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Abstrakt: Prispévek se zabyva hodnocenim reliability znalostnich a psycho-
logickych testli. Pojednava o klasickém odhadu reliability pomoci Cronba-
chova alfa a jeho omezenich. Jsou zde rozebrany konkrétni situace, kdy pou-
ziti Cronbachova alfa neni vhodné, a pro tyto situace jsou nabidnuty obecné;jsi
nebo alternativni metody odhadu reliability.
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Abstract: This paper is devoted to estimation of reliability of educational
and psychological tests. We describe the classical estimator of reliability, the
so-called Cronbach’s alpha, and its limitations. Situations in which Cron-
bach’s alpha is not adequate are further elaborated. Generalized or alterna-
tive estimates are offered for these situations.
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1. Uvod

O reliabilité bylo na strankach tohoto ¢asopisu pojednano v ¢lanku [38]. Au-
tor v ném upozornil na n€kterad omezeni klasického odhadu reliability pomoci
Cronbachova alfa. Pro pfipad binarnich polozek navrhl novy odhad, tzv. lo-
gistické alfa. V této praci pripominame nékteré ivahy prednesené ve zminé-
ném c¢lanku a dale je rozvadime. Logistické alfa a jeho vyuziti je tak zasazeno
do kontextu dalsich metod odhadu reliability v pripadé, kdy nejsou splnény
podminky predpokladané klasickym odhadem.
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2. Reliabilita méreni

P1i hodnoceni spolehlivosti psychologickych a znalostnich testt se vychézi
z predstavy, ze méfeni Y (napt. bodovy vysledek v testu) je souctem skutecné
hodnoty méfené vlastnosti, nepozorované (tzv. latentni) veli¢iny T' ~ (u, o),
napi. znalosti studenta, a nezavislé nahodné chyby méfeni e ~ (0, o),

Y =T +e.

Prirozenou otazkou potom je, do jaké miry jsou métreni Y a skutecna hodnota
méiené vlastnosti 7' spjaty. Na tuto otdzku se snazi dat odpovéd teorie re-
liability. Reliabilita, neboli spolehlivost, je ¢asto definovana pomoci korelace
mezi mérenim a skutecnou hodnotou, jako

rel (Y) = corr (Y, T)2. (1)
Reliabilitu 1ze ekvivalentné vyjadrit pomoci podilu

cov(T+e, T)* wvar(T) o7

rel (V) = var (Y)var (T) var(Y) o2 +o02

(2)

Vypovida tedy také o tom, jaky podil variance méreni prislusi skutec¢né vari-
anci mérené vlastnosti. Teoreticky jde o ¢islo mezi 0 a 1, spolehliva méreni, t;j.
meéreni s relativné malym podilem chybové variance, maji hodnotu reliability
blizkou 1. Jelikoz skutecnou hodnotu 7" ani chybovy ¢len e nelze pozorovat,
neni mozné reliabilitu odhadovat na zakladé jediného méteni z definice (1)
ani (2).

Nizka reliabilita ma nékolik negativnich dtsledkt. V pripadé znalostnich
testl je to mj. nepresny odhad studentovych znalosti, Sirsi konfidenc¢ni in-
tervaly, rozfedéni korelaci s kritériem (coz implikuje omezeni validity testu),
nebo potreba vyssiho poc¢tu studenti na prokazani rozdili mezi testovanymi
skupinami. Hodnoceni reliability by proto mélo patrit k rutinni analyze kva-
lity testu.

Je-1i spolehlivost testu nizkd (¢asto se jako jakasi mez uvazuje hodnota
0,8), lze pristoupit k opatienim, kterd mohou pomoci reliabilitu zvysit. Napf.
k navysSeni poc¢tu polozek, odebrani nevhodnych polozek, nebo, v pripadé
hodnoceni vice hodnotiteli, k zajisténi preciznéjsich instrukci a tréninku, ¢i
k navyseni poctu hodnotiteli a primérovani jejich hodnoceni. Tato opatieni
vSak mohou byt dosti financ¢né a casové narocna, je proto dulezité odhado-
vat reliabilitu spravnymi metodami. Spatné porozuméni odhadu reliability
miize vést k finanéné naroénym tupravam nebo napft. k zbytecnému odstra-
néni dilezitych polozek a naslednému snizeni validity testu.
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Jak tedy reliabilitu odhadovat? Snadno lze ukazat, ze mame-li dvé stejné
presna méteni téze vlastnosti, jejichz chybové slozky nejsou korelované mezi
sebou ani s mérenou vlastnosti

Yi=T+e, Yo=T+ey, var(e)=var(ey)=o02,
pak korelace mezi takovymi méfenimi je rovna jejich (shodné) reliabilité

cov(T'+e,T+e) o7
/var (Y1) var (Y3) o2 + 02

corr (Y1,Ys) = =rel(Y7) =rel(Y2). (3)

Tento vztah plati dokonce i pro takova méreni, jejichz skutecné skory se 1isi

pouze o konstantu
T, =T +0b;. (4)

Takovym polozkdm se v testové teorii casto fika esencidlné tau ekvivalentni.
Vztah (1) uz nabizi nékolik moZnosti odhadu reliability:

e Stejny test miizeme probandim zadat vicekrat po sobé. Této metodé
se fika test-retest. Narazime zde ale na problém, ze respondenti si své
ptvodni odpoveédi mohou pamatovat a budou mit tendenci odpovidat
stejné. Zvolime-li delsi casovy uisek mezi mérenimi, mérena vlastnost
(napf. studentova znalost) se naopak mohla zménit. Takovy odhad po-
tom vypovida vic o stabilité méreni.

e Miuzeme také pripravit dvé paralelni formy testu, tedy zjednodusSené
feceno dvé verze testu, které si budou co nejvice podobné — budou mérit
stejnou vlastnost, jejich chybové ¢leny ale budou nezavislé. V prikladech
z matematiky lze napt. vytvorit paralelni formu zameénou ¢iselnych hod-
not v zadani. Pak lze hodnotit reliabilitu pomoci korelace dvou skoérii.
Vysledny koeficient ale kromé podilu chyby métfeni bude odrazet také
miru, do jaké jsou pouzité dvé formy ekvivalentni, ¢asto se mu proto
rika koeficient ekvivalence.

e Mizeme také vyuzit skutecnosti, ze test je slozen z vice méreni. Vy-
chazi se pak z podobné predstavy jako u paralelnich testti. Odhad
je zalozeny na korelaci mezi polovinami testu (tzv. split half koefici-
ent) nebo na korelacich mezi jednotlivymi polozkami. Odhad je jesté
potfeba upravit na pocet polozek: Predpokladame-li, Ze vSechny po-
lozky mé¥i stejnou vlastnost (resp. se tyto méfené vlastnosti lisi pouze
o konstanty — obtiZznosti/tirovné polozek) a chybové ¢leny jsou nezéa-
vislé mezi sebou a s mérenou vlastnosti, pak vztah mezi spolehlivosti
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souc¢tu m méfeni Y, = > Y, a spolehlivosti jednotlivych polozek udava
tzv. Spearmannova-Brownova formule ([27], [4], odvozeni lze na-
1ézt také v ¢lanku [38)):

B m - rel (Y7)
1+ (m—1)-rel (V)

rel (Ys) (5)
Vsimnéme si, ze pridanim vhodnych polozek lze reliabilitu priblizit
jedné. Vsimnéme si také, ze takovy odhad mj. odrazi, do jaké miry
jsou si polozky podobné, rika se mu proto casto koeficient vnitrni kon-
zistence. Jednim z takovych odhadu je i Cronbachovo alfa.

3. Cronbachovo alfa

K odhadu reliability se v pripadé znalostnich testt slozenych z vice polozek,
Y, =Y + - +Y,,, nejcastéji pouziva tzv. Cronbachovo alfa

m 2222V (Y Ye)  om 1—tr(var(Y))
m—1 var (Ys) ~ m—1 Tvar(Y)1

To je funkei kovarianéni matice vektoru polozkovych méfeni Y = (Y7,...,Y,)’
a je snadné jej odhadnout.

Rozeberme zde blize ptipad popisovany v ¢lanku [38], kdy jsou polozkové
chyby nekorelované a kdy pro né plati vztah (4). Jedna se o situaci, kterou lze
popsat smisenym modelem analyzy rozptylu dvojného tridéni: n probandt
vnimame jako ndhodny vzorek z celé populace, kazdému je zadana stejna
sada pevnych m polozek. Pak j-té méfeni (polozka) se realizuje na i-tém
probandovi jako Y;;, které lze vyjadfit jako soucet

Yij = Ti +bj + ey (6)

Pro i-tou osobu se tedy skuteé¢nad hodnota métené vlastnosti (napf. znalost)
T realizuje jako T; ~ (u,c%), konstanty b; popisujici obtiZnost polozek jsou
shodné pro vSechny osoby, a méreni jsou zatizena nekorelovanymi nahodnymi
chybami e;; ~ (0,02). Reliabilita slozeného méfeni Y;q = Z;n:1 Yi; je pak
dle (2)

rel (Yie) =
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coz je totéz jako Cronbachovo alfa

m Z Zj;ék Ccov (}/137 ) m m(m _ 1)0-% O‘%
a = _ 2 _ -
m — 1 var (Zj Yij> m —1m?07 +mo2 o2+ —02

V pripadé, kdy lze testovou situaci popsat smisenym modelem analyzy
rozptylu dvojného ttridéni, je tedy Cronbachovo alfa rovno reliabilité sloze-
ného méreni. Jeho pouziti je v takovém pripadé zcela legitimni. Predpoklady
tohoto modelu ale mohou byt v mnoha piipadech poruseny, je proto po-
tFfeba mit se na pozoru. Poruseni vztahu (4) vede k podhodnoceni reliability,
korelované chyby polozkovych méreni mohou vést i k jejimu nadhodnoceni
(viz [16]).

Ve zminéném c¢lanku [38] bylo také ukazano, Ze uvazujeme-li normalni
rozdéleni T; ~ N(p,0%), e;; ~ N(0,02), pak primérné ¢tverce MSA, MSE
maji stfedni hodnoty

E MSA = mo4 + o2,

E MSE = o2.
Odhad Cronbachova alfa

m ZZj;ﬁk Sjk
, kde Sjk —
m — 1 ZZj,k Sjk —1 t:l

lze tedy odvodit také pomoci primérnych c¢tvercl, a vyjadrit jej jako funkci
F statistiky bézné pouzivané k rozhodovani o hypotéze o2 = 0 :

3

a =

.j Y;fj Yok)

. MSA— MSE 1
“="wusA T F (7

Tato skutecnost dava statistikovi lepsi porozumeéni Cronbachovu alfa: je
blizké jedné v pripadé, kdy je hodnota F statistiky vysoka, tedy v pripadé, kdy
zamitame nulovou hypotézu o nulovosti rozptylu znalosti, a kdy znalostni test
dobte rozliSuje mezi studenty. Je zde na misté upozornit na skutecnost, ktera
je patrna jiz i z definice reliability, o to vice pak nyni, a sice ze reliabilita je
mirou relativni a zavisi také na homogenité testované populace. Jiné vysledky
proto obdrzime budeme-li napt. reliabilitu odhadovat na zékladé dat vsech
studenti, kteri skladali prijimaci zkousku, a jiny kdyz ji budeme odhadovat
pouze na zakladé prijatych studenti.

Cronbachovo alfa je popularnim odhadem a funkce pro jeho vypocet je
obsazena ve vétsiné statistickych balik. Jeho rutinni pouziti nebo vyzadovani
vSak neni vhodné. Odporuje také doporucenim obsazenym v publikaci [28],
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kde se zduraznuje, ze neexistuje jediny optimalni odhad, naopak védec musi
peclivé zvazit, kterou metodu odhadu reliability zvoli. V nasledujicich sekcich
se podivame blize na situace, kdy pouziti Cronbachova alfa vhodné neni,
a nabidneme alternativni metody odhadu reliability.

4. Pripad vice latentnich proménnych

Jak bylo zminéno, Cronbachovo alfa predpoklada, ze vsechny polozky méri
jedinou latentni proménnou 7', resp. Ze pro né plati vztah (4). Tento pfedpo-
klad lze povazovat za splnény napt. u tloh testujicich algebraické schopnosti,
jako je schopnost s¢itat a odecitat do 100. Naproti tomu u slovnich tloh,
které testuji jak znalost elementarni algebry, tak schopnost ¢ist a orientovat
se v textu, je spravnéjsi uvazovat dvé latentni proménné. V psychologii je
casty jesté vyssi pocet latentnich proménnych. V takovych pripadech poru-
Seni predpokladu (4), a nejsou-li soucasné poruseny dalsi predpoklady, bude
Cronbachovo alfa podhodnocovat skutec¢nou reliabilitu (viz [16]).

Jednim moznym pristupem k odhadu reliability v pripadé vice latentnich
proménnych je vyuziti faktorové analyzy (viz také [1]). Zde pojedname o od-
hadu w; navrzeném v ¢lanku [14] McDonaldem. Blizsi popis tohoto odhadu
a jeho porovnani s jinymi odhady lze nalézt napf. v ¢lanku [22].

Méjme m-polozkové méteni Y = (Y7,...,Y,,)  se stfedni hodnotou p =

(41, -y i)’ a rozptylem o = (07, ...,07)". Potom ozna¢me standardizované
skory
Y. —
Zy==H, j=1..m
0j

Zavedenim standardizovanych skérti se eliminuje vliv jednotek, pricemz se
korela¢ni matice vzhledem k pivodnim skériim nezméni. Predpokladejme,
ze m-polozkové méfeni Z = (Z1,...,Z,,) lze popsat pomoci malého poctu
k < m faktort

Zi=cjgtajifi+..+ajpfite, j=1..,m. (8)

g zde predstavuje jeden obecny faktor (napf. studentovo obecné nadani),
f1,---, fr jsou faktory spolec¢né pro nékteré, ale ne vsechny polozky. O fak-
torech predpokladame, ze jsou vzajemné nekorelované a nekorelované s chy-
bovym vektorem e. Bez ijjmy na obecnosti také mtzeme predpokladat, ze
faktory maji stfedni hodnotu rovnou nule a rozptyl roven jedné. Vektor kon-
stant ¢ = (¢, ..., ¢;n)" a matice konstant A = (a,ij)??jzl se nazyvaji faktorové
zatéze (factor loadings) a jsou odhadovany z dat. V nize uvedené proce-
dufe omega je jako vychozi zptsob odhadovani faktorovych zatézi vyuzivana
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metoda miniméalnich rezidui, v niz jsou faktory extrahovany tak, aby byl mi-
nimalizovan soucet ¢tverct rezidualnich korelacnich koeficientt, které nelezi
na diagonale.

O chybovych clenech e; se pfedpoklada, Ze jsou vzajemné nekorelované
a ze maji rozptyly u? Cislu u? se Tika unicita a vyjadiuje podil variance j-té
polozky, ktera neni vysvétlitelna spolecnymi faktory g a f. Doplitkem unicity
je tzv. komunalita h? =1- u? Jde o podil variance j-tého méreni, ktera je
vysvétlitelna spolecnymi faktory. Komunality maji tvar

W=+ ) aj. (9)

McDonald pak definuje odhad reliability w; jako celkovy podil variance, ktera
je vysvétlitelna spole¢nymi faktory g a f

_ Vedl+VAAL X0 o Y
V. V. V.

Wi (10)
kde V, = 1’var (Z)1 je rozptyl sou¢tu méreni var (Z,).

Do jaké miry meéri test pouze jediny latentni rys popisuje tzv. hierarchické
omega (viz také [15]). To je definovano jako podil variance p¥islusejici pouze
obecnému faktoru g

1'cc’1
Vv,

Wh —

(11)

K prezentaci téchto metod budeme pouzivat data z ¢lanku [30]. Jedna se
o devét skéri ze souboru testil, které byly vyplnény 710 respondenty. Data
jsou reprezentovana korela¢ni matici 9x 9. K vypoctu jsou zvoleny dva faktory
schopnosti, predstavujici plynulost slov a verbalni schopnosti. Vhodnost této
volby je podrobnéji odivodnéna v ¢lanku [31]. McDonaldovy odhady ziskame
v R [17] pouzitim baliku psych [21]a zaddnim piikazi

library(psych)
data(Tucker)

summary (omega (Tucker ,nfactors=2))

Hierarchické omega w; nabyva hodnoty

wp, = 0,54, (12)
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tj. priblizné 54 % variability méfeni prislusi obecnému faktoru. McDonaldtv
odhad reliability w; ma hodnotu

w; =0,9. (13)

V tomto pripadé bychom pouzitim Cronbachova alfa ziskali o néco nizsi od-
had reliability 0,86. Podhodnoceni skute¢né reliability by mohlo v nékterych
pripadech vést k mylnému zavéru o nedostatecné reliabilité testu a jeho na-
kladné revizi.

5. Pripad korelovanych chyb

Jednim z dalsich pfedpokladii modelu (6) je nekorelovanost chyb mezi poloz-
kami. Zatimco nesplnéni pozadavku (4) vede vyhradné k podhodnoceni od-
hadu reliability, korelovanost chyb polozek miize vést k podhodnoceni i nad-
hodnoceni reliability (viz napt. [18] nebo [7]).

Korelované chyby polozek si lze snadno predstavit v pripadé, kdy se cast
otazek vztahuje k témuz uvozujicimu textu. Takové skupiny polozek jsou
bézné v testech studijni pripravenosti nebo napt. testech ciziho jazyka, jako
je TOEFL. V ¢lanku [8] jsou popsany také dalsi mozné pfi¢iny naruseni pred-
pokladu nekorelovanych chyb, které mohou vést k nadhodnoceni reliability:
napf. vyrazné omezeny ¢as na vyreseni testu (tzv. rychlostni test), nebo sku-
tecnost, ze predchazejici polozky ovliviiuji polozky néasledujici.

V clancich [18] a [7] je navrzeno pro odhad reliability v takovém pfipadé
vyuzit strukturniho modelovani. Pro pripady, kdy se jedna o binarni nebo or-
dinélni polozky, je v ¢lanku [9] navrzen odhad reliability pomoci nelinearniho
strukturniho modelovéani.

6. Pripad vice zdroju chyb
Model, ktery stoji za Cronbachovym alfa také predpoklada pouze jediny typ

chyb — ndhodnou chybu meéreni. V praxi je situace ¢asto mnohem slozitéjsi.
Studenty napi. mtize hodnotit vice hodnotitelti, studenti mohou test skladat
na ruznych mistech s odliSnymi podminkami apod. Dostavame se tak casto
k slozitéjsim modeltim analyzy rozptylu, mnohdy hierarchickym a s netplnym
designem. Kromé hodnoceni reliability coby obecné opakovatelnosti méreni
s ohledem na rozptyly vSech nahodnych efektt miize situace prinést také dalsi

otazky, napr.

e Je dostatecna shoda mezi hodnotiteli? Nebo: Nakolik se reliabilita zvysi,
budou-li misto jediného hodnotitele hodnotit vSechny studenty hodno-
titelé dva nebo tri a budeme-li uvazovat jejich primeér?




Informacni bulletin Ceské statistické spole¢nosti, 4/2014

e Hodnoti hodnotitelé z jedné skoly stejné jako z druhé?

V tomto obecnéjsim pojeti se uz teorii, ktera se zabyva odhadem opakova-
telnosti méreni rikd Teorie zobecnitelnosti, pro popis statistickych metod
viz napt. [3]. Pfi odhadu reliability se vychazi ze vztahu (2). Komponenty roz-
ptylu lze v méné komplikovanych situacich odhadnout pomoci primeérnych
¢tvercu z prislusného ANOVA modelu, podobné jako ve vzorci (7) v pri-
padé Cronbachova alfa. Ve slozitéjsich pripadech lze vyuzit také bayesovské
odhady a dalsi metody. V R lze pro odhad rozptyli ve smiseném modelu
analyzy rozptylu vyuzit napf. funkce lmer z knihovny 1lme4 [2].

Tuto metodu budeme demonstrovat na datech z Rakouského prizkumu
narodnich vzdélavacich standard pro osmy roc¢nik v psani v némeckém ja-
zyce. K dispozici mame odpovédi 135 studentt, kteri odpoveédéli na 5 tkoli.
Kazdy student byl hodnocen jednim az sedmi hodnotiteli z mnoziny 16 hod-
notitell, kazdy hodnotitel hodnotil vzdy vSechny polozky u daného studenta.
Za kazdy tukol mohli studenti obdrzet 0 az 3 body, studenti byli hodnoceni
na zakladé souctu polozek.

V tomto pripadé tedy budou vysledné odpovédi zaviset na polozce, hod-
notiteli, schopnosti studenta a jejich interakcich. Z dtvodu nedostatku dat
nebudeme zahrnovat trojnou interakci. Predpokladame tedy m)j., ze pokud
hodnotitelé strani nékterym studentiim, ¢ini tak konzistentné napti¢ poloz-
kami. Forméalné tento model zapiSeme nasledujicim zpiisobem:

Yz‘jk =A; + Bj + Oy + Dij + By + ij +eijk, 1=1,..,n, (14)
g=1..m,

k=1,..1,

kde A; zna¢i ndhodny efekt schopnosti studenta s rozptylem o2, B; znaci
nahodny efekt polozky s rozptylem 012) a Cj znac¢i ndhodny efekt hodnoti-
tele s rozptylem oi. Proménné D;;, Eix, Fji, jsou ndhodné interakce neza-
visle proménnych s rozptyly Jgp, o2, agh. Proménna e;;;, znaci nahodnou
chybu méieni s rozptylem o2. JelikoZ se soustiedime na celkové vysledky stu-
denti nezavisle od vykonu ostatnich, zajimame se o chybu ndhodnych efektt

ve tvaru

m
Aip=Yip—mA; =) (Vi — 4) (15)
7j=1
= ZB] +mC’k +ZDZ] +mElk +Zij +Z€Uk
Jj=1 Jj=1 j=1 7j=1
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Rozptyl této chyby bude mit tvar

2 2 2 2 2 2 2 2 2
Op, . = Mo, +m°0), +mog, + m oy, +mao,, +moy. (16)

Reliabilitu souc¢tu polozek vyjadrime jako pomér

2 2
m-o:

rel (Y; 1) =

. (17)
m2o2 + UQAM

V nasem pripadé€ tedy bude odhad reliability sou¢tu polozek roven 0,702.

Dalsi otazkou je, jakd by byla reliabilita testu, kdyby se vysledek ridil
prumérem hodnoceni vice (napf¥. dvou nebo t¥i) hodnotitelt. Ozna¢me chybu
takovych primérnych hodnoceni

B =13 Vo ma, (18)
k=1
— %zl: iBj +mC’k+§:Dij~ +mEik+§:ij+§:eijk
k=1 \j=1 j=1 j=1 j=1
:]f;Bj + ?gcﬁimﬁ?;mﬁ
+%§l:iij+%§l:i%k° (19)

k=1 j=1 k=1 j=1

Rozptyl A,  bude tedy roven

m? m? m m
O—QZz :m0'12)+70'}2l+m0'§p+70'§h+7 gh+70'2 (20)
a reliabilitu vyjadiime jako
2 2
— meo
rel (Y, )= 5 > (21)
m<os + O'Zi“

Pokud bychom tedy uvazovali, ze kazdého studenta hodnoti pravé dva na-
hodni hodnotitelé a vysledek se tidi jejich primérem, pak reliabilita tako-
vého hodnoceni by stoupla na 0,805. V pripadé tii hodnotiteli by reliabilita
primeérného souctu byla dokonce 0,847.

10
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library(lme4)

library(sirt)

data(data.ratings1)

# data.ratingsi<-

# read.csv2("http://www.cs.cas.cz/martinkova/data.ratingsl.csv")
m=5 # polet poloZek

length(levels(data.ratingsi$rater)) # polet hodnotiteld

(11 7

# dlouhy format dat
data.long=reshape(data.ratingsl,direction="long",varying
=1ist(3:7),v.names = "ratings", timevar = "items")

# fitovani modelu
(11<-1mer(ratings~(1|items)+(1|rater)+(1|idstud)+(1|items:rater)
+(1|idstud:rater)+(1|idstud:items) ,data=data.long))

# extrakce odhadd rozptylu
matrixSD<-as.matrix(lme4: :VarCorr(11))
Var<-data.frame(c(matrixSD,attr(matrixSD,"sc") ~2))
names (Var)=c("idstud:items","idstud:rater","idstud",
"items:rater","rater","items","Residual")

# funkce pro vjypocet reliability prtiméru 1 hodnotiteld
reliabilita<-function(m,1l,Var){
delta_i=m*Var["items"]+m~2/1*Var["rater"]+m*Var["idstud:items"]+
m~2/1*Var["idstud:rater"]+m/1*Var["items:rater"]+m/1*Var["Residual"]
rel=m~2*Var["idstud"]/(m"2*xVar["idstud"]+delta_i)
return(as.numeric(rel))

}

reliabilita(m,1,Var)
[1] 0.7017009
reliabilita(m,2,Var)
[1] 0.805332
reliabilita(m,3,Var)
[1] 0.8470301

7. Pripad nesplnéni normality, pfipad binarnich polozZek

Odhad Cronbachova alfa vychazi z predstavy norméalniho rozdéleni jednot-
livych méreni. Jeho pouziti tedy mize byt nevhodné, je-li tento predpoklad
porusen. Robustni verzi Cronbachova alfa se zabyva napt. ¢lanek [5].

11
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V pripadé znalostnich testli je ¢astym jevem pouziti binarnich polozek.
Do jaké miry je pouziti Cronbachova alfa adekvatni zde? V tomto ptipadé uz
nelze méreni vnimat jako soucet dvou nezavislych veli¢in — skute¢né hodnoty
a ndhodné chyby. Misto toho je obvyklé modelovat pravdépodobnost sprav-
ného zodpovézeni na polozku napr. pomoci logistické regrese. Nejjednodus-
si, tzv. Raschtiv model predpoklada, ze pravdépodobnost spravné odpovédi
1-tého studenta na j-tou otazku je

Pij (Xig = 1T, bj) = 17, (22)

kde T; je latentni vlastnost studenta a b; je parametr obtiznosti polozky.

Reliabilitu v takovém pripadé nelze definovat pomoci vztahu (2). Lze ji
definovat obecnéji pomoci podminénych rozptyli a podminénych stiednich
hodnot (viz napt. Marcoulides a Raykov, 2011):

B var (E (Y|T)) _ var (E(Y|T))
©lY) = BV + Baar V)~ var(y) )

Vysledné integraly (viz napf. [11]) ¢asto nelze vyjadrit explicitné, lze je vSak
odhadnout numericky.

Definice (23) jiz neni totozna s definici pomoci paralelnich forem, jak tomu
bylo ve vztahu (3), rozdily jsou vSak v praktickych situacich zanedbatelné

[10]. Také Spearmanova-Brownova formule (5) plati v Raschové modelu pouze
piiblizné (viz [12]).

Inspirovan vztahem (7) navrhl Zvara [38] pro pfipad binarnich polozek
jako alternativu ke Cronbachovu alfa pouziti tzv. logistického alfa

n—1

X2 (24)

alog — 1 -

kde X? je statistika pouzivand v logistické regresi pro testovani modelu bez
efektu studenta. Logistické alfa muze pfinést jisté vylepSeni odhadu, obzvlast
pro piipad vétsiho poctu polozek a relativné malého vzorku studentu (viz
[11]), kdy nepodhodnocuje reliabilitu natolik jako Cronbachovo alfa. Je ale
tentnimi proménnymi, korelovanymi chybami polozek nebo vice zdroji chyb,
zminéné v tomto c¢lanku.

12
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8. Zavér

Reliabilita znalostniho testu je dulezitym indikatorem jeho kvality a coby
takova by méla byt rutinné odhadovana. Cronbachovo alfa se hodi jako odhad
reliability v pripadé, kdy ndhodna chyba je jedinym zdrojem chyby meéreni,
polozky popisuji jedinou latentni proménnou, polozky jsou nekorelované a lze
predpokladat, ze polozkové skory se 1idi priblizné normalnim rozdélenim.
V ¢lanku byly predstaveny moznosti odhadu reliability v pripadech, kdy tyto
predpoklady splnény nejsou.
Zdrojovy koéd k pouzitym analyzam lze nalézt na strance

http://www.cs.cas.cz/martinkova/reliabilita.R

Podékovani

Autorky dékuji recenzenttim za jejich podnétné pripominky, které pomohly
k vyznamnému zlepseni ¢lanku.
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NA CEM ZAVISI SPOLEHLIVOST DOTAZNIKU?

WHAT DOES THE RELIABILITY OF
QUESTIONNAIRE DEPEND ON?

Zdenék Pulpan
Adresa: Na Brné 1952/39, 500 09 Hradec Krélové 9
E-mail: Zdenek.Pulpan@klikni.cz

Abstrakt: Spolehlivost Re dotazniku zavisi na populaci, pro kterou je urcena,
a na neurcitosti skérovaci procedury (popsané dobie nebo $patné v manuélu
dotazniku). V préci je ukdzan vliv neurcitosti skérovani na odhad spolehli-
vosti dotazniku. Jako nejspolehlivéjsi se jevi dotaznik aplikovany v populaci,
jejiz troven neni ani prilis nizka ale ani ne prilis vysoka; méreno ukazate-
lem rovné populace p, coz je pravdépodobnost spravné odpovédi, by mélo
byt priblizné pro kazdou polozku p ~ 0,5. Odhad spolehlivosti dotazniku
predpoklada splnéni i fady podminek pro konstrukci dotazniku. Je to napfi-
klad jista konzistence polozek, znalost obtiznosti polozek a jejich rozdéleni
v poradi zadavani, dostatecny pocet dotaznikovych polozek a jejich vzajemna
korelace.

Klicova slova: Spolehlivost dotazniku, interpretace statistickych metod, teo-
rie dotazniku, chyba meéreni.

Abstract: The reliability Re of the questionnaire depends on the population
for which the questionnaire was addressed, and on the uncertainties of scoring
procedures (described well or poorly in the manual of the questionnaire under
consideration). The highest reliability is achieved when the questionnaire is
applied in the population, whose level due to the questionnaire is not too
low nor too high; it is evident that larger value Re is achieved if level of
population (level of population is probability of the correct answer) is p ~ 0.5.
Estimating the reliability of the questionnaire is assumed to satisfy a number
of additional conditions for the construction of the questionnaire. Reliability
of the questionnaire depends on the population for which it is intended and
on the uncertainty scoring procedures (described well or poorly in the manual
of the questionnaire). This work shows the influence of uncertainty of scoring
procedures to estimate the reliability of the questionnaire. It is, for example,
a certain consistency of items, their difficulty and breakdown in order entry,
the number of questionnaire items and their correlation.

Keywords: Reliability of Questionnaire, Interpretation of Statistical Meth-
ods, Theory of Questionnaire, Error of Measurement.
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vvvvvv

vost (oznacuje se také jako reliabilita). ,,Spolehlivy je takovy test, ktery pri
opétovném pouZiti u tychz zkouSenctu prindsi v podstaté tytéz vysledky. “ [8]
V pracech [1], [2], [3], [4], [6] nebo [7] je ukazano, jak 1ze spolehlivost dotazniku
statistickymi prostredky odhadnout. Zde poukézeme na nékteré vlastnosti
nejcastéji pouzivanych ukazateld spolehlivosti, které je treba respektovat jiz
pri konstrukci dotazniku a pak pfi jejich uziti a interpretaci z nich odvozenych
hodnot.

Spolehlivost statisticky definujeme pomoci testového vysledku X a chy-
bového faktoru €. Vysledkem testovani je nejcastéji tzv. hruby testovy skor,
ktery je souctem skorit jednotlivych polozek. O chybovém faktoru se pred-
poklada, Ze je urcen bud osobnostnimi charakteristikami respondenta (napft.
unavou) nebo charakteristikami majicimi sviij puvod v dotaznikovych po-
lozkach nebo ve zptisobu skérovani. Pro statistickou definici spolehlivosti si
predstavujeme testovy vysledek X vyjadieny ve tvaru souctu

X=T+e¢, (1)

kde T je skutecnda, primému méreni nedostupné idealni hodnota testového
vykonu. VSechny tfi veli¢iny X, T a € chapeme jako ndhodné; u veli¢in T" a ¢
predpokladame jesté jejich nekorelovanost. Spolehlivost dotazniku Re je pak
definovana vztahem

Re=—=1———, 0< Re< 1, (2)

kde De > 0 oznacuje rozptyl chybového faktoru, DT > 0 rozptyl idealniho,
DX > 0 rozptyl registrovaného testového vysledku (nenulovost rozptyli je
prijatelnym predpokladem pro realnou situaci, zatizenou neurcitosti).

Vezmeme-li v ivahu pouze skérovaci proceduru, mtzeme ukazat jak ovli-
viuje spolehlivost dotazniku. Pfedpokladejme proto, ze

€ =¢€1+é9g, (3)

kde €1 je chybovy faktor, ovlivnény respondentem a 5 chybovy faktor, ovliv-
nény metodikou skérovani (jiné faktory neuvazujeme). Je prirozené predpo-
kladat nezavislost ndhodnych veli¢in €1 a €2. Proto miazeme psat pro rozptyly

De = Deq + Des. (4)
Dosadime-li tento vztah do (2), médme

. De . D81 D82
Re—l——DX—l DX " DX (5)
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KdyZz by se nam naptiklad podafilo odhadnout As;Re = gi?? ziskali
bychom informaci o tom, jak se snizi spolehlivost dotazniku vlivem chyby
skérovani.

Predpokladejme, Ze pouzivame skérovani jen typu 0 — 1 (tj. napf. za
spravné zodpovézenou polozku urcujeme skor 1, nespravné zodpovézenou
skér 0) na intervalu (0;1) latentni bazické spojité intervalové stupnici uréi-
tého atributu (znalosti. . ., schopnosti. . . ). RozliSujme pro ilustraci pouze dva
mozné druhy neurcitosti skérovani A a B, které jsou popsany dvéma druhy
spojitych ndhodnych veli¢in s hustotami pravdépodobnosti jejichz grafy jsou
na obr. 1 a obr. 2. V ptfipadé A — viz obr. 1 (volime pak 6’24 — s hornim inde-
xem A) se jedna o dvé variantni hustoty (jedna pro pripad, ze se voli skor 1,
druhd pro volbu skéru 0) definované vztahy:

20 kdyz 0 <z <1,

a) volba skéru 1: fi(x) = { 0 jinde: (6A)
- 70 < x<
b) volba skéru 0: fo(z) = 2 02x j{li}éz 0<z<1,

Podobné i ve druhém pripadé B mame dvé hustoty ndhodnych veli¢in ve
tvaru:

’ . - 833 - 4 0,5 S xr S 1’

a) pro volbu skéru 1: fi(x) = { 0 jinde: (6B)
o [ 4-8z 0<2<0p5,

b) pro volbu skéru 0: fo(z) = 0 jinde.

Obé nahodné veli¢iny z a) i b) vztahi (6A) maji stejné rozptyly. Rozptyl

obou nahodnych veli¢in je roven % ~ 0,0556. V dotazniku s n nezavislymi

chybami poloZek je pak celkovy rozptyl Des' roven
Def = % ~ 0,0556 - 7. (7)

Rozptyl v piipadé a) i b) vztahi (6B) je opét stejny a zde roven % ~

0,0139. Proto za uvedenych podminek rozhodovani je (volime v tomto p¥ipadé

znac¢eni ¢2 — s hornim indexem B)

1
Del = = 1~ 00139 n. (8)

Z vyrazu (7) a (8) muzeme posoudit velikost zmény spolehlivosti dotaz-
niku v diasledku zmeény neurcitosti odhadu dotaznikového skéru podilem,
ktery jiz nezavisi na DX a n:

AQR@A . DS? .
AsRep  Deb

(9)

~IEY=E
[
e
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(2)

0 - 0 0,5 1
Obrazek 1 Obrazek 2
Grafy hustot rozdéleni (6A) a (6B).

Na obrazku 1 je vyjadfena predpokladanad neurcitost pri diagnostikovani
skéru 0 (oznaceno (2)) a 1 (oznaceno (1)) v prvnim piipadé A modelovych
hustot (6A) a na obrazku 2 totéz ve druhém pfipadé B modelovych hustot
(6B). Ve druhém piipadé se ziejmé jednd o presnéjsi a tudiz i spolehlivéjsi
diagnézu.

Volba skorovaci procedury je vzdy i volbou neurcitosti skorovani vzhledem
zatizeno vétsi neurcitosti volby skéru. Zde je to vyjadreno ctyrikrat vétsi
hodnotou Ay Re 4 vzhledem k AsRepg.

Uvazujme nyni zjednodusenou situaci, kdy zadavame dotaznik v sou-
boru respondenti priblizné stejné turovné, kterou charakterizuje parametr
p € (0;1). Predpokladejme pfitom jesté, Ze dotaznik je sloZen z polozek
stejné obtiznosti (z této predstavy vychdzi obecné psychology a pedagogy
formulovany predpoklad tzv. “vnitini konzistence” dotazniku; pojem stejné
obtiznosti polozek je vSak mozné vztahovat jak k dotazniku pti urcité a znamé
homogenité vykontii ¢lent populace, tak také k populaci pii konzistenci po-
lozek dotazniku). Pak muzeme psat (kdyz n > 1)

X =" X;; EX,=p; DX; =p(1-p);
DX =3 DX; +23,;0i;vDXi\/DX; =np(1—p)[1+(n—1) 7,

- 2 .
Q—mziq&'j, 0<p<1,
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kde X; oznacuje skér i-té polozky (X; € {0,1}), FX;, resp. DX, stfedni
hodnotu, resp. rozptyl skoru i-té polozky a p;; korelaci mezi skory i-té a j-té
polozky:.

Ze vztahu (2) pro ukazatel spolehlivosti dotazniku pak dosazenim za DX
dostaneme za prtijatelnych predpokladi 0 <p<1l, n>1lal+(n—1)g>0
vztah pro Re ve tvaru

De

e -1 1o

Z ptedchoziho vztahu (10) vidime, Ze spolehlivost dotazniku (odhado-
vané prostfednictvim ukazatele (2)) se zvySuje se zvétSovanim poc¢tu dotaz-
nikovych polozek n a primérné korelace mezi polozkami. Na druhé strané
je ale také spolehlivost zavisla na trovni populace (odhadované pomoci p),
ve které je dotaznik aplikovan. Nelze tedy chapat ukazatel Re a vSechny
dalsi ukazatele spolehlivosti, vychéazejici ze vztahu (2) (jako je napf. vzorec
Spearman-Browntv (12) nebo Cronbachovo alfa (16)) jako charakteristiku
pouze dotazniku. Ze vztahu (10) plyne, ze vétsi hodnoty Re odhadneme v po-
pulaci pramérné trovné (p ~ 0,5) nez v populaci, kde p — 0 nebo p — 1.
(Pfipomenme jesté, ze paradoxné by byl vysoce spolehlivy dotaznik s mnoho-
nasobné opakovanou stejnou polozkou. A to je v rozporu se smyslem kazdého
Setfeni pomoci dotazniku.)

Je jesté jedna zajimava interpretace spolehlivosti Re. Kdyz bychom méli
dvé ekvivalentni verze (a), (b) urcitého dotazniku, pak bychom mohli pted-
pokladat, ze plati:

X®=T+¢e% X =T+¢eb EX*=FET+ FEe®* = ET + Ec® = ET;
De® = Deb = De, DX®* = DX? = DT + De® = DT + De® = DT + De.
Ziejmé je pak i opravnény predpoklad nezavislosti chybové slozky e na
vysledku 7.

Pti nezavislych realizacich je pak korela¢ni koeficient pozorovatelnych
hodnot téchto dvou verzi roven

o(X X = =—— =1—- = = Re. (11)

Pro realizovatelny odhad miry spolehlivosti dotazniku se ukéazala jako
schiddna metoda, predpokladajici existenci k danému dotazniku jesté aspon
jednoho dotazniku ekvivalentniho s dotaznikem danym (co do vysledki v rov-
nocenné populaci respondenttt). To vSak je casto téméf nemozné. Obchazi se
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to ale tim, Ze se dany dotaznik rozdéli na dva (jeden dotaznik bude napft.
s lichymi potfadovymi ¢isly polozek, druhy se sudymi). Je-li pak rio vybé-
rovy korela¢ni koeficient mezi vysledky obou polovin dotazniku, odhaduje se
spolehlivost ptivodniho dotazniku nésledujicim postupem uzitim vztahu (2)
a (11):

D(2T> . 4DT 27“12
D(Xo+Xb)  2DX(1+712) 14712

A to je znadmy vztah Spearman-Brownuv. (Pfedpoklada se, ze vybérova
korelace r15 > 0, protoze obé poloviny dotazniku méri totéz; v pripadé, ze
ri2 < 0, je tfeba provéfit hlavné validitu dotazniku.)

Za predpokladu, ze chybové slozky dvou komplementarnich casti dotaz-
niku jsou nekorelované (cov (¢%,e%) = 0), miizeme pro rozptyl rozdili vy-
sledklt obou c¢asti psat

Re =

(12)

D(X*~X*) = D((T+%) = (T+¢")) = D (e — ) =

(13)
— De®+ Db =D (60’ + Eb) = De.

Uzitim pfedchoziho vztahu (13) a definiéniho vztahu (2) muzeme odhad
spolehlivosti dotazniku vyjadrit pak také ve tvaru

82Xa_Xb
Re ~1— ——5—, (14)
SX
kde s?Xa_ b s jsou vybérové rozptyly rozdilii testovych skérii obou éasti,
resp. celého dotazniku. Dostaneme tak vztah Rulontiv.
Spolehlivost Re muzeme odhadovat i tak, ze ve vztahu (2) vyjadiime De

pomoci (13) a za podminky, ze X = X + X?:

Re — DX —De D(X*+X%) —D(X*—-X" 4-cov(X* X"
‘=" Dbx DX - DX -
., DX-DX*-Dx" e DX*+ DXP
B DX B DX ‘
2 2
a _|_
Proto je Re ~ 2 (1 — M) (15)
SXx

Vztah (15) je vztahem Guttmanovym.

Odhad reliability jako ukazatele vnitini konzistence dotazniku se nejcasté-
ji realizuje pomoci Cronbachova koeficientu alfa. Tento ukazatel je povazo-
vany za jeden z nejuzivanéjsich koeficientd vnitini konzistence

n g2
Re~ — (1—1—3@) = q, (15)

n—1 52
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kde s? je odhad rozptylu i—té polozky a s je odhad rozptylu celého dotaz-
niku. [2] Vychazi z predpokladu, zZe vSechny polozky, mérici tyz atribut, by
mely mit mezi sebou kladné a dostatecné vysoké vzajemné korelace.

Na zéakladé toho, ze dotaznik je slozen z rtiznych ekvivalentnich podcasti,
odvodili Kuder a Richardson velké mnozstvi ukazatelii spolehlivosti. Nej-
znamnéjsi jsou ukazatelé, které se oznacuji KR20, KR21,... (o tom podrob-
néji v [1],[3], [6],[7] a[9]). Koeficient KR20 je vlastné koeficient (16), apli-
kovany na dotaznik s dichotomickymi polozkami (byl publikovéan jiz v roce
1937, Cronbach az v roce 1951 vytvofil jeho zobecnéni a teorii vnittni kon-
zistence dotazniku). Uziva se hlavné v pripadé tzv. vykonovych zkousek, kdy
se pouzivaji dotazniky s polozkami usporddanymi vzestupné vzhledem k je-
jich obtiZnosti (méfené naptiklad jako 1 — p). Kazdy zkouseny by mél vyftesit
vSechny polozky az do urcité polozky ve stanoveném poradi.

O spolehlivosti hovoifime i v pripadé, kdy neméfime, ale posuzujeme.
Pak spolehlivost je mirou shody posuzovatelu (pocitd se Kendallovo tau
nebo koeficienty kappa). [9] Modernéjsi pojeti uziva hlubsich psychologicko-
-statistickych pohledi na dotaznikové vysledky (v psychologii se tato teorie
nazyva teorie zobecnitelnosti). Jde o specifické modely analyzy rozptylu na
data, vznikla dotaznikovym Setfenim za jistych podminek. [9],[11]

Zavér

Spolehlivost dotazniku, odhadovana prostfednictvim vyrazu (2), je ¢islo mezi
0 a 1, vyjadrujici do jaké miry se miizeme o vysledek métreni opirat pri jeho
interpretaci (jaka je stabilita vysledného skéru pfi pripadném opakovani).
Cim je vétsi, tim spolehlivéjsi jsou vysledky méfeni. Spolehlivost dotazniku
ale také zavisi na urovni populace, pro kterou je dotaznik urcen a na neurci-
tosti skérovaci procedury (popsané dobfe ¢i Spatné v manualu uvazovaného
dotazniku). Vyssi spolehlivost méa dotaznik, aplikovany v populaci, jejiz tro-
venn vzhledem k dotazniku neni priliS nizkd nebo také prilis vysoka. Riizni
ukazatelé spolehlivosti se vypocitavaji na zakladé zjednodusujicich predpo-
kladti o stavbé dotazniku jako je napriklad jistd homogenita, konzistence,
rovnocennost ¢i zavislost vysledki jistych podcasti dotazniku.

To je tfeba vzdy respektovat pri interpretaci ukazatelti spolehlivosti. Plati
vSak, ze dotaznik nemtze byt uzitecnym nastrojem, kdyz neni wvalidni. Va-
lidita je mira toho, ze dotaznik méri to, co mérit ma. Proto reliabilita jako
mira zatizeni skérti chybami (nebo konzistence opakované procedury méreni)
ma smysl jen tam, kde vime, co mérime. Spoléhani na korelacni koeficienty
je sice uziteéné, ale jen do urc¢ité miry. Cim vys$i je vnitini konzistence, tim
vice skdry polozek mohou svédéit (ze vzajemnych korelaci) o tomtéz (maji
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vysoké a kladné vzajemné korelace), reliabilita se zvysSuje, ale snizuje se va-
lidita dotazniku (tj. vypovidaci hodnota o sledovaném atributu). Atributy
maji vice dimenzi, maji-li se zachytit v dotaznikovych reakcich, musi byt
obsazeny v ruznych dotaznikovych polozkich (které pak mohou mit rizné
vzajemné korelace), proto upravou dotazniku ke zvySeni validity se casto
soucasné snizuje jeho spolehlivost (oznacuje se to jako tzv. psychometricky
paradox). Proto je nutné nejprve zjistit, jak probiha odpovidani na polozky
a kde jsou mozné zdroje chyb pri interpretaci skérti. Zde se U¢inné mize
uplatnit logisticka regrese, ale hlavné zdravy rozum, viz [2], [3], [9] a [10]. Jiny
nez ,klasicky “ pohled na problematiku dotazniku podéava [12].
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SIMULTANNI KONFIDENCNI ELIPSOIDY
SIMULTANEOUS CONFIDENCE ELLIPSOIDS

Lubomir Kubacek

Adresa: Prirodovédecka fakulta Univerzity Palackého v Olomouci,
17. listopadu 12, 77146 Olomouc

E-masil: kubacek.lubos@gmail.com

Abstrakt: Konfidenc¢ni elipsoid, jako mira spolehlivosti urceni vicerozmeér-
ného parametru, neni vhodny v pripadé, ze se zajimame o nékolik subvektort
tohoto parametru soucasné. Jestlize subvektory jsou jednorozmeérné, infomaci
ziskdme pomoci Schefféovy nerovnosti. Problémem je, jestlize subvektory jsou
vice nez jednorozmérné.

Klicova slova: konfidencni elipsoid, simultanni konfiden¢ni elipsoidy.

Abstract: The confidence ellipsoid, as a measure of reliability of estimator
of a multivariate parameter, is not appropriate if we are interested simulta-
neously in several subvectors of the parameter. If these subvectors are one-
dimensional information can be gained from the Scheffé’s inequality. Problems
arise in the situation of non one-dimensional subvectors.

Keywords: confidence ellipsoid, simultaneous confidence ellipsoids.

1. Uvod

Pfi vytyCovani primé linie (napf. u rychlostnich koridori) se pfimost kont-
roluje pomoci né€kolika bod® na linii. Standardni postup — testovani hypo-
tézy, ze danych n bodu lezi na primce — vychézi z konfiden¢niho elipsoidu
v 2n-rozmérném prostoru a neumoznuje v pripadé zamitnuti hypotézy zjis-
tit, ktery bod se vyznamné odchyluje. Pro inzenyra je mnohem vyhodné€jsi
postup, ktery primo indikuje vadny bod. Teoreticka vychodiska takového po-
stupu uvadime v ¢lanku. Vice podobnych — potfebami praxe motivovanych —
postupt najde ¢tenar v [1].
Uvazujme regresni model

Y ~ N, (X3, ),

kde Y je n-rozmérny ndhodny vektor normalné rozdéleny, X je znama n X k

matice s hodnosti 7(X) = k < n a X je positivné definitni kovarianéni matice

nahodného vektoru Y; k-rozmérny vektor 3 je nezndmy parametr.
Konfiden¢ni elipsoid £z s hladinou konfidence 1 — o pro parametr 3 je

(viz [3])
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& ={u: (u—-BYX'E ' X(u-p) <x}0;1-a)l,

kde B = (X'S7'X)"'X’S7'Y je nejlepsi nestranny linedrni odhad para-
metru B a x3(0;1 — ) je (1 — a)-kvantil centralniho chi-kvadréat rozdéleni
s k stupni volnosti.

Jestlize ¥ = 02V, kde V je znamé positivné definitni matice a o2 je
neznamy skalar, potom

Es={u: (u-B)YX'V1X(u-B) <5%kF, x(0;1-a)},
kde

(Y - XB)'V-H(Y - XB)
n—k

B=XVIX)"'XVlYy, 5=

a Fi n—r je (1 — a)-kvantil centralniho Fisherova-Snedecorova rozdéleni s k
a n — k stupni volnosti.

Problémem je urceni konfidenc¢nich elipsoidi £g,, kde i = 1,...,m, kde
B=(8,...,8.), pficemz dim 3, > 2, i = 1,...,m, pro které plati

P{V{i=1,...,m}B; €&s} >1— .

Elipsoidy s touto vlastnosti nazyvame simultanni konfiden¢ni elipsoidy.

2. Reseni

Necht M(A) = {A; u : u € R'} je sloupcovy podprostor matice A v k-
rozmérném linearnim vektorovém prostoru R*. Potom projekéni matice v Eu-
klidové normé na M(A) je P4, = A(A’A)" A’ kde ,—“ oznacuje pseudoin-
verzi (podrobnéji v [2]).

Protoze P 4 je symetricka a idempotentni plati P4 = JJ', kde J je kxr(A)
matice. Ziejmé plati M(A) = M(J) a J'J = I, 4) (identickd matice rozméru
r(A)).

Necht K’ je [k —r(A)] x k matice s vlastnosti K'J =0, r(K) =k —r(A)
a K'K =1;_,4). Matice (J,K) je tedy ortogondlni a regularni.

Necht C je positivné definitni, symetrickd k x k& matice. Potom pramét
elipsoidu

E = {x :xX'Cx < 02}
na sloupcovy podprostor matice P 4
je
P,E = {PAX :x'Cx < 62}.
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Vzhledem k regularité matice (J, K) plati:

J’ Loy
x'Cx =x'(J,K) [( K )C_l(J,K)} ( K )X
yCc'3. JC'K \ '/ ¥
_ / )
=X (J7K> ( K/C_l'], K/c—lK ) ( K/ ) X

11 |12 J/

Y

kde

11]= (J’'C1J)! + (C~1J)"JCK[K'C 'K - K'C~1J(J'C~1J) !
xJ'C'K| T K/'C1J(J'C1I) !

12|]= —(J’C1J)"JCK[K'C 'K - K'C1J(J'C~1J)"'JC K] ',
21|= —[K'C'K - K'C~1J(J'C~1J)"'J'C~'K| 'K'C-1J(J'C1J) !,
22]= [K'C'K - K'C~1J(J’'C~1J)"'J’C'K] .

Necht M4 = I-P 4. Vzhledem k definici matice (J, K) matici [K'C~'K—
K'C1J(J'C~1J)"13'CK] " Ize vyjadiit jako [K'(MaCM4)TK] ', kde
»+ ¢ oznacuje Mooreovu-Penroseovu pseudoinverzi (podrobnéji viz [2]).

Oznacme u = J'x, v = K’'x. Potom P2x =Ju a

PuE = {Ju (I'C1I) a4 [V — o/(J'CLI) LI CIK]

% [K/(MACM) K] ' [v - K'CTHI(I'C13) "t < 2},
Evidentné plati

{Ju . x'Cx < 02} c {Ju W(J'C 1)t < 62}.

Na druhé strané pro kazdé u s vlastnosti u/(J'C~1J)"tu < ¢? existuje
vektor x takovy, ze x'Cx < c2. Plyne to z nasledujici tvahy.

Vektor x, pro ktery plati u = J'x, lze vyjadrit jako x = x, + Ky, kde
y € RF ™M) = M(K’) je libovolny a x,, je partikularnim fesenim rovnice
J’x=u. Prototoxplatiu=Jx=Jx%, JK=0)av=K'x,+y (K'K =
Ik:—r(A))7 tedy

v-KC'JJC ) lu=Kx,+y-KC'JJC1J) tu,

Jestlizey = —K’'x, + K'C1J(J'C~1J) !y, potom x'Cx = u/(JC~1J) " 1u,
tzn.
V{u: ' (JC1J) tu < #}3{x: x¥'Cx < ?}.
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Tim jsme dokazali tvrzeni.

Véta 1. Necht C je k x k pozitivné definitni matice a A je libovolna k x [
matice. Potom primeét elipsoidu & = {X :xX'Cx < 02} na podprostor M(A)
je

PLE = {Ju L W/(J'C 1) < CZ},

kde Py = JJ', J'J = L.(4), Pax = Ju. (Viz téz [1], kde jsou FeSeny i jiné
analogické problémy.)
Zvolme za matici A libovolny k-rozmérny vektor h a necht x = 8 — 3.

Potom J = h/vh'h, J’x = h'(3—8,)/vh'ha € = {,8—/80 : (B—By)'C(B—
IBO) S 02}7

, ~1
P,E= {Phx :x'Cx < 02} = {Ju cu’ (\/l}‘l,hC_l \/E,h) u < 02}

—1
h h’ . h h’ —1 h
7o ven (B~ Bo) 1 (B = Bo) Ao E(mc m)

xE—(B-By) < c2}
= {BX(8—80): (8- By)bI(8 - B,) < *h'C~'h |
= { (5 - B,) : [W(B — By)| < cVH'CTh}.

—N—

Jestlize B, = B, 2 = x2(0;1 — a) a C = X’E7!X, je € konfidenéni
elipsoid pro parametr 3 a plati
P{B—B € £} = P{v{h € R*}P,€ 5 P,,(8 - B)}
= P{V{h € R*} : |b'(8 - B)|
<V/X2(0;1—a)Vh'C~1h} =1 —q,

dikaz druhé rovnosti je obsahem Schefféovy véty (podrobnéji ve [4]).
Jestlize se vratime k maticim A, zrejmé plati

P{(B—B &} =P{V{A}PA(B-B) € PaE}.

V dalsim rozdélime k-rozmérny parameter 3 na m subvektora 34,...,03,,,
pricemz dim 3, = k; > 2.
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Jestlize za matici A; zvolime matici

OZ'L lk]’zz 1k37 Ozz 1k k’ OZZ 1k k?

J =i+1

Ai = ]{;“Z% 1k: ) Ik ) Ok; Z] ’L+1 R
OZJ i1 ki1 Ky OZT:i+1 kjikis Ozj:’H—l kj 2 5= z+1kj

dostavame disledek.

Dusledek.

P{¥{i=1,....m}P4 (B-B) cPsc} > P{(B-B) e} =1-a,
kde

0
- AN 2
Pie=q| B,-B, | (B =B (C")" (B, —B) < xi(0;1 - )
0
a
(:cll7 ClZ, 7 Clm
C—l _ C21 022, 7 C2m
le’ Cm2, 7 Qmm
Elipsoidy
Es, =18 : (B — Bi)/(cii)_l(ﬁi - Bz) <xx(0;1—a)}, i=1,...,m,
jsou simultanni elipsoidy pro subvektory 3,,...,3,, parametru (3.

Jestlize zopakujeme piedchozi tivahy pro model Y ~ N, (X3,0%V), po-
tom dospéjeme k nasledujicimu tvrzeni.

Véta 2. V modelu Y ~ N, (X3, 02V) jsou simultdnni elipsoidy pro sub-
vektory 3,,...,3,,, ddny vztahem

—{8,-B,: (8, - B,y (C§)(8, - B)
< 5%kF)n_p(0;1 — &)}, i=1,....m,
kde
cl', C .., Cim
Ol = (X'V1X) T = c2l. C ., Qm
o T
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ZASEDANI PREDSTAVITELU NARODNICH
STATISTICKYCH SPOLECNOSTI V6 V PRAZE

AN INTERNATIONAL MEETING OF THE
REPRESENTATIVES OF STATISTICAL
SOCIETIES OF V6 IN PRAGUE

Hana Rezankova, Marek Maly

E-mail: rezanka@vse.cz, mmaly@szu.cz

Ve dnech 9. —-10. fijna 2014 se v Praze konalo jubilejni desaté setkani predsta-
viteltt narodnich statistickych spole¢nosti z Sesti zemi stfedni Evropy (V6).
V této skupiné byly do letosniho roku kromé Ceské republiky zastoupeny Ma-
darsko, Rakousko, Rumunsko, Slovensko a Slovinsko. Letos se nezucastnila
delegace z Rumunska, naopak byla zastoupena Polska statisticka spolec¢nost,
jejiz predstavitelé byli na zasedani prizvani.

Oficialni jednani probihalo 10. fijna v budové Ceského statistického tradu.
Ze zahrani¢nich hostt se ho zadastnili Dr. Istvan Szabo a Dr. Eva Laczka,
mistopfedseda a generalni tajemnice Madarské statistické spolec¢nosti, prof.
Grazyna Trzpiot, mistopredsedkyné Polské statistické spolecnosti, Mag. Mar-
git Epler, mistopredsedkyné Rakouské statistické spole¢nosti, RNDr. Peter
Mach, mistopredseda Slovenské statistické a demografické spolec¢nosti a Dr.
Andrej Blejec, predseda Statistické spole¢nosti Slovinska. Jako host byla pfi-

a zastupkyné generdlniho feditele Eurostatu (2004-2014). Za CSU byl pti-
tomen pan vrchni reditel sekce makroekonomickych statistik, Ing. Jaroslav
Sixta, ktery byl v minulé funkénim obdobi élenem vyboru CStS. Soucasny
vybor CStS zastupovali prof. Antoch, prof. Dohnal, RNDr. Maly, prof. Picek,
prof. Rezankova a Ing. Vozar.

Na tvod predsedkyné CStS prof. Rezankova piivitala vsechny piitomné
a pozadala pana vrchniho feditele Sixtu, aby zah&jil zasedani. Po jeho tivod-
nim slovu a privitani téastnik@ jménem vedeni Ceského statistického tiadu
vystoupila pani docentka Bohata s prispévkem ,,Second Round of Peer Re-
views in the European Statistical System“, po némz nasledovala bohata dis-
kuze. Druhou zvanou prednasku prednesl profesor Antoch, ktery seznamil
ucastniky s tiskalimi algoritmu pro ovérovani podpisti pro navrh kandidatt
v prezidentskych volbach v CR. Po kratké prestévce jednani pokracovalo in-
formacemi delegaci z jednotlivych zemi o aktivitdch narodnich statistickych
spolecnosti uskutecnénych od minulého setkdni v lonském roce v Lublani
a také o aktivitdch planovanych na dalsi obdobi. Na zaveér zasedani Margit
Epler informovala delegaty statistickych spole¢nosti o navrhu stanoviska rady
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ESGAB (European Statistical Governance Advisory Board) proti porusovani
prvniho principu dokumentu European Statistics Code of Practice o neza-
vislosti statistickych uradt a pozadavku na profesni zptisobilost jeho top
managementu, které bylo pripraveno jako podpora prohlaseni Némecké sta-
tistické spolec¢nosti (DStG). Vyzvala delegaty statistickych spolec¢nosti, aby
podporili prohlaseni DStG a stanovisko rady ESGAB. Tento navrh byl jed-
nohlasné ptijat (prohlaseni spolecnosti V6 bylo formulovano v nésledujicich
dnech po jednani prostfednictvim e-mailu a postupné podepsano zastupci
jednotlivych spolec¢nosti). Po skonceni oficidlniho jednéni byla pofizena spo-
le¢né fotografie ucastnikt pied budovou Ceského statistického tiadu. Zase-
dani predstaviteli narodnich statistickych spolec¢nosti bylo zakonc¢eno spolec-
nym obédem.

Podékovani patii pracovniktim kancelaie piredsedkyné Ceského statistic-
kého uradu, jmenovité panu fediteli Sidorovi a pani Kasparové, ktefi pro
ucastniky zajistili zasedaci mistnost s obcerstvenim a poskytli materidly vy-
dané na CSU. Diky vedoucimu oddéleni statistiky cestovniho ruchu Ing.
Vancurovi zahrani¢ni hosté obdrzeli z CzechTourismu informac¢ni materialy
a darek. Spolec¢nou fotografii z jednani poridil Ing. Rizicka z oddéleni mezina-
rodni spoluprace. Vybor Ceské statistické spole¢nosti si vazi pomoci a vst¥ic-
nosti vSech jmenovanych a dékuje za vyznamné prispéni pfi organizovani
setkani V6 svému kolegovi Ing. Vozarovi.

Pred oficialnim jednanim se tcastnici setkali jiz ve ¢tvrtek odpoledne, kdy
navstivili Klementinum, jehoz Astronomicka véz poskytla nadherny pohled
na sluncem ozarenou Prahu, a vedli neformalni diskuse.

Schiizky predstavitelti narodnich statistickych spole¢nosti prispivaji k vza-
jemné informovanosti a uzsi spolupraci mezi spole¢nostmi. Hlavni vybor Pol-
ské statistické spolecnosti podporil navrh spole¢nosti skupiny V6 na zapojeni
polskych statistiki a prejmenovani skupiny na V7. Termin a misto pristiho
zasedani zatim nebyly stanoveny. Podle pravidelného poradi se jednani meélo
konat v Rumunsku, ale momentalné neni ziejmé, jaké bude dalsi zapojeni
Rumunské statistické spole¢nosti do spole¢nych aktivit.

Hana Rezankova a Marek Maly

31



Zpravy a informace

|
e s . ’
"f" a H
|
| | a
| ‘ |
| |
o
= o = |
5 = g ’ | =7 S o =
o - o = = ™ win b
\ (o = =~
) e \
@ < 7
- | i
L I e
s [ J %
(s I i

!

b
A
|

»
G
‘*' '

KOMENTAR K SHEWHAR’OI‘OVYM
REGULACNIM DIAGRAMUM

SHEWHART CONTROL CHARTS:
NOTES AND COMMENTS

Eva Jarosova

Adresa: Katedra logistiky a fizeni kvality, Skoda Auto Vysoka skola,
Mlada Boleslav

E-mail: jarosova@is.savs.cz

Réda bych zareagovala na ¢lanek Petra Klimka z ¢ervnového ¢isla Informac-
niho bulletinu. Rizeni kvality je zde omezeno na popis Shewhartovych regu-
la¢nich diagramt a z itvodu druhé kapitoly by ¢tenar mohl nabyt dojmu, zZe
bud lze pouzit Shewhartovy diagramy, nebo je tfeba prejit k vicerozmérnym
diagramtm ¢i dokonce k TeSeni stochastickych diferencialnich rovnic. Chtéla
bych doplnit n€ékteré moznosti postupu v pripadé nesplnénych predpokladii,
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predevsim vSak musim oponovat tvrzeni, ze predpoklady je treba ovérit pred
vlastni konstrukci Shewhartova regulacniho diagramu.

Brano doslova by to znamenalo, ze diagram je mozné pouzit jen tehdy,
jsou-li predpoklady splnény, to znamena jen v pripadé, kdy je proces pod
statistickou kontrolou (troven a variabilita jsou konstantni, ptisobi pouze na-
hodné vlivy inherentni procesu). Splnéni predpokladi vSak neni podminkou
pouziti Shewhartova diagramu, ale zarukou toho, ze diagram bude mit oce-
kavané vlastnosti, tedy napr. ze riziko falesného signalu bude 0,0027. Dostat
proces pod kontrolu je jednim z cilti tohoto diagramu. Teprve po odstranéni
zvlastnich pricin, které jsou signalizovany body mimo regula¢ni meze, muze
mit ovérovani predpokladi smysl.

Disledky nesplnéni predpokladi pfi regulaci procesu se ve védeckych
¢lancich spise zveli¢uji; v praxi se platnost predpokladii zacne reSit prede-
vs§im v pripadé, kdy dochéazi k castéjsim faleSnym signaltim, tj. situacim, kdy
se vyskyt bodu mimo meze nepodarilo vysvétlit. Pricinou mize byt naprt.
jiny tvar rozdéleni nebo pozitivni autokorelace, kterd se muze vyskytnout
i u stabilniho procesu, casto je vsak dusledkem promeénlivé stifedni hodnoty.
Vyrobni procesy a moznosti jejich monitorovani se od r. 1924 znacné zmé-
nily a v soucasnosti se uvazuje osm riznych modelt chovani procesu v case,
viz CSN ISO 21747:2010. Rozlisuje se pfitom okamzité a vysledné rozdéleni
hodnot znaku. Uvedené predpoklady jsou splnény jen u jednoho z nich.

Statisticka regulace procesu (nikoli fizeni procest, jak uvadi autor) pro-
biha ve dvou etapach. Zvlastni priciny, které vedou k vétsim zménam trovné
procesu, pusobi hlavné v prvni etapé. Je tieba je identifikovat, a pokud je to
mozné, zasahem do procesu zabranit jejich opakovani a dostat proces ,,pod
kontrolu“. Po identifikaci odstranitelnych zvlastnich pric¢in se prislusné pod-
skupiny vypusti a regulacni meze se reviduji. V druhé etapé SPC jde pfi-
nejmensim o udrzeni souc¢asného stavu nebo také o jeho zlepseni, doporucuji
se proto citlivéjsi typy diagrami, tedy CUSUM nebo EWMA.

Neni-li proces ani po odstranéni zvlastnich pri¢in pod kontrolou, tj. docha-
zi-li stale k prekracovani regulacnich mezi nebo existuji-li ndznaky systema-
tickych nebo ndhodnych zmén stredni hodnoty, je treba provést dikladné;jsi
analyzu procesu spocivajici v kontrole predpokladi. Castéjsim falesnym sig-
naltm je tfeba pii regulaci zabranit, nebot snaha posunout stfedni hodnotu
procesu ,spravnym“ smérem muze vést k tzv. preregulovani, jehoz dtisled-
kem je zvysSeni variability procesu. Za timto ti¢elem byly pro procesy, u nichz
nelze splnéni uvedenych predpokladii z riiznych divodt dosahnout, navrzeny
dalsi metody. Omezime-li se na diagramy pro priaméry nebo pro individualni
hodnoty, miizeme zvolit jiny model rozdéleni a urcit pravdépodobnostni meze
pro zvolené riziko falesného signalu, vyuzit transformace, sestrojit modifiko-
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vany diagram ¢i diagram s rozsifenymi mezemi, pripadné korigovat odhad
smérodatné odchylky pii zjisténé pozitivni autokorelaci. V modifikovaném
regulacnim diagramu jsou nové meze odvozeny od mezi urcenych specifikaci,
v diagramu s rozsifenymi mezemi se vzdalenost mezi zvétsi o predpokla-
dany rozsah zmén stfedni hodnoty. V poslednim pripadé se vyuziva hodnota
vybérové autokorela¢ni funkce pro zpozdéni 1. Kromé téchto diagramu je
také mozné pracovat s rezidui regresniho modelu v pripadé neodstranitel-
ného trendu nebo s rezidui ARIMA modelu v pripadé autokorelace.

Spise vyjimecné lze vybrané diagramy nalézt v nékterém ze znamgych sta-
tistickych softwarovych produktd (napf. regresni diagram nebo ARIMA di-
agram ve Statgraphicsu), obvykle si uzivatel musi regulac¢ni meze vypocitat
sam a zadat je programu pro konstrukci regulac¢niho diagramu.

S regulaci procesu je tésné spjata analyza zpusobilosti, jejimz cilem je
kvantifikovat schopnost procesu plnit ,,pozadavky zakaznika“, tj. udrzet hod-
noty sledovaného znaku uvnitt tolerancniho pole. Predpoklady je tieba ovéro-
vat 1 v ramci této analyzy, v zavislosti na modelu chovani procesu se vybira
zpusob vypoctu ukazatele zptisobilosti ¢i vykonnosti. O analyze zptisobilosti
se autor nezminuje, ackoli ji program zjevné provadi, viz ukazatele C), a Cpy,
na obr. 4 a 7.

Z popisu listu Quality Control vyplyva, ze program X LStatistics je mozné
vyuzit k ilustraci Shewhartovych regulacnich diagrami, tj. k zakresleni cent-
ralni primky, regulacnich mezi a bodi predstavujicich vybérové charakteris-
tiky, tedy k tspore kroki, které by bylo treba vykonat v samotném Excelu.
Neni uz jasné, zda obsahuje néco navic, tedy zda umoznuje zdkladni analyzu
diagramu, ktera spociva nejen v kontrole bodil mimo regulacni meze, ale také
v testech zvlastnich seskupeni, viz norma CSN ISO 8258. Neni uvedeno, zda
program obsahuje né€jaké metody ovéreni predpokladii, jako test normality ¢i
pravdépodobnostni graf, pfipadné nékterou z metod testovani autokorelace.

Pro smysluplnou realizaci SPC je nutna nejen diagnostika procesu, ale
i moznost upravy regulacnich mezi v pripadech, kdy je Shewharttv diagram
nevhodny. Autor v zavéru konstatuje, ze XLStatistics bohaté pokryva po-
tfebu béznych uzivateli. Uvazime-li, ze ,nevyhovujicich® procesti je v praxi
vétsina, plati to i pro uzivatele v oblasti kontroly kvality?
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POZVANKA NA KONFERENCI PROBASTAT 2015
INVITATION TO PROBASTAT 2015 CONFERENCE

Viktor Witkovsky

E-mail: witkovsky@savba.sk

The International Program Committee and the Local Organizing Committee in collaboration with the Institute of Measurement
Science of the Slovak Academy of Sciences, Faculty of Mathematics, Physics and Informatics of the Comenius University,
and Mathematical Institute of the Slovak Academy of Sciences

Invite you to participate in the

PROBASTAT 2015

the 7th International Conference on Probability and
Statistics
June 28 — July 3, 2015, Smolenice Castle, Slovakia

This is the next in a long-running series of PROBASTAT conferences with the purpose of
stimulating exchanges of ideas and research in all aspects of statistics. The history of the
PROBASTAT conference goes way back for approximately 40 years. From that time,
researchers have met and enjoyed the friendly and relaxed academic atmosphere in the
beautiful environment of Smolenice Castle. We hope that the seventh international
PROBASTAT will continue this tradition.

PROBASTAT 2015 will include invited and contributed talks and posters in the following
research areas:

¢ Regression and Mixed Models;
¢ Optimal Experimental Design;
« Dynamical Statistical Models;
¢ Innovative Statistical Practices.

A special issue of Statistical Papers (Springer, IF 0.683) is planned for the conference
proceedings; the papers will undergo the usual peer review process required by the journal.

More detailed information (including information on the conference fee, payment options,
manuscript submissions, and available accomodation/prices in Smolenice Castle) is
available at the conference web page

http://www.um.sav.sk/en/upcoming-conferences/probastat-2015.html

Contact Address

PROBASTAT 2015

Institute of Measurement Science
Slovak Academy of Sciences
Dubravska cesta 9

84104 Bratislava, Slovakia

E-mail: witkovsky@savba.sk
Tel.: +421 905 223191
Fax.: +421 2 5477594
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MIKUKLAS 2014
REPORT ON MIKUKLAS 2014 MEETING

Jaromir Antoch, Gejza Dohnal

V tutery 16. prosince 2014 se v respiriu MFF UK v Karliné uskutecnil jiz
tradiéni paty seminai CStS obecné prezdivany Mikuklas. Dvacet pét ucast-
nikd z celé CR s velk§m zajmem vyslechlo devét zajimavych prednasek. Mezi
nimi nejvétsi pozornost a zajem vyvolala prednaska Ing. J. Vopravila z CSU
a 1. LF UK na téma Odhady nelegdlni ekonomiky v Ceské republice, sou-
stredénda na drogovy trh, sexbysnys a nelegalni alkohol. Zaujaly téz prednasky
kolegi z TU v Liberci, vénované aplikacim statistiky pri analyze textilnich
materialt. Misto Mikuklase se vzhledem k datu spiSe vanocnimu ztcastnila
pouze jeho trochu zarostld kopie, kterd ale nezapomnéla prinést puncosku
plnou nejenom dobrot, ale i nedostatkového c¢erného uhli. Na zaveér prijemné
straveného dne si icastnici pri svickach zazpivali a mohli tak alespon na chvili
zapomenout na klasicky shon a stres konce roku. Doufame, ze i pristi akce
nasi spolec¢nosti se ponesou ve stejném duchu. Vse nejlepsi a prijemné prozité
svatky preji vSem clentim spole¢nosti organizatori.

POZVANKA NA CLENSKOU SCHUZI CSTS 2015
INVITATION TO CSTS MEETING 2015

Redakce

Vybor Ceské statistické spoleénosti zve vSechny ¢leny na ¢lenskou schiizi,
ktera se bude konat ve ¢tvrtek 29. ledna 2015 od 13 hodin v zasedaci
mistnosti Ceského statistického wGiFadu, Na padesitém 81, Praha 10,
a nasledujicim programem:

e Zahajeni

e Zprava o ¢innosti CStS v roce 2014

e Zprava o hospodafeni CStS v roce 2014 a navrh rozpoctu na rok 2015

e Volby predsedy, ostatnich ¢lentt vyboru a revizora

e Odborna prednaska (doc. Valenta: Uvod do analyzy prezivani)

e Vyhlaseni vysledki voleb

e Ruzné

Tésime se na Vasi tucast, vybor Ceské statistické spolecnosti

36



Obsah
Védecké a odborné staté

Patricia Martinkova, Katarina Vickova

Hodnoceni reliability znalostnich a psychologickych testt ..................... 1
Zdenek Ptulpan

Na ¢em zavisi spolehlivost dotazniku? ..........ccciiiiiiiiiiiiiii i 16
Lubomir Kubdcek

Simultanni konfidenéni elipSOidy ........coeviiiiiiiiiiiiiiii e 24

Zpravy a informace

Hana Rezankovd, Marek Maly
Zasedani predstavitelil narodnich statistickych spolec¢nosti V6 v Praze .... 30

Eva Jarosovd
Komentar k Shewhartovym regulacnim diagramiim .....................cooee. 32

Pozvanky na akce
Viktor Witkovsky

Pozvanka na konferenci ProbaStat 2015 ....cooiiiiiiiiiiiiiiiiiiiiaeeeeenannnn. 35
Jaromir Antoch, Gejza Dohnal

MIKUKIAS 20014 oo e e e e e 36
Redakce

Pozvéanka na ¢lenskou SChiizi CStS 2015 onrinrintirie e e e, 36

Informacéni bulletin Ceské statistické spoleénosti vychazi étytikrat do roka v ¢eském
vydani. Piilezitostné i mimotddné ceské a anglické ¢islo. Vydavatelem je Ceska statisticka
spolec¢nost, IC 00550795, adresa spole¢nosti je Na padesatém 81, 100 82 Praha 10. Evidenc¢ni
¢islo registrace vedené Ministerstvem kultury CR dle zdkona ¢. 46/2000 Sb. je E 21214.

The Information Bulletin of the Czech Statistical Society is published quarterly.
The contributions in bulletin are published in English, Czech and Slovak languages.

Piedsedkyné spoleénosti: prof. Ing. Hana REzZANKOVA, CSc., KSTP FIS VSE v Praze,
nam. W. Churchilla 4, 13067 Praha 3, e-mail: hana.rezankova@vse.cz.

Redakce: prof. RNDr. Gejza DOHNAL, CSc. ($éfredaktor), prof. RNDr. Jaromir ANTOCH,
CSc., prof. Ing. Vaclav CERMAK, DrSc., doc. Ing. Jozef CHAIDIAK, CSc., doc. RNDr. Zdenék
KARPISEK, CSc., RNDr. Marek MALY, CSc., doc. RNDr. Jifi MICHALEK, CSc., prof. Ing. Jifi
MILITKY, CSc., doc. Ing. Josef TVRDIK, CSc., Mgr. Ondiej VENCALEK, Ph.D.

Redaktor ¢asopisu: Mgr. Ondiej VENCALEK, Ph.D., ondrej.vencalek@upol.cz.
Informace pro autory jsou na strankach spolecnosti, http://www.statspol.cz/.

DOI: 10.5300/1IB, http://dx.doi.org/10.5300/1B
ISSN 1210-8022 (Print), ISSN 1804-8617 (Online)

Toto &islo bylo vytisténo s laskavou podporou Ceského statistického uradu.




