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Vazeni kolegové, vazené kolegzné,

dovolte nam, abychom Vam po delsi dobé nabidli delsi souhrny ¢lanek. Vzni-
kal pomérné dlouho. Domnivame se nicméné, ze doba vénovand mu jak ze
strany autort tak recenzentii jeho kvalité velmi prospéla. Redakce bulletinu
Ceské statistické spolecnosti by chtéla touto cestou podékovat predeviim
panu inzenyru Josefu Machkovi z katedry pravdépodobnosti a matematické
statistky MFF UK, bez jehoZ velice peclivého a opakovaného ¢teni rukopisu
by vysledek patrné nebyl takovy jakym nakonec je.

Prijemné prazdniny a dovolenou Vam pieje jak vybor spolecnosti tak re-
dakce bulletinu. Cteni na cestu Vam piikladédme. Po prazdninéch si metodou
prostého ndhodného vybéru bez vraceni vybereme vzorek, vybrané ,pfisné“
prezkousime, znalosti vyhodnotime pomoci metod popsanych v tomto ¢lanku
a s vysledky Vas seznamime ve vanoc¢nim ¢isle bulletinu. Nebo nechame pri-
zkum na autorech? Jsou ostatné v daném oboru specialisty.
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1 Uvod

V ¢lanku se budeme zabyvat problematikou velikosti chyby odhadt vznika-
jicich v oblasti vyzkumt vefejného minéni. Jak jiz naznacuje nazev ¢lanku,
budeme se zabyvat chybou statistickou, tj. pomineme diskuse okolo chyb sys-
tematickych vznikajicich naptiklad odmitanim odpovédi specifickymi ¢astmi
populace apod. Metody odhadu statistické chyby popisované v ¢lanku jsou
pochopitelné pouzitelné i v jinych praktickych situacich, nez jsou vyse uve-
dené vyzkumy vefejného minéni. Clanek vznikl na zakladé problémii, se kte-
rymi se setkavali jeho autofi pfi hledani spravnych cest pro feseni uvedené
problematiky. Clanek neobsahuje nové matematické poznatky, je spiSe inspi-
rovan negativnimi zkusenostmi, se kterymi se autofi setkali pfi snaze apliko-
vat zndmé postupy a teorii do praxe. Negativnimi v tom smyslu, ze obtizné
hledali vSeobecnad doporuceni, ktera by sla pouzit v praxi velmi castych si-
tuacich. Proto se v zavéru ¢lanku autorfi pokouseji tato doporuceni stanovit,
i kdyzZ si jsou védomi jisté oSidnosti obecnych doporuceni pro praxi, kterd
muze byt mirné odliSnd. RovnéZz si nekladou narok na tuplné pokryti pro-
blematiky, protoze nékteré problémy, napiiklad odhady chyb pfi zavislych
pozorovanich v Setfenich jednotlivct na zakladé odpovédi celych domacnosti
nebo podrobnéjsi studium vazenych odhadd jsou velmi komplikované a teo-
reticky pravdépodobné neodvoditelné.

V kapitole 2 jsou uvedeny varianty pro postup v nejjednodussich piipa-
dech, kdy odhadujeme relativni ¢i absolutni ¢etnosti vyskytu néjakého jevu
v konec¢né nebo aproximativné nekonecné populaci. V kapitole 3 problema-
tiku zobectniujeme na porovnani dvou odhadd, at jiz vzajemné zavislych nebo
nezavislych. V kapitole 4 se zabyvame odhadem chyby v pfipadé obecnéjsich
odhadu typu prameér, thrn ¢i pomér thrnt. V kapitole 5 potom pfipominame
teorii skupinkovych vybéra a z nich plynoucich odhadi chyb jako moznou mo-
tivaci pro vylepseni stavajicich postupt. V poslednich dvou kapitolach potom
uvadime postupy pouzitelné v pripadech, kdy usporadani vybéru, resp. jina
omezeni neumoznuji pouzit postupy predchozich kapitol. V zavéru pak velmi
stru¢né shrnujeme, které ze vSech uvedenych vzorct pouzit v praktickych
situacich.



Hned v tvodu bychom radi podékovali recenzentim za detailni Gsili, jez
vénovali precteni tohoto ¢lanku a za jejich komentafe a poznamky, které
pomohly k doplnéni, zpiesnéni a opravé ptvodni verze.

2 Relativni a absolutni ¢etnost v nevazeném
vzorku

2.1 Modelovani hypergeometrickym rozdélenim

V tomto odstavci budeme pfedpokladat, ze chceme zjistit mnozstvi prvka
s urcitou vlastnosti v daném zakladnim (kone¢ném) souboru. Velikost to-
hoto konecného souboru ozna¢ime N a neznamy pocet prvka s hledanou
vlastnosti v tomto souboru M. Odhad tohoto neznamého poctu provedeme
na zakladé prostého ndhodného vybéru, jehoz rozsah oznacime n. Hodnoty
pozorovani budeme znacit jako X;, ¢« = 1,...,n. Veliciny X;,7i = 1,....n
nabyvaji hodnot 1, nebo 0, podle toho, zda vybrany prvek mé, nebo nema
hledanou vlastnost. Pocet vybrangch prvki s hledanou vlastnosti, tj. Y ., X;
ma hypergeometrické rozdéleni s parametry N, M a n, tj.
n (IW) (NfM)
pe=P[>_ Xi=k]=-222F2 max (0, M—(N—n)) < k < min(M,n). (1)
i=1

()

Pro zkréceni zapisu budeme dale oznacovat X = > | X;.
Predpokladame, ze parametry N a n jsou znamy. Odhadujeme obvykle
dva nezndmé parametry zakladniho souboru:

e relativni Cetnost prvka s danou vlastnosti, tj. parametr p = %,
e absolutni ¢etnost prvkia s danou vlastnosti, tj. parametr M.

Odhad parametru p zalozime na statistice

X
~_ X 9
p=— (2)
odhad absolutni ¢etnosti na statistice
—~ N
M=—X. 3)
n



2.1.1 Vlastnosti odhadua

1. Stfedni hodnota ndhodné veli¢iny X je dana vzorcem
M

EX =n— 4
nat, ()
jeji rozptyl ma hodnotou
N—-n M M
X = —(1-=.
var N_1"N < N) (5)

Z uvedenych vlastnosti vyplyva, ze Ep = % avarp = jg-o——".

2. Odhad p je nestrannym odhadem parametru p a jeho rozptyl se blizi
k nule, kdyz n se blizi k N.

3. Zrovnic (4) a (5) plyne, ze odhad M je nestrannjm odhadem parametru
M a jeho rozptyl je roven

Non%0-¥)

var]/\4\:N2N71 -

2.1.2 Konstrukce intervalu spolehlivosti pro parametry p a M

Hledame interval [p,p] takovy, Zze pokryva skuteénou hodnotu parametru p
s pravdépodobnosti alespont 1 — «, tj. ze P, []_j <p< ﬁ} >1—a, kde a je
vhodné zvolené malé éislo (obvykle 0,05, méné ¢asto 0,01). MiZzeme postu-
povat napiiklad nasledujicim zptisobem, ktery je analogii postupu z [7]:

Ozna¢me F(z,p,n) = Yy _,pr a podobné F(x,p,n) = Y_._, pk. Zavis-
lost F', resp. F' na parametrech p, n je dana prostfednictvim py.

Stanovime pro dané x € {1,...,n—1} dolni hranici intervalu spolehlivosti
pro parametr p jako nejvétsi hodnotu p z mnoziny {0, %, %, ..., 1} takovou,

ze
— 0% —
F(z,p,n) < 5 < F(x—1,p,n),
a horni hranici intervalu spolehlivosti jako nejmensi hodnotu p ze stejné mno-
ziny, pro kterou

F(z,5,n) < 5 < F(z+1,5.n).

Interval (p, p) je potom intervalem spolehlivosti pokryvajici skute¢nou hod-
notu p s pravdépodobnosti alespon 1 — «. Interval spolehlivosti pro parametr
M 1ze stanovit jako

[Np, Np] . (6)



V pripadé, ze © = 0, resp. x = n, lze zkonstruovat podobné intervaly spo-
lehlivosti [0,7) resp. (p, 1], kde pravdépodobnost pokryti spravné hodnoty je
alespon 1 — 3. -

Poznamenejme, Ze pro stanoveni hodnot p a p lze vyuzit vztahy

p = max{p; F(z,p.n) < T}, (7)
P = min{p; F(a.p,n) < 3. (®)

To vyplyva z vlastnosti hypergeometrického rozdéleni, ze funkce F' je pro
libovolné pevné x nerostouci funkci p. Tuto vlastnost maji i dalsi rozdéleni
popisovana v tomto ¢lanku, kterd se pouzivaji pro aproximaci intervalu spo-
lehlivosti. Kompletni rozbor tohoto problému lze nalézt naptiklad v [27].

Na grafu 2.1 jsou zobrazeny nékteré specialni pfipady intervalu spoleh-
livosti na zakladé popsané metody. Jsou zde uvedeny intervaly spolehlivosti
pro hypotetickou populaci o velikosti N = 10000 jednotek s riiznou velikosti
rozsahu vybéru n. Intervaly spolehlivosti se pochopitelné zuzuji s rozsahem
vybéru. Interval s nulovou §ifkou (tedy stoprocentné piesny odhad) ziska-
vame pro n = N. Je dulezité poznamenat, Ze intervaly spolehlivosti se dale
vyrazné neméni s rostouci hodnotou N. Plati zde proto aproximace, ze pro
dostatecné velkou populaci (staci i méné nez 10x vétsi nez velikost vybéru)
jsou intervaly spolehlivosti v podstaté identické. Proto se pouziva v praxi
misto hypergeometrického rozdéleni modelovani rozdélenim binomickym, jak
popisuje nasledujici kapitola 2.2.

Na uplny zavér tohoto odstavce poznamenejme, Ze skutecné pravdépo-
dobnosti pokryti spravné hodnoty parametru p jsou vzhledem k diskrétnosti
hypergeometrického rozdéleni vétsinou vetsi nez hodnota 1 — «, tedy ze kon-
struované intervaly spolehlivosti jsou konzervativnéjsi. Tento jev se tyka i
aproximaci, o kterych budeme mluvit v nasledujicich kapitolach. O proble-
matice skutecné pravdépodobnosti v pripadé norméalni aproximace potom
hovofti ilustrace v odstavci 2.5.

2.2 Modelovani binomickym rozdélenim

V ptipadé, ze N je dostatecné veliké a pritom n neprili§ veliké ve srovnani
s N, muzeme predchozi tvahy pievést snadno pomoci limitniho prechodu
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Graf 2.1: Intervaly spolehlivosti pro rtzné velikosti vybéru a populace na zakladé
hypergeometrického modelu



N — oo na nésledujici vyjadreni:

n n e
pk:P[ZXi:k:]:<k>pk(l—p) Koo k=0,....n 9)
i=1
EX =np, varX =np(l—p) (10)
1_
Ep=np, Varﬁ:u. (11)

n

Interval spolehlivosti lze potom stanovit stejnym postupem jako v pred-
chozi kapitole s tim, Ze pjp ze vztahu (1) nahradime hodnotou ze vztahu
(9). V piipadé binomického modelu lze navic s vyhodou pouzit pro vypodet
vztahu

Blkpv) = F(kpn) = Fisy o (= 2) 2

kde F};, () je hodnota distribu¢ni funkce Fisherova—Snedecorova rozdéleni
o m a n stupnich volnosti. Uvedeny vzorec lze nalézt napiiklad v [2]. V této
knize 1ze najit dalsi citace vztahujici se k tomuto problému a néktera dalsi

doporuceni. Na zékladé tohoto vztahu lze odvodit, ze

x
p= — o
h T+ (n —T+ 1) ’ F2(n1—;c+1),2z(1 - 5)
— [e]
5= (@+1) Fy i) om-n1— %)

n=z (@ 1) i) o (1= §)

kde F;;,t (v) je 100y% kvantil F' rozdéleni o m, n stupnich volnosti.
Tlustraci $irky intervalu spolehlivosti na zakladé binomické aproximace
udéavéa graf 2.2.
Na zakladé laskavého upozornéni jednoho z recenzentti uvadime jesté po-
dobnou aproximaci, kterd ma vyhodu v pfesnéjsim posouzeni hodnot dis-

tribu¢ni funkce hypergeometrického rozdéleni. P¥i této aproximaci (viz [24],

[27]) je ,,
n * *x\N—
P X< Y ([t (13)
i=1 k=0
kde Moz
*x_ 3 14
p N — nT_l ( )

Interval spolehlivosti lze potom zkonstruovat podle néasledujiciho postupu:
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Graf 2.2: Intervaly spolehlivosti pro binomicky model pro rtzné velikosti vybéru



*

1. Naleznéme feseni p*, resp. p*
ménné p.

nasledujicich rovnic vzhledem k pro-

B(x,p,n):%, resp. lfB(xfl,p,n):%. (15)

2. Vypocéitejme M, M z rovnic

T n—1
M= — *IN —
M 2+p_< 5 ),
R n—1
M=— (N — .

M

3. Stanovme hodnoty p= 5 ap = %

Poznamenejme, Ze pro feSeni rovnic (15) lze opét s vyhodou pouZit vzorce
(12).
2.3 Modelovani Poissonovym rozdélenim

V piipads, ze n je dostatecné veliké (n > 50, n < 0,1N) a naopak odhady
parametru p vychazeji malé (p < 0, 1), 1ze dale jesté aproximovat nasledujicim
zpusobem:

n k
np
pi = P(Y0 X = k]~ 2 (). (16)
i=1 ’
EX ~np, varX = np, (17)
Ef=p, varp= %. (18)

Interval spolehlivosti Ize potom stanovit stejnym postupem jako v predcho-
zich kapitolach s tim, Ze py, ze vztahu (1) nahradime hodnotou ze vztahu (16).
Tlustraci sitky intervalu spolehlivosti na zékladé aproximace Poissonovym roz-
délenim je moZno spatfit na grafu 2.3. Pfi stanoveni intervala spolehlivosti
se potom d& vyuzit vztahu

F(kj,p’ n) =1- X%(k-&-l) (27’lp) ) (19)

kde x2(z) je hodnota distribuén{ funkce rozdéleni x? o n stupnich volnosti
v bodé x (viz napf. [16]). Je proto

p= % (P a0y (%)
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Graf 2.3: Intervaly spolehlivosti pro porovnani binomického modelu a Poissonovy
aproximace
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_ 1 a1 o
P= 5 () (1* 5),

() je 100v% kvantil x? rozdéleni o f stupnich volnosti.

kde (XQ)f

2.4 Aproximace normalnim rozdélenim

V pfipadé, ze n je dostatecné velké, lze na zakladé centralni limitni véty
pouzit dalsi aproximaci rozdéleni ndhodné veliciny X = Z?:l X;. Obvykle
se uvazuje vhodnost této aproximace v pfipadé, kdy np(1—p) > 10. K tomuto
problému viz téz 4.2.1. Diky centralni limitni vété plati

p [X —-EX
vvar X

kde ® je distribu¢ni funkce normalniho rozdéleni se stfedni hodnotou 0 a
rozptylem 1. Je tedy vzhledem k odvozenym hodnotam stiedni hodnoty a
rozptylu odhadu p

< :c] ~ O(x),

~1_ 5
lim P l|ﬁ—p| <z-g u] =1-aq, (20)
n—oo n

kdez_g = @~ (1 - §) je 100(1—%)% kvantil normélniho rozdéleni N (0,1).
Odtud dostavame velmi casto pouzivany priblizny tvar intervalu spolehlivosti
[p, ], kde

_ - P -p)
p=P-a-g\| =
— (1)
Pt gy AR,
n

Pti volbé o = 0,05 je hodnota z1_¢ pifiblizné rovna 1,96, misto toho se
¢asto nahrazuje méné pfesnou hodnotou 2. Vzorec (20) 1ze zpfesnit pouzitim
pfesného rozptylu p na zakladé hypergeometrického rozdéleni. Ve vzorcich

P [51=p) . [5-p) [/N—
(20), resp. (21) se nahradi vyraz % vyrazem ¥ ~—1- Toto

zpresnéni se nazyva konecnostni zpresnéni. Déale je potfeba poznamenat, Ze
nestrannym odhadem hodnoty p(1 — p) neni hodnota p(1 — p), ale hodnota
—=p(1 — p), je proto spravnéjsi pouzit ve vzorcich (21) ve jmenovatelich
hodnotu n — 1. Pfi rozsazich vybért, jakych se zpravidla pouziva, je vsak

vysledné zpfesnéni bezvyznamné.
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Zajimavou variantu pro odhad intervalu spolehlivosti je mozno najit napf.
v [31]. Vzorec vychazi opét z aproximace normalnim rozdélenim, tentokrat
vsak ve tvaru

1 —
lim P [m—m < s M] —1-a (22)

Oznacme pro zkraceni zapisu z := z;_a. Ekvivalentnimi tipravami (22)
Ize dosahnout tvaru lim, .o P [p € [p, ]| =1 — «, kde

2np + 22 — 2\/4np (1 — p) + 22

b= )
_ 2np+ 2%+ z\/4np (1 — p) + 22
p= 2(n+ 22 '

Blyth a Still v [4] uvAdéji alternativni aproximaci s tzv. spojitostni korekei,
kde se interval spolehlivosti bere jako mnozina p, pro kterou plati

=1-aq, (24)

n—oo

. N 1 p(l—p
i P i1 <= 10

¢emuz odpovida interval spolehlivosti s mezemi

2nﬁ+22—1—z\/z2—2—%+4ﬁ(n(1—ﬁ)+l)

_ , p>0,
p= 2(n+22) p
01 p:()? (25)
2nﬁ+z2+1+z\/z2+2—%+4ﬁ(n(1—ﬁ)—1)
— p<l1
p= 2(n+ 22) S
1, p=1

V ¢lanku [23] je uvedeno srovnani jednotlivych metod pro odhad relativ-
nich éetnosti, ze kterého vyplyva preference intervalovych odhadi (24), (25).
Hodnotu M odhadujeme potom stejné jako v kapitole 2.1 pomoci vztahu (3)
a interval spolehlivosti podle (6).

Poznamenejme, Ze v pfipadé, kdy je rozsah vybéru srovnatelny s velikosti

populace, by §lo dosdhnout zpfesnéni tohoto odhadu (podobné jako u klasické

N—n p(1—p)

/1.7 . , , p(1—p) /
normalni aproxnnace) nahrazenim vyrazu I v (24) vyrazem N_1 Py s

12



tj. rozptylem p v hypergeometrickém modelu — viz 2.1.1. Meze intervalu spo-
lehlivosti pak dostaneme nahrazenim hodnoty z v (25) hodnotou
N—-n

* = . 2
2o (26)

Tuto aproximaci budeme v tomto ¢lanku nazyvat konec¢nostnim zpfesnénim
Blythovy-Stillovy aproximace.

Na zavér této kapitoly ukdzeme grafickou reprezentaci vybranych metod
odhadu. Jako referen¢ni model uvazujeme pfesny propocet intervalu spoleh-
livosti na zakladé kapitoly 2.2. Ten je na grafech vyznacen vzdy plnou ¢arou.
Prerusovanou ¢arou jsou vyznaceny aproximativni modely. Na grafu 2.4 lze
porovnat pfesny propocet s normdlni aproximaci zalozenou na vzorci (21).
Z grafu je vidét rostouci pfesnost aproximace pro rostouci n. Na druhou
stranu, pro malé hodnoty parametru p (resp. hodnoty parametru p blizké 1)
muze i zde dochazet k nepfesnostem, jak ukazuje detail na grafu 2.5.

Lepsi vlastnosti aproximace (25) ilustruje graf 2.6 (srovnej s 2.4). I zde
v8ak dochézi k ur¢itym nepfesnostem pro hodnoty p blizké 0 (resp. 1), které
jsou vS8ak vyrazné mensi nez v pripadé klasické norméalni aproximace, jak
ukazuje graf 2.7 (srovnej s 2.5).

Na poslednim grafu 2.8 ukdzeme porovnani pfesného hypergeometrického
modelu s modelem binomickym, Blythovou—Stillovou aproximaci a jejim ko-
nec¢nostnim zpfesnénim dle (26).

2.5 Pravdépodobnost pokryti skuteéné hodnoty para-
metru pri aproximaci normalnim rozdélenim

Klasickd aproximace normalnim rozdélenim (21) se doporuc¢uje pro dosta-
teéné velky rozsah vybéru (velikost vzorku) n, a neni-li parametr p pfilis
blizko 0 nebo 1. Oc¢ekavali bychom, ze pfi rostoucim n se skutecna pravdépo-
dobnost zahrnuti spravné hodnoty 100(1 — «)% intervalem spolehlivosti pro
parametr p bude blizit hodnoté 100(1—«) %. O tom, Ze tato konvergence neni
rovnomérnd, ale ma oscilujici charakter, se mizeme pfesvédcit na grafu 2.9.
Zajimavé je i chovani skute¢né pravdépodobnosti zahrnuti pro pevné n a pro
ruzné hodnoty p (viz graf 2.10). Podrobnéjsi rozbor lze nalézt v [6].

2.6 Odhady cetnosti v ramci cilové skupiny

Cilovou skupinou zde rozumime v ,nestatistické obci“ ustaleny pojem pro ur-
¢itou ¢ast (podmnozinu) populace, kterd je predmétem zajmu. Cilovou sku-
pinou mohou byt rtizné vékové kategorie (naptiklad déti ve veku 4—14 let),

13



Aproximace intervall spolehlivosti normdlnim rozdélenim
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Graf 2.4: Porovnani intervalu spolehlivosti pro normalni aproximaci s binomickym
modelem
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Graf 2.5: Porovnani intervalu spolehlivosti binomického modelu s normélni

aproximaci v detailu
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Aproximace intervall spolehlivosti Blythovou-Stillovou metodou
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Graf 2.6: Porovnéani intervalii spolehlivosti na zakladé binomického modelu a
Blythovy—Stillovy aproximace
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Graf 2.7: Porovnéni intervalu spolehlivosti pro Blythovu—Stillovu aproximaci
s binomickym modelem v detailu
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Porovnéni binomického a hypergeometrického modelu a Blythovych-Stillovych aproximaci

binomicky model s B.-S. aproximaci, n=50
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Graf 2.8: Porovnani intervalu spolehlivosti hypergeometrického a binomického
modelu s Blythovou—-Stillovou aproximaci a jejim kone¢nostnim zpfesnénim
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Pravdépodobnost pokryti skuteéné hodnoty 95% intervalem spolehlivosti
pfFi aproximaci normalnim rozdélenim (p = 0,2)
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Graf 2.9: Pravdépodobnost pokryti skuteéné hodnoty parametru 95% intervalem
spolehlivosti pfi aproximaci norméalnim rozdélenim pro parametr p = 0,2 pii
raznych hodnotach velikosti vzorku n
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Pravdépodnost pokryti skuteéné hodnoty 95% intervalem spolehlivosti
pFi aproximaci normalnim rozdélenim (n = 100)
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Graf 2.10: Pravdépodobnost pokryti skute¢né hodnoty parametru 95% intervalem
spolehlivosti pfi aproximaci normalnim rozdélenim pro rozsah vybéru (velikost
vzorku) n = 100 pfi riznych hodnotach parametru p
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lidé s rtiznym vzdélanim (napfiklad vysokoskoldci) apod. Pro danou cilovou
skupinu potom opét chceme odhadnout relativni nebo absolutni ¢etnost né-
jakého jevu (naptiklad relativni pocet posluchaci dané rozhlasové stanice,
absolutni pocet notorickych alkoholikii apod.). Podobné jako pfi odhadech
v ramci celé populace budeme odhadovat parametr p, ktery znac¢i pomér
vyskytu zkoumaného jevu v ramci cilové skupiny.

Pii detailnéjsim pohledu zde vznika i dalsi Gloha, jaky je v ramci celé
populace vyskyt jedinci, ktefi odpovidaji zkoumanému jevu a soucasné jsou
¢leny zkoumané cilové skupiny. Tato tloha je vSak tllohou, kdy zkoumame
vyskyt ur¢itého jevu v ramci celé populace (napiiklad pocet déti, které jsou
posluchaci dané rozhlasové stanice, pocet notorickych alkoholikti, ktefi jsou
sou¢asné vysokoskoldky apod.).

V ptipadé, ze odhadujeme ¢etnosti (at jiz absolutni nebo relativni) v rdmci
cilové skupiny, je tloha analogicka tloze z predchozich kapitol. Prvni rozdil
spoc¢iva v tom, ze musime zmensit vychozi hodnotu N, ktera nyni odpovida
pouze Casti populace, presnéji velikosti cilové skupiny. Ve vétsiné pripadu je
cilova skupina dostateéné velkd (i kdyz tfeba jeji velikost, tj. N, nezndme),
takze mizeme pouzit pfimo postupy kapitoly 2.2. I v pripadé, ze tomu tak
neni, je lepsi pouzit postupy zalozené primo na hypergemetrickém rozdéleni
nebo postupy zmiriované v kapitole 6, resp. 7 (v pfipadé, Ze nezndme hodnotu
N). Druhy rozdil spo¢iva v tom, Ze hodnota rozsahu vybéru n (to jest pocet
vybrangch prvka v rdmeci dané cilové skupiny) je obvykle pied vlastnim prove-
denim vybéru neznama a tedy nahodna. Uvedené intervaly spolehlivosti jsou
proto podminény tim, Ze pocet respondentti z dané cilové skupiny je praveé
n. Tento postup je pro vétsinu praktickych situaci naprosto postacujici.

Rozbor dalsich situaci (napf. kdybychom chtéli stanovit interval spolehli-
vosti pfed vlastnim provedenim vybéru pro stanoveni jeho vhodného rozsahu)
nebudeme v tomto ¢lanku pro jeho komplikovanost rozebirat. Bylo by na-
priklad mozné na zakladé zpusobu vybéru urcit pravdépodobnosti realizace
jednotlivych velikosti cilové skupiny n a provést propocet nepodminénych
rozptyld a odpovidajicich interval spolehlivosti. Zde by opét mohla najit
uplatnéni metoda bootstrapu, i kdyz simulace rozsahu vybéru miize byt kom-
plikovana. Dal$im moZnym postupem by byl pfistup na zakladé pomérovych
odhadu (viz 4.3).

2.7 Problematika odhadu chyby pro relativni a abso-
lutni ¢etnost ve vazeném vzorku

Pfi témér kazdém vystupu z vyzkumu vefejného minéni dochazi k tzv. pfe-
vazovani vysledkl. Jednd se o to, Ze i sebelépe zorganizovany nahodny vybér
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je poskozen odmitnutim jedinct zucastnit se vyzkumu. Pomineme-li imyslné
falsovani odpovédi ze strany respondent, které se objevuje zejména ve vyzku-
mech politickych preferenci, v otazkach na velikost osobnich nebo rodinnych
prijmi, pripadné v otazkach na dosazené vzdélani apod., je problematika na-
vratnosti a odmitnutych rozhovori jednim z nejvaznéjsich problémii odhadt
spravnych hodnot. Vazeni jako takové mize Castecné napravit alespon jednu
nesrovnalost, a to pripadné vychyleni zpusobené prevahou urcité skupiny
obyvatel ve vysledném vybérovém vzorku oproti skute¢nému poméru v celé
populaci, pokud tato vychylend skupina projevuje v mérené charakteristice
odlisnost od zbytku populace. Na druhou stranu vazeni nemtze nahradit
chybéjici a potencialné odlisnou informaci o respondentech odmitajicich od-
povéd.

Vézeni znamenad prifazeni vah jednotlivcum ve vysledném vzorku, tj. hod-
not w;, ¢ = 1,...,n, kterymi jsou vysledné hodnoty odpovédi prevazovany.
Nechceme zde diskutovat filozofii vazeni jako takového, ani postupy pro sta-
noveni vah w;. Z metod vypoc¢tu vah citujme pouze predevs§im postupy za-
lozené na praci [11], ve které Deville a Sdrndal navrhli tfidu kalibra¢nich
odhadt. Tyto kalibracni odhady jsou asymptoticky ekvivalenti zobecnénému
regresnimu odhadu (GREG), viz napiiklad [28]. Specidlnim p¥ipadem ka-
libra¢nich odhadt je i itera¢ni metoda nazyvana ,raking®, ,rim weighting®
nebo téZ ,,proportional fitting“, viz [10], jeji porovnani s metodou zaloZenou
na minimalizaci x? lze nalézt napiiklad v [21]. Dalsi metody vypoctu vah
lze najit napiiklad v [15] nebo [25]. Porovndni nékterych metod odhadu roz-
ptylu zobecnéného regresniho odhadu je uvedeno napiiklad v [29]. Postup
pro vypocet vah, které odpovidaji tzv. , kosmeticky kalibrovanym odhadtm®
lze nalézt v [5]. Déle uvedeme pouze nejéastéji pouzivany piistup pro odhad
chyby vazenych odhadt.

Ve vsech predchozich postupech pro odhad relativni Cetnosti, resp. ¢et-
nosti absolutni byly pouzity vzorce, ve kterych kromé znamych determinis-
tickych hodnot byla pouzita ndhodna veli¢ina X, oznacujici pocet vyskytt
sledovaného jevu v n pozorovéanich — viz zavedeni znaceni za vzorcem (1).
Pri vaZenych odhadech a odhadech jejich presnosti se tato veli¢ina nahradi
jejim vazenym protéjskem. Myslenka je v zasadé takova, Ze misto jednoho je-
dince jsme dostali odpovédi od w; jedinci. Odhady relativnich a absolutnich
Cetnosti proto zalozime na stejnych vzorcich jako v predchozich kapitolach
s tim, ze veli¢inu X nahradime odhadem

> w; i=1
=1
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Protoze i odhady velikosti rozptylt a intervalt spolehlivosti uvedené pro-
zatim v tomto ¢lanku lze zkonstruovat na zékladé znalosti velic¢iny X, je
mozno je pouzit s tim, Ze tuto veli¢inu nahradime vdZzenym souétem (27).

Poznamenejme pouze na okraj slabé misto tohoto pfistupu. Pokud totiz
vazime, upravujeme vybérovy vzorek na vybér dosazeny stratifikovanym na-
hodnym vybérem, kde vazeni vlastné stanovuje jednotlivé proménné, vzhle-
dem k nimZ mé byt vybér reprezentativni. Vyslednou hodnotu X potom
nelze povazovat za veli¢inu s hypergeometrickym, resp. binomickym rozdé-
lenim. Spravnéjsi by bylo propocitat odhady pfes jednotliva ,strata“ a pro
kazdy takovyto odhad vypocitat vliastni velikost chyby. Vyslednou chybu pak
propocitat jako vézenou kombinaci chyb odhadt v jednotlivych ,stratech®
vybéru. Vzhledem k tomu, Ze véazeni Casto probiha pres kategorie, které
nejsou navzajem disjunktni, je vSak takovyto pristup kromé velké kompli-
kovanosti v podstaté nemozny. Rovnéz stanoveni intervalu spolehlivosti na
zakladé kombinace intervalt spolehlivosti odhadd v jednotlivych ,stratech®
je obtizné, ne-li nemozné. Proto se v praktickych situacich vétsinou spoko-
jujeme s postupem uvedenym v pfedchozim odstavci. Tento pfistup je tim
korektnéjsi, ¢im jsou hodnoty w; blize k jedné.

3 Srovnavani vybérovych Cetnosti

V tomto odstavci probereme situaci, kdy méfime vyskyt dvou jevi v populaci.
Jako zasadni budeme uvazovat dva modely:

e NasSe méreni odpovidaji jinym jedinciim populace a porovnavame mezi
sebou odhady vyskytu jevi na zakladé téchto dvou nezavislych vybéru.

e Nase méfeni probihaji na stejnych jedincich a méfime zménu vyskytu
jevu pii zménénych podminkach.
3.1 Porovnani dvou nezavislych vybérovych ¢etnosti

V tomto odstavci budeme predpokladat, ze zkoumame vyskyt jednoho nebo
dvou znakt na zakladé méfeni, ktera jsou vSechna vzajemné nezavisla. Pocet
méfeni vyskytu prvniho znaku oznac¢ime n; a prislusna méfeni jako X;, i =

1,...,n1. Podobné poéet méfeni druhého znaku (resp. stejného znaku v po-
pulaci, ale na jinych jednotkach) oznaéime jako ny a pfislusnd méfeni jako
Y, i =1,...,n9. Dale oznac¢ime jako pi, resp. p2 teoretickou pravdépodob-

nost vyskytu prvniho znaku, resp. druhého znaku. Budeme zkoumat inter-
valové odhady parametru § = p; — ps. Oznac¢ime déle ¢ = % Vzhledem
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k tomu, Ze velikost populace, na které jsou provadéna méfeni, je obvykle vy-
razné vétsi nez velikost vybérovych vzorkid, budeme v tomto odstavci pred-
pokladat, ze X;, i = 1,...,n1 a Y;, 7 = 1,...,n2 jsou nezavislé ndhodné
velic¢iny.

P1i konstrukci intervalovych odhad parametru 6 Ize postupovat analo-
gicky jako v pfipadé jednoho vybéru. Vychazime zde zejména z prehledného
¢lanku [22]. Jako nejjednodussi se jevi vyuzit asymptotické normality ma-
ximalné vérohodného odhadu 6 = ZiiiXi — 21;221 i Rozptyl tohoto od-

pil=p1) 4 pa(1—ps)
ni n2

hadu, ktery je roven , se odhadne nahrazenim teoretickych

X

pravdépodobnosti p1, po jejich vybérovymi ekvivalenty p; = L Dy =
—Zlil Loy Intervalovy odhad potom dostaneme jako
~ - 1— ~ ~ 1— —~
eiz\/pl( p1)+pz( pz)’ (28)
n no

kde z je pfislusny kvantil normalniho rozdéleni.
Podobné jako ptfi odhadu v jednorozmérném piipadé se pouziva princip
spojitostni korekce (viz napf. [12]), ktery dava intervalovy odhad ve tvaru

+

~ ~ ~ ~ 1 1
~ 1-— 1-— =+ =
0+ Z\/pl( p1)+p2( pz) n1 na (29)

n1 N9 2

Variant pro vypocet chyby pfi porovnani dvou vybérovych cetnosti je
celad fada. Velmi pékny prehledny ¢lanek porovnavajici jednotlivé pristupy
lze najit v [22]. Vyjméme z néj napiiklad tam citovanou (pod éislem 10) i
doporucovanou metodu. Interval spolehlivosti pro rozdil 6 se udava ve tvaru
[0 — 6,0+ €], kde

5 \/ hl=h) | wall=w) (30)

ni na
1- Io(1 -1
622\/u1( ) + 2( 2). (31)
ny Up)
l1, uy jsou kofeny rovnice (vzhledem k )
~ m(l—m
71—l = 2y "L
ni
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a la, ug jsou kofeny rovnice (opét vzhledem k )

(1 77‘().

[p2 — 7| =2
n2

Tyto kofeny se daji vyjadiit ve tvaru, ktery je analogicky vyrazu (23).

3.2 Porovnani dvou nebo vice relativnich ¢etnosti na
stejném vybérovém vzorku

V tomto pripadé rozsifime nase znaceni nasledujicim zptisobem. Budeme
predpokladat, Ze na jednom jedinci mame k dispozici k méfeni. Veli¢ina X;;
bude urcovat vyskyt znaku pfi prvnim zkoumani na jedinci ¢. Veli¢ina X;o
potom vyskyt znaku pfi druhém zkoumani, teoreticky miize jit i o zkoumani
vyskytu jiného znaku. Takto budeme postupovat dale, az kone¢né oznacime
X, veli¢inu, ktera nabude hodnoty 1 pfi vyskytu znaku na i-tém jedinci p¥i
k-tém zkoumani (mé¥eni). Jako piiklad zde muze slouzit napriklad kontinu-
alni vyzkum vyskytu néjakého jevu v panelu jednotlivci v ur¢itych ¢asovych
obdobich.

Oznaéme pocet vyskytl jevu pfi j-tém zkoumani T; = 3" ;| X;;. Vhod-
nou statistikou pro ovéreni hypotézy, ze mezi teoretickymi relativnimi céet-
nostmi neexistuje vyznamny rozdil, je

k
> (T =T)?,
j=1
Z?:l T

kde T = 7. V ¢lanku [8] je uvedeno asymptotické rozdéleni pro tuto
statistiku ve tvaru

kol

k(k — 1) 3 (T; — T)2

(32)
jako x2 s k — 1 stupni volnosti, pfi¢em? u; znacéi pocet vyskytt jevu u i-tého

jedince, tedy
k
U; = ZXZ']', V.
j=1

V piipadé k = 2 pfechézi uvedeny test do zndmého McNemarova testu (viz
napf. [3, 19]).
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4 Odhady dalsich charakteristik populace a je-
jich chyba

4.1 Terminologie a znaceni pri vybérech z konec¢nych
populaci

V literature zabyvajici se vybéry z konecnych populaci se pouziva vyrazné
odlisné znaceni nez v teorii pravdépodobnosti. Velka pismena jsou zde vyhra-
zena pro populacni, tj. pevné (nendhodné) charakteristiky, a naopak malymi
pismeny se znaci charakteristiky vybérové, které jsou ovsem nahodnymi ve-
li¢inami. (Pfi oznac¢ovani hodnot zkoumanych znaki na jednotkéch populace
znaceni kolisd — srov. napf. [9] a [14].) V nésledujicich dvou kapitolach proto
budeme v souladu s literaturou pouzivat odlisné znaceni oproti predchozimu
textu.

Neni-li feceno jinak, rozumi se prostym nadhodnym vybérem vybér bez
vraceni se stejnou pravdépodobnosti zahrnuti pro kazdou jednotku. Vybér
s vracenim se v praxi patrné prilis nepouziva, je vSak vyhodny z teoretického
hlediska — vétSina odvozeni je v tomto modelu mnohem jednodussi, nebot
jednotlivé pokusy jsou na rozdil od vybéru bez vraceni nezavislé. V obvyklych
ptipadech, kdy je rozsah vybéru mnohem mensi nez velikost populace, je navic
zpresnéni odhadi odvozenych za predpokladu vybéru bez vraceni prakticky
zanedbatelné.

Predpokladejme, Ze sledujeme dva znaky, které u jednotek v populaci S

nabyvaji hodnot x1,...,xN, resp. y1,...,yn. Ozna¢me populaéni (zékladni)
thrny

N N

i=1 i=1

a jejich vybérové protéjsky

wzzfﬂi, yzzyi,

€S i€ES

kde s je prosty ndhodny vybér o rozsahu n z populace S. Analogicky oznac¢ime
populaéni priméry

o 1 N o 1 N
X:NZ:@, Y:NZyi
i=1 i=1
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a vybérové pruméry

S

1€s i€s

Dale zavedeme populacni, resp. vybérovy rozptyl

N
1 = 1
2 _ § L 2 2 _ § )2
O—y*N_l (y’b Y)7 Sy*n_l (y’b y) .

i=1 €S

2

Misto vyrazu o, se nékdy pouziva téz

N
. 1 —, N-1

0y2zﬁ§ (yi—Y)* = N 05'
i=1

2

(Vzorce pro 02, s2 apod. zde jiz neuvaddime, nebot jsou zcela analogické.)

4.2 Odhad priuméru a uhrnu

Pfi prostém ndhodném vybéru plati mj. nasledujici vztahy (viz napf. [14]):

Ey=Y, (33)
ny\ 1
7=(1——=)=02 4
vary ( N) ~Ty (34)
Es) =o7. (35)

Pfi vybéru s vracenim plati stale (33), ale (34)—(35) se zméni (viz napf. [9]):

1
vary = 501’32, (36)
Es2 = o2, (37)

Jak vyplyva z rovnice (33), 7 je nestrannym odhadem priiméru Y a

s N
Y =Ny=—y

je nestrannym odhadem tthrnu Y. Rozptyl odhadu Y je N?nésobkem rozptylu
Y, tj. pri vybéru bez vraceni

- |
vary = N? (1 - %) ~a2. (38)
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Intervalové odhady primeéru, resp. thrnu jsou pak tvaru

1
gtzia (17 %) Esi, (39)
_ 1

V4 Nz o (17 %) =2, (40)

kde z1_g je kvantil normalniho rozdéleni, je-li n > 30. V opa¢ném pripadé
se za 21—g dosadi prislusny kvantil Studentova ¢ rozdéleni s n — 1 stupni
volnosti. Vynechdnim konec¢nostniho nasobitele (1 — &) dostaneme odhady,
které bychom odvodili z vybéru s vracenim.

Uvedeny postup je opravnény pouze v pripadé€, ze rozdéleni hodnot y;
v populaci je alesponn pfiblizné normélni. Dle Ing. Machka pfitom nejvice
vadi zejména vyrazna asymetrie (Sikmost) tohoto rozdéleni. V takovém pii-
padé rozdéleni § konverguje (pii rostoucim n) k normélnimu pomaleji, a je
proto potieba vyssi rozsah vybéru na to, aby intervaly spolehlivosti (39) a
(40) opravdu pokryvaly pfislusné populaéni charakteristiky s poZadovanou
pravdépodobnosti. Problematické je dle [9] rovnéZ pouziti téchto intervalo-
vych odhadi pro vysoké koeficienty spolehlivosti (99 % a vice, tj. o < 0,01),
nebot rozdéleni vybérovych priméri je na obou koncich velmi citlivé na stu-
pen odchyleni rozdéleni y; od normalniho a také na pritomnost extrémnich
hodnot.

Urcitou moznost kvantifikace, nakolik je rozdéleni hodnot y; blizké nor-
mélnimu, lze nalézt v [14], véetné v praxi bohuzel nepfili§ pouzitelného po-
stupu pro pripady, kdy toto rozdéleni neni blizké normalnimu. Lep$i feSeni,
které by patrné spocivalo v konstrukci asymetrického intervalu spolehlivosti
(podobné jako v predchozich kapitolach popsané intervalové odhady relativni
Cetnosti), ndm ale zatim neni znamo.

4.2.1 Odhad cetnosti a relativni Cetnosti jako specialni pripad
thrnu a pruméru

Specidlnim pfipadem je 0-1 znak, kdy thrn nazyvame Cetnosti a prameér rela-

tivni (nebo pomérnou) éetnosti. Ozna¢me populaéni, resp. vybérovou ¢etnost

symboly N, resp. n, a populacni, resp. vybérovou relativni ¢etnost symboly

P,, resp. py. Vybérova Cetnost n, je pfi prostém ndhodném vybéru bez vra-

ceni ndhodnou veli¢inou s hypergeometrickym rozdélenim — viz 2.1.

Dle [14] lze v tomto pfipadé pouzit odhady (39) a (40), je-li n, > 50,
pricemz ( )
o _ npy(l—py

Sy=" "1 - (41)
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Jak vyplyva z (35), si je nestrannym odhadem rozptylu 05, pro ktery v pri-
padé 0-1 znaku plati

N
ol =——P,

v N1 y(l_Py)ipy(l_Py):U*Q-

Y

Pro 10 < n, < 50 doporucuje Héjek v [14] korigovat nespojitost rozdéleni
vybérové ¢etnosti n, piiddnim clenu 2%, resp. 2%, tj.

1 ny\ 1
RS (1 - N) ~s2, (42)
N n\ 1

Pro n, < 10 je dle Hajka (viz [14]) lepsi pouzit odhady zaloZené na
aproximaci Poissonovym rozdélenim se stfedni hodnotou nP, — viz 2.3. Tyto
odhady uz ale nebudou symetrické kolem bodového odhadu (podobné jako
nejsou symetrické ani presné intervaly spolehlivosti odvozené na zakladé hy-
pergeometrického rozdéleni).

V ptipadé prostého ndhodného vybéru s vracenim je vybérova cetnost ny
nahodnou veli¢inou s binomickym rozdélenim — viz 2.2. Pfi pouziti normalni
aproximace dostaneme analogické vzorce pro intervalové odhady, které se od
(39) a (40) budou lisit pouze absenci konecnostniho nasobitele (1 — &) a
budou (az na odli$né znadeni) stejné jako ty ve vztahu (21) po nahrazeni
jmenovatele n vyrazem n — 1. Znovu poznamenejme, ze jak vyplyvé z (37),
nestrannym odhadem rozptylu 0,’;2 = P,(1 — P,) neni vjraz py(1 — py), ale

4.3 Odhad poméru dvou thrnt

Pomér thrntt Y/X (ktery je samozifejmé roven i poméru priméri Y /X)
odhadujeme vybérovym pomérem y/x. Intervalovy odhad je odvozen v [14]
zavedenim pomocnych hodnot

pro jejichz thrn plati, ze
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Intervalovy odhad poméru dvou thrnt Y/X je tvaru

Yy, Z1-g n n Y 2
Lt (1-3) (s = Lai) 44
x x \/ N/ n-1 lezs Yi z " (44)
resp. pii zanedbédni kone¢nostniho nasobitele (je-li N mnohem vétsi nez n)
y A5 | n A%
Yyyzios (,__). 45
—E lezé Yi = @ (45)

Odhad (44) je tim uspokojivéjsi, ¢im mensi je pomérna vybérova chyba
vybérového tthrnu x

kde
oy

v, =2

je varia¢ni koeficient. Hajek v [14] uvadi, ze odhad (44) lze poklddat za uspo-
kojivy, pokud je vybérovy odhad pomérné vybérové chyby g, < 0,2, kde

(%)
x = Uz v
g N/ n

Sz
Vg = —.
T

Nabyvaji-li ; hodnot pouze 0 nebo 1, 1ze variac¢ni koeficient V,, vyjadrit jako

v- bk pxw%(él)- To0 )

V tomto ptipadé je tedy (pfi zanedbéani koneénostniho nésobitele)

Nerovnost g, < 0,2 je pak splnéna pro

25n

> —
Y

tedy napf. pro n, > 25.
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Specidlnim vyuzitim odhadu poméri dvou thrnd je odhad préméru (¢
relativni Getnosti) néjakého jevu na cilové skupiné, jejiz velikost v populaci
neznadme. V tomto pripadé udavaji hodnoty x; prislusnost k dané cilové sku-
piné (z = n, je jeji velikost ve vybéru a X = N, nezndma velikost v celé
populaci) a y; hodnoty zkoumaného jevu pro jedince z dané cilové skupiny,
pricemz y; = 0, pokud x; = 0.

4.4 Odhady ve vazeném vzorku

V pripadé vazeného vzorku se vSechny odhady odvozené pro nevazeny vzorek
upravi dale popsanym zptsobem.
Vybérovy thrn y, primér § a rozptyl 5,3 se nahradi vazenymi protéjsky:

n
= w; i s
Yu Zwi% Vi
i€ES
Zwiyi
7 _i€s
1€S
1 n
2 X = )2
o T T 2 )
i€Ss 1es

Poznamenejme, Ze pro 0-1 znak odpovida sﬁ,y VyTazu 5 Puwy (1 — puwy), kde
Duwy j€ VazZend relativni cetnost znaku y.
Viraz e, (vi — %xl)z z odhadu (44) a (45) se nahradi vyrazem

2
n Yw
Z w; sz <yz - E%) )

1€S 1es

kde z,, je vazeny thrn znaku x definovany analogicky jako u znaku y.

5 Skupinkové vybéry

zkoumané elementy, ale jejich urc¢itd uskupeni, a Setfeni provadét na vsSech
jednotkach vybrané skupinky. Prikladem jsou tfeba vybéry domécnosti na-
misto nékolika jednotlived v nich Zijicich ¢i celych skolnich tfid namisto jed-
notlivych zdkd. V takovych pfipadech vSak nemtzeme pocitat s nezavislosti
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vybranych jednotek z téze skupinky, a dosud odvozené vztahy proto mohou
byt mirné zkreslujici.

Pro definici modelu popisujiciho vlastnosti odhadt této modifikace na-
hodného vybéru se opfeme o moderni teorii pravdépodobnostniho vybéru,
jak je popsdna napfiklad v [13] ¢ [26].

5.1 Nahodny vybér z kone¢né populace

Nez pristoupime k teorii skupinkovych vybért, popiSme standardni teorii
nahodnych pravdépodobnostnich vybért a tu pak zobecnéme na studovany
problém.

Jako vyse predpokldadame populaci N prvkia

S=1{1,...,N},

na které provadime vybér s C S, o n prvcich. Velikost vybéru n byva vétsi-
nou predem stanovena, existuji vSak i postupy, pfi kterych pocet vybranych
jednotek je ndhodnou veli¢inou.

Nahodnym vybérem budeme v této kapitole rozumét pravdépodobnostni
rozdéleni {P(s)}scs na mnoziné viech moznych podmnozin S. Budeme pied-
pokladat, ze kazda jednotka populace muze byt vybrana s kladnou pravdeé-
podobnosti. Matematicky lze tedy ndhodny vybér popsat pomoci systému
pravdépodobnosti

0<P(s) <1 VsCS§,
> P(s)=1,

sCS

pricemz
VieS dsCS: ies, P(s)>0.

Prifazenim nulovych pravdépodobnosti celym tfiddm podmnozin S mi-
zeme docilit pozadovanych vlastnosti vybéru. Pokud napfiklad pozadujeme
pevnou velikost vybéru n, kladnou pravdépodobnost prifadime pouze tako-
vym podmnozinam s C S, které maji pravé n prvku.

Pro studium vlastnosti odhadt jsou velmi dtlezité dva ukazatele: prav-
dépodobnost, Ze do vybéru bude zahrnuta jednotka i, a pravdépodobnost, ze
do jednoho vybéru budou zahrnuty jednotky ¢ a j zaroven. Oznacime tyto
pravdépodobnosti II; a II; ;, tj.

11, P(i € s),
Hi,j = P(Z,] S S).
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Pomoci takto zavedeného aparatu samoziejmé mizeme popsat vSechny
znamé druhy pravdépodobnostnich vybért.

Priklad 5.1 Je-li napr.
1

Ny

(n)

pro vSechny podmnoZiny S, které maji pravé n prvki, jde o prosty nahodny
vgbér (PNV). Pravdépodobnosti zahrnuti jsou tedy rovny

P(s) =

N-—-1

N -2

n— n(n—1
I = ((25) = NEN—l))'

Jako v predchozich kapitolach predpokladejme, ze pro kazdy prvek ¢ € S
Ize jednoznacné urcit hodnotu y; néjaké veli¢iny Y, pficemz pripoustime i
diskrétni a spojité rozdéleni Y (nikoliv jen hodnoty 0 a 1).

Budeme se zde zabyvat pouze odhadem Y popula¢niho tthrnu

Y = Zy’w
€S

pri¢emz v pfipadé primeéru (u alternativni veli¢iny odpovid4 relativni Getnosti
— viz kapitolu 2) lze odhad jednoduse zkonstruovat jako

~
I
2=

Rozptyl tohoto odhadu pak dostaneme podélenim druhou mocninou N, tj.

vari}
=Nz

<
S
=
=

Nadale budeme ptfedpokladat, ze odhad Y thrnu Y bude konstruovan
jako tzv. Horvitziiv—Thompsontiv, tj. ma tvar

> (47)

Jak je zndmo (viz napt. [26]), odhad (47) je nestranny a jeho rozptyl je

N
varY = E —912 )+ E Yi yJ i — ILITY)
- H2 1))
i=1 " i#j I
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Odhad tohoto rozptylu je roven

— 2
>_\4% (1 yiy; (i
varY = Zﬁ- (ﬁ- - 1) + 3 i (Hinj -1, (48)

€S I#£JES

coz lze dale upravit pro pripad vybéru o pevné velikosti na

- = 1

2
S yi oy ILIL 1L 5

i£j€Es J 1]
Priklad 5.2 Vratme se opét k PNV.
o Ny; N
y=S"24_ N 50
Rk o

tedy H-T odhad odpovidd bézné pouzivanému odhadu prumérem vybranych
jednotek vyndsobenym velikosti populace, srov. s 4.2. Dosazenim do (49) a
dpravami pak dostaneme stejny odhad rozptylu, jako je pouZit v (40).

5.2 Odhad dhrnu a jeho rozptyl pri skupinkovych vybé-

rech
Piedpokladejme, ze mame populaci S = {1,..., N}, jejiZ elementy jsou se-
skupeny do skupinek Sy, ..., Sy. Oznacme

SG = {Sl,...,S]u}

mnozinu vSech skupinek populace S. Podobné jako S muzeme Sg jedno-
znacné ztotoznit s mnozinou {1,..., M}. Necht N; znadi velikost skupinky
Sii=1,...,M.

Skupinkovym vybérem nazveme kazdy ndhodny vybér s C S, pro ktery
plati

1€s5,1€85,=5;Cs. (51)

Je ziejmé, Ze kazdy skupinkovy vybér s z S lze jednoznacné ztotoznit s né-
jakym ndhodnym vybérem sg z Sg.

Necht II}, = P(Sk € s¢), I} ; = P(Sk, S € sg). Pak plati

II, = PHes) = II pro i € Sk,
I;; = P@,jes) = I, proi € Sk, j € 51,

pri¢emz k, ! z posledni rovnosti nemuseji byt nutné riazna.
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Situace se velmi zjednodusi, pokud budeme na skupinkové vybéry nahlizet
jako na vybéry skupinek a zjistované hodnoty budou tvofit celkové soucty za
jednotlivé skupinky. Takto motivovany odhad a odhad (47) jsou pak totozné

SO TP TP

i€ESs v SrCsi€Sk k SkCs

7 vyse uvedeného divodu pak muzeme na tento odhad jednoduse apliko-
vat vzorce (48) a (49). Obdrzime tak odhady

2
( Xs: y) 1 SV Y
\i€Se /- €5, JES k,l
R (7 -1) 62
(Hk ) 2 oy 1L, IT;
Sk,S1Cs,

k£l

varY Z

Sk Cs

a pro patrné pouzivanéjsi vybér o pevném poctu skupinek

2
ORISR
vary — & Yo s ') mIn -1, (53)
2 T, 11 I,
Sk,S5;Cs, ’
kAl

Odhadem rozptylu samoziejmé jesté nedostavame intervalovy odhad pro
Y. Ten lze ovSem jednoduse ziskat napriklad pomoci aproximace normalnim
rozdélenim popsané v odstavci 2.4.

Priklad 5.3 Podivejme se opét na pripad prostého ndhodného vybéru, ten-
tokrat ve smyslu vybéru skupinek.
Necht s C S¢ je prosty ndhodny vybér m skupinek. Plati

m
H;C == M’
/ _ m(m B 1)
BUOT MM -1)
Dosazenim do (53) dostdvdme
—_— M
var¥eny =, m2 DV D v =)D vy |, (54)
Sr#S|Esa i€Sk i#£JESk IESKLIES]

coZ je ekvivalentni vzorci wvedenému napt. v [14].

35



V knize [26] se autofi vénuji kvalitativnimu porovnénani skupinkovych vy-
béri s obycejnymi. Ze vzorce (53) je patrné, ze vybéry skupinek budou velice
efektivni v pripadé, Ze pravdépodobnosti zahrnuti do vybéru budou timérné
celkovému thrnu skupinky. To lze alespon ¢astecné zaridit imérnosti vuci
velikosti skupinky (pokud predpoklddame, ze pramérné hodnoty skupinek se
prilis nelisi).

U prostého vybéru skupinek se ukazuje, ze vybér je neefektivni (mé vétsi
rozptyl odhadu nez bé&zny vybér) v piipadé, Ze v jistém smyslu primérna
variace uvniti skupinek je mald v porovnani s celkovou variaci zkoumané
veli¢iny. Toto je ovSem v praxi velmi obvyklé (napf. ¢lenové stejné domac-
nosti se chovaji podobné). Z toho plyne, Ze pouzitim béZnych odhadt pro
skupinkovy vybér mizeme zna¢né podhodnocovat rozptyl, a tudiz vyvozovat
zkreslené zavéry o chybé, které jsme se dopustili odhadem z vybéru.

5.3 Aplikace odvozenych vztahu v praxi

V predchozi kapitole jsme se v pfikladech zamérili predev§im na prosty na-
hodny vybér. Je dtlezité pripomenout, ze v praxi se vybér jen ziidkakdy
realizuje jako prosty. Na druhou stranu vzorce odvozené pro PNV jsou velmi
oblibené, jen vyjimecné se lze setkat s jinymi odhady.

Tim, Ze jsem ukézali, Ze moderni apardt pravdépodobnostnich vybéra
se pro prosty nadhodny vybér shoduje s odhady v praxi bézné uzivanymi,
jsme chtéli pfedevsim v ¢tenafi vzbudit divéru k témto fidce pouzivanym
postuptm. Cilem je, aby v pfipadé vybéra jiz z principu provadénych jinak,
nez je provadén PNV, byly pouzivany presnéjsi metody a odhady.

Nasledujici priklad demonstruje rozdil vysledka pfi pouzivani odhadi pro
bézny vybér u vybéru, ktery byl provadén jako skupinkovy.

Priklad 5.4 Pouzitim dat ziskanijch pti vyzkumu realizovaném na jednotliv-
cich rodin jsme zjistovali rozdil v odhadech chyby pocitané pro skupinkovy
vybér od odhadu pocitaného pro obycejny vybér jednotlivei. Bylo vytipovdno
celkem 10 alternativné rozdélenych velicin tak, aby bodové odhady jejich pri-
meéry priblizné odpovidaly postupné hodnotdm 2, 4, 7, 10, 15, 20, 25, 30, 40
a 50 %, a dostatecné tak pokryvaly interval (0, %} Mezilehlé hodnoty pak byly
odhadnuty pouze linedarni interpolact.

Pravdépodobnosti zahrnuti byly pocitany jako pro oblastni vybér, v tomto
pripadé se jednalo o proporciondini alokaci v jednotlivijch krajich CR, kdy se
v kaZdém kraji uvaZuje prosty vybér o rozsahu umérnému poctu domdcnosti
v kragi a vybéry v ruzngch krajich jsou vzdjemné nezdvislé. Pravdépodobnosti
zahrnutt byly vypocitdny zvldst pro vybér jednotlivct a pro vybér domdcnostt.
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Velikost vybéru lehce presahovala 1000 domdcnosti s vice nez 2500 jed-
notlivei. Zkonstruované intervalové odhady odpovidaji odhadum pro celou po-
pulaci CR.

Vysledné odhady jsou zachyceny na grafu 5.1, kde na vodorovné ose jsou
vyneseny bodové odhady jednotlivych velicin a svisld osa urcuje hodnoty pro
dolni a horni mez 95% intervalu spolehlivosti. Plnd édra pak odpovidd line-
darnt interpolaci pro odhad konstruovany jako pro vybéer skupinek, zatimco
cerchovand odpovidd odhadu pro vyber jednotlivci.

Pro relativni cetnost blizkou poloviné je konfidencni interval pocitany béz-
nou metodou skoro dvakrdt uzsi, nez by spravné mél byt.

6 Bootstrap

Chceme-li zjistit statistické vlastnosti néjakého odhadu a nemame-li k dis-
pozici podrobnéjsi informace o rozdéleni odhadu, miZzeme tyto vlastnosti
odhadnout napf. pomoci metody bootstrap. Metodu bootstrap navrhl Efron
(1979). Bootstrap muze byt nap¥. pouzit k odhadu rozptylu, vychyleni nebo
ke stanoveni intervalu spolehlivosti zkoumaného odhadu. Déle uvedeny popis
bootstrapu je zalozen na textu [30].

Predpokladejme, ze odhadujeme néjaky populaéni parametr 6 a z popu-
lace jsme vybrali n jednotek tvotici vybér s. Na vybranych jednotkidch méjme
k dispozici hodnoty z1, ..., z, sledované veli¢iny, obecné vsak muze jit o vek-
tory hodnot sledovanych veli¢in. Na zdkladé vybranych jednotek vytvorime
odhad

0o = f(21,...,2,) (55)

neznamého parametru 6. Pfejeme si nyni naptiklad zjistit, jaké je vychyleni
odhadu éo a stanovit jeho smérodatnou odchylku, pifipadné stanovit 95%
interval spolehlivosti. Za timto Uc¢elem budeme z vybéru s generovat B na-
hodnych vybéra s vracenim, kazdy o rozsahu n. V kazdém z generovanych
vybéri se tak jednotka i z vybéru s muze vyskytovat i vicekrat, nebo naopak
ani jednou. Ozna¢me nyni éj odhad popula¢niho parametru 6 zkonstruovany
na zakladé j. bootstrapového vybéru. Dale oznac¢me

1B
O = & > ;. (56)
j=1
Protoze g je bootstrapovym odhadem stfedni hodnoty E éo, muizeme vychy-
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Porovnani intervaltl spolehlivosti pro skupinkovy vybér
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Odhad pravdépodobnosti

Graf 5.1: Porovnani intervald spolehlivosti pro skupinkovy vybér
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leni odhadu 6y odhadnout jako
‘t;;s(é()) = 0 — . (57)

Odecteme-li odhad vychyleni b/i;s(é()) od puavodniho odhadu 6o, ziskdme novy
odhad opraveny vzhledem k vychyleni

éunbiased = 2HAO - éB- (58)

Pro odhad intervalu spolehlivosti pomoci bootstrapu bylo navrzeno né-
kolik metod. Predpokladejme nejprve, ze odhad 6y mé normalni rozdéleni
N(u,0?). Ozna¢me

2 1 ) N \2
S3=—= > (0~ bs) (59)

j=1
vybérovy rozptyl bootstrapovych odhadt, ktery muzeme vzit za odhad pa-
rametru o2. 100(1 — )% interval spolehlivosti je pak ddn vztahem

B

> (05— 0m)?, (60)

Jj=1

éo:tZl,%SB:éoiZl,% n—1

kde 21_q je kvantil rozdéleni N(0,1) (napf. 219,025 = 1,96 pro 95% inter-
val spolehlivosti). Pouzijeme-li odhad opraveny o vychyleni, pak dostaneme
interval spolehlivosti

B

> (6 - 0p)2. (61)

J=1

2@07@3:&21,% n—1

Pro stanoven{ smérodatné odchylky by mélo dle [30] stacit provést 100 az 200
bootstrapovych vybéru.

P#iméjsi cestou ke stanoveni 100(1 — «)% intervalu spolehlivosti je vyuZziti
rozdéleni bootstrapovych odhadt a stanoveni dolniho a horniho a/2 kvantilu
primo z tohoto rozdéleni. Oznacme 0 L,a/2 hodnotu, pod kterou padne 1005 %

hodnot z bootstrapovych odhadt éj a éU,a /2 hodnotu, nad kterou padne
1005 % téchto bootstrapovych odhadt. 100(1 — «)% interval spolehlivosti je
aproximovan jako R .

[eL,a/2a HU,Q/Z]' (62)
Ke stanoveni 95% intervalu spolehlivosti se podle [30] doporu¢uje provést
alespon 1000, pro stanoveni 99% intervalu spolehlivosti alespori 5000 boot-
strapovych vybért. Pfi malém rozsahu vybéru n pak s rostoucim poctem
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bootstrapovych vybéra B dochazi k jejich opakovani a bootstrapovy odhad
jiz déle neni zpfesnovan.

Porovnéni pfesného intervalu spolehlivosti pro hodnoty p € [0, 1] podilu
vyskytu sledovaného 0-1 znaku v populaci o velikosti NV = 10000 a rozsahu
vybéru 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. Metodu Jackknife navrhl
Quenouille (1949). Jackknife miize byt pouzit nejen k redukei vychyleni od-
hadu, ale i k odhadu rozptylu. Jde predevsim o situace, kdy nezname vzorec
pro odhad rozptylu nebo mame k dispozici jen vzorec priblizny. Prikladem
mize byt odhad rozptylu odhadu poméru dvou thrnt. Zakladni postup me-
tody jackknife je popsan napi. v [30]. Necht

éozf(:cl,...,xn) (63)

je odhad popula¢niho parametru zalozeného na vybéru s, ktery obsahuje n
jednotek. Vytvorme nyni n vybért, které vzniknou z vybéru s odstranénim
jedné nadhodné vybrané jednotky. Muze se stat, Ze néktera jednotka byla
odstranéna ve vice vybérech, jind nemusela byt odstranéna nikdy. Oznac¢me

éfj:f($17~~-7$j—1,$j+1,--~$n) (64)
odhad zaloZeny na vybéru s, ze kterého byla odstranéna jednotka j. Definujme

Jackknife odhadem 6* rozumime odhad
R 1 <X &
0" = — .
- > o (66)
k=1
Vybérovou chybu odhadu 6* mizeme priblizné odhadnout

var (0% i 0 — 6 i
@(é*): (HJ) ’H( ' ) . (67)

n n(n—1)

Pokud pivodni odhad éo mél vychyleni fadu 1/n
Efy=0(1+2), (68)
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Graf 6.1: Porovnani pfesného intervalu spolehlivosti a bootstrapového odhadu
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pro odhad é_j plati
Eé_j:9(1+%). (69)

Pro hodnoty é;‘ mame

Eé;:nEéof(nfl)Eé,j:H(n(lJr%)—(nfl) (1+ c )) = 6. (70)

n—1

Odtud je vidét, Ze odhad metodou jackknife odstratiuje vychyleni fadu 1/n.
Obecnéjsi metody jackknife odstranuji z vybérového souboru m hodnot, ¢imz
mohou doséhnout odstranéni vychyleni fadu 1/n™.

V obecnéjsi situaci, kdy odstranujeme z vybérového souboru m hodnot,
miizeme postupovat napt. nasledovné (viz [26]). Nejprve rozdélime ndhodnym
zptsobem vybér s na A skupin stejné velikosti m, m = n/A (pro jednodu-
chost se predpokladd, Ze takové rozdéleni je mozné). Pro kazdou skupinu a,
a =1,...A, spoc¢itame odhad 0_,, ktery pocitame stejnym funkénim tva-
rem jako odhad éo, ale vynechanim jednotek ze skupiny a. Déle definujme
pseudohodnoty . A A

0F = Aby — (A—1)0_,. (71)

Jackknife odhadem éjK rozumime odhad
. 1A
Ok = — 0. 2
JK A I; a (7 )
Jackknife odhad rozptylu odhadu éjK je
A, N2
X (o)
vVarjki (G;K) = %Tl). (73)

Odhad rozptylu je pouzivan nejen pro odhad éjK, ale i pro puvodni odhad
0p. Nékdy se pro odhad rozptylu pouziva i

5 ()
s (d5c) = (74

pfic¢em? plati varjk o (é§K> > VarjK 1 (é§K>

Postup pro pripad stratifikovaného nebo vicestupnového vybéru lze najit
napf. v [26]. Pfi pouziti metody jackknife musime stanovit pocet skupin A.
Castou volbou bjva A = n, tedy m = 1. Z vypocetnich dfivodi se ale miize
preferovat kompromisni volba mezi hodnotami A =2 a A =n.
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8 Zavér

Vypocty statistické chyby v praxi vyzkumnych agentur zejména v oblasti vy-
bérovych Setfeni se omezuji vétsinou na situace, kdy je zkoumanou veli¢inou
vyskyt ur¢itého jevu v populaci. Vzhledem k potfebé rychlého a snadno do-
stupného odhadu chyby potom nuti klienti nepfimo vyzkumniky k pouzivani
velmi aproximativniho vzorce (21). Tento p¥istup mé pochopitelné sva uskali,
zejména pro malé pravdépodobnosti, resp. pravdépodobnosti blizké jedné.

Vzhledem k vyraznému vylepseni presnosti v oblastech hodnot p blizkych
nule nebo jedné pii pouziti vzorct (23), resp. (25) by je bylo vhodné pouzi-
vat vice, nez je v soucasné praxi obvyklé. Vzhledem ke komplikovanéjsi formé
téchto vzorct je potom dulezité, aby byly klienttiim , nestatistikim® preda-
vany ve formeé tabulek nebo jesté 1épe jako soucast softwar, které tito klienti
pouzivaji pro potieby svych analyz. Je zde nutné podotknout, ze vétsina vy-
znamnych softwart v oblasti vypocetni matematiky (Matlab, Mathematica)
ale dnes jiz 1 softwary popularizaéni (MS Excel) umoziiuji provadét odhady
intervali spolehlivosti na zakladé presnych propoc¢td v prijatelném cCase.

Je proto témér vice rozhodujici neumdlévat ve statistické osvéte a rozsirit
nebo spiSe zacit s populariza¢nimi ¢lanky v nestatistickych ¢asopisech, pro-
toze povédomi o statistické chybé sice existuje, ale povédomi o jeji velikost
je velmi zamlZeno a vétSinou ve svém disledku je statisticka chyba hrubé
podcenovana. Lze se setkat i s reakcemi typu ,jestli je ta statistickd chyba
tak velkd, potom mate Spatné vyzkum®, coz vede k tomu, ze statistici v praxi
problém chyby nékdy musi spiSe skryvat, aby se nedostali do podezieni, Ze
»cely vyzkum je Spatné“.

Na druhou stranu v komplikovanéjsich situacich, kdy se nejednd o mé-
feni prostého vyskytu jevu, nejsou statistické chyby zvefejniovany v naprosté
vétsing pripadt vibec. Vzorce (39), (40) jsou sice absolventim statistickych
obort pochopitelné znamy, ale jejich pouziti v praxi je velmi fidké. Navic,
protoze situace v praxi je komplikovanéjsi o problematiku véazeni, je dobré
pouzivat analogii téchto vzorca (viz 4.4), ktera jiz ani pfedmétem zakladnich
kurzt neni, a proto i jeji pouziti l1ze povazovat za velmi ridké. Pouziti vzorct
pro odhad chyby poméru dvou thrnti (44), (45) je potom v praxi vyzkumi
v CR rovnéz velmi sporadické, prestoze odhady tohoto typu (napiiklad po-
dily na trhu apod.) se bézné vyskytuji. Autofi ¢lanku doporuéuji navic pouziti
jejich analogii na zakladé 4.4 v pfipadé vazenych odhada.

Dalsim obvyklym problémem, ktery rovnéz neni v praxi fesen zcela ko-
rektné, je porovnani vysledkd dvou vyzkumt. S timto problémem se mizeme
setkat témér denné na strankach denniho tisku bez seriéznéjsiho komentare
ohledné vyznamnosti rozdilu. Jedna se o problematiku porovnani odhadu
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poskytovanych vice agenturami k témuz casovému obdobi, stejny problém
vsak nastava i pfi kontinudlnich vyzkumech urcitého jevu na jinych jedincich
populace. Postupy uvadéné zde v kapitole 3 by rovnéz mély byt prehlednou
formou tabelizovany, pfipadné by mély byt dostupné v bézné pouzivanych
softwarech. Je potfeba poznamenat, %e vzorce uvadéné v [22], zde repre-
zentované postupem (30), nelze najit ani v bézné dostupnych statistickych
softwarech.

Situace vybérovych postupii a model a tedy i postupti pro vypocet chyby
byva vsak v praxi obvykle komplikovanéjsi, nez by odpovidalo pfimému pou-
ziti vyse uvedenych vzorci. Zde lze Tici, ze pouzivané vybérové postupy jsou
korektnéjsi nez v pripadé vypoctu statistické chyby, zejména proto, ze kvalita
vybéru jiz pfimo souvisi s kvalitou vyzkumu jako takového, a proto je véci
profesionalni cti i ekonomického zdjmu vyzkumnych agentur, aby postupy
byly promyslené do vétsich detaili. V pripadé prizkumi ,face-to-face“ se
pouzivaji nejcastéji vybéry , kvotni“, které aproximuji stratifikované nadhodné
vybéry, kde stratifikace probiha vétSinou na regionalni tirovni, reprezentati-
vité vici pohlavi a véku, obvykle také vzdélani. Pro vypocet statistické chyby
lze pak doporucit obecné postupy — viz (48), ale ani aproximace vzorci pro
prosté ndhodné vybéry z kapitol 2, resp. 4 asi neptinese hrubsi chybu.

Postupy kapitoly 5, tzv. skupinkové vybéry mohou hrat vétsi vyznam pri
specifickych druzich vyzkumu, kdy vybérovou jednotkou byva domécnost,
ale méfenymi jednotkami potom vSichni jednotlivci, resp. jednotlivci vybrané
domédcnosti s uréitou vlastnosti (vékova omezeni, ekonomickd omezeni apod.).
Tyto tzv. panelové vyzkumy navic obvykle maji tu specificnost, ze odpovédi
jednotlivei se opakuji s urcitou periodou, obvykle denni (klasickym ptikladem
jsou panely zkoumajici spotfebu produktt, panely pro elektronickd méfeni
sledovanosti televize, pfipadné denickové panely pro poslechovost rozhlasu).
Vlastni odhady pouzivané v praxi byvaji témér vyhradné odhady odvozené
pro prosty ndhodny vybér, stejné tak jako postupy pro odhad statistické
chyby s tim, Ze problematika zavislosti odpovédi jednotlived v ramci panelu
se obvykle zanedbava. Korektni statistické vyhodnoceni pozorovani ve dvou
ruznych ¢asovych snimcich na stejném vzorku se potom vétSinou neprovadi,
jedna se vétsinou pouze o ,expertni“ posouzeni velikosti odchylky.

Pro zéakladni porovnani odhadt na stejném vzorku respondenttt doporu-
Cuji autofi postupy zminované v kapitole 3.2. Metody vedouci k jesté ko-
rektnéjsimu posouzeni vyvoje a vlivu riznych ¢asti populace na odhadované
veli¢iny af jiz zalozené na linedrni regresni analjze nebo regresi loglinearni
presahuji ramec tohoto ¢lanku, bohuzel vsak ve vétsiné piipadd i moznosti
skutecného pochopeni a racionalniho uplatnéni klientskou vefejnosti.

Stale vétsi komplikovanost vzorct pro odhady chyb, ktera se zacala pro-
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jevovat jiz v kapitole 5, lze do jisté miry nahradit metodami zminovanymi
v poslednich dvou kapitolach. Tyto metody jsou mozné laické vefejnosti 1épe
objasnitelné, a tudiz i obhajitelné nez zdanlivé komplikované vzorce. Mys-
lenka opakovani vybéru se stejnymi vlastnostmi, resp. myslenka porovnani
odhadu v pfipadé vynechanych pozorovani jsou snadno vysvétlitelné, avsak
problematické pouziti spociva ,,pouze* v nutnosti existence softwaru, ktery by
na uzivatelské trovni statistické chyby pocital, pfipadné nutnost presvédcit
klienta, ze uvedené odhady by mély byt soucasti vysledné zpravy vyzkumné
agentury. Zde se vSak klient necha presvéd¢it pomérné snadno pouze v pfi-
padé, kdy za tuto specidlni statistickou sluzbu nebude muset platit.

Na uplny zavér by radi autori vyjadrili zamér pokracovat v diskusi o sta-
tistické chybé, zejména s laickou vefejnosti. Na tento ¢lanek by radi navazali
fadou ¢lankd popularizacnich, které by formou srozumitelnéjsi Sirsi verejnosti
mély vést ke korektnéjsimu pouzivani odhadu statistické chyby v konkrétnich
praktickych situacich. Na druhou stranu praxe prinasi velmi zajimavé pod-
néty i pro specializovana statistickd pracovisté ve formé pomérné kompliko-
vanych zadani, jejichZz spravna feseni by stacila na nékolimési¢ni ¢i mozna i
ro¢ni védeckou praci.
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