definujeme-li
nyni pro ¢ = 1, 2 statistiky

ti = (& —9)s; V/in/2,

pak t; ma t-rozdéleni pravdépodobnosti s poctem stupnt volnosti 2n — 2 a
plati to = \/2/¢(n)t;. Kdybychom se zvétSenymi soubory zachézeli jako s na-
hodnymi vybéry, uvazovali bychom pro ¢, kriticky obor |ta| > t1_q/2(4n—2).
Tato nerovnost je vSak vzhledem k zavislosti méfeni ekvivalentni nerovnosti
[t1] > \/c(n)/2t1_q/2(4n — 2), kterd ma v limitnim pfipadé n — oo pravdé-
podobnost 2(1 — ®(u1_a/2/v2)). Napi. pro a = 0.05 bychom obdrzeli hod-
notu priblizné 0.166, tj. v uvazZovaném prikladé se pravdépodobnost chyby
I. druhu v disledku zavislosti pozorovani vice nez ztrojnasobila.

6. SILA ANALYZY ROZPTYLU (JEDNOD. TRIDENT)

Sila analyzy rozptylu pfi jednoduchém tiidéni byla vySetfovana mnoha au-
tory. Napf. Srivastava (1959) zalozil vypocet sily na aproximaci rozdéleni
statistiky F' ¢tyfmi ¢leny Edgeworthovy fady, Tiku (1971) vyuzil rozvoje
souctu ¢tvercti pomoci Laguerrovych polynomt. Vypoctem sily pfi obecném
rozdéleni se zabyva jiz vyse zminéna prace Davida a Johnsona (1951). Prace
Donaldsona (1968) obsahuje odhady sily testu ziskané metodou Monte Carlo
pro normalni, lognormalni a exponencidlni rozdéleni véetné pripadu nestej-
nych rozptyld ve skupinach.

Alternativou ke klasické (parametrické) analyze rozptylu jsou permutac¢ni
testy, neparametrické testy (napf. Kruskal-Wallistv test) nebo kombinace pa-
rametrickych a pofadovych testi, viz napf. Pitman (1937a,b), Welch (1937),
Kruskal a Wallis (1959), Siegel (1956), Fraser (1957), Kemthorne (1952),
Scheffé (1959), Miller (1981).

V radé praci se porovnana sila riznych postupi. Napiiklad asymptoticka
relativni vydatnost (ARE) Kruskal-Wallisova testu v porovnéni s parametric-
kou analyzou rozptylu je za pfedpokladu normélniho rozdéleni rovna 3 /7 (viz
napf. Gibbons, 1971). Jiné srovnani sily provedl O’Gorman (1997), ktery po-
rovnaval klasickou analyzu rozptylu, Kruskal-Wallistv test, test s normalnimi
skory a jisty test s tzv. adaptivnimi skéry. Uvazoval tfi nebo vice vybérta
o velkém rozsahu z rtznych typi rozdéleni, sila byla vySetfovana vzhledem
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k posunim stfednich hodntot pfi nezménéném rozptylu. Napf. pro vybéry
z uvedenych testti jednoznacnou prevahu proti ostatnim, pro vybéry pod-
statné vétsich rozsaht se vSak zacinala projevovat vyhoda adaptivniho pfi-
stupu.

V pripadé, Ze budeme uvazovat jen dva vybéry, splyvda ANOVA s obou-
strannym t-testem pro vybéry z normaélnich rozdéleni se stejnymi rozptyly.
Tohoto pfipadu se bude tykat nami provedena simula¢ni studie, jejiz vysledky
jsou popsany v odstavci 8.

7. DVOJNE TRIDENI

Pro dvojné tridéni byla rovnéz studovana celd fada neparametrickych po-
stupil a Casto jsou pak provadéna rtiznéd srovnéni sily. Napf. Gilbert (1972)
porovnal silu klasického postupu a t¥{ neparametrickych metod (mj. Friedma-
nova testu). Nékteti autofi doporucuji aplikovat klasickou parametrickou me-
todu na poradi misto na pivodni data (tzv. RT test), viz napf. Iman (1974)
nebo Conover a Iman (1981). Iman (1974) uvadi simula¢ni studii sily RT
testu pri dvojném t¥idéni pro rozdéleni normalni, kontaminované normalni a
exponencidlni. V praci Hora a Conover (1984) je odvozeno limitni rozdéleni
RT-statistiky pfi dvojném t¥idéni. Iman, Hora a Conover (1984) srovnavaji
pomoci simulace silu klasické analyzy (pro dvojné t¥idéni), Friedmanova testu
a RT testu za predpokladu normalniho, lognormalniho, dvojité exponenci-
alniho, rovnomérného a Cauchyho rozdéleni. Pro normalni rozdéleni uvadéji
asymptotickou relativni vydatnost (ARE) Friedmanova testu (3/m)k/(k+1),
kde k je pocet vybért, a na zakladé provedenych studii tvrdi, Ze pro jina roz-
déleni neklesne jeji hodnota pod 0.864k/(k+1). Thompson a Ammann (1989)
odvodili ARE pro RT test pii dvojném tfidéni pro normalni, logistické, rov-
nomeérné a dvojit€ exponencidlni rozdéleni. Limitni vlastnosti RT statistiky
pfi vyvazeném dvojném tfidéni jsou studovany v praci Thompson (1991).
Asymptotické srovnani sily nékterych neparametrickych metod s klasickymi
provedl také Akritas (1990) a navrhuje neparametrické metody pt¥ipoustéjici
heteroskedasticitu.

8. SiLA DVOUVYBEROVYCH TESTU SHODY PRO NEZAVISLE
VYBERY STEJNYCH ROZSAHU

8.1. Vybér testi1 a alternativ pro simulaéni studii. V nasi simula¢ni
studii jsme se omezili na porovnani nékolika testd dobré shody pouze pro
dva vybéry shodnych rozsahu 5, 6, 8, 10, 20, 40.

Zkoumali jsme citlivost testu na soucasné zmény stiedni hodnoty i roz-
ptylu nékterého z rozdéleni. Jeden z vybéri pochazel z rozdéleni, jehoz
stfedni hodnota byla posunuta o k-nasobek smérodatné odchylky postupné
pro k =-2,-1,0, 1, 2 (pro symetricka rozdéleni sta¢i k nezdpornd), pak byla
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smeérodatna odchylka postupné nasobena ¢isly 1, 2, 3 pii nezménéné stiedni
hodnoté. Uvazovali jsme vSechny kombinace popsanych zmén, tedy obecné
15 (pro symetricka rozdéleni 9) riznych variant.

Vysettovali jsme silu nasledujicich testii:

1. W 2-vybérovy Wilcoxontv test (je ekviv. Kruskal-Wallisové testu)
2.8T: test Siegel — Tukey

3. WST : kombinace testd W a ST

4. KS : Kolmogorov — Smirnoviv test

5.CM :  Cramér von Misesuv test

6. MRV : nové navrhovany poradovy test popsany nize v odstavci 9

7.t t-test pro vybéry z normal. rozdéleni se stejnym rozptylem

8. F: F—test shody rozptyl pro dva vybéry z norméalniho rozdéleni.

Test Siegel — Tukey se provadi analogicky jako Wilcoxonav test s tim
rozdilem, Ze po sefazeni podle velikosti se nahrazuji hodnoty pfirozenymi
¢isly podle schématu: 1 4 5 8 9 12 13 16...15 14 11 10 7
6 3 2. Lze uzit stejnych kritickych hodnot jako pro Wilcoxoniv test. Test
je vhodny pro testovani zmén rozptylu pri nezménéné stredni hodnoté.

Kombinace Wilcoxonova testu a testu Siegel-Tukey spocivala v prove-
deni obou test, kazdého z nich na hladiné vyznamnosti ptiblizné 0.025; tim
dosahneme citlivosti na zmény parametr polohy i méfitka.

Popisu testu MRV (Minimum of Rank Variances) vénujeme odstavec 9.

8.2. Vysledky pro vybéry z normalniho rozdéleni. Pro vybéry z nor-
malnich rozdéleni sila parametrickych testtt dominovala nad silou neparame-
trickych testu.

Pii zménach stfedni hodnoty zvitézil t-test tésné pred Wilcoxonovym tes-
tem, s vétSim odstupem nasledoval test Cramér von Misesiv, s dalsim od-
stupem test Kolmogorov-Smirnoviv. Sila testu MRV pfi téchto alternativach
byla ve srovnani s uvedenymi testy podstatné nizsi.

Pfi zménach rozptylu bylo prvenstvi F-testu bezkonkurencéni. S velkym
test MRV.

Pri kombinovanych zménach stfedni hodnoty a rozptylu prvenstvi para-
metrickym statistikam ztstalo. Z neparametrickych statistik jasné vitézil test
MRYV s vyjimkou alternativy velkého posunu stfedni hodnoty a ,,malé“ zmény
rozptylu (p=2, 0=2), pfi které byl s malym naskokem pied ostatnimi test
Cramér von Misese, avSak (zejména pro vybéry vétsiho rozsahu) i pfi této
alternative sila testu MRV prili§ nezaostavala za silou testu CM.

Uvedeme vysledky pro vybéry rozsahu 10, kdy jsme pro vSechny nepara-
metrické testy stanovili (probrénim vSech moznosti) exaktni pravdépodnosti
« chyb I. druhu pro zvolené kritické hodnoty. Prvni vybér pochéazel z rozdé-
leni N (0, 1), druhy z rozdéleni N (u, 02). Vysledky jsou pro 10 000 simulac.
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Sila dvouvybérovych testa (n = 10)

a p=0 pu=1 p=2 pu=0 pu=1 p=2 p=0 pu=1 p=2

o=1 o0=1 o=1 o0=2 o0=2 o0=2 o0=3 o0=3 o0=3

1.W 00524 0.053 0.554 0.984 0.065 0.276 0.733 0.067 0.171 0.469
2.ST 0.0524 0.055 0.024 0.002 0.301 0.244 0.117 0.585 0.527 0.388
3. WST 0.0464 0.046 0.402 0.959 0.224 0.312 0.661 0.472 0.495 0.593
4.KS 0.0524 0.053 0.474 0.962 0.101 0.317 0.758 0.173 0.323 0.612
5.CM 0.0498 0.046 0.520 0.979 0.081 0.306 0.760 0.134 0.262 0.576
6. MRV 0.0502 0.048 0.279 0.854 0.308 0.410 0.686 0.630 0.675 0.766
7.4  0.0500 0.047 0.561 0.988 0.054 0.271 0.766 0.060 0.174 0.490
8. F  0.0500 0.049 0.049 0.051 0.497 0.494 0.493 0.874 0.879 0.873

Nejvyssi hodnoty pro alternativy jsou vytistény tucné.

Pro vybéry vétsiho rozsahu (20, resp. 40) ztstalo poradi ispésnosti testi
zpravidla stejné jako pro rozsah 10. Uvedeme jen vysledky potvrzujici pre-
vahu nové navrhovaného testu MRV mezi neparametrickymi testy pfi od-
halovani zmény rozptylu, neni-li tato zména soucasné doprovazena velkou
zménou stfedni hodnoty. Vysledky jsou opét pro 10 000 simulaci.

Pravdépodobnost chyby I. druhu a uvaddéné v prvnim sloupci jsou exaktni
pro testy W, ST a KS, pro které bylo mozno najit kritické hodnoty v tabul-
kéch Likes, Laga (1978). Pro test MRV je exaktni rovnéz hodnota pro n = 20
(byla spoc¢tena pfesnd d.f. probranim vSech mozZnosti), pro n = 40 lze po-
uzit aproximace (odst. 9). Pro test WST byly kritické hodnoty a piislusna
pravdépodobnost « odhadnuty aproximaci Wilcoxonovy statistiky normal-
nim rozdélenim. Pro oba rozsahy v pripadé testu CM byly stanoveny kritické
hodnoty a odpovidajici a z histogrami ¢etnosti metodou Monte Carlo po-
moci 100 000 simulaci.

Sila dvouvybérovych testu (n =20 a n = 40)
pn=0 pn=0 p=1 pn=2 pn=0 p=1 pn=2

« o=1 o=2 o=2 o=2 o=3 o=3 o=3

n =20

w 0.0491 0.046 0.057 0.480 0.959 0.068 0.288 0.751
ST 0.0491 0.048 0.592 0.489 0.241 0.904 0.867 0.719
WST 0.05 0.047 0.486 0.661 0.960 0.904 0.877 0.951
KS 0.0353 0.035 0.116 0.523 0.956 0.290 0.540 0.893
CM 0.050 0.052 0.134 0.598 0.975 0.360 0.601 0.914
MRV 0.0499 0.049 0.664 0.786 0.961 0.950 0.968 0.989
n = 40

w 0.0498 0.048 0.054 0.767 0.999 0.067 0.493 0.960
ST 0.0498 0.053 0.890 0.827 0.531 0.998 0.996 0.970
WST 0.05 0.049 0.836 0.947 1.000 0.996 0.997 1.000
KS 0.0541 0.055 0.345 0.921 1.000 0.817 0.954 0.999
CM 0.050 0.050 0.358 0.915 1.000 0.864 0.962 0.999

MRV 0.050 0.048 0.943 0.983 1.000 1.000 1.000 1.000

8.3. Vysledky pro vybéry z ostatnich rozdéleni. F-test pro shodu dvou
rozptyld se ukazal byt znacné nerobustni vzhledem k odchylkdm od norma-
lity. Jestlize kritické hodnoty testu odpovidaly hladiné vyznamnosti 0.05 pro
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normalni rozdéleni, pak jiz pro logistické rozdéleni byla jeho odhadovana
pravdépodobnost chyby I. druhu pro vybéry rozsahu 10 rovna 0.089 a pro
vybéry rozsahu 40 pak 0.112, pro vybéry z dvojitého exponencialniho roz-
déleni byly tyto pravdépodobnosti rovny 0.161 a 0.203 a pro symetrizované
Paretovo rozdéleni s parametrem 3 dokonce 0.359 a 0.504. Proto jsme F-test
do srovnani pro vybéry z nenormaélnich rozdéleni nezahrnuli.

Provadéli jsme zpravidla 1000 simulaci, vice jen pro néktera rozdéleni.
Kritické hodnoty statistik byly voleny stejné jako v odstavci 8.2. Protoze
ziskana data tvori velmi rozsahly material, uvedeme pouze ,,jména vitéza“,
a to pro vybéry rozsahu 10. V tabulce znaci ps posun stfedni hodnoty alter-
nativy vyjadfeny v nasobcich smérodatné odchylky, kf je koeficient, kterym
byla nasobena smérodatna ochylka. Pro Gplnost jsme do tabulky zahrnuli i
vysledky pro normalni rozdéleni vyhodnocovaného podle stejnych kritérii, tj.
tentokrate bez testu F.

Nejispésnéjsi dvouvybérové testy (n = 10)
ps=1 ps=2 ps=0 ps=1 ps=2 ps=0 ps=1 ps=2
kf=1 kf=1 kf=2 kf=2 kf=2 kf=3 kf=3 kf=3

normdlni rozdéleni t t MRV MRV t MRV MRV MRV
smés normadlnich, d = 5 W t MRV MRV t MRV MRV MRV
smés normalnich, d = 100 KS t 1) MRV t 1) 1) MRV
logistické r. W W MRV MRV CM MRV MRV MRV
rovnomérné r. t t MRV MRV t MRV MRV MRV
exponencidlni r. KS KS MRV MRV KS MRV MRV MRV
Weibullovo s par. 2 t t MRV MRV KS MRV MRV MRV
Weibullovo s par. 0.5 KS 2) MRV MRV 3) MRV MRV MRV

dvojité exponencidlni r. CM CM MRV KS KS MRV MRV MRV
Simpsonovo (trojihelnik.) t t MRV MRV t MRV MRV MRV

arcsinové r. t t MRV MRV t MRV MRV MRV
mocninné s par. 2 t t MRV MRV t MRV MRV MRV
mocninné s par. 0.5 t t MRV MRV KS MRV MRV MRV
Paretovo s par. 3 KS KS MRV MRV MRV MRV MRV MRV

symetriz. Paret. s par. 3 KS 4) ST KS KS ST KS KS

exponencialni r. W W MRV W
Weibullovo s par. 2 MRV t MRV MRV
Weibullovo s par. 0.5 MRV KS W 4)
mocninné s par. 2 MRV MRV MRV MRV
mocninné s par. 0.5 MRV t MRV MRV

Paretovo s par. 3 KS KS MRV KS
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Vysvétlivky:

1) Testy WST a MRV se shodnou usp&Snosti 100 % .
2) Testy CM a MRV se shodnou dspé&Snosti 100 % .
3) Testy KS a MRV se shodnou idspé&Snosti 100 % .
4) Testy KS a CM se shodnou Gsp&Snosti 100 % .

MM vevs v vevs

Nejuspésnéjsi testy pro vybéry vétsich rozsahii bylo obtiznéjsi jednoznacéné
stanovit, nebot ¢asto nékolik testi dosdhlo tspésnosti 100 %.

9. TEST MRV DOBRE SHODY DVOU NEZAVISLYCH
NAHODNYCH VYBERU

V tomto odstavci budeme definovat statistiku MRV (Minimum of Rank Va-
riances) navrzenou druhym z autorii a test dobré shody zaloZzeny na této
statistice. Uvazujme dva nezavislé ndhodné vybéry o rozsahu ny, ns ze spo-
jitych rozdéleni s distribuénimi funkcemi Fy (), Fa(z). Ozna¢me N = nj+no
abud R;; (j=1,...,n;;4=1,2) pofadi j-tého pozorovani i-tého vybéru
ve spojeném vybéru usporadaném podle velikosti. Definujme

AN (ANR? e
Rvi_ni;Rij (ni;RU) (i=1,2).

Elementarni, avsak velmi zdlouhavy vypocet dava

W E@v) - ZDMEED

(2) var(Rvy) = 36013 5

analogicky pro statistiku RVq, a dale

(n1 —1)(ng — 1)N(N +1)(2N + 3)
3 RVy, RVy) = — .
) cov(RV1, RV2) 360n175
Spravnost odvozenych vztahi byla potvrzena téz numerickymi vypocty, vy-
sledky se shodovaly s (1) az (3) na 8 platnych mist.

Definujme normalizované hodnoty
RV} = [RV; — E (RV,)][var (RV;)]"Y/2 (i =1, 2)

a nakonec
MRV = min{ RV}, RV} }.
Kritickym oborem pro test hypotézy Fi(x) = F»(x) pro vSechna reilna
x proti nespecifikované alternativé bude obor W = {z : MRV < k} pro
vhodné volené ¢islo k.
V tomto prispévku se omezime na vybéry shodnych rozsahti n; = ns = n;
pak MRV je linearni transformaci celociselné statistiky

M,, = n? min{ RV, RV, }.
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Hodnoty distribuc¢ni funkce F,, veli¢iny M, pro 5 < n < 20 ve vybranych
bodech uvedené v tomto odstavci byly spoc¢teny probranim vSech moznosti.

Ukazuje se, ze pro a = 0.05 nebo a = 0.01 1ze pro velkd n aproximovat
100 o %-ni kvantil x,, statistiky MRV kvantilem u, /o normalniho rozdéleni
N(0, 1), viz niZze uvedend tabulka. To je moZno heuristicky bez narokid na
exaktnost zdtvodnit asymptotickou separatni normalitou statistik RV, RVs
a dale tim, Ze pro koeficient korelace ¢ mezi veli¢cinami RV, RV, plati o — —1
pro n — oo, takze nizké hodnoty RV; jsou obvykle doprovazeny vysokymi
hodnotami RV3 a naopak. Jevy (RV] < uq/2), (RV5 < uy)2) maji pro velka
n nizkou pravdépodobnost soucasného vyskytu, tedy P(MRV < ug/s) =~
P(RV] < uqay2) + P(RVE <ugpo) = a/2+a/2 = a.

| n | P(MRV § U(),()25) | P(MRV § U(),()()5) |

10 0.0460 0.0053
20 0.0488 0.0085
40 0.0493 0.0093

Jak ukazuje tabulka, pfi pouziti aproximativnich kritickjch hodnot z, =
uq /2 je test MRV konzervativni. Pravdépodobnosti uvedené v tabulce byly
pro n = 10 a n = 20 spocteny exaktné, pro n = 40 metodou Monte Carlo
pomoci 10° simulaci.

Odvozeni asymptotického chovani véetné pripadu riznych rozsahii vybért
bude vénovéana pfipravovana publikace [23].

Jak ukazuji srovnani provedena v odstavci 8, je test MRV vhodny tam,
kde si prejeme testovat shodu mezi dvéma vybéry z obecné nenormalniho
spojitého rozdéleni, pricemz lze ocekavat, Ze teoreticka rozdéleni by se mohla
lisit od sebe parametrem polohy nebo méritka nebo obéma parametry.
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Vybrané hodnoty d.f. F,(x)=P(M, < x)

5 49 0 73 0.039683 73 0.039683
50 0.039683 74 0.111111 74 0.111111

6 104 0 160 0.036797 184 0.086580
105 0.012987 161 0.062771 185 0.103896

7 195 0 243 0.004079 333 0.044289 387  0.092075
196  0.004079 244 0.011655 334 0.050699 388  0.104895

8 335 0 475 0.009635 630 0.048329 719  0.097591

336 0.001243 476  0.011500 631 0.050039 720 0.101787

9 619 0.000370 847  0.009502 1087  0.049568 1225 0.099260
620 0.001070 848 0.010119 1088  0.050638 1226  0.100658

10 1055 0.000801 1400 0.009504 1760 0.048691 1968  0.099483
1056 0.001018 1401  0.010024 1761 0.050185 1969  0.100998

11 1693 0.000987 2195 0.009954 2707  0.049998 2999  0.099961
12 2570  0.000965 3274 0.009915 3991 0.049679 4379 0.099763
13 3757 0.000996 4717 0.009894 5681 0.049814 6209 0.099746
14 5311 0.000999 6600 0.009998 7863  0.049906 8551  0.099757
15 7315  0.000992 8999 0.009990 10619 0.049972 11495 0.099857
16 9855 0.000997 12014 0.009995 14047 0.049961 15150 0.099986
17 13019 0.000998 15711 0.009976 18255 0.049998 19609 0.099955
18 16888 0.000998 20224 0.009973 23335 0.049981 24988 0.099897
19 21567 0.000999 25643 0.009989 29413 0.049965 31409 0.099977
20 27175 0.000999 32090 0.009988 36610 0.049902 39003 0.099922
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