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KONFERENCIA POHLEADY NA EKONOMIKU SLOVENSKA 2007,
tematické zameranie: Makroekonomicky vyvoj, zamestnanost
27. 3. 2007, Bratislava

EKOMSTAT 2007, 21. skola Statistiky
Tematické zameranie: Statistické metddy v praxi
3.—8.6.2007, Trencianske Teplice

11. SLOVENSKA DEMOGRAFICKA KONFERENCIA,
tematické zameranie: Migracia
17.-19.9. 2007, hotel Cingov, Slovensky raj

FernStat 2007
IV. medzinarodna konferencia aplikovanej Statistiky
(Financie, Ekonomika, Riadenie, Nazory)
tematické zameranie: Aplikovana, demograficka, matematicka Statistika,
Statistické riadenie kvality.
4.-5.10. 2007, hotel Lesak, Tajov pri Banskej Bystrici

16. Medzinarodny seminar VYPOCTOVA STATISTIKA,
6.—7.12. 2007, Bratislava

Prehliadka prac mladych Statistikov a demografov
6. 12. 2007, Bratislava

SLAVNOSTNA KONFERENCIA 40 ROKOV SSDS,
marec 2008, Bratislava



UvoD

Vazene kolegyne, vazeni kolegovia,
piate ¢islo druhého ro¢nika Casopisu, ktory vydava Slovenska Statisticka a demograficka
spolo¢nost’ (SSDS) je zostavené z prispevkov, ktoré autori pripravili pre 15.
Medzinarodny seminar vypoctova Statistika a na Prehliadku prac mladych Statistikov a
demografov. Tato akcia sa uskutoCila vdnoch 7. a 8. decembra na Infostate
v Bratislave.

Akciu, z poverenia Vyboru SSDS, zorganizoval Organizaény a programovy
vybor: doc. Ing. Jozef Chajdiak, CSc. — predseda, RNDr. Jan Luha, CSc. — tajomnik,
RNDr. Peter Mach, Doc. RNDr. Beata Stehlikova, CSc., Doc. RNDr. Bohdan Linda,
CSc., Doc. Dr. Jana Kubanova, CSc., RNDr. Jitka Barto3ova, Ing. Vladimir Uradni¢ek
PhD., RNDr. Samuel Korony.

Na priprave a zostaveni tohoto ¢isla participovali: doc. Ing. Jozef Chajdiak,
CSc., RNDr. Jan Luha, CSc.

Recenziu prispevkov zabezpecili: doc. Ing. Jozef Chajdiak, CSc., RNDr. Jan
Luha, CSc., RNDr. Peter Mach, RNDr. Samuel Korony.

Velmi nas tesi neustdly zaujem o seminar Vypoctova Statistika. Vybor SSDS
oceniyje aktivitu mladych v rdmci Prehliadky prac mladych Statistikov a demografov,
Co svedCi tiez o dobrej praci pedagéogov a ich Studentov difame, ze moznost

prezentacie zvySuje aj odborni uroven mladych Statistikov a demografov.

Organizatori semindra si povazuju za milu povinnost’ pod’akovat’ za podporu
predsedovi Statistického Gradu SR RNDr. Petrovi Machovi a Infostatu.

Vybor SSDS
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Z HISTORIE SEMINAROV VYPOCTOVA STATISTIKA

Pri prilezitosti 15. ro¢nika semindru Vypoctova Statistika uvddzame stru¢nt
chronolégiu predoslych rocnikov.

Prvy seminar sa uskuto¢nil 9. - 10. 12. 1986 z iniciativy zamestnancov Katedry
Statistiky VSE v Bratislave a Katedry statistiky VSE v Prahe zaoberajlicimi sa problematikou
vyuzitia vypoctovej techniky v rieSeni Statistickych uloh. Prispevky ucastnikov boli
uverejnené v Informaciach SDSS  ¢. 3 a &. 4 v roku 1986.

Miestom konania Seminarov bola vZdy budova Infostat-u a vicsSina seminarov sa
organizovala v spolupraci so Statistickym Gradom SR (resp. SSU v Bratislave) a Infostat-om
Bratislava (resp. VUSEIaR Bratislava).

Druhy seminar prebehol 8. 12. 1987, treti seminar 11. - 12. 12.1990. Pad socializmu a
spoloc¢enské zmeny spdsobili urciti prestavku v organizacii seminarov Vypoctovej Statistiky.
4. semindr sa uskutocnil 7. - 8. 12. 1994,

Od 5. semindra uskuto¢nené¢ho 5. - 6. 12. 1996 sa uz realizuje kazdorotne ako
medzinarodny seminar.

6. medzinarodny seminar Vypoctova $tatistika sa uskuto¢nil 4.- 5. 12. 1997,

7. medzinarodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 3. - 4. 12. 1998,

8. medzinarodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutocnil 2. - 3. 12. 1999,

9. medzinarodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 7. — 8. 12. 2000,
10. medzinarodny semindr Vypoctova Statistika uskutocnil 6. —7.12. 2001,
11. medzinarodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutocnil 5. - 6. 12. 2002,
12. medzinarodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 4. - 5. 12. 2003,
13. medzinarodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutocnil 2. - 3. 12. 2004,
14. medzinarodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 1. - 2. 12. 2005 a

15. medzinarodny semindr Vypoctova Statistika prebieha v ditoch 7. - 8. 12. 2006.

Prispevky 2. seminara boli opublikované v Informéaciach SDSS ¢&. 1/1999 a od 3.
seminara sa publikujd v samostatnom Zborniku prispevkov prislusného seminara. Od 14.
seminara su prispevky publikované v novozalozenom vedecko-odbornom ¢asopise SSDS
FORUM STATISTICUM SLOVACUM.

Zameranim semindra je problematika na rozhrani pocitacovych vied a Statistiky.



Tematické okruhy poslednych seminarov sa nemenia:

- praktické pouZzitie systémov Statistickych a pribuznych predmetov,
- préca s rozsiahlymi subormi Gdajov,

- vyucovanie vypoctove;j statistiky a pribuznych predmetov,

- praktické aplikacie vypoctove;j Statistiky,

- iné.

V Case konania seminara Vypocltova Statistika sa uskuto¢niuje aj prehliadka prac
mladych Statistikov a demografov. Tato akcia prebieha od 7. seminara. Na 8. medzinarodnom
seminari prezentovalo svoje prace 5 mladych Statistikov a demografov, na 9. medzinarodnom
seminari uz bolo 20 prac mladych Statistikov a demografov, na 10. bolo prihlasenych 26 prac
ana 11. bolo prihlasenych 18 prac, ale vzhl'adom na niekol’ko prac vypracovanych skupinou
autorov bol pocet U€astnikov vyssi nez predosly rok. Na 12. semindri bolo prihlasenych 19
prac, pri¢om niektoré su pracou viacerych autorov. Na d’alSom 13. seminari bolo prihlasenych
9 prac od 12 autorov. V ramci 14. seminara bolo prihlasenych 15 sélovych prac mladych
autorov. V aktualnom ro¢niku, v ramci 15. seminara bolo prihlasenych 20 prac mladych
autorov.

Pripadni zaujemcovia z radov mladych Statistikov a demografov (za mladych
povazujeme Statistikov a demografov pred ukoncenim vysokej $koly) mézu ziskat’ informacie

na www.ssds.sk , blok akcie a na e-mailovych adresach:

chajdiak@statis.biz resp. Jan.Luha@statistics.sk

Informécie o najblizSom seminari ziskate na webovskej stranke SSDS http://www.ssds.sk/

resp. http://www statistics.sk v bloku Slovenska Statistickd a demograficka spolo¢nost’.

Doc. Ing. Jozef Chajdiak, CSc.
vedecky tajomnik SSDS
RNDr. Jan Luha, CSc.
&len sekretariatu \VVyboru SSDS
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Probability Models— Theory and Applications

Jitka BartoSové

Abstract. Probability models of income distribution provide for evaluation of the living
standard of population of a country at whole as well as for comparison of the living standard
of different social classes or regions in the country. For creation of a probability model it is
important both, to find a theoretical distribution function that characterizes empirical
frequency distribution and to choose suitable methods to calculate parameters of the model.
To construct a suitable parametric model of income distribution one can apply the
maximization of coincidence of theoretical and empirical frequencies or quintiles. This paper
concentrates on methods of probability modeling and their application to creation of a model
of household income distribution.

Key words: Income distribution; probability model; validity of the model.

1 Introduction

Examination of income distribution and its comparison from the prospective of various social-
economical and time and space views forms basis for evaluation of the living standard of
population, the level of social security and social justice in distribution of material values
created by the society. Therefore, statistical analyses of population income distribution
represent grounds for decision making regarding budgets and social policy.

Knowledge of income distribution enables to assess the living standard of all inhabitants
of a country at whole as well as to compare living standards of members of different social
groups or different regions. Income also designates the relative living standard of a country
population in comparison with other countries. The living standard that is, in broad terms,
determined by complex of all material and social living conditions, cannot be quantified in
this general notion. Therefore, for the purpose of statistical analyses of the living standard, we
focus merely on the measurable elements of the living standard. For correct quantification of
the element of the living standard, which is directly dependent on income, it is necessary to
describe the level and structure of population income in a complex manner and find suitable
probability models of income distribution for individual social groups as well as the
population as whole without regard to social groups.

The analysis of income distribution that leads and quantitative description of the living
standard is, in general, focused on characterization of the income inequality. In past, such
inequality was usual determined by Lorenzo’s curve and basic characteristics of income
differentiation computed from it and derived by Pareto, Bresciani, Gini, Pietro, etc. In present
literature, there are three basic approaches to quantification of the income inequality:

e First, traditional approach is directed towards measurement of the relative level of the
income inequality within the frame of a population of one economic complex. This
method was published by Pareto in 1896 a built up by Gini in 1955.

e Another approach to measurement of the income inequality was developed by
Gastwirth in 1975 (see [7]) and further worked on by, for example, Dagum (see [5]).
These measurements show differences among several populations that differ either
from social-economical or geographical prospective.

e Last decomposition approach focuses on expressing the contribution of individual
subpopulations to the income inequality of the whole heterogenic population. Each
subpopulation is specified by a value of a certain social-economical feature and the
level of its impact may be determined with respect to the total inequality or the sum of



the whole population income. This approach, which was used first by Thiel in 1967,
was further developed by Dagum in his models.

2 Probabilistic modeling

To measure level of standard and level of social security of the population within the frame of
one state as well as to compare levels of standard in different countries in terms of income
inequalities we often use simple probabilistic models. Complicated empiric income
distribution of the population is then replaced by simple approximations — models. In their
construction we may consider two ways different on principle — using distribution function (or
its derivation) or quintile function (or its derivation). This article focuses on a construction of
a probabilistic model of households income distribution using distribution function.
Constructions using quintile function can be found in e.g. Pacakova, Sipkova a Sodomova [9],
Sipkova [10].

2.1 L ogarithm-normal model
Economic quantities, such as income, wages, turn-out, profits, expenses etc., are bounded
below by nonnegative values. In past the three-parameter logarithm-normal distribution with

parameters u, o® and y, where y is the theoretical minimum, represented a good

approximation of income distribution. Therefore, the probability distribution function of the
chosen model is determined by the following relation

1 (In(x=y)-u)?

(27[02 TE(X— y)e 2 if xe(y,),

f(6uo?,7)= (1)

0 otherwise,

where ue R, o? eR" and y e R.

Initially, development of the logarithm-normal distribution was studied by Aitchison and
Brown in 1957 [1]. They were interested mainly in its application in astronomy, biology,
sociology, economics or simulation of physical processes. These authors also formulated
special reasons for using the logarithm-normal distribution in income distribution models
Applications of the logarithm-normal distribution in economics was studied mainly by Gibrat
[6]. The biggest “competitor” of the logarithm-normal distribution in income modeling is the
Pareto’s distribution. The logarithm-normal curve corresponds to empirical income
distribution in a large central area, while in extremes it significantly diverges. On the contrary,
Pareto’s curve is a suitable model of income distribution in extreme values (see [8]). It means
that it is suitable to use the logarithm-normal model for depicting income distribution of
majority of households of the central part of range and the Pareto’s distribution for depicting
extremes.

2.2 Selection of the model of income distribution after 1990

After bad success with Pareto’s distribution and its modifications (e.g. Champernown’s
model) economists’ opinion settled down saying that the logarithm-normal model is
satisfactory accurate approximation of income distribution. Logarithm-normal distribution
was found to be suitable for models of households’ income distribution both in particular
social classes and as a whole without regarding the classes. However if we consider more
detailed distribution of income sets, this model does not suit any more.



Validity of this probabilistic model after 1990 was tested on net income distribution of the
households in 1996. Logarithm-normal distribution was one of the most used models of
income distribution in the Czechoslovakia before 1990 and therefore we could expect that
would hold on. But in regard of changes in incomes of the population in the Czech Republic
as a result of transformation from planned economy to market economy, this conjecture must
be verified.

3 Modding of income distribution in the Czech Republicin 1996

3.1 Data Set

In 1996 sample survey Mikrocensus (including households’ income data) was made in about
1% of households, which was about 28 000 flats that time. While making statistical analysis
of income distribution in 1996, | came out from complete data set that | got from Czech
Statistical Office. Complete non-aggregated sample set enabled me to gain quality estimates
of parameters of the models of the distribution. For purposes of research following data were
chosen:”

e Social class of the head of household
e Number of members in household
o Net income of household (CZK per year)

Social structure of sample set of households’ incomes from 1996 is in Table 1.

Table 1.

Structure of Set of Households” Incomes in 1996.
Social class Size %
Worker 8856 31,5
Self-employed 1748 6,2
Employees 6915 24,6
Self-employed farmers 131 0,5
Farmers—member of cooperative 195 0,7
Retired with EA members 1156 41
Retired without EA members 8651 30,7
Unemployed 260 0,9
Others 236 0,8

3.2 Construction of the model
To construct the probabilistic model of households’ income distribution in 1996 we use the

method of maximum likelihood to estimate of parameters x a o of logarithm-normal
models combined with other types of estimates of theoretical minimum (of parameter ) (see

[31. [4]).
The level of conformity of the empirical household income distribution with the
logarithm-normal model was quantified by the likelihood ratio, i.e. the following statistic

LR(u, 02, y|n) = 2LL(Bn) — (72 (u, o2, )| M), )

where P is the vector of income empirical probability, 7(u,o?,y) is the vector of
probabilities of occupation of particular classes and Z(E)|n), é(ir'(u,oz,}/)|n) are corresponding

logarithm-normal likelihood functions (see [2]). Statistic LR was chosen because the method
of maximum likelihood and its modifications were used to estimate parameters of the model.



The results are also influenced by the number of classes, in which data are classified. The
problem of optimal number of classes m has been a subject matter of numerous papers. In
this case we choose

2
m=15-5(%J , 3)

which is suitable for a large sample, i.e. for n>80 (see [11]).

3.3 Quality of the model

We concentrate on construction of a theoretical distribution model for two statistical features
— income per household and income per head. These two features may behave in different
manner, since households with larger number of members usually have lower income per
head. For creation of the logarithm-normal model, we use net year incomes of households in
current prices. Likelihood ratio comparison (statistic LR) of the models, which are based on
combination of maximum likelihood estimate of # and o2 and estimate of » by means of a
different estimation method, are contained in Tables 2 and 3. Besides likelihood ratio, there

are also values of corresponding 95% quintiles y*(m—4), where m is defined by (3).

Table 2.
Comparison of Conformity of Empirical Distribution with Logarithm-Normal Models.
(Income per Households)

_ Likelihood ratio LR
Social dlass 7=0 [ y=x_[7_Cohen[ 7 _LR | x5es(m-4)
Worker 475,9 907,3 300,8 232,8 108,6
Self-employed 77,4 108,6 81,3 77,1 59,3
Employees 145,2 264,6 114,1 109,4 99,6
Self-employed farmers 31,3 34,3 32,0 31,0 22,4
Farmers—member of cooperative 14,8 28,8 15,0 14,8 26,3
Retired with EA members 32,6 38,8 29,6 21,4 51,0
Retired without EA members 3874,5 3690,6 4027,7 3698,5 108,0
Unemployed 29,3 51,7 26,7 23,0 28,9
Others 26,9 21,8 33,3 25,3 27,6
All 3239,8 3233,1 3311,7 32244 167,5

As we can see in Tables 2 and 3, in almost all social classes LR~ ;(&95(m—4) applies,

and thus our logarithm-normal curves represent a good approximation of empirical
distribution of household income in 1996. Only in case of retired without economically active
members and all households (irrespective of social classes), the logarithm-normal model is
totally unsuitable. In both these cases, the above statistic LR was more then ten times higher
than corresponding quintile. Moreover, graphs of kernel estimate of density of probability of
distribution, from which samples of households™ incomes originate, are two-peaked in both
cases and it clearly indicates commixture of two one-peaked curves. This means that it is not
possible to find a one-peaked parametric model that would well approximate this empirical
distribution. On the other hand, both corresponding income distributions per head in the
classes of retired without economically active members and all households (irrespective of



social classes) are one-peaked. Consequently, we should search for other more convenient
parametric models.

Table 3.
Comparison of Conformity of Empirical Distribution with Logarithm-Normal Models.
(Income per Head)

. Likelihood ratio LR
Social class 7=0 [ 7=x_[7_Cohen| 7_LR | zée(m-4)
Worker 170,6 279,7 174,7 163,1 108,6
Self-employed 94,6 55,3 97,2 55,8 59,3
Employees 167,4 189,1 104,5 104,2 99,6
Self-employed farmers 29,0 23,0 23,8 22,7 22,4
Farmers—member of cooperative 11,5 41,8 12,4 11,0 26,3
Retired with EA members 86,0 120,3 101,7 84,8 51,0
Retired without EA members 1520,6 1672,2 2675,8 1519,3 108,0
Unemployed 17,8 25,1 18,0 17,8 28,9
Others 76,9 38,3 58,4 444 27,6
All 27025 | 25333 3253,9 2534,2 167,5
Notation
y=0 LR for estimate of » with null (two-parametric model)
y=X_ LR for estimate of y with sample minimum X,
LR for estimate of » with Cohen’s method, where the sample minimum is
used as l% quintile of the theoretical distribution
n+
7 LR LR for estimate of » with method of likelihood ratio minimization
bald face sharp disagreement of empiric distribution with the model
LR>> 7545 (M—4)

4 Conclusions

The most important result of the analysis is that the formerly used probabilistic model of
income distribution (logarithm-normal model), which is suitable mostly to model empiric
distribution can be considered as suitable in 1996 as well.

The results of the analysis show that the logarithm-normal distribution represents a suitable
model for the most of social classes. However, this model is totally unsuitable for income
distribution in the class of households of retired without economically active members and the
class of all households. The comparison of quality of logarithm-normal models, in which
different methods were used to estimate theoretical minimum, shows that the achieved results
are similar.

Surprising results brings comparison of agreement of logarithm-normal models where

maximum likelihood estimates of parameters x and o are combined with different types of
estimates of theoretical minimum » (see Tables 2 and 3). ). It turns out that in all cases we

achieved similar agreements of empiric distribution with the model, although the estimates of
theoretical minimum are roughly distinct. The source of this phenomenon is existence of

negative correlation between parameters x, o and y, that compensates the influence of
estimate of theoretical minimum.
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ODHADY BUDOUCI DELKY ZIVOTAV CRV KOMBINACI SVYSLEDKY
SOCIOSETRENI

~ RNDr. Jaromir B&lacek, CSc.", Mgr. Krystof Zeman?, RNDr. Petr Hrala®
YUstav biofyziky a informatiky 1.1ékatské fakulty UK Praha, “Cesky statisticky ufad,
*Opinion Window Research International Praha

Abstract: This contribution tries to communicate the possibilities, which give or can
give in demography not frequently used data sources useful to estimation of the future life
expectancies by age, sex and education. The mortality tables surveyed in this text have been
calculated from Population census and from numbers od dead persons in Czech Republic
during 2001 at regional detail of 14 Czech provinces by sex, 5-year age groups and by four
stages of graduated ones. These estimators are subsequently compared with the results of
guantitative sociological survey with about 1250 adults, whese the respondents has been
asked about their own imagination of his/her own complete life expectancy (this survey was
realised by Opinion Window Research International agency in 2006).

The results used the demographic data from 2001 confirm that the more education of
people corresponds with the higher chance forward longer life expectancy of that ones. But
the results of omnibus survey in 2006 show that the own imagination of adults about their
future lifetime are different against the real or the more probable values in less graduated
social groups. In similar way, the subpopulation of men assume their own life expectancy
generally higher to life expectancy lever comparable with that one of women. But this
statement is in a disagreement with real lower life expectancies for men towards women (this
conclusion holds as the known fact for the whole European countries from the long term point
of view).

Key words: Mortality tables, life expectancy by age, stages of finished education,
omnibus survey, demographical prognoses, public health.

1. Cile a zaméry prispévku

Stedni délka zivota anebo také nad¢je doziti (pifi narozeni i ve véku x) je v soucasnosti
snad jednou z nejcastéji uvadénych popula¢nich charakteristik. V poslednim ¢tvrtstoleti byla
metodicky rozpracovana do celé fady specidlnich demografickych a geodemografickych
aplikaci  (tabulky snatecnosti, rozvodovosti, vicerozmémé demografické modely),
v poslednich 10-15ti letech se hojné rozvijeji modifikace, které zohlediuji napf. sniZzenou
fyzickou schopnost (disabilitu) a skute¢ny zdravotni stav u lidskych populaci (viz napf.
koncept ,,zatiZzeni obyvatelstva nemoci“ tzv. ,,burdon of disease” - viz Murray-Lopez/1996/ ).
Posledn¢é zminéné koncepty, které jsou systematicky cileny na odhady charakteristik jako je
»sttedni délka Zivota prozitd ve zdravi, ,potencialni roky ztracené¢ho zivota® atd., jsou ve
svych slozitéji propracovanych i jednodussich verzich obvykle nemyslitelné bez nezavislych
epidemiologickych ¢i sociologickych prizkumt u populace. Na zéklad¢ téchto externich
pruzkum se pak kvantifikuji parametry pro modifikace béznych odhadt stfedni délky Zivota.

Tento viceméné referencni text je jednim z piispévkl pfipravenych v ramci dil¢iho
vyzkumného tématu, které jsme si stanovili pro rok 2006 v prvnim roce feSeni tiiletého
grantového projektu u GA CR (viz Bélagek akol./2006/). Cilem zminéného tématu (pod
nazvem ,Vyvoj Umrtnosti v CR z pohledu regionalnich a socio-ekonomickych struktur
obyvatelstva®) je kvalifikované stanoveni budoucich hladin stfedni délky Zivota v Ceské
republice resp. v krajich CR, které by byly pouZitelné do demografické projekce s horizontem
roku 2025. Za timto tcelem byl proveden vypocet zkrdcenych iimrtnostnich tabulek ve vSech
trnacti krajich CR a podle vzdélani (viz také Zeman/2006/). Tabulky byly vypoéteny
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z prifezovych Gdaji Séitani lidu, domt a byttt v CR a poétil zemielych osob v CR v r. 2001
vytiidénych podle pohlavi, pétiletych vékovych skupin a Etyt kategorii dokonceného vzdélani.
Paralelné s feSenym tématem o GUmrtnosti jsme piipravili a provedli sociovyzkum
zaméfeny (v ramci dal§iho dil¢tho vyzkumného tématu) na ohodnoceni Grovné nemocnosti
a disability (nesobé&staénosti) u obyvatelstva CR. Pfi této piileZitosti byla reprezentativnimu
vzorku 1250 dospélych osob (vybranych reprezentativng v krajich CR podle pohlavi, véku
a velikosti mista bydlist¢ — prizkum provedla agentura Opinion Window Research
International v r.2006 — viz také na www.morbidity.wz.cz ) polozeny nasledujici dvé otazky:

Hlla. ,,Vite, jaka je aktudlni nadé&je doziti (Casto se tiké také stfedni délka zivota) pro
pravé narozeného chlapce nebo divku v Ceské republice?* (Odpovédi ANO — NE);

H11b. ,Zajimalo by mne ale, jakého piesného nebo alespon piiblizného veku
predpokladate, Ze se doZijete (nebo byste se chtdl/a dozit) Vy sam/sama? (UVEDTE
OCEKAVANY VEK DOZITI V LETECH).“

Primérné hodnoty respondenty ocekdavaného véku doZti  byly pro ucely tohoto
prispévku vytfidény podle pohlavi, desetiletych veékovych skupin a skupin vzdélani
a porovnany s vysledky ziskanymi na Grovni tmrtnostnich tabulek podle vzdélani (viz vyse).

2. Prezentace a porovnani vysledku

Zkracené umrtnostni tabulky byly vypocteny v dokon¢eném véku ,,0%, ve vekové
skupiné ,,1-4 let”, adale v pétiletkach s posledni skupinou ,,85+“, ve ¢tyfech kategoriich
vzdélani a podle pohlavi. Pro nad¢€ji doziti pfi narozeni jsou vysledky shrnuty v Tabulce ¢.1:

Tabulka 1. Nadéje dofiti pii narozeni (e0) v CR a v krajich CR podle skupin vzdélini

Uplné B CR 2001

Muzi: Zakladni Vyucen/a stfedni VS Celkem e0 | (dle CSU)
CR 63,79 72,54 76,09 79,64 71,87 72,14
Praha 59,77 73,30 75,86 81,31 73,52 73,46
StfedoCesky 62,11 73,73 77,91 79,37 71,74 71,58
JihoCesky 65,17 74,03 78,65 78,92 72,35 72,31
Plzensky 62,95 74,86 78,51 77,18 72,29 72,10
Karlovarsky 64,81 71,81 76,73 79,50 71,03 70,60
Ustecky 63,55 71,60 76,68 78,29 69,94 70,09
Liberecky 62,47 74,40 76,18 78,44 71,33 71,22
Kralové-hradecky 62,48 75,10 78,25 78,62 72,79 72,54
Pardubicky 68,58 72,93 73,72 80,99 72,79 72,64
Vysocina 65,48 72,98 75,51 79,01 72,70 72,63
Jihomoravsky 67,19 71,71 74,16 80,49 72,36 72,31
Olomoucky 64,69 71,37 75,85 77,40 71,52 71,41
Zlinsky 66,35 70,94 73,56 77,87 71,68 71,37
Moravsko- slezsky 62,39 70,70 76,15 78,92 70,42 70,27
Zeny:

CR 77,04 78,60 81,35 83,19 78,51 78,45
Praha 74,53 81,11 81,43 86,14 79,22 78,95
Stfedocesky 76,20 79,94 82,30 81,49 78,20 77,95
JihoCesky 76,95 80,54 83,40 81,86 78,65 78,36
Plzensky 76,03 80,64 82,43 79,70 78,49 78,03
Karlovarsky 74,85 79,84 79,50 86,03 77,23 76,90
Ustecky 75,18 77,08 84,14 83,51 76,67 76,50
Liberecky 75,38 80,17 82,09 81,03 77,96 77,86
Krélové-hradecky 77,69 79,12 82,16 81,60 79,21 78,96
Pardubicky 80,23 76,52 81,67 81,62 78,91 78,59
Vysoc¢ina 78,83 77,60 79,77 79,59 79,08 78,64
Jihomoravsky 79,30 77,79 81,40 86,55 79,15 78,96
Olomoucky 77,64 78,32 80,09 80,00 78,73 78,59
Zlinsky 79,86 75,97 78,13 80,58 79,18 78,72
Moravsko- slezsky 76,98 76,68 80,77 82,40 78,00 77,82
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Regiondlni diference jsou prehledné vyjadieny prostiednictvim Kartodiagrama ¢.1-2:
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Pro o¢ekavany vék doziti, ktery vyjadfili dospéli respondenti svymi odpovéd'mi na
otazku ¢. H11b, ovSem nemuzeme ziskat odhad pro ep t.j. pro nadé&ji doziti pFi narozeni,
nybrz pouze pro ex (t.j. pro nad¢ji doziji vijgich presném véku x) anebo pro odhad jeich
celkové délky Zivota (ozn. cy), coZ je vzhledem k formulaci H11b evidentné metodicky
korektnéjsi (plati rovnost: cx = ex+ x). Pro porovnatelnost vysledkt s umrtnostnimi tabulkami,
kde jsou hodnoty ex resp. cx kalkulovany presné pro levé krajni body tabulkovych intervalt
(vyberme tieba za krajni body Xo, X10, X20, --- , Xe0, X70+), musime individuélni odhady cy ze
socioSetieni vycislit jako primérné hodnoty ziskané v ramci vhodné zvolenych desetiletych
intervalu (zvolime-li za tyto v€kové intervaly ,,15-24%, ..., ,,65-74“, ,,75+", mohly by byt
vysledky metodicky srovnatelné).

Pro lepsi srozumitelnost si ukazme vysledky pouze na regionalni trovni CR (tabulka nize).

Tabulka 2. Porovndni odhadii celkové délky Fivota podle véku v CR (UT vs. OPW RI)

X Celkova délka zivota (c(x))v r. 2001 "X Odhad ocekavané délky zivota v r. 2006
Uplné 5 Celkem Uplné B Celkem
Muzi: | Zakladni Vyuéen stfedni VS Cx Zékladni Vyucen stfedni VS Cx

0 63,79 72,54 76,09 79,64 71,87
10 64,22 73,03 76,59 80,17 72,35
20 64,42 73,27 76,85 80,44 72,59 15-24 81,18 81,95 79,08 80,00 80,68
30 65,38 73,84 77,16 80,84 73,07 25-34 73,52 78,20 82,08 82,99 80,30
40 66,50 7450 77,55 81,09 73,63 35-44 72,49 76,97 77,60 83,85 77,69
50 68,75 75,79 78,42 81,63 74,84 45-54 80,76 78,08 78,15 77,41 78,08
60 72,98 78,27 80,20 82,78 77,19 55-64 79,62 79,55 82,34 85,14 81,15
70 78,13 82,16 83,22 84,90 80,91 65-74 82,26 81,98 83,84 82,77 82,78

80+ 84,26 87,82 87,70 88,71 86,11 75+ 94,06 88,39 91,56 85,36 89,08
Zeny:

0 77,04 78,60 81,35 83,19 78,51
10 77,44 79,00 81,77 83,62 7891
20 77,58 79,14 81,92 83,78 79,05 15-24 81,90 79,15 81,33 77,65 81,10
30 77,98 79,39 82,04 8391 79,23 25-34 85,58 74,45 77,62 79,13 77,19
40 78,54 79,70 82,25 84,07 79,50 35-44 73,48 80,48 79,34 77,93 79,31
50 79,38 80,44 82,77 84,40 80,13 45-54 81,55 77,94 79,28 78,13 79,01
60 80,76 81,96 83,83 85,13 81,36 55-64 83,37 79,84 83,27 77,87 82,09
70 82,81 84,46 85,83 86,45 83,44 65-74 82,89 82,67 81,48 83,85 82,47
80 86,70 88,43 89,93 89,01 87,26 75+ 87,10 86,86 85,34 84,00 86,69

Na prvni pohled je ziejmé, Ze s rostoucim vékem (x) se zvysuje i celkova délka Zivota (cy).
Tato vlastnost Vyplyvé pfimo z konstrukce ﬁmrtnostnich tabulek takie plati rovnéi _pro
markantni zvlasté u muzl se poc¢inaje vékem 60 a vice let poméerné rychle snizuje.

Vzhledem ku znamému dlouhodobému naristu stfednich délek zivota po celé Evropé
bychom océekavali, ze odhady budouci délky zivota u¢inéné v r.2005 budou oproti odhadiim
z umrtnostnich tabulek znateln¢ vyssi. Toto se vSak ukazalo jako pravdivé pouze u populace
muzu. U Zen (s vyjimkou nejmladsi vékové skupiny ,,15-24%, tomu vsak bylo (alespoii co se
ty¢e nami jiz provedeného sociovyzkumu), naopak. Je zvlastni, Ze dospélé osoby dotazované
na jejich vlastni ocekavanou délku zivota v podstaté ,,v primeéru® nereflektuji ani dobie
znamou skutegnost, ze zeny v CR se dozivaji stale cca o 5 let vyssiho vék nezli muzi.
Piestoze se tyto tzv. ,,nlizky mezi obéma pohlavimi® z dlouhodobého hlediska zaviraji, neda
se toto povazovat za vysvétleni v podstaté rovnostarskych odpovédi muzt a Zen na uvedenou
otazku (H11b). Do interpretace téchto =zaleZitosti nevnesla svétlo ani respondentem
deklarovana znalost aktualni nadé&je doziti pfi narozeni (otazku H11a zodpovédelo kladné vice
nez 30% respondentll). U muzil se naopak zda, jakoby kladnad odpovéd na H11a vedla k jesté
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vétsimu rovnostaistvi z hlediska rozliSovani odhadu budouci délky Zivota vzhledem k jejich
veku.

3. Zavér

Pti zvoleném rozsahu vybéru respondentii a provedeném zptlisobu vySetiovani otazek
vztazenych k budouci stiedni délce Zivota v Ceské republice a v krajich CR nelze vyvozovat
o realné budouci delce Zivota v populaci zadné statisticky vyznamné zavéry. SpiSe lze fici, Ze
populace v CR trpi mozna az piili§ vysokou neinformovanosti v oblasti relevantnich
demografickych informaci. Problematika amrtnosti by musela byt v dalSim sociovyzkumu
oSetfena nepochybné mnohem peclivejSim zptsobem.

Naopak udaje odhadnuté na zakladé specidlnich demografickych tfidéni podle pohlavi,
véku, regionu a vzdélani se jevi jako velmi perspektivni nastroj pro projektovani budouci
dynamiky procesti vztazenych k umrtnosti (jmenovit¢ mame ted na mysli projekce
nemocnosti nebo disability ve vybranych regionech nebo vétsich socidlnich skupinach
obyvatelstva). Kazdopadné je potiebné hledat a snazit se vyuZivat i jiné alternativy odhadi
budouci stfedni délky zivota, at’ jde o jiz pouzivané expertni hodnoceni ¢i zkusenosti z vyvoje
v sousednich, zejména ekonomicky vyspélejSich zemich, o odhady postavené na bazi
generacni imrtnosti (viz prispévek T.Fialy na jiném misté tohoto Sborniku) anebo alternativni
moznosti formalniho matematického modelovani (napi. na bazi tzv. Brassova relacniho
modelu).

Tento text byl vytvoren jako prispévek reSeni grantovéemu projektu ¢.403/06/1836
,,Operacionalizace projekcniho modelu pro regionalni projekce zdravotniho stavu
obyvatelstva v Ceské republice* podporovaného z prostiedkii Grantové agentury CR — Viz
www.mor bidity.wz.cz .
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Analyza ekonomicke efektivnosti v subore leasingovych spolo¢nosti
V roku 2005 pomocou frekvenénych tabuliek

Zuzana Beréaginova®

Abstract: The paper consists the analysis of economical efficiency of leasing firms and
constructions their table of frequency.

Keywords:. profitability, productivity of labor, profitableness of equity, table of frequency,
Excel, leasing firms.

K dispozicii sme mali stbor Udajov ovynosoch spolu, vysledku hospodarenia,
pridang hodnote, osobnych nakladoch, vlastnom imani za 68 leasingovych firiem v roku
2005. Ulohou bolo vytvorit' frekvenéné tabulky z ukazovatelov ekonomickej efektivnosti,
konkrétne

- ziskovosti
- finan¢nej produktivity prace
- rentability vlastného imania.

Ziskovost’ predstavuje podiel zisku k vynosom, zvycajne sa udava v halieroch zisku na
jednu korunu vynosov. Predstavuje prakticky najéastejSie pouzivany ekonomicky ukazovatel
efektivnosti spolo¢nosti z pohl'adu sukromného vlastnika.

Finan¢na produktivita prace sa pocita ako pomer pridanej hodnoty k osobnym nakladom.
Vyjadruje efektivnost’ spotrebovanej l'udskef préce vo firme. Vyjadruje sa v korunéch
pridang hodnoty na korunu osobnych nakladov.

Rentabilita vlastného imania sa vypocita ako podiel zisku a vlastného imania. Vyjadruje
sa v halieroch zisku na korunu vlastného imania. V teoretickom aspekte je to ngjdoleziteSi
ukazovatel’ efektivnosti z pohl'adu sukromného vlastnika. Prakticky Zivot okolo vykazovania
zisku aniektoré problémy ohladne Specifikovania konkrétnej Ciselnej hodnoty vlastného
imania, v3ak tento teoreticky vyznam vyrazne znizujQ.

1. Vypocet frekvenénej tabul’ky

K vlastnym vypoctom frekvencnej tabul'ky sme pouzili systém Excel. Prvym krokom bol
vypocet z vychodiskovych hodnot ukazovatelov hodnoty troch relativnych ukazovatelov
efektivnosti, podl'a jednoduchych vzorcov.

Druhym krokom je teoretické urCenie hranic jednotlivych triednych intervalov.
V nasledujtcich tabul’kach 1,2,3 st uvedené horné hranice pre prislusné triedy.

K uréeniu triednych pocetnosti v systéme Excel sa méze pouzit funkcia FREQUENCY.
Treba Specifikovat’ hodnoty, ktoré budeme triedit, Specifikacia sa realizuje v policku DATA
ARRAY adalej treba Specifikovat’ horné hranice jednotlivych tried rozdeleni pocetnosti
prisiusného rozdelenia v policku BINS ARRAY. V tabulke mame vysvietenych o jedno
poli¢ko viac ako je ich Specifikovanych v BINS ARRAY astcéastnym stlacenim klavesov
CTRL + SHIFT + ENTER systém zrealizuje vytriedenie Udajov.

! Ing. Zuzana Bercacinova, Patria, a.s.
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Vlastna Specifikacia excelovskej tabulky obsahujucej rad rozdelenia pocetnosti (frekvencnej
tabul’ky) obsahuje okrem stipca z hornymi hranicami tried astipca absolttnymi triednymi
pocetnostami este tri stipce, konkrétne stipec relativnych po&etnosti, stipec kumulativnych
absoltitnych pocetnosti a stipec relativnych kumulativnych podetnosti.

V poslednom riadu tabulky st udaje o pre stbor spolu. Ich vypoctu sa pouzivaju jednoduché
vzorce resp. funkcia SUM.

2. Frekvenc¢né tabul’ky ukazovatel’ov ekonomickej efektivnosti
Vypocitané frekvencné tabul’ky st uvedené v tejto Casti prispevku. V tab. €.1 je rad rozdelenia

pocetnosti pre ziskovost, v tab. ¢.2 je uvedeny rad rozdelenia pre financ¢nu produktivitu prace
av tab. €. 3 je uvedeny rad rozdelenia pre rentabilitu vlastného imania.

Tabulka €. 1 — Frekvencna tabul’ka pre ziskovost’

triedy n f kn kf
-20 14 20,59% 14  20,59%
-15 1 1,47% 15 22,06%
-10 1 1,47% 16  23,53%
-5 2 2,94% 18  26,47%
-1E-12 3 4,41% 21  30,88%
0 9 13,24% 30 44,12%
5 15 22,06% 45 66,18%
10 8 11,76% 53  77,94%
15 5 7,35% 58 85,30%
viac 10 14,71% 68 100,00%
Spolu 68 100,00%

Tabul'ka €. 2 — Frekven¢na tabul'ke pre financnu produktivitu prace

triedy n f kn kf
-1 5 7,35% 5 7,35%
-0,0000001 4 5,88% 9 13,24%
0 31 45,59% 40 58,82%
1 0 0,00% 40 58,82%
2 1 1,47% 41 60,29%
3 4 5,88% 45  66,18%
5 3 4,41% 48  70,59%
8 4 5,88% 52 76,47%
10 2 2,94% 54  79,41%
viac 14 20,59% 68 100,00%

Spolu 68 100,00%
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Tabulka ¢. 3 — Frekven¢na tabul’ka pre rentabilitu vlastného imania

triedy n f kn kf
VI<0 15 22,06% 15 22,06%
VI=0 0 0,00% 15 22,06%
-10 7 10,29% 22  32,35%
-5 3 4,41% 25 36,76%
-0,0000001 6 8,82% 31 45,59%
0 3 4,41% 34  50,00%
2 2 2,94% 36 52,94%
5 3 4,41% 39 57,35%
10 3 4,41% 42 61,76%
viac 26 38,24% 68 100,00%

Spolu 68 100%

3. Analyza ekonomicke efektivnosti

Pri ziskovosti méZzeme konstatovat’:
- 21 spolo¢nosti resp. 31% spolo¢nosti ma zapornt ziskovost’, z toho jedna pétina menej
ako —0,20 halierov vysledku hospodéarenia na korunu vynosov,
- 9 spolo¢nosti malo vykdzany nulovy vysledok hospodarenia, ¢ize aj nulovu ziskovost’,
- 15 spolo¢nosti ma ziskovost’ menej ako 5 halierov zisku na korunu vynosov.

Pri finan¢nej produktivite prace mézeme konStatovat’:
- 31 spoloc¢nosti resp. 46% spolo€nosti mé vykazant nulu pri pridanej hodnote,
- 9 spolo¢nosti mé vykdzanu zéporni hodnotu, ¢ize zapornu produktivitu préce,
- 28 spolocnosti posobilo s rozumnou finan¢nou produktivitou prace (pridand hodnota
bola vyssSia ako osobné ndklady), pricom 14 organizécii vykazalo extrémne vysoku
produktivitu prace vysSiu ako 10,— Sk pridangl hodnoty na korunu osobnych nékladov.

Pri rentabilite vlastného imania mdzeme konstatovat’:
- 15 spoloc¢nosti resp. 22% vykazalo zaporné vlastné imanie,
- 16 spolocnosti vykéazalo zapornt rentabilitu vlastného imania,
- 29 spolocnosti mé rentabilitu vlastného imania vysSiu ako 5 halierov zisku na jednu
korunu vlastného imania, to je viac ako urokova miera na ro¢né vklady alebo inflacia
zarok 2005.
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Spracovanie rozsiahlych stborov udajov
Martin Blahusiak

Summary:

Saving and manipulating data was very important in the past and is even more
important in our modern society. The best way to save and manipulate huge amount of data
IS a database. Therefore database systems, which support the creation and administration of
databases, exist. The paper tells about the basics of databases, database systems, structured
query language SQL and functionality of few popular database systems.

Uvod

Spracovanie udajov bolo aj je jednou s najdblezitejSich veci v oblasti vypoctove;j
techniky a samozrejme aj Statistiky. Vacsina sa s nim stretdva skoro na kazdom kroku
a velakrat si to ani neuvedomuje. Vela I'udi si robi zoznam knih, kompaktnych diskov,
alebo videokaziet, firmy spraclivaju Udaje o0 svojich vyrobkoch, odberatel’och,
dodavatel'och a podobne. Ak ide o spracovanie rozsiahlych siborov Udajov, tak je v
stiGasnosti najlepSie vyuzit relaéné databazy a databazove systémy.

1. Co je to databaza

Databaza (DB) predstavuje mnozinu samostatnych tabuliek vytvorenych na
zaklade logickej prisludnosti k urcitej entite. Entita je objekt realneho sveta, ktory je
schopny nezavislej existencie a je jednoznacne odliSny od ostatnych objektov (napr.
zamestnanec, Student). Tabul'ka je mnozina entit, ktoré maju rovnaké atribaty. Napriklad
entitou je Zamestnanec atabulkou budu Zamestnanci, pretoze vSetci zamestnanci maju
rovnaké atributy, ako napr. meno, priezvisko, rodné Cislo atd. Tabulky si navzijom
poprepajané relaciami s nasobnost'ou vizby 1:N. V tabulke sa konkréte subory udajov
uchovavajl do riadkov a stipcov. Stipce predstavuji atributy popisujiice dany objekt
ariadky predstavuju jednotlivé zaznamy. V kazdej tabulke existuje minimalne jeden
atribut, ktorého hodnota je jedine¢na pre kazdy zaznam tabulky a nazyva sa primarny
kIa¢. Na zaklade primarnych kl'aiCov st potom tvorené relacie v databaze. Ak je medzi
entitami relacia s nasobnost'ou vézby 1:N, tak aj tabul’ky budi mat’ medzi sebou relaciu
s nasobnost'ou 1:N a primarny kI'a¢ z prvej tabul’ky bude mat’ priradeny v druhej tabul'ke
atribit nazyvany cudzi kI'ai¢, v ktorom sa budu uchovéavat’ hodnoty primarneho kl'uca
prvej tabulky. V pripade nasobnosti vézby medzi entitami 1:1 sa atribaty druhej entity
stavaju atributmi prvej entity, takZze nakoniec vznika jedna tabulka. Ak je medzi entitami
nasobnost’ vizby M:N, potom vznika medzi povodnymi tabul’kami vytvorenymi z entit nova
tabul’ka nazyvana relacna. Tato relacna tabulka prevezme primarne kl'uce z obidvoch
povodnych tabuliek avnej sa tieto klae stavaji zloZzenym primarnym kIa¢om.
K zlozenému primarnemu kIacu treba dodefinovat’ aspont jeden d’al$i atribit (tzv.
neklicovy), ktory vyspecifikuje zlozeny kI'a¢ a novo vzniknutu tabul’ku. Povodna relacia
S ndsobnostou vizby M:N je rozdelend na dve relacie s nadsobnostou 1:N, pricom jednotky
su vzdy na strane tabuliek wvzniknutych z pdvodnych entit aN-ka sa stretavaju
v novovzniknutej relacnej tabul’ke.

Priklad databazy a popisu jej prvkov je znazorneny na Obr. 1. Databaza obsahuje
Styri tabul’ky: Zamestnanci, Oddelenia, Projekty a ZamNaProjekte. Prvé tri tabul’ky vznikli
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z pévodnych entit Zamestnanec, Oddelenie a Projekt. Obsahuju jednoduchy primarny kl'u¢,
popisujuce atribity a tabul’ka Zamestnanci aj cudzi kI'a¢. Posledna tabul’ka ZamNaProjekte
predstavuje relacnu tabulku, ktord vznikla zrelécie snasobnostou vdzby M:N medzi
entitami Zamestnanec a Projekt. Obsahuje zloZzeny primarny klI'a¢ IdProj aldZam
anekliCové atributy DatumNastProj (datum ndstupu zamestnanca na projekt),
DatumOdstProj (datum odstipenia zamestnanca od projektu), FunkciaProj (funkcia
zamestnanca na projekte) a podobne.

Atribuity Cudzi ke
S | IdZam |Priezvisko| Meno RC Oddelenie
5 T 1|Fudor Peter 820504/4356 2| ¢———— Zaznam tabulky
§ E 2 kubala Martin S10107/6751 1
E = 3|Plankova  |Lucia 820915/8056 3
~ 4|Pribelska |Barbora |811104/7386 A
1 N
Primmarny kitic Relacia ——» Kardinalita
\ 1'
- [dOdd NazovOdd |
R 1|Marketing
g 2| vyroba
[ ] ..
= & 2| Personalistika
Zlozeny prirnarmy kKitc
2 LdProj IdZam |DatumNastProj| DatumOdstProj [FunkciaProj
3 ¥ 1 2 1.2.2006 Veduci
S © 1 3 1.2 2008 Analytil
s e 1 4 252 2006 Analytik
= -
= 2 2 1.3 2008 Wedlci
~ . )
N
1
- IdProj|NazovProj| DatumZacProj| DatumUkonProj
% % 1S 1.2 2006 3.5.2007
= T 2AKDS 1.3, 2006 3112 2007
= a 3 CMOS 1.3, 2006 306 2009

Obr. 1 Priklad databazy

2. Databazové systémy a jazyk SQL

Na tvorbu, definovanie a spravovanie databaz, uchovavanie a spracovanie dat
v databazach sluZia databazové systémy (DBS). Databazové systémy predstavuju systemy
skladajuce sa z databazy a programového vybavenia uréeného na spravu tejto databazy
av nej uloZzenych dat. Okrem zakladného programového vybavenia méZzu databazové
systémy obsahovat’ aj d’alSie programové vybavenie, ktoré slGzZi na tvorbu podpornych
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a doplnkovych objektov celého systému. V sti¢asnosti existuje Siroka skala databazovych
systémov. Medzi najznamejSie patria Microsoft SQL Sever, Oracle Database, IBM DB2,
Sybase Adaptive Server, MySQL, PostgreSQL aaj Microsoft Access. Jednotlivé
databazové systémy existuju vo viacerych verziach a odliSuju sa prostredim, poskytovanou
funkcionalitou, naro¢nost'ou prace a podobne, ale v3etky vychadzaju a pracuju s jazykom
SQL (Structured Query Language).

Structured Query Language, v preklade Struktdrovany dotazovaci jazyk, je
vSeobecny nastroj na definiciu databdzy a manipulaciu, spravu a organizovanie dat
v databazach. S pomocou prikazov SQL mozno definovat’ S$trukturu jednotlivych
tabuliek, vytvarat’ relacie, napinat’, aktualizovat, vyberat’ a mazat’ data v stipcoch tabulky
a definovat’ organizaciu a vzt'ahy medzi polozkami dat. Okrem beznych aktualiza¢nych
¢innosti a priamych vystupov vysledkov dotazov mozno prikazmi SQL riadit’ pristup
k datam, teda udelovat a odoberat’ pristupové opravnenia nar6znych drovniach, a
chranit’ tak data pred ndhodnym alebo timyselnym zni¢enim, neautorizovanym c¢itanim
alebo manipulaciou. Prikazy SQL zaistuju aj integritu databdz tym, ze sa nepovoli
nekonzistentna a nespravna aktualizacia oprdvnenym pouzivatelom. Ak pristupuje
k datam viac pouzivatelov stcasne umoziuje SQL zdiel'ané vyuzivanie dat a zaistuje
hladky priebeh cinnosti. SQL nie je plnohodnotnym samostatnym programovacim
jazykom, pretoZe neobsahuje riadiace programové konstrukcie a poZzadované prvky, ktoré
by mal obsahovat’ kazdy obecny programovaci jazyk (prirad’ovaci a podmieneny prikaz,
prikaz cyklu atd’.). Z uvedeného dovodu sa jeho prikazy vyvolavaju bud’ z iného tzv.
hostovského programovacicho jazyka (napriklad C, Visual Basic, C++) alebo sa vyuZiva
neStandardizovana nadstavba jazyka SQL, tzv. jazyk Stvrtej generécie (4GL).

Spomenuté databazové systémy mozno rozdelit’ z hladiska dostupnosti na dve
zakladné skupiny: komer¢né produkty (Microsoft SQL Sever, Oracle Database, IBM DB2,
Sybase Adaptive Server, MS Access) a vol'ne SiriteI'né produkty (MySQL, PostgreSQL).
Ich pouZitie a nasadenie v jednotlivych firmach zavisi od viacerych kritérii a podmienok,
napriklad objem finan¢nych prostriedkov, ucel pouzitia systému, objem spracovavanych
dat, velkost’ databazovych stiborov, spolahlivost’, bezpe¢nost’ a podobne.

2.1 MySQL
MySQL vyvinula §védska spolo¢nost’ TcX v roku 1996 a v sucasnosti predstavuje

jednotku medzi otvorenymi databdzovymi systémami. Patri medzi jednoduchSie
databazové servery, pretoZze implementuje len uréitt podmnozinu funkcii velkych DB
serverov ako Oracle a MS SQL Server. Podporuje Siroku Skalu platforiem a opera¢nych
systémov (Linux, Solaris, OS/2, Unix). Medzi hlavné prednosti avyhody patria
jednoduché instalacia a obsluha, vysoky vykon, nulova cena, rychlost’, prenositel'nost,
dobra podpora prepojeni s okolitym svetom a mnoho SQL funkcii. MySQL je tiez
kompatibilna so Standardom ANSI SQL92 a poskytuje aj prikazy na podmienené
mazanie tabulick. MySQL dokaze uchovat 4 GB dat v jednej tabul’ke. Pre zarucenie
bezpetnosti ma v sebe zabudovany systém uzivatelov, hesiel a pristupovych prév.
Nevyhodou je, ze nepodporuje transakéné spracovanie, ulozené procedury, triggery
a vnorené dotazy.

V sucasnosti mozno hovorit’ o troch verziach MySQL.: 3, 4 a 5. Verzia 3 patri uz
k zastaranym a vicsinou sa nepouziva. NajrozSirenejSou je verzia 4. Verzia 5 sa len
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vyvija a je budicnostou MySQL, ktora odstrani nedostatky v oblasti uloZzenych procedur,
kurzorov, triggerov a pohl'adov.

2.2 PostgreSQL

PostgreSQL je multiplatformovy klient — server databdzovy systém podporujici
vSetky moderné operacné systémy (OS/2, Novell, Linux). Bol vyvinuty na Berkeleyske;j
katedre pocitatovych vied Kalifornskej univerzity v USA. Je volne Siritelny pod BSD
licenciou umoznujucou vlastné Upravy a Sirenie binarneho kodu. Predstavuje objektovo —
relaény systém podporujici vnorené dotazy, definovanie vlastnych funkcii a triggerov,
vytvaranie vlastnych datovych typov a moznost' dedenia definicii tabuliek. Okrem
klasického pristupu chrdneného heslom umoziuje overenie pomocou tzv. identifika¢ného
protokolu.

Stabilnou verziou pouZivanou aj Vv sucasnosti je verzia 8.0.4, ktord ma oproti
predoSlej verzii zlepSeny vykon a dostupnost, podporu poli, T'ah$iu konfiguraciu,
polymorfné funkcie atd’. Od verzie 8.1 sa o¢akava podpora dvojfazového potvrdzovania,
partitioning, vysSi vykon, podpora rekurzivnych dotazov, balik funkcii na spravu
databazy a optimalizaciu dotazov.

2.3 M S Access

MS Access patri medzi produkty firmy Microsoft a zarad’'uje sa do oblasti
jednoduchych a desktopovych databazovych systémov. MS Access je uréeny pre verzie
operacného systému Windows a bud’ je Sireny ako sucast’ balika MS Office alebo ako
samostatna aplikdcia. Nie je volne Siritelny. Je to vykonny databdzovy program
s obrovskym mnozstvom nastrojov a funkcii. Aj ked je vel'mi jednoduché pochopit
koncept rozhrania programu, systém pomocnika a vstavanych sprievodcov, ktori do istej
miery ulahCuju realizaciu zakladnych tloh, je tu stdle pomerne rozsiahla oblast’ na
preskimanie. V aplikacii mozno ukladat’ data vnutorne alebo sa pripojit’ k datam
z vonkajSich zdrojov. Je mozné si vytvorit jednoducht databazu, alebo s urcitou
znalostou programovania vytvorit' aplikaciu pre pouzivatelov v malych firméch
(napriklad s prepojenim na Microsoft Word alebo Excel), alebo vytvorit’ prepracovani
databazu klient - server pre viacero uzivatel'ov, ktora bude fungovat’ na sieti intranet ¢i
Internet (s prepojenim na data uloZené v databdze Microsoft SQL Server). Aplikacia
Access poskytuje skvelé néstroje na vytvaranie formularov ur¢enych na zadavanie
aupravovanie dat anastroje na vytvaranie zostav, ktoré mozno pouzit na
zhromazd'ovanie a prezentovanie dat. NavySe umoziiuje vytvarat datové stranky na
zobrazovanie informéacii a dat na sieti WWW alebo firemnej sieti intranet a mnozstvo
inych funkcii.

MS Access je poskytovany tiez vo viacerych verziach. V sucasnosti je
najpouzivanejSia verzia 2003, ale postupne sa na trh dostava verzia 2007.

2.4 Microsoft SQL Server

Firma Microsoft ma vyznamné postavenie na databazovom trhu vd’aka produktu
SQL Server. Najnovsou verziou je SQL server 2005, pricom su este stale vyuzivany jeho
predchodcovia SQL Server 2003 a SQL Server 2000. Tento databazovy systém ma prinos
hlavne pre velké podniky. Je vel'mi vykonny a jednoducho pouzitelny. Jediny velky
nedostatok je, ze pracuje len pod jednotlivymi verziami operaéného systému Windows.
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Je integrovatelny s pouzivatel'skymi kontami a bezpe¢nostnymi prvkami operacnych
systtmov Windows. Okrem komer¢nej verzie existuje aj volne Siritelna verzia
s oznatenim MSDE (Microsoft Desktop Engine), ktord obsahuje plne funkcéné jadro
syst¢tmu MS Server. Primarne je urCena na vyvoj a testovanie databazovych aplikacii
apri prevadzke aplikdcii na lokdlnych pocitacoch. MSDE ma obmedzenia v pocte
sucasnych pristupov procesov (maximalne 5) avo velkosti databazovych suborov
(maximalne 1 GB), ale vyhodou je, ze kedykol'vek mozno MSDE vymenit’ za plnt verziu
MS SQL Server bez potreby zmeny aplikacie. Za nastupcu MSDE mozno povazovat’
verziu MS SQL Server 2005 Express Edition, ktora predstavuje odl'ah¢enti verziu plnej
verzie databazového systému MS SQL 2005 Server. Ale aj tak predstavuje spolahlivy a
bezpetny systém a systém s jednoduchou administraciou, podporou XML a dynamického
ladenia parametrov databdzy. Medzi obmedzenia tejto verzie sa zarad’'uji: podpora len
jedného procesora, podpora maximalne 1GB RAM a maximalnej velkosti databazy 4GB.

Okrem primarnych tloh databazového servera poskytuje MS SQL Server 2005 aj
nasledovné sluzby: analytické, reportovacie, notifikaéné, sluzby pre transformaciu
udajov, replika¢né, integracné, administratorské, vyvojarske a podobne. Do podstatnych
vlastnosti systému patria: odolnost’ voéi chybam, on-line vykondvanie obnovovacich
operécii, rychla obnova udajov, Sifrovanie obsahu databazy, presnejSie Specifikovanie
a vymedzenie pristupovych privilégii, integrovany nastroj na spravu databazy a pracu
s databazovymi objektmi, trvaly snapshot na disku a moznost rozdelenia tabulick na
particie. Okrem spomenutych sluzieb obsahuje podporu pre datovy sklad (Data
Warehouse) a dolovanie dat (Data Mining).

2.5 Oracle Database

Firma Oracle je najvacsim dodavatel'om podnikového softvéru. V sti¢asnosti ma
na trhu databdzovy systém Oracle Database 10g, ktory je pokracovatelom stale
pouZivanej verzie Oracle9i Database. Oracle Database 10g predstavuje kompletnl
platformu na ukladanie, spravu a analyzu dat. Popri unikatnej bezpecnosti, vykonnosti
a spolahlivosti prinasa rozSirenie jadra o podporu Enterprise Grid-u, vyrazné
zjednodusenie a automatizaciu spravy a finan¢ne vyhodnu verziu pre malé firmy (Oracle
Database 10g Standard Edition One). Oracle Database 10g je mozné efektivne nasadit’ na
akejkol'vek hardvérovej platforme a operaénom systéme. Spolu s Oracle Application
Server 10g a Oracle Enterprise Manager 10g tvoria Oracle Grid Computing, ktory
predstavuje novu softvérovd architektdru, ktord spaja pamate, servery, aplikacie a disky,
tak aby dokazalo vyhoviet’ neustdle sa meniacim poziadavkdm a aby spracovanie dat bolo
¢o najlacnejSie a najspolahlivejSie. Oracle Enterprise Manager zabezpecuje automaticktl
spravu a riadenie databazy pomocou grafického diagnostického okna Database Control.
Spravcovia mozu aktivne monitorovat’ databazu, prijimat vystrahy arady na
zabezpeCenie optimalneho vykonu a spolahlivosti, automaticky vyladit' databazu,
eliminovat’ zlozité a opakujtice sa tlohy. Ddlezitou vlastnostou Oracle 10g Database je
integrovany clusterware, ktory predstavuje stibor spolo¢nych klastrovacich sluzieb na
jednoduchsie vytvaranie a prevadzku databazovych klastrov. Dal§im podstatnym
softvérom je Automatic Storage Management (ASM), ktory zabezpeCuje vyrazné
zjednodusenie konfiguracie a spravy fyzického tloZiska dat pre databazu.

Podobne ako Microsoft aj Oracle méa bezplatni ediciu Oracle databazy, ktord ma
nazov Oracle Database 10g Express Edition. Obmedzenia tejto edicie su podobné ako pri
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MS SQL Server 2005 Express Edition: podpora len jedného procesora, podpora
maximélne 1GB RAM, obmedzenie jednej reldcie v systéme a maximalnej velkosti
databdzy 4GB.

ZjednoduSenou, ale nie bezplatnou je edicia Oracle Database 10g Enterprise
Edition. Je idedlna pre podniky, ktoré potrebuju zabezpecit' velkoobjemové on-line
spracovanie transakcii a dopytovo intenzivne aplikdcie datovych skladov. Podporuje
vSetky Standardné relacné datové typy ako aj UloZiska dat pre XML, text, dokumenty,
obrazky, audio, video a podobne. NavySe pomaha administratorom I'ahko diagnostikovat’
a odstranit’ dopady chyb, ochranu pred kompletnym zlyhanim systému, chrani
doveryhodnost” dat v sieti, umoziluje centralne spravovanie pouZzivatel'skych kont
a poskytuje komplexny subor automatickej diagnostiky vykonnosti a monitorovacich
funkcii databazy. Samozrejme obsahuje aj podporu pre datovy sklad (Data Warehouse)
a dolovanie dat (Data Mining).

Zaver

Spracovanie velkych suborov dat je najvyhodnej$ie pomocou niektorého zo
spomenutych a popisanych databazovych systémov. Je len na konkrétnej firme alebo
fyzickej osobe aké zdroje ma k dispozicii ana zaklade akych kritérii sa rozhodne.
Databdzové systémy MySQL, PostgreSQL aMS Access su pouzitelné v malych
astrednych firmach aMS SQL Server aOracle Database v niektorych strednych
a prevazne vo velkych firmach.
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Valueat risk I1. Zakladné pristupy k modelovaniu
Martin Boda'

Abstract: The aim of the paper is to follow up with the article published in Forum Statisticum
Slovacum No 4/2006 wherein, amongst others, the framework of Value at risk (VaR) was introduced and
its utilization as a risk measure was discussed. In this continuation of the series, a more concrete insight
into the workings of VaR is offered and its methodologies are briefly summarized. An especial accent is
laid upon the importance of risk mapping in VVaR forecasting as a prerequisite step in the process of the
application of a respective VaR method. Of divers approaches to constructing VaR forecasts, the focus of
the paper is directed to those most applied, which are (i) variance-covariance method, (ii) synthetic
parametric models, (iii) Monte Carlo simulation method, (iv) delta-gamma method, and eventually,
(v) historical simulation method.

Keywords. value at risk (VaR), risk mapping, variance-covariance method, synthetic parametric
models, Monte Carlo simulation, delta-gamma method, historical simulation.

1. Uvod

Predlozeny prispevok je prirodzenym pokracovanim clanku Value at risk |. Value at risk ako
miera rizika, alternativy, nedostatky a regulacny aspekt publikovanom vo Forum Statisticum Sovacum
4/2006, v ktorom bola predstavend koncepcia value at risk (VaR) a nazna¢eny potencial jeho
vyuzitia ako miery finan¢ného (trhového) rizika. V tomto prispevku je prvotné koncepcéné ponatie
value at risk dotvorené uz konkrétnejsim aplikanym rozmerom, a sice uvedenim zakladnych
metodologii vyuzivanych pri samotnom vypocte v praxi.

Koncept value at risk ako miery rizika vychadza zo stotoZznenia rizika s maximalnou
oCakavatelnou stratou hodnoty portfélia pri Specifikovanej hladine spolahlivosti 1-«.
Z aplikacného hladiska zodpoveda vypocet value at risk konStrukcii Iavostranného intervalu
spol'ahlivosti vynosov portfolia R (definovanych ako nahodna premenna na pravdepodob-
nostnom priestore (£, £,P)). Value at risk je teda kvantilovym zobrazenim rizika, pre ktoré plati

VaR,: [V c Q]_)[_inf{x; Fo(r)2a)e 93} kde F.(r) je distribucna funkcia vynosov portfdlia.
Ziada sa zdoraznit', ze kym koncept value at risk je jednoduchy alahko pochopitelny,
jeho prakticka aplikacia uZ nie je tak idealne naplnitePna a realizuje sa vo forme vystavby

relativne komplikovanych modelov pri predpokladoch, ktoré sa v niektorych pripadoch vzdal'uja
od reality. Divergencia niektorych predpokladov bola diskutovana podrobne v Bod’a (2006).

2. Zakladné vychodiska

Ustrednymi pojmami v manazmente finanéného rizika si (obchodné) portfélio® a wnos.
Portfolio bude chapané ako urcitd mnozina financnych inStrumentov I, Vur€itej Struktare:

M={ieQ: [l;w]}, pricom sa pripustaji dlh¢ i kratke pozicie a vyznaCuju sa znamienkom pri
vahach w,. Portfélio bude v danom c¢ase konS$tantné a v priebehu uvaZzovaného obdobia sa jeho
zlozenie nebude menit’, preto sa pri vahach a symbole portfolia abstrahuje od ¢asového indexu.

" Bc. Martin Bod'a. Univerzita Mateja Bela v Banskej Bystrici, Ekonomicka fakulta, Tajovského 10, 975 90 Banska Bystrica.
E-mail: ma_bo@azet.sk.

! Finanéné riziko sa neprisudzuje cennym papierom obstaravanym najmi za a&elom kontroly, a preto sa v tejto nadvéznosti hovori
0 obchodnom portféliu, ktoré tvoria cenné papiere a ostatné in§trumenty uréené na obchodovanie alebo zabezpecenie. Analyticky
sa portfolio sklada z finanénych aktiv a ich derivatov (ktoré st spolo¢ne oznatované pojmom finan¢né in§trumenty).
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Jednotlivé inStrumenty okrem kvantitativneho zastupenia v portfoliu charakterizuje ich trhova
cena (v istom case t) P,. Trhovu hodnotu portfélia vcase t potom mozno zapisat
P(I)=Y 7 wP, . InStrumentom za obdobie drzby . prislicha vynos R definovany ako

logaritmicka zmena trhovej hodnoty R :=In(P,

ot+7

hovori o zisku alebo strate. Analogicky sa konStruuje vynos portfolia r® za obdobie drzby - a
teda R =Ki(P,,(M)/R( ).’

/B.). Znamienko vynosu potom urcuje, €i sa

3. Zobrazenierizika

Primarnym krokom pri kalkulcii value at risk je zobrazenie rizika (risk mapping)® do
penaznych tokov asociovanych s prislusnym portféliom. Tato operacia spociva vtom, Ze
penaznym tokom plynticim z drzby daného inStrumentu sa priradia rizikové faktory a inStrumenty
st rizikovo kvalifikované z hladiska rizikovej expozicie ich penaznych tokov. Hodnota
inStrumentov je vyjadrena trhovou hodnotou ich peniaznych tokov ovplyviiovanou vytypovanymi
rizikovymi faktormi. Potom je portfolio dezagregované do identifikovanych N penaznych tokov
CF,, a im priradenym rizikovym faktorom f, ~R, .

Zobrazenie rizika nie je samoucelné, ale je motivované snahou
(i) identifikovat pefiazné toky a ich expoziciu rizikovym faktorom: 1, —{[cF,; f, ]} 2
(i) zredukovat’ dimenziu rizikovych faktorov: dim(f")=N <<dim(f")=N.

Redukcia dimenzie rizikovej expozicie aproximdaciou niektorych pozicii zastupitelnymi
(pre model vyhodnej$imi) poziciami zjednodusuje vypocet value at risk (eventualne ho vobec
umoziuje). Obchodné portfolio financnej institiicie tvoria radovo desiatky az stovky finanénych
inStrumentov, ktorych verné zobrazenie produkuje realisticky aZz N >5000 penaznych tokov.
Napriklad pouzitie varianéno-kovarian¢nej metédy v tomto pripade by si vyZzadovalo odhad
kovarian¢nej matice typu NxN ateda odhad c,(5000) parametrov. Kazdé znizenie dimenzie
podstatne ul'ahcuje vypocet. Databaza RiskMetrics™ napriklad pouziva 380 rizikovych faktorov.

Redukciu dimenzie si mozno predstavit’ ako zobrazenie R: IT——I1 za podmienok:

1. p(m)=r(m) alebo P(m1)~P (), tzn. ze trhova hodnota portfolia sa (vel'mi) nezmeni a
2. VeR (T|¥,)=VaR (I|¥,) alebo VvaRr, (I1|¥,)~VaR, (II|¥,), tzn. Ze odhad value at risk na cas
t+z Sa pri danej informécii v, v ¢ase t (vel'mi) nezmeni.

Vysledkom zobrazenia rizika moézu byt (vzhl'adom na diferencovatelnost’ podla casu)
linearne pozicie alebo nelinearne pozicie, ktoré potom podmieniuji pouzitie konkrétnej metody.
Klasifikéaciu finanénych in$trumentov z hl'adiska tohto kritéria priblizuje schéma ¢. 1. Prikladom
nelinearnej pozicie mdze byt napriklad eurdpska kiipna opcia na cudziu menu a prikladom

2 Pouzitie logaritmickych vynosov rezultuje z pristupu, ktory uvazuje o cenach akcii a odvodene aj 0 cenach niektorych d’alSich
finanénych aktiv generovanych spojitym stochastickym procesom v tvare P. .., = P.; exp(ut +cW,), kde konsStantyp a ¢ >0 su
postupne drift avolatilita a W, je Wienerov proces na danom priestore (2, F, P). Vynosy si potom vysledkom procesu
& dP.y, /P = pdt + odW, ktory po uvéZeni vlastnosti Wienerovho procesu a zavedeni prirastku ¢asu dt=z nadoblda tvar

& dP. ., [P = ;,17:+G\/; ¢, kde & je premennd srozdelenim N(O,1). Tento zapis je ale ekvivalentny so zapisom
& In(P. 4, /P.y) =dP. i, IP..= n,+ 6, kde . je konStantny drift za dané obdobie drzby (resp. stredna hodnota procesu ¢) a o,
volatilita za dané obdobie drzby (resp.c > disperzia procesu &), a implikuje tvrdenie, Ze ceny aktiv maju logaritmicko-normélne
rozdelenie LN(y,, 6,°) (resp. vynosy normélne rozdelenie N(y,, 6,).

3 V ¢dlanku sa z dovodu lepsej vypovedatelnosti preferuje matematicky vyznam anglického pojmu mapping, t. j. zobrazenie.
Cesko-slovenska literatura venované problematike value at risk pojem zjednodu3uje a hovori v tomto pripade o mapovani (rizika).
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linearnej pozicie dlhopis s plavajucimi kupénmi viazanymi na referenény arokovy vzor.* Isté
technické tazkosti vznikaju v situaciach, ked’ pettazné platby vznikaji v obdobi, pre ktoré nie st
dostupne urokové kotécie (napr. kupon dlhopisu je splatny o 11 mesiacov asu dostupné iba
9-mesacné a 12-mesacné urokové sadzby). Obycajne sa pouzije linedrna (alebo ind) interpolacia
sadzieb alebo penaznych tokov: tak, aby bola zachovana trhovéa hodnota aj expozicia trhovému
riziku. BliZSie sa problematike zobrazenia rizika venuju podrobne Cipra (2002), RiskMetrics™
(1996) a Mina a Xiao (2001).

FINANCNE INSTRUMENTY Z HCADISKA ROZKLADU NA PENAZNE TOKY

ROZKLAD S LINEARNYMI POZiCIAMI

ROZKLAD S NELINEARNYMI POZiCIAMI

FINANCNE AKTIVA
dlhopisy, akcie, cudzie meny, komodity

FINANCNE DERIVATY
opcie

FINANCNE DERIVATY
forwardy, futurity, swapy

Schéma €. 1 Financné instrumenty z hladiska charakteru rozkladu (Zdroj: vlastné spracovanie)

4. Modely value at risk

V principe mozno pri odhade value at risk vyjst z modelov, ktoré su fundované na
predpokladoch o tvare rozdelenia rizikovych faktorov, alebo z modelov, ktoré takéto predpoklady
neprijimajd a vychadzaju vyluéne z historickych dat. Toto ¢lenenie znazoriuje schéma ¢. 2.

ZAKLADNE METODIKY VALUE AT RISK \

MODELY ZALOZENE
NA DISTRIBUCNYCH PREDPOK L ADOCH

MODELY ZALOZENE
NA EMPIRICKYCH PREDPOKLADOCH

varian¢no-kovarianéné modely [ o historickd simulacia

L]
¢ simula¢né modely Monte Carlo
[ ]
[ ]

parametrické delta-gama modely
modely extrémnych hodnot

Schéma €. 2 NajpouzivanejSie metodiky odhadu value at risk (Zdroj: vlastné spracovanie)
Volbu konkrétneho modelu value at risk okrem vybavenosti pouzivatela vypoctovou
technikou a schopnosti vysporiadat’ sa s vypoctovymi narokmi ovplyvituje najma:
e Charakter pozicii v portféliu: linearita vs. nelinearita. V optimélnom pripade (ked’ op¢né
inStrumenty v povodnom portfoliu neboli zastipené alebo sa dali efektivne zobrazit’ do

tv prvom — nelinedrnom — priklade je trhova cena menovej opcie v ¢ase t uréena Blackovym-Scholesovym vztahom

R(O%)=Se ™ ®(d)-Xe™d(d,), kde =[|n(s)/x)+(r -, +o.5aZ)/At}/(am) a  d,=d-oVat,
priéom § je devizovy kurz v ¢ase t, r je tuzemska bezrizikova Grokova miera a r¢ zahrani¢na bezrizikova urokova miera, symbol
At ozna&uje Cas zostivajuci do expiracie opcie, X realizaénu cenu opcie a symbol ¢ zapisuje volatilitu devizového kurzu.
V druhom - linedrnom — pripade je hodnota dlhopisu zastupitel'na zapisom
R(B) =17, Ne ™ + 17, Ne®e i r?, Ne 0o 4 (147

t t+6t t+26t t+26t l+ﬂz)'1) Neﬁn’“ fi ’
kde N je nominalna hodnota dlhopisu, r{* referenéna sadzba uréujiica vysku kupénovej platby v &ase T, d¢ denotuje (v tomto
pripade rovnaké) Casové rozpatie medzi dvoma kuponmi, ryr Grokovd sadzbu bezkuponovych dlhopisov v ¢ase t so splatnostou

v ase (t+ T).
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linearnych pozicii) je vysledkom zobrazenia rizika linedrne zlozené portfolio m, ktorého
trhova hodnota je vyjadrite'na vo vektorovom tvare pPgrr)= " °.

e Predpokiadana forma zavislosti a konstruovany vzor volatility rizikovych faktorov v portfoliu.
Pri modelovani sa vZdy prijima domnienka, Ze rizikové faktory s tenden¢né vo vzajomnom
vyvoji, aspravidla sa predpoklada, Ze ich vzajomny vyvoj je linearny. Tento vyhodny
(ulahc¢ujuci) predpoklad usti do zapisovania vzajomnych vzt'ahov do kovarian¢nej matice.
Dal$ia volba sa potom tyka konkrétneho modelu volatility a motivuje spdsob, akym sa
kovariancna matica vobec konstruuje. Toto rozhodnutie sa obycCajne odvija od charakteru
finan¢ného makroprostreda alebo konkrétnych podmienok modelovania.

e Historické data aich informacna hodnota. Historické data indikuju, aké predpoklady
o rizikovych faktoroch su (este) realistické a tiez podmienuji rozhodnutie o modeli volatility.

V pripade linearne zobrazeného portfolia o je — nakolko uvazujeme v logike statického
portfolia — zmena jeho hodnoty uréend zmenami (vynosmi) rizikovych faktorov r,. Vzt'ah
P.OLREI)= "( 1 -")=XTaof(e"-1) podmiefuje konStrukciu kovarian¢nej matice medzi
vynosmi rizikotvornych faktorov, prostrednictvom ktorej sa meria volatilita hodnoty portfélia.

Klasicky vzor volatility by zostavoval kovarian¢nti maticu podla schémy ¢. 3a a kazdemu

pozorovaniu zucastnenému na odhade prvkov matice by prirad'oval rovnaka Vahu. Volatilné

podmienky na finan¢nych trhoch si vynutili inovaciu kovarian¢nej matice, aby lepSie indikovala
zmenu poésobiacich faktorov tym, Ze novSim datam sa prisudzuje vysSia vaha v porovnani so
starSimi udajmi — napr. model EWMA (exponentially weighted moving averages) V schéme ¢. 3b. Alebo
sa zacali pouzivat’ dynamické modely podmienenej heteroskedasiticity, najcastejSie Bollerslevov
model GARCH(1, 1) (generalized autoregressive conditional heteroskedasticity) uvedeny v schéme ¢. 3c.

Najmda modely GARCH(1,1) aEWMA (ako Specialny pripad modelu GARCH(1, 1)) sa

zakladaju na spektre Specifickych predpokladov: o problémoch modelovania volatility mozno

najst’ blizsie informéacie napr. v Cipra (2002), Arlt a Arltova (2002), Andersen et al. (2005). Zapis
modelov v podobe uvedenej v schéme &. 3 je zaloZeny na predpoklade Er, =0.°

(a) KLASICKY MODEL (b) MODEL EWMA’ (c) MODEL GARCH(1, 1)
0—12[11 Yo 7 Yinm 5612[1] e’ T eVinm Go-lz[t] (37122[1] 6N
DI Yam  Co 7 Vaym e = e’am %0 7 elanm oZ i = ’am 6% 7 el
Y Vwerg T O-é[l] Vv eV nerg T Eo-é[l] o/niy ooy T GO-;[:]
Specifikécia modelu volatility
K=t-m 4 t—k- ekonometricky model
1 E |[l] (1 /1) Zkllﬂ" 1 2 U U+a rky+ﬁ
&fm:—l N rekurzwnaforma ¢%im = St B eOiy
m_
E |[x] ~ A E |[t 1] (1 ﬂ’) it (kde 12 >0, ai,ﬂiZO, a\+ﬂi<1)
k=t-m i Y,
. E%, " (1 /1) Zk o A Ml ekonometricky model
Pi = —— i T rekurzivna forma it TVt Tl Py oYy
- E%J[t]zﬂ"sj}u[u} (1 ﬁ’) i tl] t-1 (kde l)”>0, Ol”,ﬁ”ZO, au+ﬂu<1)

Schéma €. 3 Zdkladné modely volatility: konStrukcia kovariancénej matice (Zdroj: vlastné spracovanie)

" Mozno ahko odvodit pery - 2w, - A B X Fule SHURD Vo yeuRVEe U e L S SN 1

® | ked sa vo finan¢nej matematike venuje spravng funkénej $pecifikacii kovarianénej matice velka pozornosti, Lopez a Walter
(2000) komparativne ukazali, Ze konStrukcia kovariancnej matice pre praktické modelovanie value at risk nema podstatny
vyznam. Odhady value at risk su ovplyviiované predovsetkym distribu¢nymi (alt. empirickymi) predpokladmi modelu.

" Pre model EWMA exponenciélneho zabldania star&gj informacie sa voli A = 0.94 (pre denné daje), resp. 4 = 0.97 (pre mesaéné
data). Hodnoty parametra boli optimalizované empiricky v RiskMetrics™ (1996) a aj iné §tadie potvrdili vhodnost’ vol'by hodnét.

1 ={[cFi ]
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Pri vystavbe modelov sa obyc€ajne oddel'uju predpoklady tykajice sa modelu volatility
(a konstrukcie kovarian¢nej matice) od predpokladov tykajicich sa distribu¢nej Specifikacie
modelu. Navyse sa tradi¢ne predpoklada — v sulade s modelmi volatility v schéme ¢. 3 —
a reSpektuje sa to i v tomto texte, Ze vynosy rizikovych faktorov su v priemere nulové: Er,. =o0.

4.1 Varian¢no-kovarianény parametricky model (VCV model: variance-covariance mode!)

Najjednoduchsi distribuény model® vychédza z vyhodného predpokladu, Ze rozdelenie
vynosov rizikovych faktorov je normalne (tzn. r,~N(0;c?)), aje zrejmé, Ze je opravnene
aplikovatel'ny vtedy, ked’ vztahy v zobrazenom portfoliu m su linearne. Individudlna normalita
vynosov rizikovych faktorov vysvetluje N -rozmerné normalne rozdelenie pre vektor rizikovych
faktorov r, so vSetkymi dosledkami na rozdelenie vynosov celého portfolia r,. Ak je totiz

zaruena normalita r =N, (0; ), je rozdelenie vynosov portfolia opdt normalne a plati
r,~N(e'0;0'Z0). Cely problém najdenia odhadu value at risk sa redukuje na vypocet kvantilu

rozdelenia r,, ktory je urceny vztahom VaR,(r,)=-u ,Jo'Xe, kde u_, je «.100%-ny kvantil

normovaného normalneho rozdelenia®.

4.2 Syntetické parametrické modely a modely teorie extrémnych hodnot

Uz ¢lanok Bod’a (2006) poukézal na spornost’ validity predpokladu o normalite rozdelenia
vynosovych faktorov. Vzhl'adom na tento poznatok pri modelovani (ak to nie je nalezité)
e sa upusta od predpokladu normality vynosov portfélia pre vlastna distribuénu Specifikaciu
modelu, ale sucasne Casto
e sa zachovava predpoklad viacrozmernej normality vynosov pre Specifikaciu modelu volatility.
Vysledkom je pseudosynteticky model, v ktorom majua vynosy portfélia vhodné rozdelenie
so strednou hodnotou Er,=0 adisperziou Dr,=e'Xe. Vlastnd predpoved’ value at risk sa

zostavuje vztahom VaR,(r,)=-q_,Vo'Zo, kde q_, je «.100%ny kvantil rozdelenia vhodného pre

Standardizované vynosy portfolia z=r, /5, s charakteristikami Ez=0 a Dz=1 10

Ako rozdelenie vynosov portfolia sa volia najcastejSie
e Studentovo t-rozdelenic (pre svoju symetrickost’ a leptokurtickost’) a zovSeobecnené
Studentovo t-rozdelenie (pre svoju prisposobivost’ empirickym datam) alebo
e zmes normalnych rozdeleni (ktoré vnimaju vynosy portfolia ako vyber obyc¢ajne z dvoch
normalne rozdelenych populécii; kde jedna populécia predstavuje tiché obchodné dni a druha
populécia hektické dni s abnormalnymi ziskami alebo stratami — teda hrubé konce).™
Osobitnym pristupom sa kvalifikuje tedria extrémnych hodnét (EVT: extreme value theory),
ktora umoziuje flexibilne pristupovat’ k modelovaniu extrémnych hodndt, ¢o si svojou povahou
za ciel’ stavia ikoncept value at risk. Rozdelenia extrémnych hodnot umoznuju vzdat sa
obmedzujuceho predpokladu o Specifickom type rozdelenia a modelovat’ spravanie sa veli¢iny,

8 Varianéno-kovarian&éna metdda sa zvykne nazjvat o i. aj delta-normalna metdda alebo portfélio-normalna metéda.
° Proti tomuto rydzostatistickému zapisu sa v niektorej literatire preferuje analyticky zapis, ktory umoziuje identifikovat’ value at
risk individualnych pozicii: VaRa(rn):JvarTCvar » Kde var =(u,0,0,)" @ C je korela¢na matica vynosov rizikovych faktorov.

10 Je nutné poznamenat’, Ze pri takomto pristupe nie je mozna analégia analytickej formy naznaGenej v poznamke 9, Separécia
distribu¢ného predpokladu a predpokladu vzoru volatility je vyvolana snahou vyhnut sa komplikovanym distribu¢nym formam,
ale i tak je mozné pre jednotlivé faktory zvolit’ vhodné marginalne rozdelenia a value at risk odhadovat’ ich agregéaciou.

1 podrobneji vyklad mozno najst v Mina a Xiao (2001), Hull a White (1998) a Cipra (2002) a nadvézujtcich odkazoch.
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az ked’ presiahne stanovend hranicu. V pripade vynosov portfolia to znamena, Ze su uvaZzované
iba (velké) straty portfolia (ktoré presiahnu urcitu referenént hranicu), pri€om z pohladu tvaru
funkcie hustoty pravdepodobnosti to znamena, Ze su uvazovane iba straty portfolia v (hrubych)
koncoch. Tato skutocnost’ akoby opravilovala pouzitie tohto pristupu pre finan¢né data, ktoré su
tenden¢né svojou leptokurtickost'ou (a teda hrubymi koncami). Takto pristupuje k modelovaniu
pristup POT (peaks-over-threshold; maxima za prahom), obyCajne zaloZeny na dvojparametrickom
zovseobecnenom Paretovom rozdeleni (GPD: generalized Pareto distribution) S distribu¢nou funkciou
G.,(x)=1-@+&x/p)™ , aK £=0, resp. G, ,(x)=1-e**, ak £=0 (pre x za vhodne zvolenym prahom
t). Toto rozdelenie je vhodné pre modelovanie rizika pre £ >0, ked’ ma hrubé konce. Na zaklade
Specifikdcie distribu¢nej funkcie je mozné zostrojit’ odhadntl funkciu pre value at risk (pozri napr.
Harmantzis et al. (2005) alebo McNeil (1999)).* Teériu extrémnych hodnét je mozné aplikovat’
synteticky pre vynosy portfolia analogicky ako vySSie naznacené pristupy alebo analyticky vo
viacrozmernej podobe (MEVT: multivariate extreme value theory). Z citovanej literatary ju vysvetl'uje
McNeil (1999).

4.3 M odely stochastickej smulacie Monte Carlo

Metdéda Monte Carlo je koncepéne zrozumitel'nd, avSak vypoctovo atechnicky znacne
naro¢na. Spociva v simulovani stochastického vyvoja hodnoty portfolia a v naslednom spogitani
odhadu value at risk zo simulovanych vynosov portfélia.

Vychodiskom pre aplikaciu metddy je vzor zobrazenia rizika: portflio mm, o ktorom uz

bolo poznamenané, Ze idedlne pren st linearne vztahy medzi identifikovanymi rizikovymi
faktormi f, avyskou ich rizikovej expozicie o . Na zéklade historickeho vyvoja sa pre rizikové

faktory ur¢i vhodny parametricky model ich spolo¢ného stochastického vyvoja reprezentovany
vhodnym N -rozmernym (zdruZzenym) rozdelenim. Z poslednych m pozorovani (napr. m=251) sa
odhadni parametre zdruZzeného rozdelenia ageneruju sa N -tice pseudonahodnych ¢isel
zodpovedajucich zvolenému zdruzenému rozdeleniu tak, aby bola uchovana empirické korelacna
Struktara. Pocet simulacii je povazovany za dostato¢ny, ak obsahuje obyc¢ajne viac ako 1000 (aZz
50000) N -tic nahodnych cisiel. Simulované hodnoty st bazou pre spocitanie hodnoty portfolia
pre jednotlive simulacie a vynosov portfolia uréenych tymito simulaciami. Odhad value at risk
VaR,(r,) je dany «.100%-nym kvantilom simulovanych vynosov.

Hlavna vyhoda tejto metddy vyplyva z moznosti simulovat’ vyvoj aj nelinearnych vztahov
v portfdliu a teda uschopnuje celkom presne odhadnut’ value at risk pre nelinearne portfélia. Jej
pouZitie v praxi je podmienené predovsetkym tymto faktorom, pretoZe v pripade linearnych
portfolii sa adekvatnejSie javi pouzit napr. variancno-kovarianénii metodu (v pripade
viacrozmernych normalnych vztahov) alebo jej modifikacie. Korektnost’ vypoctu value at risk

12 pre uplnost’ treba dodat,, Ze existuje ipristup BMM (block maxima method: metéda bloku maxim), ktory si na rozdiel od
pristupu POT vyZaduje velké mnoZstvo pozorovani. Podla Fisherovej-Tippettovej vety normalizované maximum sérii (bloku)
pozorovani (vysokych hodndt) (max(X,) - d,)/c, konverguje k limitnému rozdeleniu extrémnych hodnét (GEV: generalized
extreme value) H«(x), ktoré je definované H«(x) = exp(-(1 + &)Y pre €20, resp. HAX) = exp(-exp(-X)) pre £= 0. Potom sa
abnormalne straty vyjadrené value at risk modeluji napr. touto funkciou. Cf. McNeil (1999).

13 Pretoze je volba spravneho zdruzeného rozdelenia problémovou zaleZitostou, sprostredkuje sa asto simulicia vhodnou
kopulovou funkciou, pre ktori sa vyzaduja iba marginalne distribuéné funkcie rizikovych faktorov. Podl'a Sklarovej vety totiz ku
kazdej zdruzenej distribuénej funkcii so spojitymi marginalnymi distribuciami existuje jednoznaéne urcena funkcia (kopula) C:
<0, 1>%— <0, 1>, pre ktor( plati F(X;, X, ,..., X3) = Co[F1(X)), F2(X) ,-.., F4(Xq)]. Potom sta&i n4jst’ marginalne distribuéné funkcie
F., definovat’ kopulu Cy s parametrami 6 (a odhadi’ ich), generovat’ Mont e Carlo realizicie d-rozmerného rovnomerného
rozdelenia z <0, 1>% a cez kopulu C, zostrojit’ realizécie vektora (Xg, X, ,..., Xg), tzn. teraz realizécie rizikovych faktorov.
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stochastickou simulaciou je uzko asociovana s volbou korektného modelu vyvoja rizikovych
faktorov.

4.4 Delta-gama par ametrické modely

Delta-gama metdda je vhodna pre nelinedrne portfélia aje vtomto pripade azda
preferovanejSia nez simulacie Monte Carlo. Vychadza z vhodnej aproximéacie zmien v hodnote
portfolia; obycajne druhym (kvadratickym) rddom Taylorovho rozvoja. Pre zmenu hodnoty
portfolia. 11 modzeme pisat AP (O)=Y o f(€"-)~A" =3 sr, +0.53 > Jyrr,,  kde
5 =1 -[oP/ef] @ y, = ff -[0°P/of of |. ZnaCenie & (pre linearne Cleny) a y (pre kvadratické ¢leny)
determinovalo pomenovanie metddy. Nie je nutné ani Ziaduce pre vSetky instrumenty v portfoliu
pouzit’” az kvadratickii aproximaciu: vo vd¢Sine inStrumentov si vystacime s linedrnym (delta)
rozvojom. Toto plati i pre finan¢né inStrumenty denominované v cudzej mene, ked’ na hodnotu
portfolia pésobia zloZené rizikové faktory f = f , z ktorych jeden je zahrani¢ny rizikovy faktor
(napr. cena komodity denominovana v cudzej mene) a druhy faktor je konverzny devizovy kurz
(na tuzemsku menu). Kvadraticky (gama) rozvoj je obzvlast’ vhodny pre opcné inStrumenty, kde
subeZne pdsobiacimi faktormi su tradi¢ne cena podkladového aktiva, bezrizikova tirokova miera,
volatilita, doba do splatnosti a realizadna cena (pozri priklad v poznamke ).

Je evidentné, Ze na pouzitie metddy sa vyzaduje znalost’ analytického vyjadrenia hodnoty
portfdlia, a je potrebné podotknut’, Ze pouzitie metody na odhad (spravneho) value at risk je
aproximativne a moze byt’ zdrojom nepresnosti, pretoze aj pre druhy rad aproximacie je presnost’
iba lokélna (pozri Mina a Ulmer (1999)).%

45 Historicka ssimulacia

Historickd simulacia (alebo bootstrapping: svojpomoc) na rozdiel od ostatnych spominanych
metod nenanucuje rozdeleniu vynosov ani volatilite ziaden funk¢ny tvar (tzn. abstrahuje od
distribu¢nych predpokladov a predpokladov o modeli volatility) avychédza z empirickych
pozorovani. AvSak explicitne predpoklada, Ze rizikové podmienky finan¢nych trhov sa nezmenia
a historické data su (vel'mi) vhodné na formovanie ocakavani buducnosti (implicite to vedie k
tomu, Ze spocitané vynosy su povazované za nekorelované a identicky rozdelené). Portfdlio
Vv aktudlnom zloZeni sa preceni podl'a minulych cien a rizikovych faktorov, spocitaju sa
historické vynosy portfolia a value at risk sa ur¢i ako «.100%-ny kvantil historicky simulovanych

vynosov portfolia. Zvyc¢ajne sa generuje podstatne viac ako 251 historickych simulécii. Metoda si
vyzaduje vel'k databdzu minulych pozorovani a méze byt (podobne ako simulacie Monte Carlo)
komputacne naro¢na. Sinha a Chamu (2000) poukazuji na antagonizmus poctu simulacii: nizsi
pocet simulacii (tzn. menej ako 251) nie je sposobily dostato¢ne identifikovat’ extrémne hodnoty
a odhady value at risk su nepresnejSie (optimistickejsie), kym vyssi pocet minulych simulécii
naruSuje implicitny predpoklad o identickom rozdeleni vynosov, pretoze finan¢né data st

14\ pripade, Ze sa pouZije Taylorov rozvoj iba prvého radu a prijme sa predpoklad o normalite rozdelenia vynosov, hovori sa
0 delta-normalnej metode. Je potom nélezité vyuZitie varianéno-kovarianénej metody a tieto dve metodoldgie splyvaju.

15 Nakol’ko nie je mozné najst’ analytické vyjadrenie rozdelenia Taylorovho rozkladu A¥ (ktory reprezentuje zmeny v hodnote
portfélia), pouZiva sa napr. Johnsonova transformécia na ziskanie hustoty rozdelenia A%. Johnson navrhol tri transformécie (napr.
f(X) = Asinh[(X = »)/d] + &, kde X ~ N(O, 1)), ktoré zavisia na Styroch parametroch, ktoré si odhadované algoritmicky na zaklade
prvych $tyroch centralnych momentov A¥. Dalsimi zaujimavymi pristupmi su Cornishova-Fisherova aproximacia a Furierova
inverzia, o ktorych mozno ziskat’ informacie napr. v Mina a Ulmer (1999) alebo v matematicky intenzivnejSej forme v Hardle,
Kleinow a Stahl (2002).
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tenden¢né meniacou sa volatilitou. Manganelli a Engle (2001) vtomto kontexte hovoria
0 drastickom zednoduSovani a poukazuji zo spomenutych ddévodov na logicku inkonzistenciu
metédy.'® Skutocnostou viak zostava, Ze metdda historickej simulécie je pouZivana a obl'ubena,
pretoze je koncepcne jednoducha a transparentnd.

5. Zhrnutie a zaver

Zo spbsobu, akym boli jednotlivé metddy prezentované, je zrejmé, Ze kazda z nich ma
svoje slabiny a prednosti, ktoré limitujd alebo urcujt rozsah jej pouzitia. UrCujucimi faktormi pre
vol'bu konkrétnej vypoctovej metodiky value at risk su najma
(1.) charakter a zlozenie portfolia (osobitne z pohl'adu linearity) a miera jeho expozicie fluktuacii
finan¢nych trhov,

(2.) konkrétne podmienky na finan¢nych trhoch, ktoré vplyvaju na spravanie sa vynosov a ich
schopnost’ zachovat’ si volatilitu konstantn v Case, a

(3.) implementovatelnost’” metdody value at risk v informa¢nom systéme inStiticie, integracia
vypoctu value at risk do infrastruktiry systému a flexibilita systému vo vypocte value at risk.

Boli vypracované viaceré komparativne Studie zamerané na pouzitie tychto metdd v praxi,
ale ich vysledky su de facto diferencované, ¢o mozno uzavriet’ tym, ze spravnost’ vol'by metodiky
je vrozhodujucej miere ovplyvnena individualnymi okolnostami pouzivajucej institicie
a prostredim, v ktorom sa nachadza. Pre kazdu metodu vSak plati, Ze jej spolahlivost je
determinovana intenzitou predpokladov, na ktorych je explicitne a implicitne vystavana, a na
miere, ako su tieto predpoklady reSpektované pri technickej realizacii.

Spomedzi uvadzanych zakladnych praxou preferovanych metod akysi tradi¢ny triumvirat
tvoria variancno-kovariancnd metoda (vd’aka proliferacii investi¢nou spolo¢nostou J. P. Morgan
Chase a jej systtmom a databazou RiskMetrics™), metéda Monte Carlo a historicka simuléacia
(pre svoju jednoduchost’). Jednotlivé pristupy vo svetle zédkladnych hodnotiacich kritérii su
prezentované v nasledujtcej schéme €. 4.

¢ VCV metoda Syntetické Simulacia . S
ATRIBUT TR EVT modely Monte Carlo Delta-gama metdda Historicka simulacia
Predpoklad o normalite Predpoklad o rovnakom Predpoklad o spolo¢nom Predpoklad o rozdeleni Distribu¢ny predpoklad na-
Distribuéné predpoklady  rozdelenia vynosov rozdeleni a a predpoklad vyvaji rizikovych faktorov rizikovych faktorov a hradeny empirickou spofa-

Kovarianéna matica
(vzor volatility)

MnoZstvo pozorovani

Aktualizacia dat

RieSenie nelinearity
(opcie v portféliu)

Horizont predpovede

a predpoklad iid
Nevyhnutna (musi byt
pozitivne definitna)

Na odhad kovariancii staci
ca. 150 tdajov (EWMA
alebo klasicky pripad)

Postaduje s urgitym (aj
mesacnym ap.) Casovym
oneskorenim

Nevhodna (aproximuje ne-
presne riziko iba linearnym
¢lenom rozvoja — deltou)

Predpovede su statické

(predpoklada ohodnotenie
portfélia k datumu predpo-
vede). Moznost konverzie.

iid

Nevyhnutna (musi byt
pozitivne definitnd)

Je potrebny vacsi pocet
pozorovani (500 a viac) na
zabezpecCenie realizacie
extrémnych hodn6t
Postacuje s urcitym (aj
mesacnym ap.) Casovym
oneskorenim

Nevhodna (aproximuje
riziko nepresne ako VCV
metdda)

Predpovede st denné (alt.
na krétke obdobie
projekcie) s absenciou
konverzie

(aich nejakom rozdelent)
Nevyhnutna (musi byt
pozitivne definitna)

Na odhad kovariancii staci
ca. 150 tdajov (EWMA
alebo klasicky pripad)

Postaduje s urgitym (aj
mesacnym ap.) ¢asovym
oneskorenim

Vhodné (na nelinearite
opénych instrumentov ne-
z4visi)

Zvoleny trhovy horizont

a predpoklad iid
Nevyhnutna (musi byt
pozitivne definitnd)

Na odhad kovariancii staci
ca. 150 udajov (EWMA
alebo klasicky pripad)

Postacuje s urcitym (aj
mesacnym ap.) Casovym
oneskorenim

PresnejSie ako VCV met6-
da (aproximuje riziko po
kvadraticky ¢len rozvoja —
deltou aj gamou)
Predpovede su statické
(denné). Moznost konver-
zie zavisi od predpokladov
a ich splneni

hlivostou minulych dat
Nepotrebna

Spravidla minimalne ca.
250 pozorovani (roéné
denné Udaje)

Dennd (absolltne zavisi
na najnovsich datach)

Vhodné (na nelinearite
opénych instrumentov ne-
z4visi)

Mozno upravovat v zavi-
slosti na dostupnosti minu-
lych pozorovani

1% problém meniacej sa volatility Hull a White (1998b) navrhli riesit’ preskalovanim relativnych vynosov (resp. vynosov

rizikovych faktorov) pomocou vzoru P =y T/ Gy - Historicky vynos r, VCasetsa upravi o historickl predpoved’ volatility

pre tento defi Gy @ okamzité trhové podmienky sa zachytia prostrednictvom odhadnutej hodnoty sucasnej volatility 6, VCase

T, ked’ sa aplikuje metoda historickej simulacie. O rozdeleni preskalovanych vynosov 7 = sa d’alej predpoklada nemennost’ v ase.
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ATRIBUT

VCV met6da
(delta-normalna met6da)

Syntetické
EVT modely

Simulacia
Monte Carlo

Delta-gama metéda

Historicka simulacia

Presnost’ predpovedi

Komputacna narocnost

Zavisi od intenzity a plat-
nosti predpokladov

VyZaduje iba nasobenie
matic aktulnym zlozenim
portfélia. Relativne rychla

Zéavisi od spinenia predpo-
kladov a volby prahovej
konstanty

Nizka. VyZaduje zostave-
nie predpovede volatility
nasobenim matic sucas-

Zavisi od predpokladov

o volatilite a rozdeleni rizi-
kovych faktorov a na pocte
simulécif

Vypoétovo naro¢na (viet-
ky inStrumenty musia byt
prehodnotené pre kazdy

Vo v3eobecnejSie presnej-

Sie ako pri VCV metdde,
ale zavisia od splnenia
predpokladov

Po zadefinovani vzajom-

nych vztahov nizka. Vyza-

duje predpovede volatility

Zavisi od stability
podmienok na finan¢nych
trhoch

Lahko implementovatelné
(ak s nastavené ocefio-
vacie funkcie)

pre vacsinu portfolii nym zlozZenim portfélia cenovy scendr) n&sobenim matic

Schéma ¢. 4 Charakteristika zakladnych pristupov (Zdroj: upravené podla Blanco (1998) a vlastné spracovanie)

V neposlednom rade vol'bu modelu ovplyviiuji poziadavky kladené na model value at risk
regulatorom, ktorému institucia podlieha. Tieto podmienky boli diskutované v predoSlom
prispevku Bod’a (2006).

Je evidentné, Ze vyber vhodného modelu pre kalkulaciu value at risk (¢i uz pre vlastné
alebo pre regulacné ucely) nie je jednoduchou zélezitostou: pokial je, samozrejme, cielom
spravne mapovat’ okamzit situaciu na finanénych trhoch a zostavovat’ nevychylené predpovede
limitnej straty na danej hladine spol'ahlivosti a pre dany horizont drzby portfélia. Azda treba eSte
zdoraznit’ pre vol'bu modelu dve okolnosti.

Everything should be made as simple as possible, but not simpler. (Albert Einstein)
All models are wrong but some are useful. (George E. P. Box)

Dalsi prispevok sa bude tykat' niektorych d’alsich pristupov k modelovaniu value at risk
a spatného overovania kvality pouZivaného modelu.
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Analyza ¢asovych rad ve vyuce studentii oboru Cestovni ruch
Jana Bortivkova

Abstract: This article is concerned with a teaching of the statistical methods applied on the
field of atourist trade. A data from the travel movement are employed not only to expose the
students to the statistical methods used in the time series processing but also to demonstrate
the interpretation of results and their practical exploitation. MS Excel Software is employed in
this educational project.

Key words: Education; time series; trend; prognosis; seasonal influence; MS Excel

1. Vyuka statistiky na oboru Cestovni ruch

Pfi vyuce statistiky na oboru Cestovni ruch vyuzivame z metodickych divodi data z oblasti
cestovniho ruchu. Studenti pfi studiu statistiky nam 1 sobé Casto kladou otazku: ,,Na co mi
tohle bude?'. Tim, Ze pouzivame data ze studovaného oboru, ¢asteéné této otazce
piredchazime. Navic studenti jsou diky této volbé dat vedeni k tomu, aby si na zaklad¢
zpracovanych dat vytvofili konkrétni pfedstavu o vyznamu vypocitané hodnoty. Cilem vyuky
tedy neni pouze data statisticky zpracovat, ale téZ naucit se zpracovana datainterpretovat.

Vzhledem k tomu, z¢ VSPJ je nové vznikla vysoka $kola, nemaji studenti a uditelé
zatim Kk dispozici zadny statisticky software, jehoZ pofizeni je finan¢né velmi nakladné. Ke
zpracovani dat je vyuzivan pouze Excel. Je zfejmé, Ze toto feSeni mé své nevyhody, ale ma
také jednu vyhodu oproti pouziti statistického softwaru. Studenti se béhem studia statistiky
nauci velmi efektivné pracovat s programem MS Excel, nebot’ program v tu chvili pro n¢ neni
cilem studia, ale pracovnim néstrojem. Velmi rychle se ukaze, Ze efektivni vyuZiti tohoto
softwaru usnadiiuje statistické vypocty. Dokonce umoziiuje ziskat nékteré spravné vysledky
i v piipadé, Ze student nezna piislusné vzorce.

Necela polovina jednoho semestru je vénovana studiu a analyze Casovych fad. Tuto
problematiku je samoziejmé mozné vysvétlit na jakékoli Casové tadé, jak jiz vSak bylo
feceno, z metodickych divodu volime data z oblasti cestovniho ruchu, a to naptiklad tdaje
popisujici vyvoj piijmi z cestovmho ruchu a vydaji na cestovni ruch, které jsou poskytovane
prubézné Ceskou narodni bankou®, piipadné podty navitévnika, ktefi navitivili CR v letech
1993-20042, uvadéné ve stat1st1ckych rocenkach.

2. Popis trendové slozky casové rady

Popis vyvoje analyzované tady je jeden z nejdiilezitéjSich tikolt analyzy ¢asovych fad. NaSim
cilem je popsat casovou fadu (a zejména jeji posledni fazi) pomoci jednoduchych
matematickych vztahl, tzv. trendovych funkci. Vzhledem k tomu, Ze Casova fada mtize
popisovat i velmi dlouhé obdobi, je zfejmé, Ze na vyvoj ¢asové fady Vv riznych obdobich
mohou mit vliv rtizné faktory. Proto neni vyhodné hledat funkci popisujici celé¢ obdobi, nebot’
ta by byla velmi komplikovana a také nepifesnd. V konkrétnich piipadech je lepsi rozdélit
casovou fadu na kratsi etapy, které je mozné popsat skutecné jednoduchymi matematickymi
funkcemi (napft. linedrni, kvadratickou, polynomickou atd.).

! http://www.cnb.cz/www.cnb.cz/cz/statistika/platebni_bilance stat/platebni_bilance/BOP_CS.XLS
2 Statistické rodenky CR pro roky 1997-2004
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Tyto etapy uréime na zakladé grafického znazornéni Casové fady. Z moznosti, které
poskytuje Excel pii tvorbé grafii, je v tomto ptipadé nejlepsi volbou spojnicovy graf, ktery
kromé pftisluSnych hodnot ukazatele (body) zachycuje téz jeho vyvoj mezi jednotlivymi
obdobimi (spojnice). Casova fada vyvoj vydajii na cestovni ruch v letech 1993 a7 2005 a téz
prognéza vyvoje na roky 2006 a 2007 je zobrazena v grafu 1. Na zékladé rozboru grafu 1
rozdélime vyvoj popsany touto ¢asovou fadu do tii etap. V prvni etapé od roku 1993 do roku
1996 hodnoty prudce naristaji. Ve druhé etapé v letech 1997—-2000 dochazi nejen k zastaveni
rustu, ale je zde patrny i vyrazny pokles hodnot. Ve tieti etapé od roku 2000 se jednd o mirny
nariist vydaji, ktery v podstaté kopiruje vyvoj inflace v CR.

N /\\\
:z / \\i/‘\’/’/’_—’ o
w0 /N

20 J

10

vydaje v mld. K&

0 T T T T T T T T T T T T T T
1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006 2007

Graf 1. Vyvoj vydajii na cestovni ruch v CR v letech 1993 az 2005 a prognoza na roky 2006 a 2007

Nyni se snazime vytvofit modely pro jednotlivé etapy vyvoje. Jinymi slovy hledame
jednoduché matematickeé vztahy, které by popisovaly vyvoj v jednotlivych etapach. Prvni a
zejména teti etapu je mozné popsat nejjednodussim moznym vztahem — linedrni funkci,
kterou je mozné obecné zapsaty = ax + b.

Nalezeni koeficientti a ab je mozné v Excelu nékolika zptsoby.

1. Pfidéanim spojnice trendu do grafu ptislusné etapy. Na karté ,,Typ* zvolime linearni trend
a na karté , Moznosti*“ zatrhneme volby Zobrazit rovnici regrese a Zobrazit hodnotu
spolehlivosti R.

2. Pouzitim analytického néstroje Regrese. Do vstupni oblasti Y zadame zkoumana data, do
vstupni oblasti X &isla 1 az n (pocet zkoumanych dat). V zobrazené tabulce najdeme
(mimo jiné) Koeficienty i Hodnotu spolehlivosti R.

3. Kodficient a je mozné ziskat statistickou funkci LINREGRESE a koeficient b funkci
LINTREND.

Po nalezeni koeficienti a a b je mozné prvni etapu popsat modelem y = 19,213x —
1,914, ktery vystihuje 87 % variability trendové slozky a tfeti etapu modelem y = 1,763x +
47,883, ktery vystihuje 86,8 % variability trendove slozky.

Pouziti linearniho modelu pro druhou etapu vyvoje vydaji neni pfili§ vhodné. V tomto
ptipadé¢ je vhodnéjsi pouzit polynomicky model a druhou etapu popsat polynomem 2. stupné
y=ad+bx+c.

Nalezeni koeficientd a, b acje v Excelu mozné téz vice zpusoby.

1. Ptidéanim spojnice trendu do grafu piislusné etapy. Na karté ,, Typ* zvolime polynomicky
trend, stupenl 2 a na karté ,,Moznosti* zatrhneme volby Zobrazit rovnici regrese a Zobrazit
hodnotu spolehlivosti R.
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2. Pouzitim analytického nastroje Regrese. Do vstupni oblasti Y zadame zkoumané data, do
vstupni oblasti X ¢isla 1 az n (pocet zkoumanych dat). V zobrazené tabulce najdeme
(mimo jiné) Koeficienty i Hodnotu spolehlivosti R.

Druhou etapu vystihuje model y = 2,997x% — 23,761x + 96,362, ktery vystihuje 99,9 %
variability trendové slozky.
Déle studenty nechame samostatné zpracovat data, kterd popisuji vyvoj piijmu

z cestovniho ruchu v letech 1993 az 2005. Vysledky jsou uvedeny v [1].

3. Prognéza vyvoje na nasledujici obdobi

Hlavnim divodem vytvofeni matematického modelu posledni etapy casové tady je jeho
vyuziti pro prognézu dalSiho vyvoje. V nasem piipadé se jedna o prognozu vyvoje piijmu
i vydaju spojenych s cestovnim ruchem naroky 2006 a 2007.

Model posledni etapy ¢asové fady prijmy byl vytvoren z hodnot v letech 2002 az 2005 a
ptedpokladal linearni trend Casové fady. Ziskana pfimka ma rovnici y = 5089,8x + 90970.
Dosadime-li do rovnice piimky za X postupné &isla 0 az 3, ziskame vypocitané hodnoty
Casové fady pfijmy z cestovniho ruchu za sledované obdobi. Tyto vypocitané pifijmy se
mohou od skute¢nych hodnot lisit.

Dosadime-li do rovnice za x ¢islo 4 (resp. 5), dostaneme progndzu na dalsi dvé obdobi.
V roce 2006 lze tedy ocekavat ptijem z cestovniho ruchu 111,3 mld. K¢ a v roce 2007
116,4 mid. K¢.

Odhad vydajii na cestovni ruch na roky 2006 a 2007 nechdme studenty provést
samostatné. Vzhledem k tomu, ze model posledniho tiseku ¢asové tady vydaji byl vytvoren
z hodnot v letech 2000 az 2005, je nutné za x do rovnice popisujici vyvoj v této etapé dosadit
Cislo 6 (resp. 7). Vysledky jsou rovnéz uvedeny v [1].

Slabym mistem téchto prognoéz je predpoklad neménnosti dosavadnich vyvojovych
tendenci prognézovaného jevu. Model jednak nepopisuje 100 % variability trendové slozky a
jednak nepopisuje nové vlivy, které se ve vyvoji mohou objevit. Proto je nutné studentim
zdiraznit, Ze 1 prognoza na jedno obdobi je velmi nejistd a nema tedy smysl Cinit progndzy na
vice obdobi dopiedu.

4. Vliv sezony na ¢asovou radu

Vzhledem k tomu, Zze ve vétSiné Casovych fad s periodicitou zjistovani krat$i neZ jeden rok
(velmi cCasto s periodicitou Ctvrtletni nebo mési¢ni) existuji sezonni vlivy, lze ke studiu vlivu
sezOny na ¢asovou fadu pouzit Casové fady piijmy a vydaje v oblasti cestovniho ruchu, nebot’
CNB poskytuje informace o obou &asovych fadach &tvrtletné. Pro analyzu sezénniho prib&hu
obou ¢asovych fad ve vyuce byla pouzita data od 1. ¢tvrtleti 1999 po 4. ¢tvrtleti 2005.

Prvnim tkolem je dokdzat, Ze sezonni vykyvy jsou skutené statisticky vyznamné.
V piipadé casovych fad piijmy a vydaje v oblasti cestovniho ruchu se jedna o velmi
jednoduché situace, ve kterych je mozné existenci sezonnosti odhalit intuitivné.

Dalsim tkolem je kvantifikace sezonnich vykyvu (napf. pomoci pramérnych sezonnich
indext), jejichz znalost je mozné vyuzit jak pro zpiesnéni prognézy na nasledujici obdobi, tak
i K tzv. sezdénnimu ocistovani, jehoz tikolem je vyloucit sezonni slozku z analyzované fady.

Pro vypocet sezénnich indexit mame k dispozici hodnoty za 7 rokt (7 ucelenych
sezonnich period, 4 hodnoty pro kazdy rok). Pro kazdy rok vypocitame ze 4 hodnot zjisténych
Vv jednotlivych Ctvrtletich piislusného roku primérnou hodnotu. Touto primérnou hodnotou
vydélime vSechny ¢tyfi hodnoty zjisténé v jednotlivych Etvrtletich a ziskame odpovidajici
sezénni indexy. Z jednotlivych sezénnich indexti vypocitame primérny sezonni index pro
jednotliva ¢tvrtleti. K vypoctu tohoto priméru je vhodnéjsi pouzit geometricky primer.
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Na tomto misté je nutné zdliraznit, Ze tento vypocet je svym zplisobem problematicky,
nebot’ predpokladd neptitomnost trendit v jednotlivych periodach. Jednd se vSak o zplsob
nejjednodussi, a proto jej pii vyuce pouzivame.

Vypocet primérnych sezénnich index pro jednotliva ¢tvrtleti je uveden v tabulce 1.

Tabulka 1. Vypocet priimérnych sezonnich indexii

l. 1. 1. V. pramér

1999 22766,0| 281430 327230 25510,0] 272855
2000 22525,0| 27472,0| 38011,0] 27063,0] 287678
2001 23660,0] 285230 38648,0] 27302,0] 295333
2002 21584,0] 25268,0] 258934| 23543,8] 240723
2003 20706,7| 240480| 28989,1| 26566,3] 25077,5
2004 226558| 25939,6| 30087,4| 28549,0] 26808,0
2005 23000,8| 28063,7| 323725| 27511,0] 277370

individuélni sezénni indexy

1999 0,834 1,031 1,199 0,935
2000 0,783 0,955 1,321 0,941
2001 0,801 0,966 1,309 0,924
2002 0,897 1,050 1,076 0,978
2003 0,826 0,959 1,156 1,059
2004 0,845 0,968 1,122 1,065
2005 0,829 1,012 1,167 0,992
priumér 0,830 0,991 1,190 0,983

Pro moznost porovnavat po sob¢ jdouci udaje v ¢asové fad¢ uvniti roku i tehdy, jsou-li
aktualné ovlivnény sezénnosti, je nutné udaje Casové fady sezonné ocistit. Jde o modelové
rozdéleni Casové fady na slozku sezonni, trendovou a ndhodnou a sezénni slozku z ¢asové
fady odstranit. Nejjednodussi zplisob, jak toho docilit je vydélit hodnoty piivodni ¢asové fady
pfislusnym primérnym sezénnim indexem. Vysledkem je sezdnné ociSténd Casova fada.
Porovnani sezonn¢ oc€isténé i neocisténé fady vydaje na cestovni ruch je vidét v grafu 2.
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Graf 2. Porovnadni sezonné ocisténé a neocisténé rady
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5. Zavér

Zkoumanim konkrétnich asovych fad z oblasti cestovniho ruchu v CR je moZné nejen
procvicit statistické vypocty umoziujici analyzu cCasovych fad pomoci Excelu, ale téz
seznémit studenty s interpretaci vypoctl a jejich ptipadnym vyuzitim v praxi.

Studenti se nauci vytvorit matematicky model Casové fady a odhadnout pomoci n¢j
vyvoj Vv ngbliZSich obdobich. Zde je ovSem nutné zdlraznit, ze 1ze modelovat pouze dvé
slozky Casovych fad — trendovou a sezonni. Treti ndhodnou sloZku neni mozné statistickymi
metodami zachytit. Bohuzel vSak v cestovnim ruchu tato slozka mtize mit v nékterych letech
velky vliv a u¢inénou predpovéd miize naprosto znehodnotit.

Studenti na zaklad€ svych zkuSenosti a znalosti vi, ze na casové fady vydaje na cestovni
ruch a pfijmy z cestovniho ruchu ma vliv sezona, tzn. tyto fady obsahuji sezonni slozku. Tyto
intuitivné vnimané skutecnosti se studenti nauc¢i popsat pomoci sezénnich indexd, ptipadné
i Casovou fadu sezonné odistit.

Pro vySe popsané vypocty ve vétSiné piipadii staci bézna uzivatelskd znalost Excelu
(tvorba grafii, vypoclty pomoci vzorct, absolutni a relativni adresy, bézné matematickeé funkce
— soucet, primér, maximum, minimum). Vyjimku tvofi pouze pasaz vénovana vytvoreni
regresniho modelu. Zde je nutné znat také nékteré statistické funkce (Linregrese, Lintrend),
praci se spojnici trendu, ptipadné praci s analytickym nastrojem Regrese.

Ptfi vyuce metod pouzivanych k analyze casovych fad na oboru Cestovni ruch se
ukazuje, Ze pfinos kompletniho zpracovani nékolika casovych ftad, které souvisi
s problematikou cestovniho ruchu, je nejen v oblasti statistického zpracovani dat, ale téz
v oblasti praktického vyuZziti programu M S Excel.
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Softvér na vypocet minimélnej detegovatel’'nej hodnoty
v pripade konstantnej smerodajng odchylky

Peter Ciskol1, Ivan Janiga®, Ivan Garaj®

Abstract: The minimum detectable value obtained from a particular calibration is the smallest value
of the net state variable which can be detected with a probability of 1— £ as different from zero. The

presentation of the software for the computation of the critical values and the minimum detectable
value from the linear calibration function is given. The linear calibration model with constant
standard deviation is concidered in the paper.

Key words: minimum detectable value, critical values, linear calibration model.

1. Uvod

Minimalna detegovatel'na hodnota ziskana s prislusnej kalibracie je najmensia hodnota
redukovanej stavovej premennej, ktora moze byt detegovana s pravdepodobnostou 1- 4 ako

hodnota rézna od nuly (pozri obrdzok). V [1] sa predpokladala linearna kalibra¢na funkcia

s konstantnou smerodajnou odchylkou Y =a+bx;+¢j, i=12,..,1, j=12,..,J kde x; je

redukovana stavova premenna v stave i. Nahodné premenné «;, ktoré reprezentuji nahodnu

zloZzku chyby vzorkovania, preparatu a merania, st nezavislé, normalne rozdelené s nulovou
strednou hodnotou asmerodajnou odchylkou o, t.j. &; ~N(0, o?). Merania ozvovej

premennej pre vietky referencné stavy (1) a preparaty (J) Y; su nezavislé nahodné
premenné, ktoré maji normalne rozdelenie so strednou hodnotou E(Y;)=a+bx; a
rozptylom D(Yij)=0'2, ktory nezavisi od hodndt Xx;, t.j. Y, ~N(a+bx,0%), i=12,..,1,
i=12..J.

2. Odhad minimalnej detegovatel’nej hodnoty

Odhad minimalnej detegovatelnej hodnoty sme dostali z odhadu kalibra¢nej priamky.
Pre odhady a, ba o2 plati:

I J

ZZ(Xi -X)(¥; —Y)

o ==l

a=y-bx, o2= 1 ii(y”—é—ﬁxi)z

S l-J-2=

XX

kde s, =3 (% -%)?.

Kritickd hodnota ozvovej premennej sa vypocita ako hornt hranicu jednostranného
predikéného intervalu pre priemer K buducich merani:
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1

=a+t,_ (V)o,|—+——
yC l—a( )O- K IJ

XZ
+ _
SXX
Pre zodpovedajucu kritickii hodnotu redukovane;j stavovej premennej plati vztah

3 5 2
XczyCB aztl—a(v)% %+|:.l\]+;(_

a minimalna detegovatel'na hodnota x, je hodnota pre ktoru s pravdepodobnost'ou 1- 4 plati

kde 6 =6(v,a, ) je hodnota parametra necentrality ndhodnej premennej T(v,5) S necetrdlnym
t-rozdelenim so stupfiami vol'nosti v=1-J -2 a parametrom necentrality ¢ .

3. Softvér na vypocet minimalnej detegovatel’nej hodnoty

Vypocet minimalnej detegovatelnej hodnoty sa vykonava vramci softvéru SQC
(Statistical Quality Control). Zakladné pouzivatel'ské prostredie softvéru SQC je program MS
Excel, v ktorom su jednotlivé metddy naprogramované v jazyku Visual Basic. Cely softvér je
obsiahnuty v jednom excelovskom subore s priponou xls, ktory obsahuje zdrojovy kad.
Softvér svojou Struktirou umoziuje pridavanie d’alSich programovych modulov, nacitavanie
dat, ukladanie vysledkov, vyber jednotlivych metod a zostrojovanie grafov.

Program sa spusta jednoduchym otvorenim suboru v aplikdcii MS Excel, kde je
potrebné¢ mat’ povolené makra. Spustenim programu sa do menu Excelu pridd nové menu,
ktoré obsahuje jednotlivé Statistické metddy.

V zakladnom menu je mozné zvolit' rozne vypoctové metddy, kde jedna z metod je
detek¢na schopnost’ v pripade konStantnej smerodajnej odchylky.

REI
B Ele Edt ¥iew Insert Formak  Jools Data  Window Help  Adobe PDF Type aquestion farhelp - _ & X
Probability Calculations = Tests = Contral Charts » Operating Characteristic = Design Sampling Plans ~ m‘ Sample Size Requirerents For Confidence Intervals = Refresh Help ﬁ

B2 - # Statistical Quality Contral [ Unear Calioration Case # | constant standard deviation
A B _ c Linearly Dependent Standard deviation 3‘
| 31 | CCfor Variables New

|32 | X-Bar and Range

133 X-Bar and Sigma

| 34 | Med and Range

|35 | Individual X and MR

| 36 | MA and MR

| 37 | CUSUM for mean

E: CC for Attributes REN

139 | p Chart

| 40 | np Chart

EN ¢ Chart

| 42| 1 Chart

43| Acceptance CC

| 44 | Operating Characteristic Type A - Single sampling

| 45 | Type B - Single sampling
46 Type B - Double sampling

| 47 | Control Chart - OC Curves X-Bar Chart (Variables)

| 48 | o Chart (Fraction Monconforming)

49| ¢ Chart {Monconformities)

| 50 | Mumber of Curves 12345

| 51 | Design Sampling Plans Single - Sampling Plan

| 52 | Capability of detection Linear Calibration Case Constant Standard deviation

53 | Linearly Dependent Standard deviation

| 54 | Save Results

55 | Refresh
56

=3 =

M 4 » M3 Main |« | Llr

Ready UM
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Vstupnymi hodnotami st poziadavky pouzivatela na pocet referencnych stavov, pocet
preparatov pre kazdy stav a pocet preparatov pre aktualny stav (hodnoty I, J, K).

Capability of detection - Inpuk Parame 5[
number of reference states I: I 6|

number of preparations

for each reference state J: I 4

number of preparations

for actual state K: I 1
OK |

Na zaklade tychto hodndt je nasledne vytvorena vstupna tabulka do ktorej pouzivatel’ zada
vstupné hodnoty. Po zadani vSetkych vstupnych hodn6t nasleduje odhad kalibra¢nej funkcie,
vypocet kritickych hodnot a minimalnej detegovatel'nej hodnoty.

B Microsoft Excel - SQC.xls == x|
] Fle Edit view Insert Format  Tools Data Window  Help  Adobe PDF Type aguestionforhelp » _ @ X
Probability Calculations ~ Tests * Control Charts = Qperating Characteristic ~ Design Sampling Plans ~ Capability of detection ~ Sample Size Requirements for Confidence Intervals ~ Refresh Help ﬁ

G17 - Fre
A | B \ C | D | E | F | G | H =]
1 Capability of detection - Constant standard deviation
2|
£

|4 | [ Xi Yil Yi2 Yi3 Yid

| 5 | 1 4.6 298 16.85 16 68 19.52

| 6 | 2 23 44 6 43.13 42.27 3478

| 7| 3 116 2077 2224 17288 207 .51

| 8 | 4 580 394 67 8213 IEER 93693

9 5 3000 5350 65 4947 53 431579 3579 728

| 10 | 53 15000 2071814 24758161 2240576 24863 91
11

12| Statistical analysis results:

| 13 | a: -1.614412753

| 14 | b: 1.545988232

| 15 | X: 31206

| 16 | Sxx: TO3BBE160

|17 | v: 22 I _l

| 18 | t{1-Alfa){v): 1717144335
19 Sigma: 7794989272

| 20 | Alfa 0.0%

21 Beta 0.0%

| 22|

| 23 | Critical value of the response variable: Y 1373 5389249 i

| 24 |Critical value of the net state variable: Xe: §89.4980081
25 [Minimum detectable of the net state variable: | Xd: 1759 628309 -
M 4 + M[\TabCD { Main 14] | L[JJ
Ready UM
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Vplyv inter nacionalizacie maloobchodu na Slovensku na nakupné
spravanie sa zakaznikov vybranych vel’koploSnych predajni

Jana Fertalova

Abstract: This article points out the current development of retail trade, intensive integration
and concentration of business activities on the Slovak market. It is indicated by permeate of
big supranational companies and this brings changes in the shopping behaviour of citizens.

The consumers prefer large shopping centres on the periphery of the town with their
typical pleasant atmosphere, the opportunity to park free and their multifunction in front
a specialized shop in its centre. This creates space for the maximalization of stay of the
consumer in the shopping centre and increase in average expenses spent for purchase of goods
and services connected with it.

A questionnaire was carried out in the shopping centres Optima and Cassovia in KoSice
and in the hypermarkets Tesco and Hypernova in PreSov during the months October to
December in the year 2005, when 974 customers were questioned, 600 in KoSice and 374 in
PreSov.

Key words: shopping behaviour, retail trade, large-scale store units, life quality

1. Uvod

V druhej faze (tj. faza koncentracie, prebiehajuca od konca 90-tych rokov 20. storocia)
prevlada spontanna transformécia, spojend s internacionalizaciou maloobchodu a vstupom
nadndrodnych maloobchodnych retazcov na naS trh. Tato etapa koncentracie
a internacionalizacie priniesla podstatné zmeny na naS trh, objavuji sa postupne siete
supermarketov, hypermarketov,  diskontnych  predajni, hobbymarketov  ainych
Specializovanych velkopredajni. Velkoplosné predajne byvaju sucastou velkoformatovej
maloobchodnej Struktury nakupnych centier, lokalizovanych nie len v periférnych lokalitach
velkych miest, ale za¢inaju sa objavovat’ aj v ich centrach.

Ak atomizaciu maloobchodnej siete (ako jej prva vyvojovu etapu) hodnotime z ¢asového
hladiska na uzemi Ceskej a Slovenskej republiky, mézeme badat’ nasledujice rozdiely. Na
tizemi Ceskej republiky dosiahla svoj vrchol v polovici 90. rokov 20. storo¢ia a hned’ presla
do druhej vyvojovej etapy koncentracie a internacionalizacie obchodnych aktivit. Na
Slovensku vplyvom odlisSnej ekonomickej a politickej situacie, ktora zbrzdila prichod
zahrani¢nych obchodnych retazcov, atomizacia maloobchodnej siete pokracovala eSte
Vv druhej polovici 90. rokov 20. storo¢ia. Vel'mi dobre tuto situaciu ilustruje napr. okamih
uvedenia do prevadzky prvého velkého hypermarketu, ktorym bol v Ceskej republike v roku
1996 Globus (Brno), na Slovensku Tesco o tri roky neskor (Nitra). Tiez v pripade d’alSich
obchodnych formétov a retazcov bol pozorovatelny ¢asovy nesulad. Napriklad rozvoj siete
supermarketov Billa alebo Delvita na Slovensku bol v porovnani svyvojom v Ceskej
republike zhruba o tri az Styri roky oneskoreny. Inym dokladom oneskoreného vyvoja su
aktivity firmy Hornbach, ktora v Cechach svoj prvy hobbymarket otvorila uz koncom roku
1998, na Slovensku az v auguste v roku 2004. Naopak, maly casovy rozdiel je medzi
Slovenskom a Ceskom pri otvarani diskontov nemeckého retazca Lidl. V Cechach to bolo
Vv juni, roku 2003 a na Slovensku v septembri 2004 (Szczyrba, 1998a, Fertalova — Szczyrba,
2006, Fertal'ova, 2005a).

Ako bolo vysSie spomenuté, v roku 1996 vstupuje na slovensky trh odvtedy najsilnejSia
nadnéarodna spolo¢nost’ Tesco Stores SR, a.s., ktora si od toho roku permanentne udrziava
veducu poziciu v TOP 50 obchodnych spoloénosti na Slovensku (vid’ tabulka 1). Nasledujuca
tabul’ka dokumentuje taktiez charakter prehlbujicej sa internacionalizacie a koncentracie
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slovenského maloobchodného prostredia. Zatial’ ¢o pred niekol'kymi rokmi prevladali domace
firmy, dnes je situacia odlisna.

Tabulka 1. Vyvoj Struktury TOP 10 obchodnych spolocnosti na Slovensku podla obratu
v mld. Sk za roky 1998 a 2005

TOP 1998 TOP 2005
por. | spolo¢nost obrat pocet spolo¢nost’ obrat pocet
v mld.Sk | prevadzok v mld.Sk | prevadzok
1. Tesco Stores SR, a.s. 4,50 7 Tesco Stores SR, a.s. * 22,00 37
*
2. | Interkontakt Group * 3,93 42 Metro Cash&Carry 16,20 5
Slovakia, s.r.0.*
3. | Prima Zdroj Holding 3,62 59 Billas.r.o. * 10,50 79
a.s.
4. | Smoker 2,30 4 Kaufland SK v.0.s. * 8,50 26
5. | Opal-Fytos Group 2,05 20 Ahold Retail Slovakia 7,00 24
k.s.*
6. | Euroholding Verex 1,67 18 Carrefour Slovensko a.s. 5,50 4
*
7. Kon-rad s.r.0. 1,60 2 CBA SK, s.r.o. 4,50 196
8. Essex a.s. 1,60 31 bauMax SR, s.r.o. * 3,80 11
9. M-Market a.s. 1,51 78 BARCZI s.r.0. 3,60 75
10. | Jednota SD Krupina 1,45 90 Lidl SR. * 3,40 56
1.-10. 24,23 mid. Sk 1.-10. 85,0 mld. Sk

Zdroj: Moderni obchod, 5/1997 — 5/2006
Vysvetlivky: * zahrani¢nd majetkova ucast’

2. N&kupné spravanie sa

Medzinarodné obchodné spolo¢nosti, ktoré tvoria vacsinu z prvej skupiny najuspesnejsich
TOP spolo¢nosti na Slovensku, sa etablovali okrem hlavného mesta prakticky vo vSetkych
krajskych a okresnych mestach, nevynimajic KoSice a PreSov. Vyskum nakupného spravania
sa, sa vo vychodoslovenskych mestach KoSice a PreSov realizoval za ucelom identifikovania
zmien Vv nakupnom spravani sa spotrebitela po penetrdcii nadnarodnych obchodnych
spolo¢nosti na slovensky trh koncom 90-tych rokov 20. storoCia a naslednej vystavby
velkoplo$nych predajni na perifériach tychto miest. V nakupnych centrach Optima
a Cassovia v KoSiciach av hypermarketoch Tesco a Hypernova v PreSove prebiehal
dotaznikovy prieskum v mesiacoch oktober az december v roku 2005, kedy bolo oslovenych
974 zakaznikov, 600 v KoSiciach a 374 v PreSove.

Dotaznikovym vyskumom bola okrem iného zistovand frekvencia a dovod navstevy
zadkaznikov tychto velkoplosnych formatov a Casova dostupnost’ spotrebitel'ov. Osobitne bolo
niekol’ko otazok venovanych aj preferencii velkoploSnych predajni lokalizovanych na
periférii miest pred nakupmi a trdvenim vol'ného ¢asu v predajniach situovanych priamo v
centrach miest PreSova a Kosic.

Ako vidime aj v nasledujtcej tabulke, na otazku:

o Ako Casto navstevujete toto nakupné centrum, resp. hypermarket?

odpovedali nasledovne. V preSovskych hypermarketoch nakupuje minimalne raz tyZzdenne

viac ako 63% respondentov, v koSickych nadkupnych centrach je to takmer 50%.
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Tabulka 2. Frekvencia nakupovania zakaznikov vo vybranych velkoplosnych predajniach
PreSova a Kosic
mesto pocet zakaznikov | % podiel | > (v%)
PreSov | pravidelne viackrat v tyzdni 137 36,6 36,7
najviac jedenkrat v tyZdni 100 26,7 63,5
najviac jedenkrat za dva tyZdne 35 94 72,9
najviac jedenkrat v mesiaci 27 7,2 80,2
nepravidelne/obcas 64 17,1 97,3
som tu prvy kréat 7 19 99,2
chybajdci Gdaj 4 1,1 100,0
SPOLU 374 100,0
KoSice | pravidelne viackrét v tyZdni 153 25,5 25,6
najviac jedenkrat v tyzdni 137 22,8 48,5
najviac jedenkrat za dva tyZdne 90 15,0 63,5
najviac jedenkrat v mesiaci 61 10,2 73,7
nepravidelne/obcas 123 20,5 94,3
som tu prvy krat 26 43 98,7
chybajuci Udaj 10 1,6 100,0
SPOLU 600 100,0

Zdroj: vlastny vyskum realizovany v mesiacoch oktober — december 2005

Pri porovnani frekvencie nakupovania zakaznikov v PreSove av Kosiciach sme zistili
nasledovné:

e viac ako 94% koSickych aviac ako 97% preSovskych zakaznikov navstivilo
predmetnti velkopredajiiu v ktorej boli osloveni minimalne raz, teda ma osobnu
skusenost’ s nakupovanim v takomto formate

e v preSovskych hypermarketoch nakupuje pravidelne viackrat v tyZdni takmer 37%
a vo vybranych predajniach v KoSiciach 25,6%.

Tento
0

o

(0]

rozdiel je spdsobeny tym, Ze:
v Kosiciach je dvojnasobny pocet velkoplo$nych predajni atak dochadza
k véac¢siemu rozptylu zakaznikov medzi ne
presovské hypermarkety su svojou lokalizaciou lepSie dostupné vicSiemu poctu
pesSich zakaznikov a preto sa tu realizuje viac dennych nakupov
preSovsky hypermarket Tesco je otvoreny 24 hodin denne na rozdiel od koSickych
nékupnych centier

Dolezitym ukazovatelom hodnotenia nakupného spravania sa ajeho zmien po
internacionalizacii slovenského trhu je cas straveny zakaznikmi v ndkupnych centréch,
hypermarketoch a inych velkoplo$nych predajniach. Na otazku:

e Kolko ¢asu (okrem prichodu a odchodu) stravite zvy¢ajne v nakupnom centre,

resp. hyper markete/v centre mesta?
odpovedali zékaznici nasledovne:

Tabulka 3. Cas straveny v ndkupnom centre/hyper mar kete

mesto pocet zakaznikov | podiel v %
PreSov menej ako 30 minut 91 24,3
30 az 60 minut 204 54,5
60 az 120 minut 66 17,6
viac ako 120 minuat 11 2.9
chybajdci Udaj 2 0,6
SPOLU 374 100,0
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KoSice menej ako 30 minut 68 11,3
30 az 60 minuat 236 39,3
60 az 120 minut 211 35,2
viac ako 120 minuat 73 12,2
chybajuci (daj 12 2,0
SPOLU 600 100,0

Zdroj: vlastny vyskum realizovany v mesiacoch oktober — december 2005

U zékaznikov bol predmetom vyskumu aj ich zvy€ajny dévod navstevy konkrétnej
predajne, v ktorej boli osloveni. Respondenti si mohli vybrat' viacero moznosti, a tak okrem
percentualneho podielu zo vSetkych odpovedi su v tabul’ke uvedené aj kumulativne poéetnosti
zakaznikov, ktori v dotazniku tiito moznost’ uviedli.

Na otazku:
e Za akym ucelom zvycajne navstevujete toto nakupné centrum/hypermarket?
(méZete oznacit’ viacero moZnosti)

takmer 95% zékaznikov v PreSove a 91% v KoSiciach uviedlo ako dévod svojej navstevy
vel'koplosnej predajne nakupovanie. To, Ze je tu v&etko pod jednou strechou a zékaznik si
modze porovnat’ rdzny tovar, je druhym najcastejSie sa opakujiicim dévodom navstevy. Zatial o
v KoSiciach vyuZije moznost’ obcerstvit’ sa, ¢i najest’ v niektorej z reStauracii, ¢i kaviarni Stvrtina
zédkaznikov, v PreSove je to iba kazdy deviaty z&kaznik. Dbévodom je nepomer V podte
gastronomickych zariadeni v PreSovskych hypermarketoch a KoSickych nakupnych centrach (v
Optime sa ich nachadza 10, v Cassovii 5 reStauracii a kaviarni a v preSovskych hypermarketoch iba 1
reStauracia).

Ucel navitevy nakupného centra/hypermarketu je podrobne analyzovany v nasledujicej
tabulke 4.

Tabulka 4. Ucel ndvstevy nakupného centra/hypermarketu? (mézete oznacit viacero
moZnosti)

Za akym ucelom zvycajne navstevujete % po diePIresov % po di;osme
2 0 £ 0 £

toto NC/HM odpoveds > (v %) odpovedi > (v %)
nakupovat’ 35,1% 94,6% 27,1% 90,6%
preti)vze je t.u vietko roil jednou strechou 13.7% 37.0% 11.8% 39.6%
a mozem s1 porovnat rozny tovar
pretoze je tu ovel'a Vac¢si vyber 9,5% 25, 7% 11,3% 37,9%
pretoZze ma oslovila reklama 9,4% 25,4% 7,1% 23,8%
iba tak popozerat’ sa, informovat sa 9,1% 24,6% 10,4% 34,9%
pretoZe je tu vZdy vyhodnejSia ponuka 7,7% 20,8% 8,5% 28,4%
najest’ sa / vypit’ si nieCo 4,2% 11,4% 7,5% 25,2%
stretnat’ sa s priatelmi a SO zndmymi 3,6% 9,7% 6,2% 20,8%
oddychnut’ si 2,8% 7,6% 4,8% 16,1%
pretoZe sa tu citim bezpecne (napr. nebol 2.7% 7.3% 1.9% 6,4%
som tu nikdy okradnuty...)
p&etqze 'Eu nachad;am do!olnkove sluzby 1.8% 4.9% 2.6% 8.7%
(Cistiaren, kadernictvo, kino, ....)
pret,czze tu mozem nakupovat na svojom 0,3% 0,8% 0.6% 2.0%
vozi¢ku pre invalidov bez obmedzenia
SPOLU 100,0% 269,7% 100,0% 334,4%

Zdroj: vlastny vyskum realizovany v mesiacoch oktober — december 2005
Vysvetlivky: > (v %) * - pocetnost’ zakaznikov (ktori v dotazniku tuto moznost
vyjadrend v %

uviedli)
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3. Zave

Zaverom boli vyhodnotené niektoré spolo¢né a rozdielne znaky v ndkupnom sprévani sa

spotrebitela v preSovskych hypermarketoch a koSickych nakupnych centrach. S rozvojom
siete velkoplo$nych predajni na tzemi miest PreSova a KoSic doSlo k zmene nédkupného
spravania sa obyvatel'ov tychto miest a ich zdzemia ati to vnimaju ako zvySovanie kvality
zivota. Vacsina z oslovenych zakaznikov vyjadrila svoj pozitivny postoj k vystavbe
a prenikaniu tychto velkoplosnych formatov na nas trh.

B Takmer 50% zé&kaznikov v KoSiciach a viac ako 60% v PreSove navstevuje ndkupné
centrum/hypermarket miniméalne 1x v tyzdni

B Casova dostupnost zakaznikov kosickych nakupnych centier je vi¢sia ako zakaznikov
presovskych hypermarketov

B Zikaznici koSickych ndkupnych centier stravia v priemere viac €asu v predmetnej
predajni ako zakaznici preSovskych hypermarketov

B Najcastejsim dovodom navstevy velkoplosnych predajni je nakupovanie (v KoSiciach
je tiez v porovnani s PreSovom c¢astejSie uvadzany ako dovod oddych a relaxacia)
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Projekce vyvoje nakladi na zdravotni péci
Tomés Fiala®, Jitka Langhamrové?

Abstract: The ageing of Czech population will bring increase of proportion of older persons.
The expenditure of health care will grow. All variants of population projection show
increasing gap between returns and expenditure of health insurance corporations.

Key words: population ageing, population projection, health insurance
1. Uvod

Ve svém piispévku jsme se pokusili nastinit nékolik variant projekce budouciho vyvoje
nakladt na zdravotni pé¢i a uhrnu vybraného pojistného na zdravotni pojisténi v souvislosti
s oekavanym starnutim obyvatelstva CR. Projekce byla vypoéitana za piedpokladu, Ze se
nebudou ménit nasledujici charakteristiky: primérné naklady na zdravotni pé¢i na jednoho
pojisténce podle pohlavi v jednotlivych veékovych skupinach, vyse primérné mzdy podle
pohlavi v jednotlivych vékovych skupinach, miry zaméstnanosti podle pohlavi v jednotlivych
vékovych skupinach ani predpisy tykajici se platby zdravotniho pojisténi. Projekce vyvoje
nakladt na zdravotni péc¢i a pojistného na zdravotni pojisténi vychazela z vlastni projekce
vyvoje obyvatelstva CR. Cilem této projekce nebylo odhadnout co nejpiesnéji budouci vyvoj
obyvatelstva CR jako spi§ nastinit mozné varianty vyvoje pii pomérné velkych rozdilech mezi
minimalni a maximalni variantou imrtnosti, plodnosti i migrace.

2. Projekce obyvatelstva

Jako vychozi v€kova struktura byla pouZzita posledni dostupnéd data, tj. demograficka
struktura obyvatelstva CR k 1. 1. 2006, horizontem projekce byl 1. leden 2056. Po celé
obdobi projekce se predpokladal linedrni nartist stfedni délky zivota (u muzi o néco vyssi nez
u zen). Pro plodnost se piedpokladal do roku 2020 linearni néarGist se soucasnou zmeénou
struktury plodnosti aby v roce 2020 byla jiz stejna jako soucasna struktura plodnosti zen
Nizozemska. V obdobi 2020-2055 se ptedpokladal pomalejsi linearni nartst bez dalSich zmén
struktury. Ro¢ni migracni pfirtistek se pfedpokladal konstantni po celé obdobi projekce.
Vyvoj stfedni délky zZivota, uhrnné plodnosti i migrace byl uvazovan ve tiech alternativach.

Tabulka 1. Zakladni alternativy vyvoje plodnosti, mrtnosti a migrace

Alternativa VROC,m,nanf‘?t Uhrnné plodnost l.eocnf ,
wWvoje strevc_lm délky zzvvota migracni
muz zeny 2020 2055 prirustek
nizka 0,10 0,08 1,4 1,5 10 000
stiedni 0,20 0,16 1,5 1,7 30 000
vysoka 0,30 0,24 1,6 1,9 50 000

K nejvétsimu starnuti vSak dochazi pti vysokém rustu stfedni délky zivota v kombinaci
s nizkou plodnosti. Proto byl vypocet projekce proveden celkem v deviti variantach, byly
uvazovany ruzné kombinace alternativ vyvoje plodnosti, imrtnosti i migrace. Jejich piehled a
znaceni udava nasledujici tabulka.

Tomés Fiala, katedra demografie fakulty informatiky a statistiky Vysoké $koly ekonomické v Praze
2Jitka Langhamrova, katedra demografie fakulty informatiky a statistiky Vysoké $koly ekonomické v Praze
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Tabulka 2. Prehled variant projekce

I\O/?(;jlg?cf: stfednf’vcclle’rlbllc;tzvivota Nariist plodnosti Migracni priristek
NNN nizky nizky nizky
NNV nizky nizky vysoky
NVN nizky vysoky nizky
NVV nizky VYSOKY Vysoky
SSS stfedni stfedni sttedni
VNN Vysoky nizky nizky
VNV vysoky nizky vysoky
VVN vysoky vysoky nizky
LAAY vysoky vysoky vysoky

2. Projekce poméru pojistného a nakladii na zdravotni péci

Na zaklad¢ projekce vyvoje obyvatelstva byly provedeny projekce vydajii na zdravotni

péci 1 projekce vybraného pojistného na zdravotni pojisténi. Projekce vydaji na zdravotni
péci vychazela z piredpokladu, ze néklady na jednoho pojiSténce podle pohlavi a pétiletych
veékovych skupin zlstanou po celé obdobi projekce na urovni roku 2004. Odhad vyvoje
vysi vybraného pojistného podle pohlavi a véku. Vychazelo se proto ze zjednoduseného
pfedpokladu, Ze osoba zaméstnana plati pojistné z ¢astky odpovidajici 80 % hrubé primérné
mzdy? pro dané pohlavi a dany vék vroce 2004 zatimco za osobu nezameéstnanou plati
pojistne stat v piedepsané vysi (opét pro rok 2004). Podle definice se za zaméstnané povazuji
nejen 0soby v pracovnim ¢i obdobném poméru, ale i podnikatelé. Lze predpokladat, Ze osoby,
jejichz jedinym nebo hlavnim pfijmem je pfijem ze samostatné vydele¢né ¢innosti, odvadeji
na zdravotni pojisténi v praiméru (mozna podstatné) nizs§i pojistné, nez osoby téhoz véku a
pohlavi v pracovnim nebo obdobném poméru. Jako miry zaméstnanosti podle pohlavi a véku
byly pouzity Gdaje z vybérového $etieni pracovnich sil CSU .
Vyvoj finan¢ni zatéze systému zdravotniho pojisténi mizeme charakterizovat podilem thrnu
ptedpokladaného vybraného pojistného ku thrnu predpokladanych nakladl na zdravotni péci
hrazenych pojistovnou. Vyvoj této charakteristiky pro jednotlivé varianty projekce zobrazuje
Graf 1.

Vidime, ze pii vSech alternativach demografického vyvoje by dochézelo k poklesu
podilu pojistného ku nakladiim hluboko pod jednotkovou hodnotu. To znamend, ze pojistné
by pojistovnam nestacilo na pokryti nadkladi zdravotni péce. Nejmensi pokles by nastal podle
ocekavani v ptipadé¢ malého nartstu sttedni délky zivota a vysoké imigrace, naopak nejvetsi
pokles by piinesl vysoky narast stfedni délky zivota pfi souCasné nizké imigraci. Ostatni
alternativy vyvoje se zejmena v prvnich letech pfili§ nelisi od stiedni varianty projekce. Vliv
tempa rastu plodnosti by se za¢inal vyraznéji projevovat az za nékolik desitek let, vy$si nartst
plodnosti by znamenal niz§i pokles podilu pojistného ku nékladim.

Za vétSinu osob, které nejsou zaméstnané, plati pojistné na zdravotni pojisténi zpravidla
stat (déti, Zaci, studenti, nepracujici diichodci, nezaméstnani aktivné hledajici praci atd.). Na
Grafu 2 je vidét, jak by se ménil podil pojistného placeného statem v souvislosti se zménami
demografické struktury ceské populace.

® Pro osoby v pracovnim nebo obdobném pomsru je tzv. vymé&fovacim zakladem, z n&hoZ se plati pojistné, vyse
hrubé mzdy, pro osoby samostatné vydeleéné ¢inné pak 50 % rozdilu piijmi a vydaji. V roce 2004 ¢inila thrnna
vyse pojistného vybraného od zaméstnanych osob zhruba 80 % hodnoty vypoctené za piedpokladu, ze by kazda
zaméstnana osoba platila pojistné z primérné mzdy pro své pohlavi a svij vek.
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Graf 1. Podil wbraného pojistného ku ndkladiim na zdravotni péci hrazenym pojistovnami
podle jednotlivych alternativ vyvoje
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Graf 2: Podil dhrnu pojistného placeného statem ku celkovému pojistnému na zdravotni
pojisteni podle jednotlivych alternativ vyvoje

Pii vSech alternativach vyvoje by podil pojistného placeného statem rostl. Nejvice
Vv ptipad¢ vysokého ristu stfedni délky zivota, vysoké plodnosti a nizké imigrace, nejméne
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Vv ptipad¢ opacném. Vysoka plodnost by znamenala opét v prvnich letech zvySeni zatéze,
pozdg&ji by vedla k jejimu sniZeni.

Celkovou zatéz statu souvisejici s thradou nékladi na zdravotni péci mizeme proto
charakterizovat podilem uhrnné vyse pojistného vybraného pouze od zaméstnanych osob ku
uhrnné vysi nakladii na zdravotni péci. Vyvoj této charakteristiky vidime na Grafu €. 3.
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Graf 3: Podil vybraného pojistného od zaméstnanych osob ku nakladiim na zdravotni péci
hrazenym pojistovnami podle jednotlivych alternativ vyvoje.

4. Zavéry:

Pii vSech variantach demografického vyvoje by tedy dochazelo k podstatnému
zvySovani rozdilu mezi predpokladanymi piijmy a predpokladanymi vydaji zdravotnich
pojistoven. Jaké jsou moznosti feseni tohoto neptiznivého trendu?

Prvni moznosti je samoziejmée zvySovani odvodi na zdravotni pojisténi. Pokud bychom
napiiklad chtéli, aby byl podil vybraného pojistného ku nakladiim na zdravotni péci hrazenym
pojistovnami roven piiblizné jedné i1 v dalSich letech, musela by se (za pfedpokladu
nezménénych dal§ich charakteristik) sazba pojistného do roku 2055 postupné zvysit
z dnesnich 13,5 % na 18-24 % vymétovaciho zakladu (viz nasledujici tabulka).

Tabulka 3. Potrebné sazby pojistného na zdravotni pojisténi v roce 2055 (v %)

Varianta SS | MMM | MMV | MVM | MW | VMM | VMV | WM | VW

Sazba 20,6 20,3 18,7 19,6 18,2 23,7 21,6 22,8 20,9

Jinou moznosti, jak zvysit uhrn vybraného pojistného a snizit zatéz statu, je zvySovani
miry zaméstnanosti, predevSim v souvislosti s pokracujicim zvySovanim dichodového véku.
Pokud by se napftiklad do roku 2055 zvysila mira zaméstnanosti 55-59letych muzii na 80 % a
60—64letych muzl na 75 % a mira zaméstnanosti Zen v téchto vékovych skupinach by byla
jen 05 procentnich bodt niz$i nez u muzi, byl by v roce 2055 v ptipad¢ stiedni varianty
demografického vyvoje podil vybraného pojistného ku ndkladim na zdravotni péci roven
zhruba 70 % (zatimco pii zachovani soucasné miry zaméstnanosti pouze 65 %). ZvySovani
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zamestnanosti tedy narast rozdillh mezi piijmy a vydaji pouze snizi, ale neeliminuje jej zcela.
Dulezité by bylo rovnéz zlepsit vybér pojistného od osob, jejichz hlavnim zdrojem piijmu je
samostatnd vydéle¢na ¢innost. Jinym ekonomickym néstrojem snizujicim narustajici rozdil
mezi ptijmy a vydaji zdravotnich pojistoven by bylo zvySeni spolutiasti pojisténci.

Budouci vyvoj je velmi tézké odhadnout. Je vSak pravdépodobné, Zze pokracujiciho
zlepSovani zdravotniho stavu obyvatelstva bude mozno (v souvislosti s vyvojem novych

v v

V soucasné dobé.
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Priifezova a kohortni analyza imrtnosti v CR pomoci Zivotnich potenciali
Tomé$ Fiala®

Abstract: The cohort analysis of mortality in the Czech Republic was made. Because of
incomplete age-specific mortality rates series the life potential (generalized life expectancy)
was used for the analysis. The mortality of women was decreasing all the period investigated.
On the other hand the mortality of man at the age over 40 was increasing for some
generations.

Key words: life tables, life expectancy, life potential, cohort analysis

1. Uvod

Demograficka analyza umrtnosti se provadi zpravidla na zakladé specifickych mér
umrtnosti, resp. z nich vypoctenych pravdépodobnosti pieziti ¢i tmrti a dal§ich biometrickych
mér. Prifezova analyza umrtnosti charakterizuje umrtnost celé¢ populace v kratkém casovém
obdobi, zpravidla v jednom roce. Vypoctené charakteristiky délky Zivota se proto netykaji
skute¢né populace, ale populace hypotetické, pro niz by po celou dobu jejiho zivota byla
umrtnost stejna jako ve sledovaném roce.

Doplikem priifezové analyzy umrtnosti je proto analyza generacni vychazejici ze
specifickych mér umrtnosti osob urcitého ro¢niku narozeni béhem jejich celého Zivota.
Vypoctené charakteristiky délky zivota se pak tykaji osob dané¢ho ro¢niku narozeni. Protoze
podrobna statistika umrtnosti v CR je dispozici az od roku 1920, nemame zatim pro Zzadnou
generaci uplnou fadu specifickych mér umrtnosti. Neni proto mozné vypocitat sttedni délku
Zivota novorozence pro zadnou generaci, 1ze vSak pouzit ur¢itou analogii sttedni délky zivota
pro uzsi vékova rozmezi.

2. PouZivané charakteristiky amrtnosti

Ozna¢me Iy pocet dozivajicich, Ly pak pocet prozitych let (pocet zijicich) z Uplnych
Gmrtnostnich tabulek. Stfedni délka e Zivota osoby v pfesném véku X je definovana
nasledovné

g =ux (1)

udava priimérnou délku zbyvajiciho zivota (pii dané imrtnosti) osoby v piesném véku X,
charakterizuje tedy Gmrtnost pouze 0sob x-letych a starsich. Casto se uvadi jeji hodnota pouze
pro vék x=0, tzv. sttedni délka Zivota novorozence.

Pokud ptedchozim vzorec dale zobecnime v tom smyslu, Ze neuvaZujeme umrtnost az
do konce Zivota, ale pouze po dobu h let, dostavame tzv. stiedni zivotni potencial v intervalu
X—(x+h-1) dokoncenych let

he0 == , (2)

Jedna se tedy o charakteristiku umrtnosti osob v dokon¢eném véku x—(x+h-1), tedy v intervalu
od x do x+h let pfesného veku. Zivotni potencial tedy udava, kolik let (z maximalniho po¢tu h
let) prozije v priméru osoba v piesném veéku X béhem nasledujicich h let.

Tomés Fiala, katedra demografie fakulty informatiky a statistiky Vysoké $koly ekonomické v Praze
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Pro vypocet Zivotniho potencidlu tedy sta¢i mit fadu specifickych mér umrtnosti
odpovidajici délce prislusného intervalu.

3. Hlavni vysledky generaéni analyzy amrtnosti v CR od roku 1920

Analyza vychazela z dat CSU od roku 1920 do roku 2005. Za jednotlivé roky byly
vypoéteny Gmrtnostni tabulky, za léta 193844 byly pouzity piimo tabulky CSU. Vypocet
generacnich pravdépodobnosti preziti se provadel na zakladé prifezovych pravdépodobnosti
pro vzajemné se piekryvajici dvouleté generace. (Pravdépodobnost pieziti osoby ve véku X
v roce t byla povaZzovéna za pravdépodobnost pieziti ve osoby véku X z generace narozenych
ve dvouleti t-x a t-x-1.) Pro zjednoduseni znaceni vSak byla kazda dvouleta generace oznacena
pouze vys$im ro¢nikem narozeni.

Na zéklad¢ prifezovych i genera¢nich umrtnostnich tabulek byly provedeny vypocty
sttednich délek zivota a stfednich zivotnich potenciali pro jednotlivé roky i pro jednotlivé
generace. Pro generace bylo pochopitelné mozné vypocitat jen zivotni potencialy tykajici se
obdobi, které ¢lenové generace prozili od roku 1920 do roku 2005.

Zakladni vysledky analyzy vidime na nasledujicich grafech. Hodnoty prifezovych
Zivotnich potenciald zvlast pro muZe (M) a Zeny (Z) zobrazené v grafech se tykaji vzdy roku,
kdy prislusna generace dosahla dolni meze intervalu zivotniho potencialu. (Napft. v grafu
sttednich Zivotnich potencidlti ve véku 20-39 let je u generace narozenych napt. v r. 1940
zobrazen pro srovnani prifezovy zivotni potencial v roce 1960, tedy v roce, kdy generace
dosahla véku 20 let.) Prifezovy zivotni potencidl udavd hodnotu generacniho potencidlu za
piedpokladu, ze by se po nasledujicich h let (h je Sitka intervalu potencialu) Gmrtnost
neme¢nila. VétSinou je prufezovy potencial (prif) niz$i nez generacni (gen) , cozZ svéd¢i o tom,
Ze v dalSich letech se umrtnost v daném vékovém intervalu snizovala. Pokud je prufezovy
potencial vyS$si nez genera¢ni, znamena to, ze se umrtnost zvysila).
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Graf 1. Stredni Zivotni potencial ve veku 0—19 dokoncenych let

Na prvnim grafu vidime Umrtnost v prvnich dvaceti letech Zivota. Rust Zivotniho
potencidlu u generaci narozenych v prvni poloviné¢ minulého stoleti svéd¢i o trvalém poklesu
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amrtnosti v daném véku, zpisobeném piedev$im vyraznym poklesem umrtnosti kojenecké.
U osob narozenych po roce 1955 je jiz umrtnost nizka a jeji dalSi pokles pomérné pomaly.
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Graf 2. Stredni Zivotni potencial ve veku 20-39 dokoncenych let

Podobny trend vykazuje vyvoj umrtnosti ve véku 20-39 dokoncenych let (viz Graf 2).
Rist se vSak zpomaluje jiz pocinaje generacemi narozenymi po roce 1930, tedy osobami,
které dosahly véku 20 let po roce 1950. Vidime tedy, Ze ve druhé poloviné minulého stoleti se
umrtnost osob do 40 let jiz dale vyrazné nesnizovala.
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Graf 3. Stredni Zivotni potencial ve veku 40-59 dokoncenych let
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Trochu jiny trend ma vyvoj umrtnosti ve véku 40-59 let (viz Graf 3). Po pocatecnim
nariistu se u muza narozenych po roce 1915 (tedy muzi, ktefi doséhli 40 let po roce 1955)
zacind umrtnost v daném intervalu zvySovat a ani u muzi narozenych tésné po druhé svétové
valce nedosahuje zivotni potencial urovné generaci narozenych kolem roku 1915. U Zen
dochézi pouze k vyraznému zpomaleni rustu Zivotniho potencialu.
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Graf 4. Stredni Zivotni potencial ve véku 60—79 dokoncenych let
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Graf'5. Stredni délka Zivota ve véku 80 let
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Rovnéz ve vékovém intervalu 60-79 let (viz Graf 4), pozorujeme pokles Zivotniho
potencidlu u muzd narozenych koncem 19. stoleti a pocatkem stoleti 20, tedy téch, ktefi
dosahli 60 let véku po roce 1955. Teprve muzi narozeni po roce 1920 méli v uvedeném véku
opét niz8i timrtnost nez muzi narozeni v letech 1870-90.
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Graf 6. Stredni délka Zivota ve veku 60 let
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Graf 7. Stredni délka Zivota ve veku 40 let
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Umrtnost na samém konci lidského Zivota charakterizuje stiedni délka Zivota ve véku
80 let (Graf 5). tedy opét téch, kteti dosdhli 60 let véku po roce 1955. Obdobné jako
v predchozich vékovych skupindch 1 vtomto pfipadé pozorujeme u muzi zvySovani
umrtnosti, v tomto ptipad€ u muzi narozenych v posledni ¢tvrting devatenactého stoleti.

Vidime tedy, ze u muzii dochazelo ve vysSim véku ke zvySovani genera¢ni umrtnosti.
Toto zvySeni vSak bylo pozdéji u nékterych generaci ¢astecné vykompenzovano. Napiiklad u
generaci narozenych po roce 1920 vidime ve srovnani s pfedchozimi generacemi vyssi

Posledni dva grafy zachycuji generacni stiedni délku zivota ve véku 60, resp. 40 let.
(Grafy 6, resp. 7). Zatimco stfedni délky zivota muzd ve veku 40 let stagnuje nebo mirné
roste, stfedni délka Zivota ve véku 60 let u muzi narozenych koncem 19. stoleti mirné klesa.

4. Zavér

Vyvoj umrtnosti jednotlivych generaci nevykazuje tak velké nahodné odchylky
Vv jednotlivych letech jako vyvoj prifezovy. Zatimco u jednotlivych generaci Zen pozorujeme
trvaly pokles nebo stagnaci timrtnosti, u nékterych generaci muza doslo ke vzriistu imrtnosti
ve véku nad 40 let, ktery byl kompenzovan jen c¢astecné. Uvedeny vyvoj souvisi
s dlouhodobou stagnaci ¢i zvySovanim umrtnosti muzi ve véku nad 40 let v 60. a 70. letech
minulého stoleti.
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CiSLO 7 A ROZVOJE FUNKCII b A Inb,)

lvan GARAJ

Abstract. In the paper are given the asymptotic expansions of functions b f and
In(bf). Both expansions are used for approximation formula for

number 7 . Three programs in Mathematica system are presented.

Key words: Number 77, Asymptotic Series, Gamma Function, Stirling formula

1. Uvod

Nech (Xl,Xz,...,Xn) je nahodny vyber znahodnej premennej X, ktora ma normalne
rozdelenie N(u,o?). Parametre u a o st nezname. Nevychylené odhady tychto parametrov s(
X a %, kde X=n"Y" X je vyberovy aritmeticky priemer a S* =(n-1)">"" (X, - X)?
vyberovy rozptyl, lebo strednd hodnota E()T): i a E(Sz): o’. Rozptyl
D(S)= E(S?)- E*(S)=0? — E?(S)20, zé&oho vyplyva, 76 E(S)<o ateda vyberova

smerodajna odchylka S je asymptoticky nevychylenym odhadom smerodajnej odchylky o,
pricom pre f =n-—1 plati

(f +1}
E(S)= 3—20=bf o 1)

o0
kde T(f)= j x' 'e X dx je gama funkcia (f >0). Zo vztahu (1) vyplyva, Ze
0

f f

E(bEJ:o' a D(S)=(1-b?)o?. Statistika b§ je preto [1] nevychylenym odhadom

1-bf
parametra o, no rozptyl D[bi] = 0'{ o ! ] >D(S)= (1— b? )02. Hodnoty funkcie
f f

F(f +1)
b= |52 @

zavisia iba od stupniov volnosti f =n—-1.
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2. Rozvoj funkcie bf do nekone¢ného radu.

Vyuzitim Stirlingovho rozvoja gama funkcie [2] do nekonecného radu

r(f+1)=f'e"J2rf [1+ 1 1 ¥ 5 +O(in 3)

12f 288f% 51840f° 2488320 f* f°

mozno pomerne komplikovane [3] ziskat prvé styri ¢leny rozvoja funkcie b,

2 F(fglj 1 1 5 1
by =] ————————~F=1- + + +0| — 4
f f F(f} 4f 32f% 128f°3 [f“j “
2
Kompletny rozvoj [4] je dany vzt'ahom
b, _1+Z( 1) S f. )

kde c,=1a c (i =2, 3,..) savypocitaju podl'a rekurentné¢ho vzt'ahu

i-1 i-k

=2 (1)1 5 (20 Ve - Z I e, ®

k=1 j=1

V systéme Mathematica [5] vypocet konstant ¢, (i =1, 2,...,16) podla vztahu (6) bol realizovany

programom €. 1. Numericky vystup mozno ndjst’ v tabul’ke ¢. 1. Prvych desat’ ¢lenov rozvoja (5)
bude v tvare

1 1 5 21 399 869 39 325

b, = 1- + -+ o i o+ =+ — =
4f 32f° 128f 2048 f 8192 f 65536 f 262144 f

334 477 28 717 403 o{ 1 J @

- -~ +
8388608 f° 33554432 f° f
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Tabul’ka ¢. 1. Vypocet konstant c,

i C
1 1
2 1
3 -10
4 -21
5 798
6 1738
7 - 157 300
8 -334 477
9 57 434 806
10 119 394 366
11 - 33601 489 740
12 - 68 858 583 810
13 28 797 022 447 980
14 58 526 378 304 180
15 - 34 009 655 736 503 400
16 - 68 787 420 596 367 128

Rozvoj funkcie In(b;) do nekone¢ného radu konverguje este rychlejsie, ako rozvoj b,. V [3]

mozno najst’ prvé tri ¢leny tohto rozvoja pomocou Stirlingovho rozvoja [2] funkcie
Ian+1_ In2z)—f +| f+=|Inf + 8
(140 = ingem) -+ 3t 3B ®

kde B, su Bernulliho ¢isla, pricom prvych osem [2] nadobuda nasledujiice hodnoty:

1 1 1 5 691 7 3617
B,=——, B,=—, B,=—  (9)
2730 6 510

Pomocou rozvoja (7) a tabulky ¢. 1 mozno v systéme Mathematica [5] programom ¢. 2 ziskat
prvych osem ¢lenov rozvoja In(b;):

In(b,)=- : : T

1 1 1 17 31 691 5461 929 569 1 (10)
4F 24f° 20f° 112f7 36f° 88f™ 52f3 480f%

3. PribliZzny vypocet ¢isla 7 pomocou funkcie bf

Existuje vela velmi rychlo konvergujicich radov [6], vhodnych na vypocet ¢&isla 7T.
Nasledujuca moznost’ bola pouzitd predovSetkym preto, aby sa dala spol'ahlivo otestovat’
konvergentnost’” rozvojov (7) a (10). Z vlastnosti gama funkcie [2] vyplyva, Ze pre parne
f mozno Cislo 77 priblizne vypocitat’ pomocou funkcie b, nasledovne:
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f
92 (;)u (2—1}! (11)

pricom (%)!! a (% - l)!! st dvojne faktorialy a zo vzt'ahu (10) vyplyva, ze

b, = Exp(— 1

4Ff 24f° 20f° 112f7 36f° 88f™ 52f3 480f%

1 1 17 31 691 5461 929 569j (12

Cislo 7T sa da priblizne vypogitat’ v systéme Mathematica [5] podla vztahu (11) najviac pre
f =86181396 pomocou programu ¢. 3. Dosiahnuta presnost’ je 140 platnych cifier. Podobnt
problematiku mozno najst’ v pracach [7], [8], [9] a [10.]

Tento c¢lanok vznikol s podporou grantovych projektov VEGA ¢. 1/3182/06 Zlepsovanie kvality
produkcie strojérskych vyrobkov pomocou modernych Statistickych metéd a VEGA ¢. 1/1247/04
Progresivne Statistické techniky a rozhodovanie v procese zZlepSovania kvality.
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Dodatok. PouZité programy v systéme Mathematica

Program ¢. 1. Vypocet konstant ¢, (i =1, 2,...,16) pomocou vztahu (6)

c[1] =1:

al=2"{1-2y~Binomial[2+1i, i]:

az=-0.9+«5um[c[j] »2" {3 »i-3F~])«Binomial[i-1, j-1]7, {3, 1,1-1}]:

a3 =5um[-c[k] +Sum[c[j] »2*{3+1i-3»J-F+k) «Binomial[i-k-1,J-1],
3.1,i-k}1, {k.1,1i-1}]:

c[i] =al+ a2 +a3;

1l = SetPrecision[Table[Flatten[{i, c[i]=al+a2? +a3}], fi, 1, 16}], 16]:

bb = TableForm[vd, TableSpacing — {0, 1}, TableRlignments — Center]

Program ¢. 2. Rozvoj funkcie In(b,)

E=-xfd+{x"2)732+ (x*3) »(5F128) -{x"2)» (217 2048) -
(X9« (3997 8192) + (x™6) » (B69 F65536) + (x*T) » (39325 262144) -
(x 8y » (33244771 7 8388608) - {x"9) » (57434806 F {2)"26 +
(x~10) » (119394366) F {2) 29+ {x"11) » (FI601259740) F {2) 32 -
(x~12) » (68E53583810) S {2) 30 - {x~13) » (287970222471980) F (2) ~38 +
{x*14) » {58526378304180% f (23 41+ {x"15) » {34009655736503400) f {2} ~44 -
(x*16) » (GETEIL2059636T128) F {2) 41

Series[Log[1+t], {x, 0, 16}]

Program ¢. 3. Vypocet ¢isla 7 pomocou funkcie b,

2= { ({2} " (ES 23+ ({({ESF2) 'y w{ES2 -1} 1} F{{E-13!1)32:

rl=(-1/(3dvE£) +1/ {24~ E"3) -1/ (20 £~y + 1T F (112 v £~} -
F1/(36+E49) + 691 F (BB +E~11) - 54617 (H2+E£"13) +
929569 F (480« £~ 15));

Pl = SetPrecision[{r2«Exp[2+xr1])« (2 F £), 150];

vl = Table[Flatten[{f, pi}], {£, 86151398, 861813931}];

bh = TableForm[v4, TableSpacing — {0, 1}, Tablehlignfents — Center]
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Bankruptcy prediction in Slovak companies using linear probability
models’

Rudolf Gavliak

Abstract: In this contribution we show the possible application of linear probability models
(LPM) for bankruptcy prediction in Slovak condition. We suppose the most significant factor,
which is determining the company surviving, to be the company financial situation.
According to this assumption, we’ve used the chosen financial analysis ratios as the
independent variables, to explain the zero-one dependent variable, representing the
bankruptcy occurrence. We have found the best fitting model for logit, probit and gompit
models class and compared the ability of the models to discriminate among the bankrupting
and non-bankrupting companies in selected data set.

Key words: Bankruptcy prediction, LPM models, Logit, Probit, Gompit, Likelihood
estimation.

1. Introduction

We make use of binary linear probability models to predict probability of bankruptcy in a
group of Slovak small and medium sized companies. This contribution is connected to already
published paper concerning applied logit models to solve the firm insolvency problem. In this
contribution we use binary dependent variable models with not only logit, but also with probit
and gompit (extreme value) link function, to handle the bankruptcy probability. We suppose
the extreme value link function to better fit the zero — one insolvency. Now let’s shortly
introduce the theoretical background of estimated models.

2. Estimation techniques and procedures
In models we used in this contribution, the dependent variable, may have only two values (in
our case one for bankruptcy and zero otherwise) There is a strong assumption of the
bankruptcy to be influenced by different financial analysis ratios (independent variables). The
goal is to quantify the relationship between the individual financial characteristics and the
probability of become insolvent.
A simple linear regression of is not appropriate, since among other things, the implied model
of the conditional mean places inappropriate restrictions on the residuals of the model (g).
Furthermore, the fitted value (y) from a simple linear regression is not restricted to lie
between zero and one. So instead of the dummy variable as dependent variable, we replace it
with the probability of default:

P(%=1x.8)=1-F(-x p) (1)
The function F is a continuous, strictly increasing function, which takes a real value and
returns a value ranging from zero to one. The choice of the function determines the type of
binary model. It results, that the probability of survival of a company is following:

P(y.=0/x,8)=F(-X 8) ¥

Model with such a specification can’t be estimated using standard least squares procedures.

But we can estimate the parameters of this model using the method of maximum likelihood.
In this case the likelihood function is given by following specification:

Iog(ﬁ)=gyt log (1- F (- ) +(1- v, )log (F (X 8)) 3)

! This paper was presents the results of Faculty of Economics UMB research grant FG 67
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The first order conditions for this likelihood are nonlinear so that obtaining parameter
estimates requires an iterative solution. We used a second derivative method for iteration and
computation of the covariance matrix of the parameter estimates.
There are two alternative interpretations of this specification. The model divides the results
space into two subspaces. Suppose that there is an unobserved latent variable that is linearly
related to explanatory variables:

Y, =X f+§ (4)
According to the values of unobserved latent variable we can decide, whether the object can
be classified to one or another subspace:

L ¥, =xp+§>0

t{O, Y, =X f+g <0

In this case, the classification threshold is set to zero, but the choice of a threshold value is

irrelevant, because if constant term is included in regressor vector x' , the notation in (5)
becomes a general form. Then the probability of default could be rewritten in form:

P(Y.=1x.8)=P(y >0)=P(x B+ >0)=F.(-X 8) (6)

The notation F, denotes the cumulative distribution function of the residuals (g ). In our case

study we will use the probit (standard normal), logit (logistic), and gompit (extreme value)
specifications for the link function F.

Coding the dependent variable as zero — one variable implies that the expected value of y is
simply the probability that y = 1:

. t=12...n (5)

E(y. =1x%.8)=1-P(y, =1, )+0-P(y =0[x, 5) ©
It follows that we can write the binary model as a regression model:
Y =(1-F (=X B))+4. (8)

In this equation the series &, denotes the deviations of y, from its conditional mean. The
basic properties of the deviations are:

E(s]%, £)=0.
D(&|x. 8)= F (X #)-(1-F (-X 8))

The difference among the logit, probit and gompit models is different distribution of the error
term in equation (6). The probability of firm insolvency in the probit models class is
computed in following manner:

Py, =1x,8)=1-0(-X B)=®(X B)= () (10)
The sign of common cumulative distribution function changes to cumulative distribution
function of standard normal distribution (®). So if the parameters vector £ is known, the

default probability could be easily estimated using standard normal distribution tables. The
probability of insolvency in the logit models class differs in this way:

P(yt:qx[,ﬁ):l—[ e X/ ] et s oy

(9)

(11)

e | 11 1+€
The probability of default computation is based upon the cumulative distribution function for
the logistic distribution.

The last possibility to cumulative distribution function definition is the extreme value
specification:

v

P(y, =1x.5) =1—(1—exp(—e’x'Tﬂ)) = exp(—e’X‘Tﬁ) —e°’ . (12)
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This means, that the cumulative distribution function has the Gompertz curve shape, it is
important to note, that such distribution is skewed. In next section we present our input data,
the data frequency and received estimation results.

3. Data and estimation results

The basic input data set contains of financial data obtained from 856 Slovak companies active
in different industries across the economy structure. For each of the company we know the
values of 36 financial ratios for the years 2002 until 2005. Hiadlovsky and Kral' (2006) have
shown that only 18 of these indicators have statistically significant discriminant capability.
The labels and the formulas used for construction of these financial indicators are introduced
in table 1.

Table 1. Specification of input variables (ratios) for LPM construction
Label Characteristic/Variable Label Characteristic/Variable
Y dumf?:]);r(éie;ﬁr?:;z/gﬁé?gspfgaesf:ting KCzOM Current assets / Total debt
OKEC cIassificatiggti?/?t;o(gczlr:rg]r;% F\)/i:r\i/;ti)llig)g business KKZOM Current assets / Short term liabilities
BU CZ Banking loans / Total debt ratio KZ_MC Current assets / Total assets
CZA Total debt / Total assets L CF Liquidity calculated with cash flow
DOz Inventory / Daily sales L1 Cash Ratio
DZA Long term debt / Total assets L2 Quick ratio
EBIT_CK EBIT / Total assets L3 Current ratio
FP1 Financial leverage measure OA Assets turnover ratio
HVB_KZ EBT / Short term liabilities STZ Total assets / Total debt
KCZBCF Cash flow / Total debt UZA Loans / Total assets

Source: INFIN, s.r.o., Bratislava

The numbers of bankrupting companies in years 2002-2005 is 15 and the companies are
active in different industries. To assure the comparability among the bankrupting and
successful companies we selected from the surviving companies only 67 companies from the
same industries, as the less successful companies come from. The final data set also
comprises financial indicators described in table 1 for 82 companies, where the insolvent
firms take 18,29 percent and surviving 81,71 percent share?.

4. Empirical results

In this section we will present three models, the best data fitting model for each respective
class of used models (logit, probit, gompit). We decided the fitting criterion to be represented
by Schwarz criterion, the Hannan — Quinn info criterion and McFadden R — squared. There is
of course the request for statistical validity of the model as whole. The statistical significance
of binary linear probability models is tested by following likelihood ratio statistic:

LR:—Z(I(B)—I(,B))D P% (13)
The test statistic compares the restricted log likelihood function I(,B)and the log likelihood

function of estimated model. Restricted log likelihood is the maximized log likelihood value,
when all slope coefficients in estimated model are restricted to zero. Since the constant term is
included, this specification is equivalent to estimating the unconditional mean probability of
“insolvency”. If the difference among the log likelihood functions is rather big we will more
likely to reject the zero hypothesis of no jointly significance of the estimated model. The test

2 We would like to thank to INFIN, s.r.o. for providing data and further helpful recommendation.
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statistic is chi-squared distributed with degrees of freedom equivalent to number of
independent variables included to model (excepting the constant term). We followed also the
request of statistical significance of single parameters. In the three presented models, all
estimated parameters are significant.

The best model in the class of logit models according to mentioned criteria is:

T

s ) )
P(y, =1x.5) Tl McFadden R? = 55,08%
X B =1,49-5,23L3-3,26log(OKEC) - 7,39KCZBCF +0,23EBIT _CK (14)
Z, (3,23) (-3,98) (-2,72) (-2,14) (3,44).

The best fitting model, if the link function was changed to standardized normal cumulative
distribution function has the following form:

P(y,=1x.8)=®(X 8), McFadden R =59,18%

X3 =3,31+3,75L_CF —2,75L3-8,28HVB_ KZ —1,51l0g(OKEC) + 0,11EBIT _CK (15)

The McFadden R’could be interpreted in the same manner, than the R’in a simple
regression. So we can state, that the explained variability of the dependent variable increased
to more than 59 percent.

We have assumed the extreme value binary models to be the most successful in
discriminating the bankrupting and successful companies. The best data fitting gompit model
can be formally written like:

P(y, =1x.5)= exp(—e‘“‘Tﬂ ) McFadden R? = 65,80 %

§=2,99-1,17KKZOM —8,94L1/ L3-20,41HVB_ KZ +16,15KCZBCF —2,84KCZOM (16)
7, (3,38) (-3,62) (~2,66) (-2,64) (2,71) (~3,38).

The gompit model explains the biggest part of the variability of the dependent variable. The
interpretation of the results is not as straightforward as in linear regression models.
Interpretation of the coefficient values is complicated by the fact that estimated coefficients
from a binary model cannot be interpreted as the marginal effect (coefficients of elasticity) on
the dependent variable. The marginal effect of x; on the conditional probability is given by:

CE(¥]%.8) dF(-XB)

= Bo= (=X . 17
x o A= (XB)B (17)
The first derivative of the link function F is the density function f. The value of estimated
parameter at j-th financial characteristic is weighted by the value of density function, which
depends on the values of all of the regressors in input vector. The direction of the effect of a

change in x; depends only on the sign of the B coefficient. Positive values of g, imply that

increasing x; will increase the probability of firm insolvency. Negative values of estimated

parameter imply that increase of the selected repressor causes decrease in default probability.
An alternative interpretation of the coefficients results from the fact, that the ratios of
coefficients provide a measure of the relative changes in the probabilities.

5. Conclusion

For better comparison of estimated models let’s present the ability of the models to correctly
classify the companies in the mentioned two groups. The fitting ability is presented in
expectation-prediction table. To construct the proposed contingency table, we have to enter
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the cutoff probability. If the conditional probability of bankruptcy is higher than the specified
cutoff value, the company is classified as bankrupting. The classification results are shown in
table 2.

Table 2. Classification results for best fitting logit, probit and gompit model

Binary Logit Binary Probit Binary Extreme Value
Prediction Evaluation (success cutoff C = Prediction Evaluation (success cutoff C = | Prediction Evaluation (success cutoff C =
0,35) 0,35) 0,3)
Estimated Equation Estimated Equation Estimated Equation
Dep=0 | Dep=1 | Total Dep=0 | Dep=1 | Total Dep=0 | Dep=1 | Total
P(Dep=1)<=C 62 3 65 | P(Dep=1)<=C 63 2 65 | P(Dep=1)<=C 62 1 63
P(Dep=1)>C 5 12 17 | P(Dep=1)>C 4 13 17 | P(Dep=1)>C 5 14 19
Total 67 15 82 | Total 67 15 82 | Total 67 15 82
Correct 62 12 74 | Correct 63 13 76 | Correct 62 14 76
% Correct 92,54 | 80,00 | 90,24 | % Correct 94,03 | 86,67 | 92,68 | % Correct 92,54 | 93,33 | 92,7
% Incorrect 7,46 20,00 9,76 | % Incorrect 5,97 13,33 7,32 | % Incorrect 7,46 6,67 | 7,32

Source: software output and own calculations

As seen the best classification results were obtained, if the probability cutoff point was set to
0,35 for logit and probit model and 0,3 for the extreme value (gompit) model. The
classification performance of the logit model is significantly lower, than the performance of
the other two models. One fifth of badly classified bankrupting companies are quite
dangerous results, because an insolvent firm, which considered prospering is a source of
potential losses for financial institutions. The other two models have the same total
classification success rate. The difference is, that extreme value model failed to correctly
diagnose just one bankrupting company (for cost of badly classifying one prospering
company).
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Diskrétni pravdépodobnostni rozdéleni v M S Excel

Michal Vrabec, LuboS Marek

Abstract

The main aim of this paper is the describing of probability discrete distributions in MS Excel
software. The each probability distribution is described at first in theoretical level (including
formulas for mean and variance) and then the method of calculation for probability function
and distribution function is following (including the exact syntax).

Key words
MS Excel, probability distribution, probability function, distribution function, percentile, crit-
ical value.

Mezi statistickou obci se Casto diskutuje, ktery statisticky program je nejlepsi, pficemz se tyto
programy posuzuji z raznych hledisek. Kazdy, kdo nékdy pracoval s nékolika riznymi pro-
gramy, vi, ze na tuto jednoduchou otazku neni jednoznac¢né odpovéd’. Kazdy z programti ma
totiz nekteré slabsi a nékteré silngjsi stranky, a tak asi nikoho nepiekvapi, kdyz uvedeme, ze
statisticky program si Casto vybirdme az na zaklad¢ ulohy, kterou chceme zpracovat. Podmin-
kou pochopitelné je, aby bylo z ¢eho vybirat.

Mezi programy, které by asi malokdo zatadil mezi statistické, patii i statistiky ¢asto odmitany
MS Excel. Ptitom, pokud pomineme nekvalitni misty az zoufaly pteklad z anglictiny v oblasti
statistiky, se jedna o program, ktery umoznuje kvalitni aplikaci riznych procedur, mnohdy na
arovni srovnatelné s procedurami ve specializovanych (a také daleko drazSich) statistickych
programech. Umoziuje napf. velmi snadnou aplikaci statistickych funkci z nejriznéjsich ob-
lasti. Nesmime totiz zapominat, Ze pravé jednoduché ovladani a dostupnost (tento tabulkovy
procesor je dnes instalovan téméf na kazdém pocitaci) je velkou devizou tohoto programu.
V tomto ¢lanku bychom chtéli zhodnotit MS Excel z hlediska pravdépodobnostnich rozdéleni.
V prvni tfadé¢ zhodnotime nabidku pravdépodobnostnich rozdéleni vtomto programu.
U kazdého rozdéleni popiSeme moznosti vypocti hodnot distribu¢ni funkce a kvantila
a syntaxi ptislusnych funkei. U kazdého spojitého rozdéleni uvedeme obrazek s ukdzkou pri-
béhu hustoty pravdépodobnosti pro konkrétni parametry (je ovSem tfeba ihned poznamenat,
ze pii jiné volbé parametrti bychom obdrZzeli jiny tvar hustoty). V zavéru rovnéz zhodnotime
moznosti generovani ndhodnych hodnot z pravdépodobnostnich rozd¢leni.

V oblasti diskrétnich (nespojitych) rozdéleni obsahuje MS Excel nasledujici rozdéleni,
u kterych zaroven uvadime néazev ptislusné funkce:

rozdé¢leni distribu¢ni funkce | pravdépodobnostni funkce | kvantily
binomické BINOMDIST BINOMDIST CRITBINOM
negativné binomické | NE NEGBINOMDIST NE
Poissonovo POISSON POISSON NE
hypergeometrické NE HYPGEOMDIST NE

Jedna se tedy o naprosto o zékladni typy rozdé€leni, navic ne vzdy je mozné spocitat distribuc-
ni funkci a kvantily. To ale neni zadné nestésti, nebot’ oboje jsme schopni pomérné snadno
spocitat z hodnot pravdépodobnostni funkce.

Podivejme se nyni na jednotliva rozdéleni podrobnéji.
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Binomické rozdéleni

Nahodna veli¢ina X ma binomické rozdéleni s parametry n a =, jestlize jeji pravdépodob-
nostni funkce ma tvar

n
P(X)Z( Jﬂx(l—ﬁ)nx, x=0,1,..,n, O<z<1, neN.
X

Stredni hodnota a rozptyl maji tvar:

E(X)=nx D(X)=nz(l-x).

V Excelu se jak pro distribu¢ni funkci i pro pravdépodobnostni funkci pouziva funkce
BINOMDIST. Jeji argumenty maji nasledujici vyznam:

Uspéch - X (pocet Gispéchit). Hodnota, ve které podi-
R — -2 tame F(X) ¢i P(X).
Pokusy [ca =10 v o
Prst_l]spéch: [pa ] = 0, 166666667 POkusy -Nn (pocet pOkusu)'
potet [ErrAA = - neprivon Prst_uspéchu - 7. Pravdépodobnost uspéchu.
vt hodnotu binomického razdélent pravSpodabnost jsdnotivich velin, oo Pocet - NEPRAVDA pro hOantu pranépOdObnOStni
- - , funkce P(X), PRAVDA pro hodnotu distribuéni funk-
Poet i Ingické hodnota: souttova distribuénd Funkee = PRAYDA, hromadnd
pravdEpodobnostni funkee = NEPRAYDA, Ce F(X).
wirsledek = 0,290710049
HapovEda k téta funkei Storna
Argumenty funkce @3 Jako pro jediné z nespojitych rozdéleni je v Excelu
[ =10 uvedena i funkce pro vypocet kvantilii: CRITBINOM.
": % Jeji argumenty maji obdobny vyznam, jako u funk-

ce BINOMDIST.

4
Vrati nejmengi hodnotu, pra kkerou ma souftové binamické razdgleni hadnatu vEtE neba ravnu

ot Pokusy - n (pocet pokusu).

ik e s ok, k0 1 s, Prst_s - m. Pravdépodobnost uspéchu.
i = . Alfa - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu X .
W o i _mamo |

Negativné binomické rozdéleni
Nahodna veli¢ina X ma negativné binomické rozd¢leni s parametry n a =, jestlize jeji prav-
dépodobnostni funkce ma pro n celo¢iselné tvar

n+x-1) . «
P(x) = z7"(l-7)", x=01.. 0<z<1, neN.
X
Pfipomenime, ze pro pfirozena N mizeme nahodnou veli¢inu X chépat jako pocet netispéchii

pred n-tym tGspéchem. Umyslné uvadime pravdépodobnostni funkci ve zjednoduseném tvaru,
nebot’ takto je chapana v Excelu.

Stfedni hodnota a rozptyl maji tvar:

n(l-r) n(l-x)
E(X)=——~ D(X)=————.
e b E) v/ Excelu se pro pravdépodobnostni funkci pouziva
i1 o¥ - funkce NEGBINOMDIST. Jeji argumenty maji nésle-
Cislo_s |4 =2 -, s v
e T dujici vyznam:
Y Cislo_f - X (pocet neuspéchu pred n-tym Uspé-

Wrati hodnotu negativihe binomického rozdéleni, tj. pravdépodobnost, Ze nedspéchy argumentu
Cielo_f nastanou dFive neZ tspéch argumentu Cislo_s s pravdSpodobnosti uréenou argumentem

eyl chem). Hodnota, ve které pocitame F(X) ¢i P(X).

Prst_s je pravdépodobnost tspéchy, Sislo mezina 1,

wsledek = 0,125

Hapavéda k tato funkei Storno
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Cislo_s - n (pocet pokust).
Prst_s - 7. Pravdépodobnost uspéchu.

Hodnoty distribu¢ni funkce je nutné napocitat z hodnoty pravdépodobnostni funkce, stejné tak
1 hodnoty kvantili.
Specialnim piipadem negativné binomického rozdéleni je rozdéleni geometrické. Toto rozde-
leni obdrzime velmi snadno, pokud v negativné binomickém rozdéleni polozime n=1. Potom
se predchozi pravdépodobnostni funkce zjednodusi do tvaru
P(X)=zx(l-7x)*, x=01,.., 0<z<l.
Nahodnou veli¢inu X Ize potom chapat jako pocet netispéchtl pied prvnim uspéchem.
Pro stfedni hodnotu a rozptyl obdrzime
E(x)=17 D(X) =127

V4

2
T

V Excelu pouzijeme funkci NEGBINOMDIST, ve které polozime Cislo s = 1.

Poissonovo rozdéleni
Nahodna veli¢ina X ma Poissonovo rozdéleni s parametrem A, jestlize jeji pravdépodobnostni
funkce ma tvar

ﬂ/X
P(x):;e’l, x=0,1,.., A>0.
Stredni hodnota a rozptyl maji tvar:
E(X)=41 D(X)=41.
V Excelu se jak pro distribu¢ni funkci i pro pravdépodobnostni funkci pouziva funkce
 m—— @ POISSON. Jeji argumenty maji nasledujici vyznam:
porsson X - X. Hodnota, ve které pocitame F(X) ¢i P(X).
sm:i:: %:Eﬂs Stfedni - A . Parametr a zaroven stiedni hodnota
Soueet EPRevoA 3 - remam rozdéleni.
T ToE Soucet - NEPRAVDA pro hodnotu pravdépodobnost-

Soutet je Iogickd hodnota: souitové Poissonovo rozdélent pravdépodobnosti = n I' fu n kce (X) 1 P R VD pro Od Ot di Strib é i
FRAYDA, hromadna Poissonova pravd&podabnostni funkes = NEPRAYDA, f
unkce F(X).

wsledek = 0,000934123

Hapavéda k tato funkei Storno

Hypergeometrické rozdéleni
Nahodna veli¢ina X ma hypergeometrické rozdeleni s parametry N, M a n, jestlize jeji pravde-
podobnostni funkce ma tvar

Wy
P(x):%, x=max(0,M — N +n), ..., min(M,n).
Y
Ptitom N, M a njsou pfirozena Cisla, 1<n< N, 1<M <N.
Stredni hodnota a rozptyl maji tvar
E(x)=nM p(x)=nM[;_ M N=n
N N N/N-1
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V Excelu se pro pravdépodobnostni funkci pouziva funkce HYPGEOMDIST. Jeji argumenty
maji nasledujici vyznam:

e m - Uspéch - x. Hodnota, ve které poc¢itame P(X).
Celkem [E4 £ )
Zaklad_tspéch [c4 X[=s F1ow
zaklad_celkem [o4] =43 Celkem -Nn (rOZSﬁh VYbem).
= 7,15112E-08
Wrati hodnatu hypergeometrického rozdéleni.
Zaklad tuspéch - M. Pocet prvki s vlastnosti M.

Zaklad_celkem je velikost zakladniho souboru.
et = Zaklad_celkem - N (rozsah zakladniho souboru).
Mépovéda k této funkd Storne

Literatura:

Népovéda k programu MS Excel
Napovéda k programu Statgraphics Centurion

Doc. RNDr. Lubo$ Marek, CSc. Mgr. Michal Vrabec

Katedra statistiky a pravdépodobnosti Katedra statistiky a pravdépodobnosti
Fakulta informatiky a statistiky Fakulta informatiky a statistiky
Vysoka Skola ekonomicka Praha Vysoka Skola ekonomicka Praha

marek@vse.cz vrabec@vse.cz



74

Vzdialenosti medzi hodnotite’mi a zhluky hodnotitelov
Jozef Chajdiak,*

Abstract: The paper deals with analysis of evaluation Slovak macro economy from experts.
The experts are clustering into the clusters by their evaluations.

Keywords. Macro economy, evaluation, distance, cluster, Excel, SAS, Ward method

Jednou zo sucasti konferencie Pohl'ady na ekonomiku Slovenska 2006, ktora sa
uskutocnila 4. 4. 2006 v Bratislave bolo expertné hodnotenie stavu a vyvoja makroekonomiky
Slovenska zucastnenymi prednasajicimi. Hodnotenie sa zakladalo na postdeni hodnét piatich
ukazovatelov:

X1 —hruby domaci produkt na obyvatel’a,
X2 —infl&cia,

X3 — mieranezamestnanosti,

X4 — saldo statneho rozpoctu k HDP,

X5 —saldo zahrani¢ného obchodu k HDP.

Na hodnotenie stavu avyvoja ukazovatelov sa pouzila bodova stupnica hodnoteni od -2
(velmi zle) cez 0 (neutralny stav alebo vyvoj) po +2 (vel'mi dobre) s krokom po pol bode.
Hodnotil sa stav v roku 2005 avyvoj v roku 2005 oproti roku 2004. Intenzita po¢tu bodov sa
pridelovala v porovnani so stavom avyvojom v EU. Vysledné hodnotenia boli nasledujtice:

stav05 x1 x2 x3 x4 x5
Gabris M. 2 -1 -1 -1 -2
Haluska J. 2 -1 -2 -1 -2
Chajdiak J. 2 -1 -2 -1 -1
Olexa M. 2 -1 -2 -1 -2
Palenik V. 22 -1 -2 0 1
Sevcovic P. 2 -1 -2 0 -1
Téth J. -2 1 -2 -1 1
vyvoj0504 xI1 x2 x3 x4 x5
Gabris M. 2 -1 1 1 -1
Haluska J. 2 2 1 2 -2
Chaijdiak J. 2 -1 2 1 -1
Olexa M. 2 2 2 1 -2
Palenik V. 2 1 1 2 0
Sevcovic P. 2 1 1 1 -1
Toth J. 2 1 2 2 -1

! Prispevok bol spracovany v ramci rieSenia grantovej Ulohy VEGA 1/2631/05 ,Analyza mozZnosti aplikacie
viacrozmernych Statistickych metdd na skimanie ekonomickych vysledkov na priklade priemyslu SR pripadne
inych oblasti ekonomiky“
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Naposudenie homogenity stboru hodnotitelov pouzijeme vzdialenosti medzi
hodnoteniami jednotlivych dvojic hodnotitelov a hodnotitelov zoskupime do zhlukov.
Naurcenie vzdialenosti medzi dvoma hodnotitelmi pouzijeme Mahalanobisovt vzdialenost’:

(Xi — %)) ST(xi —X;)'

kde i aj predstavuju oznacenia hodnotitel'ov, X je vektor bodovych hodnoteni ukazovatel'ov
hodnotitelom a Sje vyberova kovarianénd matica vypocditana z jednotlivych bodovych
hodnoteni.

Navypocet matice vzdialenosti hodnoteni medzi jednotlivymi expertmi mdzeme
pouzit Excel aVvjeho ramci nastroj Covariation (vypocita kovariatni maticu) a z nej
prenasobenim jednotlivych prvkov matice konstantou n/(n-1) dostaneme vyberovii kovaria¢na
maticu S. Navypocet inverznej matice S pouZijeme matematickd funkciu MINVERSE.
K vypoctu rozdielov dvoch vektorov (X; — X;) aich transponovanej hodnoty mézeme pouzit’
priamo vypoctové vzorce v Exceli (operaciu minus a operéciu rovna sa). Z vektorov rozdielov
ainverzngl matice pouzitim matematickej funkcie MMULT (dva krét — prvy krét rozdiel krat
matica a druhy krat medzivysledok krat transponovany rozdiel) vypoc¢itame Mahalanobisovu
vzdialenost’ medzi prisluSnymi dvoma vektormi hodnoteni.

Kovaria¢na matica z hodnoteni stavu je nasledujica (Excel pocita kovarianénti maticu
pre zakladny subor s delenim lomeno n):

x1 x2 x3 x4 x5

x1 0 0 0 0 0
X2 0049 -0 -0,1 0,04
X3 0o -0012 -0 -01
x4 0 -01 -0 020,33
x5 0 0,04 -0,1 0,33 0,98

Z nej vypocitana vyberova kovariaéna matica S je nasledujuca
x1 x2 x3 x4 x5
0 0 0 0 0
0 057 -005 -0,1 0,05
0O -005 0,14 -0,05 -0,14
0
0

-0,1 -0,05 0,24 0,38
0,05 -0,14 0,38 1,14

Pri analyze bodovych hodnoteni hodnotitel'ov vidime iplnu zhodu vSetkych hodnotitel'ov pri
stave ukazovatel'a hruby domaci produkt na obyvatela (hodnotenia -2, t.j. vel'mi zly stav), ¢o
prakticky znamend, Ze dany ukazovate nemda vplyv na vzdialenosti hodnoteni medzi
jednotlivymi ukazovatel'mi. Praktickym ddsledkom je, ze inverzni maticu musime pocitat
z nenulového zvy3ku — z matice S vynechame riadok astipec X1 zodpovedajlci hodnoteniu
hrubého doméceho produktu na obyvatel'a. Vypocitana inverzna matica je nasledujuca:

x2 X3 x4 x5

2,25 0,75 2,25 -0,75
0,75 8,25 0,75 0,75
2,25 0,75 11,3 -3,75
-0,75 0,75 -3,75 2,25
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Nasleduje pracna cast vypoctu jednotlivych vzdialenosti. Musime vypocitat n*(n-1)/2
vzdialenosti (t.j. 21 krat vypocitat’ vektor rozdielov, transponovat’ ho, prislusne ich prenasobit’
sinverznou kovarianénou maticou) a nakoniec vysledky usporiadat’ do matice vzdialenosti.
Matica vzdialenosti hodnoteni medzi jednotlivymi hodnotite'mi je nasledujica (hodnotitelia
sU uvedeni prvymi pismenami svojho priezviska a mena):

stav05 gm hj ch om pv sp tj
gm 0 8,25 9 8,25 11,25 11,25 12
hj 8,25 0 2,25 0 9 6 8,25
ch 9 2,25 0 2,25 5,25 11,25 9
om 8,25 0 2,25 0 9 6 8,25
pv 11,25 9 5,25 9 0 9 11,25
sp 11,25 6 11,25 6 9 0 11,25
tj 12 8,25 9 8,25 11,25 11,25 0

Analogicky by sme mohli vypocitat maticu vzdialenosti medzi hodnoteniami vyvoja
makroekonomiky Slovenska jednotlivymi hodnotitel'mi:

vyv0504 |gm hj ch om  pv sp i

gm o 7,48 3,87 109 8,99 5,22 9,49
hj 7,48 0 11,45 9,59 10,74 9,29 7,58
ch 3,87 11,45 0 7,33 9,59 7,98 4,32
om 109 9,59 7,33 0 11,45 4,77 7,18
pv 8,99 10,74 9,59 11,45 0 5,17 5,62
sp 522 9,29 7,98 4,77 5,17 0 9,99
tj 9,49 7,58 4,32 7,18 5,62 9,99 0

Pri analyze vzdidenosti jednotlivych hodnotitelov pri stave makroekonomiky
Slovenska vidime, Zze na diagonale su nuly (vzdialenost’ hodnotitel'a od seba samého je
nulové). Dalej vidime zhodu hodnoteni Halusku J. a Olexu M. (vzdialenost’ medzi nimi je
nulovd). NablizSe k J. Haluskovi aM. Olexovi je Chajdiak J. (vzdialenost’ 2,25). Najvacsia
vzdialenost’ hodnoteni (12) je medzi Gabrisom M. a Téthom J.

Z analyzy vzdialenosti jednotlivych hodnotitelov pri vyvoji makroekonomiky
Slovenska v roku 2005 oproti roku 2004 vidno, Ze ngjbliZSie k sebe pri hodnoteni vyvojamaju
GabrisM. aChajdiak J. (3,87) anajd’alej dvojica Haluska J. a Chagjdiak J. advojica Olexa M.
aPdenik V. (11,45).

Matica vzdialenosti je vhodnym zékladom pre zoskupenie hodnotitelov do
pribuznych skupin — zhlukov. Systém Excel neobsahuje podsystém pre zhlukovu analyzu.
Preto pouZijeme systém SAS ak vlastnému zhlukovaniu Wardovd metédu. Zapis programu
v SAS-eje nasledujlci:

data pes05 (type=distance);
input (gm hj ch om pv sp tj) 6.2 @50 meno $12.;
cards;

0 Gabris M.
825 0 Haluska J.
9. 225 0 Chajdiak J.
825 0. 225 0 Olexa M.
11.25 9. 525 9 0 Palenik V.
11.25 6. 11.25 6. 9 0 Sevcovic P.

12. 825 9. 82511.2511.25 0 Téth J.
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proc cluster data=pes05 method=ward pseudo;
id meno;

run;

proc tree horizontal space=2;

id meno;

run;

Vystupom je, okrem in¢ho, dendrogram, na ktorom mézeme vidiet’ pribuznost’ hodnoteni
jednotlivych expertov aich zoskupenie do zhlukov.

The TREE Procedure
Ward's Minimum Variance Cluster Analysis

merno

Gabris

Haluska

Olexa

Chajdiak —

Palenik

Sevcovic

Toth

[ I I T T T T I I T T T 1
o.0oo0 0.0zt o.0E0 o.07E o.100 0.1zt 0.1lE0 0.17& 0. zoo o.zzk O.ZED O.z7E 0. z00

Semi-Partial B-Suared

Obr. 1 Dendrogram pre stav

Podl'a vysledkov v dendrograme prvy zhluk tvoria hodnotitelia Haluska, Olexa a Chajdiak; do
druhého zhluku moZno zaradit' hodnotitelov Palenik a Sevéovic. Treti zhluk predstavuje
hodnotitel’ Gabris a Stvrty zhluk hodnotitel’ T6th.

Zéapis programu v SAS-e pre zoskupenie hodnotitel'ov vyvoja makroekonomiky je
analogicky. Cast’ vystupu obsahujica dendrogram je na obr.2. Podl'a vyvoja mame tri zhluky
hodnotitelov. Prvy predstavujii Gabri§ a Chajdiak, druhy Olexa aSevéovic, treti Haludka,
Paenik aToth.
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The TREE Procedure
Ward's Minimum Variance Cluster Analysis

meno

Cabris

Chajdiak

Olexa

Sevcovic

Haluska

Palenik

Toth

o.ooon 0.0zk 0.0E0 0,07k o.1o0 O.lz&t o.lt0 0.17& 0. zon O.ZzE o_zZto 0.z7k% 0.z200 0.322E

Semi-Partial B-Sgquared

Obr.2 Dendrogram pre voj

Literatura:

Expertné hodnotenie stavu a vyvoja ekonomiky Slovenska zarok 2005 s oproti roku 2004. In:
Pohl'ady na ekonomiku Slovenska 2006. Bratislava, SSDS 2006, str. 4

Chajdiak, J.: Statistické tlohy aich rieSenie v Exceli. Bratislava, Statis 2005

Chajdiak, J.: Statisticky analyticky systém. Bratislava, Statis 1994

LuhaJ., Chaidiak J.: Pohl'ad na predoslé konferencie PODLCADY NA EKONOMIKU
SLOVENSKA. Pohl'ady na ekonomiku Slovenska 2006. Bratislava, SSDS 2006

Vojtkova, H.: Priestorova klasifikacia priemyselnych podnikov podl'a efektivnosti. In. Forum
Statisticum Slovacum 1/2006, Bratislava, SSDS 2006

Bercacinova, Z.: Kvantitativna analyza ekonomickych vysledkov lizingovych spolo¢nosti. In:
Statistické metody vo vedecko-vyskumnej préci 2003, Bratislava, SSDS, 2003

Bercacinova Z.: Zhlukovanie lizingovych spolo¢nosti podl'a velkosti. In: FernStat 2004,
Tajov, SSDS 2004

Adresa autora:

Doc. Ing. Jozef Chadiak, CSc., Statis, Bratislava
chajdiak @statis.biz



79

Relationship between
Waterjet Cutting Speed and Relevant Quantities
Influencing Cutting Quality

Ivan Janiga, Marek Kall, Vojtech Geleta

Abstract. The contribution deals with the relationship between cutting speed abrasive
Waterjet and relevant quantities. Problem solving method is regression analysis, and selection
of variables and model building.

1 Introduction

Waterjet cutting has one basic positive attribute: it is a ,,cold* production operation with
minimum of invasive (power, temperature) effects on machined material with minimal risk of
formatting auto-created vibrations, exact cut and minimum of waste. At the beginning,
Waterjet cutting was used only for cleaning. Working pressure of water was 100 Mpa and the
area of use was chemical and food industry. For cutting materials (metals, plastics, gum)
high-speed Waterjets were used, with high pressure 450 MPa in combination with abrasive
pieces, which are added to a mixing post located before the exit point.

Further, the paper focuses on the cutting speed specification, which should be set in the
expert system of the machine on the basis of relevant values as material width H [mm], jet
diameter P [mm] and flow of abrasive A [g/min] at tool steel cutting and medium quality of
the cut. Problem solving method is regression analysis and selection of variables and model
building.

2 Problem solving

For finding the relationship between abrasive Waterjet cutting speed and relevant values
a multiple regression model can be used. The full model consists of the dependent variable or
response R and regressor variables H, P, A, HH, PP, AA, HP, HA, PA. When applying the
full regression model to all data, the least squares estimation of the regression yields the

adjusted R? only Rjdj =0.874, that is a poor result. Therefore we decided to investigate the
relationship between the response variable R and a one of the quantities H, P, A provided that
the three others were fixed at constant values. It can be seen from the results (see Fig. 1, Fig.
2, Fig. 3) that only the material width H influences the cutting speed non-linearly. This
finding was very important for making a decision.

Figure 1
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Pressure 300 Mpa X
Jet diameter 1.1 mm Influence change flow abrasive
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Therefore we decided to divide the range of the material width
{1,2,3,5,8,10,12,15, 20,30, 40,50,70,80,100} into two partitions as follows:

A) Two partitions

. partition I1. partition

A [mm] [mm]

, 10, 12 12, 15, 20, 30, 40,50, 70, 80, 100

1. 11,2,3,5,8
2. 11,2,3,5,8,10,12,15 15, 20, 30, 40,50, 70, 80, 100
3. 11,2,3,5,8,10,12, 15, 20 20, 30, 40,50, 70, 80, 100

We used three methods for model building: Backward Elimination, Forward Selection and
Sepwise Regression. Since the Forward Selection and Stepwise Regression yield the same
results we present results only of the first method. Therefore the summary of the most
convenient models for each partition and the selected methods of model building is the
following:

Partitions A1l (material width [mm]: 1, 2, 3,5, 8, 10, 12, 15)

1. Backward Elimination gives us the best model:

R= f (PP, HH, HA)
R%, =0999 MS, =11,268
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2. Forward Sdlection gives us the best model:
R=f(A)
R, =0873 MS =105,640

Partition A1 (material width: 15, 20, 30, 40,50, 70, 80, 100)

1. Backward Elimination gives us the best model:
R=f(PAHH,H)
R, =0981 MS, =6.582

2. Forward Selection gives us the best model:

R= f(H,HH, PA)
R%, =0.981 MS, =6.582

The particular results are summarized in the next table

H [mm] Model’s Repressors Rjdj Std. Error
1,2,35,8,10,12 P, H, HH, HA 0,998 11,421
12, 15, 20, 30, 40,50, 70, 80, 100 | PA, HH, H 0,986 6,315
1,2,3,5,8,10, 12,15 PP, HH, HA 0,999 11,268
15, 20, 30, 40,50, 70, 80, 100 PA, HH, H 0,973 6.582
1,2,3,5,8,10, 12, 15, 20 PA, HH, P, H 0,991 27,79
20, 30, 40,50, 70, 80, 100 PA, HH, H 0,996 2,074

3 Conclusion

The most convenient of the presented models are the three obtained from dividing the

whole set of values of the material width {1,2,3,5,8,10,12,15, 20,30, 40,50,70,80,100} into the
two partitions {1,2,3,5,8,10,12,15} and {15,20,30,40,50,70,80,100}. In future we will try to

join the given two partitions by two regression functions in such a way that they form one
continuous function. The response function together with confidence interval on the mean
response at any point could by used in cutting process control. Bibliography includes also

publications which deal with process control and statistical quality control.
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Cobbove-Douglasove produktivitné funkcie stavebnych podnikov pri

uvazovani chyby v premennych

Samuel Korony

Abstract: Almost all economic variables are measured with error but surprisingly most of
econometrics textbooks mention only very briefly the problem. Paper deals with application
of errors in variables models of Slovak construction companies’ productivity functions.

Key words: Errors in variables regression, Construction sector

1. Uvod

Klasicke predpoklady linearneho regresného modelu obsahuju aj podmienku
o deterministickom charaktere nezavislych premennych. Koncom 19. storo¢ia sa objavili
metody zohladnujuce chyby v premennych napr. Passingova-Blalockova regresia. AZ
zaCiatkom 70. — tych rokov 20. storoCia nastalo znovu ozivenie zaujmu o modely s chybami
v premennych — tzv. EIV (errors in variables) modely (Maddala 1988). Je to prekvapujuce
vzhl'adom na zrejmy fakt nepresného merania vac¢Siny ekonomickych ukazovatel'ov.

Pri uvazovani chyby v premennych sa pouZzivaju funkéné a Struktirne vzt'ahy, ktoré
nepatria k linearnym regresnym modelom, aj ked” ich v mnohom pripominaju (Zvéara 1989).

Dalej uvedieme odhad regresnych parametrov pomocou klasickej metédy najmensich
Stvorcov (,,naivné rieSenie problému* ako sa uvadza v renomovanych ucebniciach
ekonometrie). Pre viac nezavislych premennych je explicitné vyjadrenie regresného parametra
zna¢ne komplikovanejsie a z praktického hl'adiska nevhodné. Uz v pripade dvoch nezavislych
premennych su nutné d’alSie dopliujice predpoklady (na zaklade vacSinou nezndmych alebo

otaznych informacii) pre uréenie smeru a vel’kosti vychylenia regresnych parametrov.

2. RieSenie klasickou metddou najmensich Stvor cov pre jednoduchy regresny model
Nech je skuto¢ny model v tvare
y=a+ fxX+e, (1)
kde «,f s0 nezndme parametre. Namiesto premennych y a x vSak mame k dispozicii
premenné

Y=y+VvaX=x+u, (2)
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kde u a vsu chyby premennych, x a vy s systematické zlozky. Predpokladame, Ze chyby
maji nulové stredné hodnoty arozptyly o’a o’. Dalej predpokladame, e chyby su
nekorelované medzi sebou a tieZ so systematickymi zloZkami. Forméalne
E(u) = E(v) =0, var(u) = ¢, var(v) = 2,
cov(u, X) = cov(u, y) =cov(v, X) =cov(v,y)=0. (3)
Rovnica v pozorovanych premennych ma tvar
Y-v=a+pB(X-u)+e 4)
alebo
Y=a+pX+w, (5)
kde w=e+v—fu. Na tento model nemdzeme pouzit’ metddu najmensich Stvorcov, pretoze
cov(w, X) # 0. Po dosadeni totizZ mame
cov(w, X) = cov(e+V— AU, X+U) = cov(—fU, X+U) =—fSo’. (6)
Jeden z hlavnych predpokladov metddy najmenSich Stvorcov nie je splneny. Regresny
parameter nie je len vychyleny, ale navySe aj nekonzistentny, pretoZe ostava vychyleny aj

v pripade neohrani¢eného rastu velkosti siboru. Ak len premenna y ma chybu a premenna x

nie, potom cov(w, X)=0a problém nevznika. Problémom su chyby v premennej X. Pri

vypocéte regresného parametra  klasickou metdédou najmensich Stvorcov dostavame

COXY Y (x+u)(y+V)

= = 7
B > X? D (x+u) ()
Pre velké subory v limite
: cov(xy) >
limb,, = = , 8
plimby, var(x) +var(u) o’ +o’ ®)
pretoze zmieSané sciny vypadnu. Pre S =0,/ o’ mame
plimb, = ©)
1+—%
O-X

Preto h,, znizuje skutoént hodnotu . Miera zniZenia zavisi od podielu rozptylov chybovej

a systematickej zlozky v nezavislej premennej o>/c>. Dostali sme jednoduchy klasicky

odhad metodou najmenSich Stvorcov pre hodnotu linedrneho regresného parametra

Vv zavislosti od relativnej chyby urcenia nezavislej premenne;.
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3. Hodnoty parametrov produktivitng funkcie pri uvazovani chyby v premennych

Cobbova-Douglasovou produktivitnd funkcia sa odvodzuje z klasickej Cobbovej-
Douglasovej produk¢nej funkcie (Korony 2002) vydelenim vstupnym faktorom prace a po
Uprave dostaneme

B
lza(f) . (10)

kde y/L je podiel vystupu a vstupu prace (produktivita prace) a K/L je podiel vstupu kapitalu
a vstupu prace (vybavenost' zamestnancov kapitdlom). Ide o vztah produktivity prace ako
linearnej alebo mocninovej funkcie vybavenosti zamestnancov kapitalom.

Na zaklade vzt'ahu (9) je mozné simulovat’ regresny parameter pre vybrané podiely
rozptylov chybovej a systematickej zloZky nezavislej premennej. V ekonometrickej literatdre
sa tento pomer oznacuje A .

Pre stavebné podniky pravnej formy s. r. 0. je regresnd rovnica linearizovanej
produktivitnej funkcie y=-0,984+0,428.x. Hodnoty regresnych parametrov pre podniky
pravnej formy s. r. 0. v zavislosti od pomeru rozptylov chybovej a systematickej zlozky su

uvedené v tabul’ke 1.

Tabulka 1. Hodnoty regresnych parametrov produktivitnej funkcie pre stavebné podniky

pravng formy s. r. 0. v zavisosti od 1

A B a

0.00 0.428 -0.984

0.05 0.449 -0.962

0.10 0.471 -0.940

0.15 0.492 -0.918

0.20 0.514 -0.895

0.25 0.535 -0.873

0.30 0.556 -0.851

0.35 0.578 -0.829

0.40 0.599 -0.807

0.45 0.621 -0.785

0.50 0.642 -0.763

2. = pomer rozptylov chybovej a systematickej zlozky nezavislej premennej, A= linedrny regresny parameter

produktivitnej funkcie
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Ztabulky 1 je vidiet, ze pre rastuci podiel relativnej chyby urCenia nezavislej
premennej (vybavenosti pracovnej sily kapitalom) narasta aj linedrny regresny parameter
(zvacSuje sa sklon regresnej priamky) od 0,428 po 0,642, rovnako rastie aj absolutny
¢lenea od - 0,984 po - 0,763.

Tento jav je univerzalny - odhad metdédou najmensich Stvorcov (A = 0), vychyl'uje
regresny parameter 4 smerom k nule, parameter « naopak smerom od nuly.

Pre stavebné podniky pravnej formy a. s. je regresna rovnica produktivitnej funkcie
y=-1,208+0,270.x. Hodnoty regresnych parametrov pre podniky formy a. s. v zavislosti od

pomeru rozptylov chybovej a systematickej zloZky s uvedené v tabul’ke .

Tabulka 2. Hodnoty regresnych parametrov produktivitnej funkcie pre stavebné podniky
pravng formy a. s. v zavislosti od 4

A B a

0.00 0.270 -1.208

0.05 0.284 -1.202

0.10 0.297 -1.197

0.15 0.311 -1.192

0.20 0.324 -1.186

0.25 0.338 -1.181

0.30 0.351 -1.175

0.35 0.365 -1.170

0.40 0.378 -1.164

0.45 0.392 -1.159

0.50 0.405 -1.153

J = pomer rozptylov chybovej a systematickej zlozky nezavislej premennej, f= linearny regresny parameter

produktivitnej funkcie

Z tabulky 2 je opdt’ vidiet' narast linearneho regresného parametra f od 0,270 po

0,405 a parametra « od -1,208 po -1,153 pre rastuci podiel relativnej chyby uréenia nezavislej

premenne;j.
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4. Zaver

Prispevok uvéadza do problematiky odhadov regresnych parametrov pri uvaZovani
chyby v premennych. Pre rieSenie uvedeného problému su vypracované urcité postupy,
vSetky vSak vyzaduju vstup d’alSich parametrov, informacii ap. a to je ¢asto najvacsi problém.

V naSom pripade prave odhad chyby v nezavislej premennej je sim najvacsi problém.
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Intervaly spol’ahlivosti v bayesovske Statistike.

Eva Kotlebova, Daniela SivaSova

Abstract

The contribution is concerned with comparing classic and bayesian confidens intervals.
The concept of highest density region is defined.

The difference between classic an bayesian interval is ilustrated on the beta distribution
with parameters 20 and 5. Two softwares were used to find the highest density region:
Satgraphics Plus and EXCEL. It was shown, that the calculations are more simple when
using Excel, but Satgraphics Plus provides more precise result.

Uvod

Bayesovska Statistika predstavuje oproti klasickej alternativny pristup k rieSeniu
induktivnych uloh — bodovych a intervalovych odhadov parametrov zékladného suboru,
testovaniu hypotéz, a osobitnym spésobom sa podiel’a aj pri rieSeni rozhodovacich uloh.

Zésadny rozdiel bayesovskej aklasickej Statistiky spociva vtom, Ze kym v klasickej
Statistike je vylucnym zdrojom informadcii vyberovy subor, bayesovska Statistika berie do
Gvahy aj iné informéacie o sledovanom parametri, ktoré spolu s vyberovymi Udajmi vhodne
skombinuje, a takto vytvorené induktivne zavery mozu byt’ presnejsie a spolahlivejsie.

Pri urovani intervalov spol'ahlivosti ako aj pri testovani hypotéz sa v bayesovskej
Statistike vychaddza ztzv. aposteriorneho rozdelenia nahodnej premennej, ktoré vznika
matematicky oddvodnenym skombinovanim vyberového rozdelenia a tzv. apriérneho
rozdelenia.

Ciel'om prispevku nie je venovat’ sa suvislostiam medzi uvedenymi rozdeleniami. Budeme
predpokladat’, Ze rozdelenie, prostrednictvom ktorého treba vytvarat induktivne zavery, je
pevne dané. Nasim cielom je poukazat’ na rozdiely, ktoré existuji pri konstrukcii intervalov
spolahlivosti v klasicke] a bayesovskej Statistike, ktoré su badatelné predovsetkym
u nesymetrickych rozdeleni.

Regidny s najvysSou hustotou
Klasicka Statistika pristupuje Kk uréovaniu dvojstrannych intervalov spolahlivosti

Standardnym sposobom: pre danu spol'ahlivost 1—« su hranicami dvojstranneho intervalu
spol'ahlivosti pevne stanovené kvantily uvazovaného rozdelenia: x, a x . Taketo intervaly

= 1-=

2 2
sa V literatire oznacuju ako equal-tailed (rovnochvostové — obidva kvantily oddel'uju na
koncoch rozdelenia rovnako velké plochy pod grafom funkcie hustoty  7(x) prislusného
rozdelenia), co mozno symbolicky vyjadrit’ takto:

2 . N

j F(X) dx= j F(Rax==.

—0 173

2

V bayesovskej Statistike sa ku konstrukcii intervalov spolahlivosti pristupuje inym
spésobom: kazdému zjednoteniu spojitych intervalov je mozné priradit’ pravdepodobnost’
toho, Ze odhadovany parameter nadobuda hodnotu prave z tejto mnoziny (vypocita sa urcity
integral z funkcie hustoty na uvazovanej mnozine). Ak ma tato pravdepodobnost’ hodnotu
1—a, nazveme prislusnid mnoZinu (1—«)-100%-nou oblastou spolahlivosti. Z takéhoto
vymedzenia oblasti spolahlivosti je zrejmé, ze oblasti srovnakou spolahlivostou je
nekonecne vel'a. Je teda vhodné urcit’ kritérium, ktoré by z tejto mnoziny oblasti vybralo ti
najvhodnejSiu — tak, aby urCeny interval, (resp. zjednotenie intervalov) bol ¢o najuzsi. Toto
kritérium mozno vyjadrit’ takto:
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Ak U je oblastou spol'ahlivosti (s pozadovanou vlastnostou), tak pre I'ubovolné x € U,

x, ¢ U plati: f(x)> f(x,), tj. funkcia hustoty nadoblida na prislusnom intervale

(intervaloch) vacSiu, prip. rovnaku hodnotu, ako mimo tohto intervalu. Takto vymedzenu
oblast’ volame region s najvyssou hustotou — highest density region (HDR). Situéciu ilustruje
nasledujuci obrazok:

Obr. 1. Znazornenie regidnu s najvyssou hustotou.

A
£(x)
a
X1 X X3 X4 Xr
U={(x;%)u(x;x) f f(x)dx+f f(ax=1-a.

Je zrejmé, Ze hranice regionu s najvysSou hustotou su také hodnoty nadhodnej premennej,
v ktorych hustota rozdelenia nadobuda rovnaka hodnotu (na obr. 1 je to hodnota a).

Klasické intervaly spolahlivosti a regiony s najvysSou hustotou nemusia byt nevyhnutne
rézne — napriklad v pripade normalneho rozdelenia st vdaka jeho vlastnostiam tplne totozné.
Ak je vSak uvaZzované rozdelenie zoSikmené, intervaly budu odliSné. Dojde nielen k posunu,
ale aj k zGizeniu intervalu, ¢o znamena vysSiu presnost’.

Budeme sa zaoberat’ beta rozdelenim, ktoré ma v bayesovskej Statistike dost’ Siroké
uplatnenie. PretoZe pre rézne dvojice hodndt parametrov je rdzne zoSikmené, prejavi sa
rozdiel medzi klasickym intervalom spolahlivosti a bayesovskou oblast'ou spolahlivosti.

Cislené porovnanie klasického a bayesovského intervalu spolahlivosti .
Na ilustriciu sme pouzili rozdelenie Beg(20;5), ktoré ma tieto Ciselné charakteristiky:
20 20-5
E == 0,8’ =
(% 2045 &) (20+5)*-(20+5+1)

Pocitali sme hranice dvojstranného 95%-ného intervalu spol'ahlivosti. Pouzili sme pritom
dva Standardné softvéry: Statgraphics Plus a EXCEL:

=0,00615. Je l'avostranne zoSikmené.

RieSenie v systéme Satgraphics Plus:

Z procedury Plot sme vybrali Probability Distributions a zvolili sme rozdelenie Beta.
V Tabular options sme vybrali funkciu Inverse CDF, ktora zadanej pravdepodobnosti priradi
zodpovedajicu hodnotu kvantilu prislusného rozdelenia (ide teda o inverzna funkciu
k distribu¢nej funkcii). Pomocou Analysis Options sme zadali parametre rozdelenia a v Pane
Options sme zvolili hodnoty 0,025 a 0.975 (kvantily X, s & X 4,5 SU hranicami klasického

dvojstranného 95%-ného intervalu spol'ahlivosti). Z vystupu vidno, Ze hranice tohto intervalu
su 0,626158 a 0,692723.
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Obr. 2: Vystup z procedary Inverse CDF.

I nverse CDF

Di stribution: Beta

CDF Dist. 1
0,025 0, 626158
0, 0975 0, 692723

Aby sme zistili, ¢i tento interval mozno povazovat aj za region s najvyssou hustotou pre
spol'ahlivost’ 0,95, vybrali sme v Tabular Options funkciu Cumulative Distribution, ktora
okrem iného uvadza na vystupe hodnotu hustoty pre zadany argument. Do Pane Options sme
teda zadali hranice klasického intervalu spol’ahlivosti:

Obr. 3: Vystup z procedury Cumulative Distribution.

Cunul ative Distribution

Di stribution: Beta

Probability Density

Vari abl e Dist. 1
0, 626158 0, 569045
0, 692723 1,77073

PretoZe hustota v krajnych bodoch intervalu je r6zna, tento interval nie je regiébnom
s najvysSou hustotou. Satgraphics Plus neobsahuje proceduru, pomocou ktorej by bolo
mozné priamo urcit’ HDR, bolo treba postupovat’ v podstate mechanicky pomocou takéhoto
algoritmu:

Hr'adali sa hodnoty premennej X, a x, tak, aby spifiali 2 podmienky:

1) hustota v oboch bodoch je rovnaka, t.j. 7(x) = f(x,)
2) j f(X)dx= 0,95, o znamend, 7e F(x,) = F(x)+0,95.
X

Vzhl'adom na lavostranné zoSikmenie rozdelenia je zrejmé, ze poloha hl'adanych bodov
X a X, bude viac vpravo oproti pociatoénym hodnotam, zodpovedajicim Standardnym
kvantilom, ktoré su hranicami klasického intervalu spolahlivosti. V nasledujicej tabulke
uvadzame prehl'ad dvojic hodndt X, X,, ktoré sa postupne stale viac priblizovali hladanym
Cislam:

Tabul’ka 1: Kvantily rozdelenia Be(20;5) a im zodpovedajuce hodnoty funkcie hustoty:
F(x1) F(x2) X1 X2 f(xa) f(x2) f(x2)-f(xa)
0,025 0,975 0,626158 | 0,928681 | 0,569045 1,3514 0,782355
0,026 0,976 0,627886 | 0,929433 | 0,588625 1,31205 0,723425
0,028 0,978 0,631176 | 0,931002 | 0,627387 1,23825 0,610863
0,03 0.98 0,63427 0,932669 | 0,665658 1,16167 0,496021
0,04 0,99 0,647512 | 0,943379 | 0,850522 | 0,721685 | -0.128837
0,037 0,987 0,643868 | 0,939595 0,79613 0,866093 | 0,069963
0,038 0,988 0,64511 0,940781 0,81436 0,819457 | 0,005097
0,0381 0,9881 0,645232 | 0,940904 | 0,816168 | 0,814691 | -0,001477
0,03808 0,98808 0,645208 | 0,940879 | 0,815812 | 0,815659 | -0,000153
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V poslednom riadku je rozdiel hustét uZz zanedbatelny, takZe hodnoty X a X
z posledného riadku mozno povazovat za hranice 95%-ného bayesovského intervalu
spol'ahlivosti, t.j. regionu s Najvyssou hustotou pre zvolenu spol'ahlivost’ 0,95.

Interval (0,645208;0,940879) je oproti klasickému (0,626158;0,928681) posunuty doprava

RieSenie v EXCELi:

Ani EXCEL neumoziiuje priamo najst hranice HDR-regionu s konkrétne urcenou
spol'ahlivostou. Jeho nevyhodou oproti systému Statgraphics Plus je aj to, Ze neobsahuje
funkciu hustoty uvazovaného rozdelenia, takze sme boli nuteni jej hodnoty naprogramovat
z distribu¢nej funkcie, ¢o sa do urcitej miery prejavilo na presnosti vypoctu.

Opit’ sme hl'adali také dve &isla, ktoré spiiaju podmienky (1) a (2). Na uréenie hodnoty
zadanych kvantilov sme pouZili funkciu BETAINV s parametrami 20 a 5. Hodnoty hustoty v i-
tom riadku sme ur¢ili ,,ruéne‘ pouzitim vztahu

F(%) = F(X%4)
X=Xg
Zodpovedajuce vypocty su uvedené v nasledujtcej tabulke:
Tabulka 2: Kvantily rozdelenia Be(20;5) a im zodpovedajice hodnoty funkcie hustoty:

F(x) =

i F(X1) F(x2) X1 X2 f(x1) f(x2) f(x2)-f(x1)
1 0,0375] 10,9875 0,644492] 0,940180

2 0,03755| 0,98755| 0,644554| 0,940239 0,806597| 0,845626| 0,039029
3 0,0376/ 0,9876| 0,644616] 0,940299 0,806597| 0,832203] 0,025606
4 0,03765| 0,98765| 0,644678] 0,940358 0,806597| 0,845626| 0,039029
5 0,0377] 0,9877| 0,644740] 0,940418 0,806597| 0,832203] 0,025606
6 0,03775] 0,98775] 0,644802] 0,940478 0,812850] 0,832203] 0,019354
7 0,0378] 0,9878 0,644863] 0,940538] 0,812850/ 0,832203] 0,019354
8 0,03785| 0,98785| 0,644925/ 0,940599 0,806597| 0,819200] 0,012603
9 0,0379] 0,9879] 0,644987| 0,940660] 0,812850/ 0,832203] 0,019354
10 0,03795] 0,98795| 0,645048] 0,940721] 0,812850 0,819200] 0,006350
11 0,038 0,988 0,645110{ 0,940782 0,812850; 0,819200f 0,006350
12 0,03805| 0,98805| 0,645171] 0,940843 0,812850/ 0,819200] 0,006350
13 0,0381] 0,9881] 0,645232f 0,940904] 0,819200[ 0,819200| 0,000000
14 0,03815] 0,98815] 0,645293] 0,940965 0,819200[ 0,812850] -0,006350
15 0,0382] 10,9882 0,645354| 0,941027| 0,819200/ 0,812850] -0,006350
16 0,03825] 0,98825| 0,645416] 0,941089 0,812850 0,806597| -0,006253
17 0,0383] 10,9883 0,645477| 0,941151] 0,819200/ 0,806597| -0,012603
18 0,03835] 0,98835| 0,645537] 0,941213 0,825650 0,806597| -0,019053
19 0,0384| 0,9884| 0,645598] 0,941276| 0,819200] 0,794376| -0,024824
20 0,03845| 0,98845| 0,645659] 0,941338 0,819200/ 0,806597| -0,012603
21 0,0385] 0,9885] 0,645720] 0,941401] 0,819200] 0,794376| -0,024824
22 0,03855| 0,98855| 0,645781] 0,9414634 0,832203] 0,794376| -0,037827
23 0,0386/ 0,9886| 0,645842| 0,941526| 0,819200/ 0,794376| -0,024824
24 0,03865| 0,98865| 0,645902] 0,941590, 0,832203] 0,782519 -0,049684
25 0,0387] 0,9887] 0,645963] 0,941653] 0,819200] 0,794376| -0,024824
26 0,03875| 0,98875| 0,646023] 0,941717| 0,832203] 0,782519| -0,049684
27 0,0388/ 0,9888 0,646083] 0,941781] 0,825650/ 0,782519] -0,043131

Ako v tabul’ke vidno, minimalny rozdiel medzi hodnotami funkcie hustoty je v riadku 13,
ktory zodpoveda intervalu (0,645232:0,940904). Jeho $irka je 0,295708, &o je 0 0,001409 viac
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ako Sirka intervalu, ktory sme dostali pomocou systému Satgraphics Plus, ale o 0,006815
menej ako je Sirka klasického intervalu spol'ahlivosti.

Zaver:

Pri urCovani bayesovského intervalu spolahlivosti je mozné vyuzit' oba softvéry, maja
vs$ak isté nedostatky, ktoré neumoznia hl'adany interval urcit’ priamo.

Systém Satgraphics Plus vyzaduje ru¢né zadavanie postupne ziskavanych hranic
intervalov, ¢o je pomerne zdihavé. Naviac pri niektorych rozdeleniach nedokéaze pracovat
s va¢simi hodnotami parametrov, napr. pre rozdelenie Be(50;20) je uz nepouzitel'ny.

Vyhodou EXCEL-u je to, ze Ciselné nastavenie hodnét v prvych dvoch riadkoch a
naprogramovanie jednotlivych stipcov umozni rychlej§i vypocet. Absencia funkcie hustoty
vSak znizuje presnost’ vysledku.

Aj ked obe procediry vykazuju vzhl'adom na stanoveny ciel’ ist¢ nedostatky, predsa
umoziuju vypocitat’ hranice h'adaného intervalu. Su teda vhodnym nastrojom na ddkaz toho,
7e bayesovsky interval spolahlivosti je uzsi ako klasicky.
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PouZitie entropie pri posudzovani koncentrécie a asymetrie rozdelenia
Viera Labudova, Katarina SuSienkova

Abstract
The entropy of a system is related to the amount of information it contains. A highly ordered
system can be described using fewer bits of information than a disordered one. Shannon's

formula gives the entropy H = —z p, log, p; . The article presents the entropy as a measure

of inequality of a distribution, entropy is used as a parameter that describes asymmetry of
a distribution too.

Entropia ako miera koncentrécie

Nerovnomernost’ rozdelenia celkovej sumy (Ghrnu) hodnét znaku medzi jednotlivé
Statistické jednotky Statistického siboru nazyvame v Statistike koncentraciou.

Na posudenie sily koncentracie mozno pouzit’ grafické zobrazenie rozdelenia hodnot
znaku v pravouhlom suradnicovom systéme, tzv. Lorenzovu krivku (koncentracnt krivku).
Lorenzova krivka vznikne tak, Ze na os x nandSame kumulované podiely Statistickych
jednotiek Fj a na os y kumulované podiely hodn6t znaku Z;, ktoré prislichaju danému podielu
Statistickych jednotiek.

Vychadzajuc z Lorenzovej krivky, mozno odvodit vztah na vypocet koeficienta
koncentrécie.

Graf 1 Lorenzova krivka

Ak P je plocha ohrani¢ena diagonalou a Lorenzovou krivkou, T je plocha trojuholnika
0BC, S plocha pod Lorenzovou krivkou a plocha $tvorca so stranami o dizke jedna sa rovna
jednej, potom plocha trojuholnika T=0,5.

Koeficient koncentracie mozno uréit™:

Y'Uvedny vztah mozno d’alej upresnit, vid'. Terek (2002), Pacakova ().
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Koeficient koncentracie nadobuda hodnoty od 0 do 1. Cim viac sa jeho hodnota blizi
k jednej, tym je koncentrdcia vysSia, t. j. hodnoty znaku su rozdelené nerovnomernejSie a
naopak hodnoty bliziace sa k 0 sved¢ia o nizkom stupni koncentracie, teda o rovnhomernom
rozdeleni sledovanych hodnét znaku.

Na meranie nerovnomernosti rozdelenia hodnot premennej mozno pouzit’ entropiu.

V teorii informdcii sa entropia pouziva ako miera apridrnej neurcitosti systému. Ak
skimame systém X, ktory je schopny prijimat konecné mmnoZzstvo stavov xi, X, ...,Xp
s pravdepodobnostami p;, pPz,...,pn, entropiou systému sa nazyva sucet sucinov
pravdepodobnosti roznych stavov systému a logaritmov tychto pravdepodobnosti. s opacnym
znamienkom.

K, =

H=-> plog, p . 2

Systém X modzZeme nahradit’ diskrétnou ndhodnou premennou X, ktord nadobuda
hodnoty X3, Xz, ...Xn (mézu to byt napriklad poradové ¢isla stavu systému)
s pravdepodobnostami pi, P2,...Pn° @vztah (2) pouzit’ na vycislenie entropie empirického
suboru s premennou X.

Ak sa entropia rovna nule, v3etky Statistické jednotky nadobudaju rovnaku hodnotu X;.
Entropia nadobuda maximalnu hodnotu vtedy, ked’ st rozne hodnoty X3, Xz, ...,.X, rovnako
pravdepodobné, resp. relativne pocetnosti tried X1, Xp, ...,Xn SU rovnaké. Maximalna hodnota
entropie sa rovna poctu r6znych obmien premennej X.

H,. =log,n. ©)

Vzhladom na to, Ze entropia zavisi od pocCtu obmien premennej, pri porovnavani
entropie réznych suborov sa pouZiva koeficient entropie , ktory je vyjadreny pomocou jej
maximalnej hodnoty:

H
WH =1-——. 4

max

Uvazujme nasledovné priklady rozdelenia pravdepodobnosti (relativnej pocetnosti)
néhodnej premennej X.

Tab. 1...Empirické subory pre vypocet entropie

A B C D
Xi Pi Xj Pi Xj Pi Xj Pi
1 0,2 1 0,05 1 0,02 1 0,40
2 0,2 2 0,10 2 0,03 2 0,50
3 0,2 3 0,70 3 0,05 3 0,05
4 0,2 4 0,10 4 0,50 4 0,03
5 0,2 5 0,05 5 0,40 5 0,02

? Pre opisanie miery neur¢itosti systému nie st doleZité hodnoty Xy, X, ...,.X,, podstatny je len pocet tychto
hodnét (stavov) a ich pravdepodobnosti.
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Pre kazdy pripad A, B, C, D st vyc¢islené hodnoty entropie H a koeficienta entropie
WH. Koncentracia hodnét znaku je najvacsia v pripade A, kedy dosahuje entropia maximum
a koeficient entropie hodnotu 0. Koncentracia hodnét znaku v pripadoch B, C, D je niZsia (v
pripade C a D rovnaka).

Tab. 2 Hodnoty réznych mier koncentracie

A B C D
H |2,3219 | 1,4568 | 1,5095 | 1,5095
WH 0 0,3723 | 0,3499 | 0,3499

Rézny stupent koncentracie hodndt znaku pre subory A, B, C je zobrazeny pomocou
Lorenzovej krivky.

Graf 2 Lorenzova krivka pre sibory A, B, C

12 4

1.2

A

PouZzitie entropie pri posudzovani asymetrie rozdelenia

Grafické zobrazenie hodnot entropie mozno pouZit’ na postidenie asymetrie rozdelenia
néhodnej premennej X.

Graf pre posudenie asymetrie rozdelenia je konStruovany z kumulativnych
pravdepodobnosti (relativnych pocetnosti) jednotlivych hodnét znaku cum p;, ktoré su
nanesené na x-ovl os a kumulativnych ,,¢iastkovych® koeficientov entropie cum wih, ktoré st
nanesené na y-ovu os. Ciastkové koeficienty entropie sa poéitaju podl'a vztahu:

- lo .
w = [P10g. P| )
Hmax
Pri urCovani asymetrie (zoSikmenia) rozdelenia hodnot znaku v Statistickom subore je
dolezita tzv. Ciara ,,empirickej symetrie”. V pripade symetrického rozdelenia, graf entropie
pretina tuto Ciaru (B), ak je zoSikmenie rozdelenia pravostranné, graf entropie prechadza
ponad tuto Ciaru (D), pri l'avostrannej asymetrii, lezi ¢iara empirickej symetrie nad grafom
entropie (C).
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Graf 3 Enropia stboru B
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Graf 5 Entropia suboru D
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Analysis of time series of the selected interventions of the fire-fighting
rescue brigadesin the Czech Republic

Bohdan Linda, Jana Kubanova

Abstract: The paper deals with time series analysis of the number of fires and claim amounts
put there with these fires in selected department of national economy.

Key words: Fire and Rescue Service of the Czech Republic, expenses from the state budget, claims
caused by fires, preserved value

Though the Fire and Rescue Service of the Czech Republic is a coordinator of the
integrated rescue system, nevertheless its widest sphere of activity is both fire liquidation and
its fall-out liquidation. The second wide sphere of its operation is to provide subservience at
traffic accidents. The number of fires and traffic accidents, at which intervened fire and rescue
service troops, is on a long-term basis approximately identical and moves about 20 000
interventions per a year. The third significant sphere, requiring intervention of the fire and
rescue service troops, are dangerous chemicals escapes, above all escapes of petrol products.
In terms of numbers about one quarter of interventions is in evidence in this area in
comparison with fires and traffic accidents.

In terms of financial losses the biggest claims rise in consequence upon fires. That is
why we deal with these losses in the article, classified according to individual branches.
However several global statistics will be presented at first. The following table 1 shows the
time series of the indicators, comparison of them, predicates about efficiency of the financial
resources, issuing by the state for the Fire and Rescue Service of the Czech Republic working
in the years 2001 - 2005.

It deals with expenses from the state budget for the fire and rescue service, with direct claims
caused by fire and with preserved values at the fires. The data are presented in milliards and
in current prices. With regard to comparison of trends, this presumption can be accepted.

Table 1: Financial resources, issuing by the state for the Fire and Rescue
Service of the Czech Republic

year 2001 2002 2003 2004 2005
expenses 5 5,702 5,895 6,707 7,127
claims 2,055 3,732 1,837 1,669 1,634
preserved values 6,23 6,252 7,647 6,977 7,11

When we illustrate these time series in a grafical way (fig. 1) we can see, that although the
expenses from state budget for the fire and rescue service have increasing trend (tangent of
the regression line is 0,52 and the significance test rejects the hypotheses about its zero value),
preserved values don’t follow this trend (the regression line has tangent 0,2 and the
significance test didn’t reject the hypotheses about her zero value), which would be expected
at the first sight. This phenomenon can be explained by a thought that the long-term average
of numbers of fires stagnates, so that preserved values stagnate as well.
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Fig.1 Expenses, claims and preserved values

The increasing expenses can be placed to debit of the reality, that the number of actions of the
fire and rescue service troops increases at other kinds of crisis events, however here is no
reliable methodology for their valuation as it is for fires.

It can be interesting to go over from aggregate data to data in individual branches. The
greatest claims, in capacity of finance, are caused by industry fires. The following graph 2
presents their development both in the number and financial losses.
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2. Industry fires and caused losses (in thousands of Czech Crowns)

When the number of actions was analysed, the statistical test of the estimate of the tangent of
the line confirms the decreasing trend. On the other hand, in terms of losses, the test of the
tangent of the regression line doesn’t reject the hypothesis about its stagnation.
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Fig. 3. Transport fires and caused losses (in thousands of Czech Crowns)

Transport is the following branch in succession in terms of amount of losses. The
presented graph 3 illustrates the development of the identical indicators in transport. When
tangents of both regression lines were tested we discovered that p-value is 0,012 for the
number of fires, it means that at the significance level 0,05 we can declare that the trend is
decreasing but the same statement is not true for the significance level 0,01. We have not
reason to reject, the stagnation of the trend at the regression line presenting the amount of
loses, p-value is 0,0495.

The household fires are the most interesting for the common residents. This kind of fires can
be, in size of losses, classified together with fires in trading organisations by the third step.
The graph 4 illustrates again the number of fires and amount of caused losses.
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Fig. 4. Household fires and caused losses (in thousands Czech Crowns)

When tangent of the trend of the fires was analysed, we can not claim on the base of p-value,
that the trend is decreasing. On the other hand the same test claimed the increasing trend in
the case of losses. With regard to not changing number of fires we can infer from this that the
lifestyle of population can be increasing.
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It is possible to say in the end that all figures present sure stagnation of the trends of time
series of the number of fires and claims, both according to the branches and in total. It could
predicate, with regard to increasing budget grants, needs to take a deep think over
organisation, managenemt and decision making at solution of the crisis situations.
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Overovaniereprezentativnosti vyber ového stboru
Jan Luha

Abstract: Article deals with definition representativeness of sample survey and their
formalisation. Then we discussed basic method for testing of representativeness.

1. Uvod

Pri vyberovych zistovaniach ako su napriklad vyskumy verejnej mienky je jednym
z najdodlezitejsSich atribitov reprezentativnost’ ziskanych datovych suborov. Najpouzivanejsie
metody na ziskanie reprezentativnych vyberovych suborov su metéda ndhodného vyberu
(uvaZzujeme oblastny nahodny vyber) a metdda kvétového vyberu.

V prispevku uvedieme formalizujeme definiciu reprezentativnosti a uvedieme zékladné testy
reprezentativnosti vyberovych stborov. Zaroven spresiiujeme pojem reprezentativnosti
uvedeny v praci Luha J. (2005).

2. Definicia reprezentativnosti

Na zaciatok uvedieme pojem reprezentativneho vyberu z ESOMAR Marketing Research
Glossary: Representative Sample is a sample that contains units in the same proportion as the
population of interest.

V zavislosti od skimanych znakov (charakteristik) a od sp6sobu vytvorenia vyberového siboru
mozno pojem reprezentativnosti d’alej blizsie Specifikovat’. Budeme sa zaoberat’ kvalitativnymi
znakmi a dvoma spdsobmi konStrukcie vyberovych suborov, ktoré zabezpecuji ich
reprezentativnost’:oblastny ndhodny vyber a kvétovy vyber.

Ked’ vychadzame zo vSeobecného ponimania reprezentativnosti je v pripade dobrej realizacie
nahodny vyber reprezentativny a obycCajne aj prislusné odhadové Statistiky maju vlastnost
nevychylenosti vyberovych odhadov.

Pri vyberovych skimaniach vSak neskimame obvykle iba jeden Statisticky znak atym je
problematika reprezentativnosti zlozitejSia. Obycajne vyberieme rozhodujice relevantné znaky
a overujeme zhodu ich distribdcii vo vyberovom a zakladnom subore.

Pri oblastnom nahodnom vybere za rozhodujuce relevantné znaky vyberame znaky-kritéria
podl'a ktorych kon$truujeme oblasti a pri kvotovom vybere ako napr. vyskumy verejnej
mienky, sa obvykle vyberaju demografické znaky ako pohlavie, vek, vzdelanie, narodnost’,
vel’kostna skupina obce, kraj, pripadne aj iné znaky v zavislosti od tematického zamerania
prieskumu.

2.1 Formalizécia definicie reprezentativnosti:
Uvazujme kvalitativny znak Z s r hodnotami, ktoré okodujeme ¢islami 1, 2, ..., r.
Ozna¢me rozdelenie pravdepodobnosti tohoto znaku v skimanom zakladnom sdbore:

.
JI= (my, 1y, ..., 1), kde ZM =1

=1
a rozdelenie pravdepodobnosti daného znaku vo vyberovom subore (empirické relativne
pocetnosti a absolutne pocetnosti):

P= (P, P2, .., Pr), kde D" pi=1aN= (ny, ny, ..., 0y), pricom Y ni=n.

1 -1
V pripade reprezentativneho vyberu plati hypotéza H, o0zhode uvedenych rozdeleni
pravdepodobnosti. Hypotézu mézeme formulovat’ nasledovne:
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Ho: Rozdelenie N je multinomické M (iz,n).
Obvykle stanovime alternativnu hypotézu Hi: neplati Ho.

Reprezentativnost’ v pripade viac znakov mézeme uvazovat’ za kazdy znak zvlast. Vyberovy
subor potom povaZujeme za reprezentativny, ak je reprezentativny za vSetky kontrolované
znaky.

3. Testy reprezentativnosti pre kvalitativne znaky

3.1 CHi-kvadrat test dobrej zhody
Na overenie hypotézy Hy pouZivame testy dobrej zhody. Testovacia Statistika CHi-kvadrat
testu dobrej zhody je:

r
X’= Y (n-e)’fe, kdee=n., =12, ...T.

=1
Téato $tatistika ma asymptoticky X? rozdelenie s r — 1 stupfiami volnosti.
Podmienkou pouZitia testu je splnenie podmienok aproximovatel’nosti. Tieto su zndme
zteoretickych studiii a praxe. Ak plati nulova hypotéze a rozsah vyberu rastie, tak rozdelenie
atistiky X? konverguje ku chi-kvadrat rozdeleniu sr — I stupiiami vol’nosti, pritom viak
musi aspoii 20% teoretickych pocetnosti e; rovnych, alebo vicSich ako 5 a Ziadna znich
nemd byt’ mensia ako 1. Pre menSie rozsahy vyberu sa odporuca aplikovat’ exaktny test.

3.2 Exaktny test (SPSS)
SPSS generuje exaktné multinomické rozdelenie M(1,n) za platnosti nulovej hypotézy a potom
pocita exatni p-hodnotu testu. Tento test je teda vhodnejsi. Pre velmi rozsiahle vyberové
stibory postacuje Monte Carlo odhad p-hodnoty testu.

Poznamka:
Pre numerick¢é premenné moZno na overenie reprezentativnosti vyuzit Kolmogorov-
Smirnovov test dobrej zhody alebo hore uvedené testy po vhodnej kategorizacii numerickej
premenne;j.

4. Testy reprezentativnosti pre kvalitativne znaky s dvomi hodnotami:

Specifickym pripadom st znaky s dvomi moznymi hodnotami. Ako priklad mozeme uviest
pohlavie, alebo znak zistujuci pritomnost urcitej vlastnosti. Kvoli jednoduchosti budeme
oznacovat hodnoty skimaného znaku ¢islami 0 a 1.

V tomto pripade sa hypotéza zhody distribucii vyjadruje vztahom:
Ho: p=n, kde p je podiel vo vyberovom subore a 1 je podiel v zakladnom subore.

Ako alternativu mozno stanovit’ obojstrannu alternativu Hi: p#£n, alebo jednostranné alternativy
Hi: p<u, resp. Hi: p>n.

Na overenie danej hypotézy, pri vybere o rozsahu n mozno pouzit”:

4.1 Binomicky test
Za predpokladu platnosti Hy pocitame prislusnu exaktna p-hodnotu.
Za predpokladu platnosti nulovej hypotézy mé ndhodna veli¢ina p binomické rozdelenie B(n,

7).



104

Nech p=i/n, potom pre pravdepodobnost’ moznych vysledkov plati:
P@i)= (n!/((n-i)!.i) ' (1-m) ™, prei=0,1, 2, ..., T.

a exaktné p-hodnoty pocitame podl'a vzorcov:

2 P(J)),aki<=n.n (alternativa: p <)
Jj=0

pl ={ , pre jednostranné alternativy
Z P()),aki>=n.n (alternativa: p > )
J=i

p2= > P(j) ,kdeS(i)=(:P()i<="P() , pre obojstrannt alternativu.
JeS(h

Vyhodnotenie testu: Zvoline si Groveil vyznamnosti a,

potom ak prislusna p-hodnota < a, hypotézu 0 zhode zamietame a v pripade ked’,

ak p-hodnota > a, tak hy§mt 0  zhode mdzeme na danej urovni vyznamnosti prijat
a vysledok povazovat’ za reprezentativny.

4.2 z-test
No overenie zhody podielu znaku vo vyberovom a zédkladnom subore mozno pouzit’ aj z-test
(ak su splnené podmienky aproximacie, ako su uvedené v casti 6 a Tabulke 1).

z= (p - MN( 1(1 - m)/n).

Tato Statistika ma asymtoticky N(0,1) zozdelenie.
V tomto pripade mézeme vyuzit' kritické hodnoty Standardizovaného normalneho rozdelenia
pre uvedené alternativne hypotezy.
Pre Hy: p<u je kritickd oblast’ dan nerovnost'ou z<z,,.
Pre Hi: p<u je kriticka oblast’ dan& nerovnost'ou z>z1..
Pre Hi: p#n je kritické oblast’ dand nerovnost'ou [zI>z;4,. Kde 1zI znaci absolutnu hodnotu z.
Priklad: Pre 0=0,05, plati z1.,=1,64, z,= -1,64 a Z1.4»=1,96.
Vyhodnotenie testu: Uvedieme na priklade prea=0,05. Ak hodnota testovej Statistiky z nie je
v kritickej oblasti, tak nulova hypotézu mdzeme prijat’ a mézeme tvrdit’ Ze vyberovy subor je
reprezentativny podl’a daného znaku.
Teda vyberovy subor povaZujeme za reprazentativny:
pre Hi: p<u, ak z > -1,64,
pre Hi: p<ui, ak z<1,64 a
pre Hi: p#m ak Izl < 1,96.

5. Priklad

Uvedieme sice konkrétny, ale anonymizovany priklad:

Vseobecna zdravotna poistoviia, a.s. (dalej VSZP), v spolupéaci s UVVM, (podl'a metodiky,
ktoru navrhol autor tejto prace) v decembri 2005 a v januari 2006 uskutoc¢nila reprezentativny
prieskum nahodne vybranych poistencov, ktori v priebehu 2. az 4. stvrtroka 2005 absolvovali
liecbu v niektorej nemocnici alebo v kupelnom zariadeni na Slovensku (vid:
http://www.vszp.sk/showdoc.do?docid=231). Vybranych poistencov oslovila pisomne
a poziadala ich, aby vyplnili dotaznik, ktory mapoval uroven ich spokojnosti s konkrétnou
nemocnicou alebo kupel'nym zariadenim.
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Specifikom prieskumu bol fakt, Ze kazdé skimané zariadenie predstavovalo zékladny sdbor,
takze bolo nutné overovat' vela vyberovych stborov. Na ilustraciu postupu vyberieme tri
nemocnice.

Vyberoveé subory boli konStruované pomocou optimalneho proporcionédlneho oblastného
nadhodného vyberu. Oblasti boli konStruované pomocou vybranych relevantnych znakov:
pohlavie, vek, pricom znak vek pozostaval z dvoch kategdrii: 1 = do 50 rokov a 2 = nad 50
rokov. Skombinovanim oboch znakov sme dostali Styri oblasti: 1 "muz do 50 rokov", 2 "muz
nad 50 rokov", 3 "Zena do 50 rokov", 4 "Zena nad 50 rokov". Takto mézeme overit
reprezentativnost’ za vybrané znaky simultanne.

Na overenie reprezentativnosti vypocitame testy 3.1 - CHi-kvadrat test dobrej zhody a 3.2 —
Exaktny test, pricom na interpretdciu budeme vyuzivat’ exaktny test.

5.1 SPSS procedury

*Najprv vypocitame kombindciu pohl x vek .

IF (018 = 1 and 019=1) pxv = 1 .
IF (018 = 1 and 019=2) pxv = 2 .
IF (018 = 2 and 019=1) pxv = 3 .
IF (018 = 2 and 019=2) pxv = 4 .
EXECUTE .

VARI ABLE LABELS pxv "pohlavie x vek".
VALUE LABELS pxv

1 "muz do 50 r."
2 "muz nad 50 r."
3 "Zena do 50 r."
4

Zzena nad 50 r."

FORMATS pxv (F5.0) .
VARI ABLE W DTH pxv (5)

*Testovani e reprezentativnosti vyberovych siborov Nenobcnice — na ilustréciu

sme vybrali nemocnice ¢. 7, 24.
EE IR I b S I b R I I I I b S I R I I I I I S S R I I O R R S R I O O 7

USE ALL.
COWUTE filter_$=(016 = 7).
VARl ABLE LABEL filter_$ '0l16 = 1 (FILTER)'.
VALUE LABELS filter_$ O 'Not Selected 1 'Selected' .
FORMAT filter_$ (f1.0).
FILTER BY filter_8$.
EXECUTE .
* pohl avie x vek .
TITLE " Nenocnica 7"
NPAR TEST
/ CHI SQUARE=pxV
| EXPECTED=18. 00 23.26 26.09 32.64
/ M SSI NG ANALYSI S
/ METHOD=EXACT TI MER(5) .
FI LTER OFF.
USE ALL.
EXECUTE .
R I kS b S kS Rk S S S O R R I S S I O I 24
USE ALL.
COWPUTE filter_$=(0l16 = 24).
VARl ABLE LABEL filter_$ '016 = 1 (FILTER)'.
VALUE LABELS filter_$ O 'Not Selected 1 'Selected' .
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FORMAT filter_$ (f1.0).
FILTER BY filter_$.
EXECUTE .
* pohlavie x vek .
TITLE " Nenocni ca 24"
NPAR TEST
/ CHI SQUARE=pxV
| EXPECTED=19. 70 23.12 23.26 33.93
/ M SSI NG ANALYSI S
/ METHOD=EXACT TI MER(5) .
FI LTER OFF.
USE ALL.
EXECUTE .

EE IRk I bk S O

5.2 Vysledky SPSS procedlr: chi-square Test a Exaktny test

Nemocnica 7: pxv pohlavie x vek Test Statistics
pxv
Observed N| Expected N Residual pohlavie x
1 muzdo50r. 10 11,7 1,7 vek
2 muz nad 50 . 17 151 19 Chi-Square(a) 2,080
3 Zenado50r. 13 17,0 4,0 df 3
4 7enanad50T. 25 21,2 38 Asymp. Sig. 556
Total 65 Exact Sig. 560
Point Probability 1001

a 0 cells (,0%) have expected frequencies less than 5. The minimum expected
cell frequency is 11,7.

Nemocnica 24: pxv pohlavie x vek Test Statistics
pxv
pohlavie x
Observed N| Expected N Residual vek

1 muzdo50r. 10 13,4 3,4 Chi-Square(a) 1,354
2 muznad50r. 15 15,7 -7 df 3

3 Zenado50r. 17 15,8 1,2 Asymp. Sig. 716
4 Zenanad 50 r. 26 23,1 2.9 Exact Sig. 720
Total 68 Point Probability ,001

a 0 cells (,0%) have expected frequencies less than 5. The minimum expected
cell frequency is 13,4.
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Ekonomicka aplikace statistickych klasifika¢nich metod
Jakub Odehnal®, Lucie Doudové?, Jaroslav Michalek®

Abstract: The contribution is focused on application of statistical software to classification
candidates countries of European Union and for comparison with members countries of
European Union. Classification was made by softwares Matlab and Statistica with using
cluster and diskriminant analysis. ROC curves popular in medical research were used to
comparison variables (voice and accountability, political stability, government effectiveness,
regulatory quality, rule of law and control of corruption).

Key words: MATLAB, STATISTICA, Cluster Analysis, Diskriminant Analysis, ROC curve,
Governance Matters

1. Uvod

V ptispévku je ukdzdno pouziti standardniho statistického software pro klasifikaci moznych
kandidatskych zemi EU a pro jejich srovnani se zemémi, které jiz ¢leny EU jsou. Klasifikace
byla provedena pomoci shlukové analyzy a diskriminacni analyzy s pouzitim balikt
STATISTICA a MATLAB. Kromé¢ toho pro detailni srovnani jednotlivych klasifikacnich
proménnych byla pouzita metoda zalozena na ROC kiivkdch (Receiver Operator
Characteristic Curves), které se v posledni dob¢ hojné uzivaji ke klasifikaci rizikovych stavi
v lékatském vyzkumu i v klinické praxi [3]. Protoze pii klasifikaci zemi EU jsou k dispozici
statistickd data malého rozsahu (statisticky soubor je tvofen potencialnimi kandidatskymi
zemémi EU a clenskymi zemémi EU a omezenym vybérem rozvojovych zemi), bylo
zapotiebi vyjit z odhadii ROC kiivek ziskanych z nahodnych vybéri malého rozsahu.
Standardni statisticky software, ktery pii odhadu ROC kiivky vyuziva pouze vybérovych
distribu¢nich funkci a dava nespojité odhady neni pro klasifikaci ekonomickych subjektt
nejvhodnéjsi. Proto bylo ke srovnadni pouzito hladkych odhadii ROC kiivek zalozenych na
Kolmogorovském odhadu distribu¢ni funkce [2]. PtisluSné programy byly implementovany v
prostiedi MATLAB.

1. Charakteristika datového souboru

Vychozi datovy soubor je tvofen soucasnymi ¢lenskymi staty Evropské unie (25
zemi), které¢ byly pro potieby dalSiho zkoumdni rozklasifikovany prostfednictvim shlukové
analyzy [4] do tiech vychozich shlukt (skupin). Jednotlivé sledované proménné (GM1 kvalita
demokracie, GM2 politicka stabilita, GM3 efektivita vlady, GM4 regulac¢ni zatizeni, GM5
kvalita prava, GM6 stav a kontrola korupce) byly ziskany z mezinarodniho projektu Svétové
Banky Governance Matters a mohou nabyvat standardizovanych hodnot na Skale -2,5 az 2,5
(vySSi hodnota znamena lepsi vysledek). Zakladni datovy soubor byl nasledné rozsifen o
potencidlni kandidatskeé staty (Bulharsko, Rumunsko, Chorvatsko, Turecko), s cilem

! Ing. Jakub Odehnal, Katedra aplikované matematiky a informatiky, Ekonomicko spravni fakulta, Masarykova univerzita,
Lipova 41a, 600 00 Brno e-mail: odehnal@mail.muni.cz

2 Mgr. Lucie Doudové, Katedra aplikované matematiky, Pirodovédecka fakulta, Masarykova Univerzita, Jana&kovo nam.
2a, 602 00 Brno e-mail: ldoudova@centrum.cz
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objektivniho zafazeni pfislusnych kandidatskych zemi charakterizovanych pomoci 6
proménnych do pfedem vytvofenych shlukii (skupin). Kvalita rozhodovacich proménnych
byla nasledné¢ hodnocena pomoci grafického zobrazeni ROC kiivek, znazorfiujicich vhodnost
pouziti proménnych k vysledné klasifikaci. Pro odliSeni ¢lenskych stati Evropské unie od
ostatnich zemi byla dodate¢né vytvotena 4. skupina sloZzena zejména z rozvojovych zemi
s nizkou ekonomickou urovni (Kongo, Etiopie, Ghana, Nigerie, Sudan, Yemen, Zambie,
Zimbabwe).

Podrobngjsi charakteristika vybranych stati EU byla jiz provedena v [4], zaméfme se
proto pouze na popis jednotlivych charakteristik Bulharska, Rumunska, Chorvatska a Turecka
tedy vybranych statl, které maji do Evropské unie jiz vyznamné nakroceno. Pro vychozi
porovnani sledovanych stati vyuzijme nasledujici obr. 1 zobrazujici jednotlivé proménné. Pro
lepsi orientaci jsou do grafu vyneseny i hodnoty pro Ceskou republiku jakoZto reprezentanta
3. shluku z ptedchozi shlukové analyzy. Jiz na prvni pohled je ziejmy vyrazny rozdil mezi
hodnocenymi zemémi a zemi Evropské unie zastoupené Ceskou republikou. Piitomnost
zapornych hodnot u nékterych veli¢in Bulharska, Rumunska a Turecka vyznamné napovidé o
kvalit¢ spravy ve sledovanych zemich. Kriticka situace je predevsim v ukazateli stavu a
kontroly korupce, coz potvrzuje i umisténi sledovanych zemi v Zebficku mezinarodni
organizace Transparency International zabyvajici se prdvé mezinarodnim hodnocenim stavu
korupce. Vysledné korup¢ni prostiedi tak drtivym zptisobem doléhda na podnikatelské
prostiedi sledovaného regionu a snizuje tak jeho konkurenceschopnost a atraktivitu v o¢ich
piipadnych investori. Naopak nejvyssi hodnoty jsou dosahovany (s vyjimkou) Turecka
u proménnych hodnotici kvalitu demokracie a politickou stabilitu. Primérny ukazatel kvality
spravy je nejvyssi (v piipadé, Ze ve srovnani neuvazujeme Ceskou republiku) u Chorvatska
(0,25) dale pak u Bulharska (0,21), Rumunska (-0,01) a Turecka (-0,17). Ztejmé tedy je, Zze na
zéklad¢ sledovani 6 ukazatelli kvality spravy muzeme tedy pozorovat urcitou vyhodu v
relativni pfipravenosti na vstup do evropského uskupeni Chorvatska a Bulharska pted
Rumunskem a ptedevsim Tureckem.

15

05 T .
0 — ! e

-0,5

-1 Bulharsko Rumunsko Chorvatsko Turecko Ceska rep

Dkvalita demokracie O politicka stabilita efektivita viady

regulacnizatizeni g kvalita préva m kontrola korupce

obr. 1. Srovnani kandidatskych zemi dle sledovanych proménnych
3. Shlukova analyza

Za pomoci programového vybaveni programu STATISTICA, (modul Shlukova
analyza, pouzita FEuklidovska mira vzdalenosti jednotlivych objektt a metoda
nejvzdalenéjsiho souseda pro spojovani shlukit) byl vytvoren nasledujici dendrogram (obr. 2)
Z néhoz je dobfe patrna klasifikace sledovanych statti Evropské unie do 3 shlukt (skupin).
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Prvni skupina (na obr. 2 zprava) je tvofena 9 staty a obsahuje pievazné ,,tradi¢ni staty*
Evropské unie. Pii nasledném snizeni shlukovaci hladiny pod hodnotu 1,5 je patrny rozpad
shluku na 2 mensi podshluky (Belgie, Némecko, Irsko, Francie, Spanélsko) a (Estonsko,
Slovinsko, Malta, Portugalsko).

Druhy shluk je tvofeny Danskem, Nizozemskem, Svédskem, Rakouskem, Velkou
Britanii, Finskem a Lucemburskem. Z charakteru dat je dobfe patrné, Ze se jedna o staty

s nejvysSimi hodnotami sledovanych veli¢in, tedy o staty s nejvyssi kvalitou spravy v ramci
Evropskeé unie.
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Obr. 2. Dendrogram vytvoreny shlukovou analyzou

Tieti shluk tvofeny Ceskou republikou, Kyprem, Slovenskem, Madarskem,
Lotysskem, Italii, Reckem, Litvou a Polskem je slozen pievazné se statl (s vyjimkou Italie),
které fadime mezi novacky v ramci evropského uskupeni, jednd se o staty, které prosly
naroénym procesem transformace a jejich kvalita spravy meétend sledovanymi proménnymi
stale zatim patii mezi nejnizsi v ramci EU.

4. Klasifikace zemi pomoci ROC k¥ivek

Kvalita klasifikacniho kritéria byla ovéfena pomoci zavedeni ROC kiivek a jejich
vzdjemného grafického porovnani. ROC kifivky byly zavedeny pro vSechny sledované
klasifika¢ni proménné (GM1 — GM6), urcené k postupnému srovnani jejich kvalit mezi prvni
skupinou statt (tradi¢ni zemé EU) a druhou (nejvyssi kvalita spravy), prvni skupinou (tradi¢ni
zem¢ EU) a tieti (novée ptistoupené zem¢) a tieti skupinou (nové pristoupené zeme) se ¢tvrtou
(rozvojové zemé). Kvalitu jednotlivych klasifikaénich proménnych zjistime ze tvaru
zavedenych ROC kiivek (viz obr. 3, 4). Vysoké kvalité¢ rozhodovacich proménnych a tedy
schopnosti spravné klasifikace odpovida takovy tvar ROC kiivky, kdy kiivka nejprve strmé
roste a dale je téméf konstantni. Opacné situaci, tedy nizké kvalité rozhodovaci proménné
odpovida tvar ROC kiivky pfiblizujici se diagonale.
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111

Z charakteru tvaru ROC kiivek (viz obr. 3) je tedy zfejmé, Ze pii klasifikaci zemi mezi
prvni (tradi¢ni zem¢ EU) a druhou skupinou (nejvyssi kvalita spravy) mlizeme usuzovat
pfedevSim na vysokou dtlezitost u rozhodovacich proménnych GM3 (efektivita vlady) a
GM6 (stav a kontrola korupce). Patrnd je tedy zfejma odliSnost pfedev§im v téchto dvou
ukazatelich kvality spravy mezi prvni skupinou statl a druhou. Tento zavér je dobfe patrny i
ze samotného charakteru proménnych, kdy u druhé skupiny stati vSechny staty dosahuji
hodnoty vysSi nez 2.0 v ukazateli stavu a kontroly korupce (nejvyssi hodnoty v ramci EU),
zatimco u skupiny prvni zadny ze sledovanych stath hodnotu 2.0 viibec neptesahne

(Portugalsko 1,9). U ukazatele efektivity vlady je situace témet obdobna.

Podobny pribéh kiivek je vidét i na obr. 4 (rozhodovani mezi prvni a tieti skupinou).
Pozorujeme tedy opét vysokou kvalitu rozhodovaciho kritéria GM6 (stav a kontrola korupce)
a GM4 (efektivita vlady), doprovazené ukazateli GM5 (kvalita prdva), GM3 (efektivita vlady)
a GM1 (kvalita demokracie). O niZzsi kvalité rozhodovaciho kritéria vypovida tvar kiivek
GM2 (politicka stabilita) a GM4 (regula¢ni zatizeni). Rozdilnost mezi prvni skupinou stat a
treti je tedy predevsim v ukazatelich GM1, GM3, GMS5, GM6. Vyrazngjsi rozdily jsou patrné
zejména v ukazateli stavu a kontroly korupce, ktery je v piipadé novych Elenskych statt

v v

korupénim prosttedi ve sledovanych zemich.

Propastny rozdil mezi proménnymi kvality spravy je vSak nejvice patrny pfi srovnani
treti skupiny zemi (nov¢ pfistoupené zem¢) se skupinou ctvrtou (rozvojové zeme). ROC
kiivka v tomto piipad¢ u vSech proménnych kopiruje levy horni roh co svéd¢i o zminéném
rozdilu. Ztejmé a nikterak prekvapivé tedy je, Ze kvalita spravy je vyrazné vyssi u ¢lenskych
stath EU, zaméfme se tedy déle k jakému vysledku povede samotna diskriminacni analyza,
jejiz cilem je objektivné klasifikovat nové kandidatské zemé (Bulharsko, Rumunsko,
Chorvatsko, Turecko) do vychozich shlukt — skupin statu.

4. Diskrimina¢ni analyza

Vysledky diskriminaéni analyzy (zpracované podle [1]) ziskavame v podobé nasledujici
tabulky:

Linearni diskrimina¢ni analyza Kvadraticka diskriminacni analyza

Stat di d2 d3 d4 D1 D2 D3 D4

Bulharsko | -0,8338 | -3,5398 | -0,2216 | -1,3010 | 2,2098 | -0,4962 | 2,8220 1,7425

Rumunsko | -1,9437 | -4,2101 | -2,0497 | -1,6232 | 3,1339 0,8675 3,0279 3,4544

Chorvatsko| -2,0392 | -3,1469 | -1,8252 | -1,9202 | 2,9583 1,8506 3,1723 3,0773

Turecko -1,4790 | -3,3481 | -0,9663 | -1,3654 | 1,9705 0,1014 2,4832 2,0841

Tab. 1. Linearni a kvadraticka diskrimina¢ni analyza

Z tabulky vybereme do pfislusné skupiny zemi (d1 — d4, D1 — D4) pravé tu zemi, které
odpovidd nejvyssi hodnota jednotlivych vysledkia. Vidime tedy, Ze na zaklad¢ linearni
diskriminaéni analyzy (leva ¢ast tab. 1) se 3 zemé (Bulharsko, Chorvatsko, Turecko) fadi do
treti skupiny zemi (d3) a pouze 1 zem¢ (Rumunsko) do skupiny ¢tvrté (d4). Obdobné pii
kvadratické diskriminacni analyze dosahujeme shodnych zatazeni sledovanych kandidatskych
zemich (viz pravad cast tab. 1). Dulezitost jednotlivych klasifikaénich proménnych byla
zjiSténa za pomoci vypoéteni vah téchto proménnych (viz. [1]). Zfejmé tedy je, Ze na
klasifikaci Rumunska do ¢tvrté skupiny zemi mé nejvétsi podil ukazatel GM1 (kvalita
demokracie, hodnota vah 3,07), dale pak GM6 (stav a kontrola korupce, 1,02), GM3
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(efektivita vl&dy, -0,24), GM4 (regulaéni zatiZeni, -0,76), GM5 (kvalita prava, -1,21) a GM2
(politicka stabilita, -2,56).

Pro klasifikace zemi do 1. skupiny se zda byt dulezitd prfedevSim proménna GM1
(kvalita demokracie), dale pak GM5 (kvalita prava), GM6 (stav a kontrola korupce), GM3
(efektivita vlady), GM4 (regulacni zatizeni), a GM2 (politickd stabilita). Dulezitosti
proménnych pro klasifikaci zemi do 2 skupiny odpovida poradi GM3 (efektivita vlady), GM6
(stav a kontrola korupce), GM1 (kvalita demokracie), GM4 (regula¢ni zatizeni), GM2
(politicka stabilita) a GMS5 (kvalita prava). Pro 3. skupinu zemi je poradi nasledujici GMI,
GM3, GM4, GM5, GM6, GM2.

5. Zavér

Porovnanim vysledktu klasifikace pomoci diskrimina¢ni analyzy s vysledky
pouzitelnosti ROC kiivek je zfejma takika shoda v dilezitosti proménnych GM3 (efektivita
vlady) a GM6 (stav a kontrola korupce), které maji na klasifikaci zemi mezi prvnimi dvémi
skupinami nejvétsi podil. Prostfednictvim diskriminaéni analyzy byly klasifikovany
potencialni kandidatské zemé Bulharsko, Chorvatsko a Turecko mezi skupiny zemi EU a
pouze Rumunsko shodné u linedrni 1 kvadratické diskrimina¢ni analyzy mezi zemé¢ ostatni.
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Vzt’ahy medzi podrobnou a skratenou umrtnostnou tabulkou

Karol Pastor, Jana Simonidesové

Relations between complete and abridged life table. Abstract. The paper describes and
compares four methods for the construction of the tables: 1) Abridged life table (ALT) from
the complete life tables (CLT), 2) ALT from the data for 5-year age groups, 3) CLT from
ALT using the Sprague multipliers and recurrent calculation for number of survivors in exact
age x, and 4) CLT from ALT using desaggregation of both table-number of living and dying.

1. UVOD

Umrtnostné tabul’ky predstavujii zdkladny matematicky model v demografii.
Podrobna (uplna) imrtnostna tabul’ka (PUT alebo UUT, angl. complete life table) je
pocitand pre zakladné jednorocné vekové intervaly, skratend umrtnostnd tabulka
(SUT, angl. abridged LT) pre viacro¢né, spravidla 5-rocné vekové intervaly.

Zakladnou vyhodou PUT je, ze z nej 'ahko mozno ziskat' d’alSie informécie.
Jej nevyhodou je nielen pomerne vel'ky rozmer a objemnejSie vypocCty, ale 1 vicsia
zatazenost’ ndhodnymi chybami (tzv. problém malych ¢isel), nie je teda vhodné pre
malé subory. Dalej, na vypo¢et PUT treba mat’ podrobne &lenené vstupné data, &o
Casto nie je splnené. Ako ukazeme niZSie, tuto nevyhodu mozno prekonat’.

KedZze PUT aj SUT st dva modely tej istej populacie, hodnoty veli¢in
pocitanych z rovnakych dat a majucich rovnaki interpretaciu by sa mali rovnat’. Opak
znizuje ich doveryhodnost” a pouzitel'nost’. Lenze na vypocet PUT a SUT sa pouzivaju
odlisné metddy, ktoré vedd k rozdielnym vysledkom. Jedenym z mnohych prikladov
st tabul’ky SU SR, napr. [10]. V tomto prispevku ukidZeme niekolko metod, ktoré
zabezpecuju, aby zhoda medzi idajmi PUT a SUT bola ¢o najlepsia.

2. Oznacenie

Pouzijeme oznacenie obvyklé v demografickej a aktuarskej literatire (napr. [1]
- [71, [9]). Ozna¢me okamzikavé (stavove) veliCiny

X vek (nezavisle premennd, presny vek), 0 < X< oo
Ix =1(X) pocet dozivajucich sa (presného) veku x
(obvykle, ale nie nutne o =100000 a Ix=0prex>w);

Tx=T(X) celkovy pocet rokov, ktoré este preziju v sibore osoby presne x- ro¢né,

o0

Tx:jl(t)dt,

X
6= Tx/ly  stredna dizka (dalsieho) Zivota osoby presne x -ro¢ne;.
Pre vekovy interval (x; x+n) potom ozna¢me intervalové (tokové) veli¢iny

nOx = Ix— lx+ n pocet zomrelych vo vekovom intervale (X; X+n)
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nPx = lxen / Ix pravdepodobnost’, Ze osoba presne X-rocna sa dozije veku X + n rokov;
(tento stlpec sa spravidla nepise)

nOx=1—npx pravdepodobnost’, Ze osoba presne X-ro¢nd zomrie pred doviSenim
veku X + n;

n Lx celkovy pocet rokov, ktoré preziju osoby x-ro¢né vo vekovom intervale
(X; X+n), pricom
X+n
alx = JI)dt = len+nacndy
X
n ax Cislo, pre ktoré plati uvedena rovnost’, t.j. priemerny pocet rokov, ktoré

preZiju vo vekovom intervale (x; x+n) osoby, ktoré v tom intervale
zomreli (ani tento stlpec sa spravidla nepise).

Zrejme plati
n-1
nlx= D1 Ly a Ty = nLlx+ Tyen.
i=0
Pre PUT je n=1 a l'avy index v intervalovych veli¢inach sa vynechava, ¢o
neskuseného Citatela moze pomylit. V SUT je zauzivané pisat’ intervaly (X; Xx+n) v
tvare x az x+n-1, napr. ,,5-9* miesto ,,(5;10)“, ¢o je tiez zavadzajice, ale asi sa to
nezmeni. Poznamenajme, ze SU SR (a predtym FSU) v SUT uvadzal v stlpci Ly
priemer Iy n a Ix, od r. 1998 uvadza Ly / n. Stlpce gx a Ix maju celkom inu
interpretaciu.

Predpoklad ,ax = n /2 zodpoveda predpokladu o rovnomernom rozdeleni amrti
v intervale (x; x+n). Pre PUT (n=1) je to postaCujuca presnost’, takze ax = 0,5 s
vynimkou vekovej skupiny 0-ro¢nych, kde sa kladie napr. ag = 0,1. Pre SUT je rozdiel
dost’ vel'ky a modze viest k znacnym skresleniam. V praci [7] st vypocitané a
publikovana koeficienty nax pre muzov aj Zzeny SR za rok 1997. Napr. pre 50-ro¢nych
MuZovV je saso = 2,66 # 2,5. Tieto koeficienty stt pomerne stabilné a pouZziteI'né pre aj
pre iné stbory toho istého kultarneho okruhu, resp. v inych rokoch. Je to nastroj, ktory
umoziuje vysporiadat’ sa so zakrivenim I(X) na pomerne dlhom n-ro¢nom useku.

3. Vypocet SUT z PUT
Postup pri konstrukcii je nasledovny:
1. Z PUT sa opiSu hodnoty Ixa Ty v riadkoch 0, 1, 5, 10, ..., 85.

2. Dopocitaji sa ostatné hodnoty podl'a vzorcov pre X < 85 vo vsetkych riadkov
okrem posledneého,

nOy = lx= Iy n nqx:ndx”x nkx=Tx — Txen e = Tx/lx

3. V poslednom riadku (85+) ide o vekovu skupinu (X; «). Kedze tabulky su
modelom stacionarnej populécie (kol’ko 0sob za rok do skupiny 85+ vstupi, tol'ko
i zomrie), definuje sa

Les+ = wlx = Tes a dgs+ = o Ox = lgs ,
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4. Napokon sa doplni (¢islo lgg prevzaté z PUT) egs = Tgs/ lgs a

50s5 =1 —loo/lgs alebo Oss+ = Ox = gs+ /lgs = 1.

4. Vypocet SUT priamo z dat

Casto sa stava, ze vys§ie uvedeny postup nie je mozné pouzit, lebo napr. k
dispozicii su iba data za 5-roéné vekové skupiny. Popiseme vypocet vyuzivajuci
zakladné vzorce z § 2.

1. Z pozorovanych dat za 5-ro¢né skupiny sa vypocitaju $pecifické miery tmrtnosti p,
my a odhady pravdepodobnosti imrtia pre x < 85 podl'a vzorca

_ n.m
1+ (n n ax) n rnx
Ak nie st zndme jednorocné data, nemozu byt zndme ani koeficienty nax. Preto sa

pouziju koeficienty uz prv vypocitané pre nejak Standardnti populaciu alebo
napr. n/2.

an

2. Vypocitaju sa hodnoty ndy a Iy podl'a znamych vzorcov.
Vypocita sa nLx = lxn+ nax nGx apodla znamych vzorcov Ty a €.
4. V poslednom riadku (85+) sa polozi

les = (1 —50e0) lgo a dgs+ = 0y = lgs,

5. Pretoze pomer dgs+ / Lgs:+ (tabulkova Specificka miera tmrtnosti) sa odhaduje
pomerom Dgs: / Pgs: , kde Dgss resp. Pgs: je pozorovany pocet zomrelych resp.
Zijucich v najstarSej vekovej skupine, poloZzi sa

Lgs+ = dgs+ - Pgs+ / Dgss+
a d’alej
Tas = Lags+ a €5 = Tgs/ lgs .

6. Napokon (nie je to nutné) sa doplni ggs+ = 1 alebo CastejSie 5 gss ako (linerna)
extrapolacia predchadzajucich hodnét s g, .

Tento vypoCet je pomerne citlivy na nepravidelnosti Struktiry reélnej
populacie vo veku nad 85 rokov. Na druhej strane, vo veku nad 85 rokov Kingova —
Hardyho metdda konstrukcie PUT predpokladé exponencialny rast intenzity umrtnosti
a ignoruje realnu populaciu. Z tohoto dévodu rozdiely medzi PUT a SUT zostrojenou
z dat mozu byt’ vo vyssich vekovych skupindch vicsie.

Pre porovnanie v Tab. 1 uvadzame |, v SUT vypo¢itanej z PUT, d’alej zo SUT
s koeficientami , a, za rok 1997 prevzatymi z [7], ap = 0,1, a potom s koeficientami nax
= n/2. Pre porovnanie je pripojeny aj stipec z publikacie SU SR [10]. Pochopitelne,
najvicsia zhoda by sa dosiahla pre koeficienty , ax zostrojené priamo z dat za rok
2001.
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Tab. 1. Porovnanie hodnoét |y, v SUT SR 2001 vypoc¢itanych réznymi
metodami.

MuZi Zeny
Vek exaktne | 58,97 | sa=n/2 |SUSR |exaktne | sa,"97 | sa,=n/2 [SU SR
z UUT z dat z dat z UUT z dat z dat

X Iy Iy Iy Iy Iy Iy Iy Iy

0 100000 100000.0 100000.0 100000] 100000 100000.0 100000.0 100000
1 99316 99317.7 99317.7 99316 99476 99477.2 99477.2 99476
5 99100 99102.8 99102.8 99265 99348 99351.5 99351.5 99444
10 98960 98952.7 98952.6 99172 99278 99283.1 99283.1 99398
15 98817 98804.0 98804.0 99072 99211 99215.3 99215.3 99340
20 98530 98535.4 98535.4 98924 99060 99060.6 99060.6 99259
25 98079 98082.6 98082.7 98686 98932 98940.5 98940.5 99161
30 97478 97485.9 97486.0 98345 98740 98743.9 98743.9 99040
35 96681 96665.7 96666.0 97891 98474 98486.5 98486.6 98878
40 95505 95488.0 95488.8 97257 98074 98083.0 98083.1 98661
45 93495 93480.5 93482.9 96270 97323 97323.3 97323.7 98319
50 90225 90204.9 90211.8 94656 96027 96033.6 96034.7 97732
55 85172 85189.9 85205.4 92059 94085 94115.6 94117.7 96737
60 77920 78033.5 78061.0 88116 91081 91090.9 91096.6 95201
65 67659 67724.1 67779.7 82236 86440 86497.8 86509.9 92808
70 55137 55242.9 55325.3 73930 79287 79341.1 79373.9 89174
75 40879 40829.4 40912.5 63558 68014 68041.3 68124.1 83421
80 26738 26735.8 26749.2 51170 51725 51505.7 51632.8 74329
85 13867 13938.3 13796.6 37486 31330 32262.0 32372.0 60633

5. Vypocet PUT priamo zo SUT - dezagregaciou L

Aby bolo mozné pocitat’ PUT, treba intervalové 5-rocné tidaje dezagregovat
na jednoro¢né. To mozno urobit’ viacerymi sposobmi, najlepSie vSak pomocou
Spragueovych multiplikatorov (napr. [5], [8] a i., kde sU aj popisané). Je to uréity typ
kizavych priemerov, ktory zodpoveda interpolacii kumulovanych saétov oLy pomocou
kubickych splajnov. Postup konstrukcie PUT je nasledovny:

1. Zo stipca hLx v SUT sa pripravia pitroéné skupiny tak, Ze prvé dve sa zlidia,
sLo = 1Lo +4L1, a posledna (Lgs+) sa rozdeli na Styri v pomere :

0,725 :0,230: 0,040 : 0,005 .

Tento pomer priblizne zodpoveda pomeru (ziskaného z Gdajov SU SR), v akom sa
delia pocty osoborokov v prislusnych skupinach v  PUT v SR za posledné
desatro¢ia a mozno ho teda zovSeobecnit. Je pre muzov aj zeny v podstate
rovnaky. Savisi to s Kingovou - Hardyho metédou graduéacie konca PUT.
Posledna z tychto skupin je Lo+

2. Skupiny sLx ,x=0,5, 10, ..., 95 sa dezagreguji na jednoro¢né skupiny Ly, X =0,
1, ..., 99 pomocou Spraguovych multiplikatorov.

3. PoloZi sa lp = 100000 a vypocitaji sa poty dozivajucich sa veku x, x =1, 2, ...,
100.

Ix+1:2 Lx_lx.

4. Dopocitaju sa stipce dx, Ox, Tx @ & podl'a znamych vzorcov.
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Tato metdda mé jednu dblezita nevyhodu, a totiz Ze nezarucuje hladky priebeh
dopocitanych tabulkovych funkcii, ba dokonca ani ich nezipornost. Rekurentny
Ciastoéne eliminovat’ napr. tym, Ze hodnoty Iy ziskané v 3. kroku sa pred d’al$im
vypo¢tom vhodne graduuji. Celkovy vysledok je potom uz uspokojivy, resp., ak
odhliadneme od vel'mi nizkych a vel'mi vysokych vekov, ve'mi dobry.

6. Vypocet PUT z SUT - klasicky cez odhad miery imrtnosti m

Tato metdda vyuziva dezagregaciu na jednoro¢né skupiny nielen poctu
odZitych rokov L, ale aj po¢tu zomrelych 0y . Predtym treba aj skupinu dgs+ rozdelit’
na Styri, tentoraz ako vhodné sa ukazuji pomery iné pre muzov ako pre Zeny.

0,650 : 0,290 : 0,055 : 0,005 (muzi)
0,590:0,330: 0,075 : 0,005 (zeny).
V d’alSom kroku sa vypocita Specificka miera imrtnosti
me= dy/ Ly

a PUT sa dopogita klasickou metodou, napr. podla metodiky SU SR. Tento postup
dava najvernejSiu rekonstrukciu PUT. Ak su k dispozicii, moZzno dezagregovat
priamo pozorované 5-ro¢né pocty zijucich a zomrelych.

7. Zaver

Uvedené metdody mozno dalej zdokonalovat. Treba zistit, ako by sa dali
vybrat’ nejaké eSte presnejsie a pritom univerzalne koeficienty nax , a tiez pomery, v
ktorych sa delia pocty zijicich a zomrelych v poslednej vekovej skupine. Otvorenou
otazkou zostava, ako a kedy mozno zaruit monoténny priebeh po gradudcii
Spragouvymi multiplikatormi. No uZ teraz vysSie popisané metddy umoziuju kvalitny
obojstranny prepocet medzi PUT a SUT.
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Analyza kategorialnich dat ze dvou zavislych vybéru
Iva Pecakova

Abstract: Statistically dependent samples are the samples result from repeated observations on
the response variable for a set of subjects (two samples that have the same subjects). Such sam-
ples also occur in so called matched-pair designs, when two samples have a natural pairing (mar-
ried couples, two people rate the same fact, etc.). Both variables have the same categories in this
situation and if responses are summarized by a two-way contingency table, this table is square.
The paper presents analyses methods for dependent samples classified in such square contingen-
cy tables.

Key words: categorical variables, dependent samples, square contingency tables

1. Metodologie

Provadime-li zjistovani hodnot néjaké kategorialni proménné u tychz jednotek v ¢asovém
odstupu, tedy opakované¢ (naptiklad v panelovych Setfenich), ¢i tvofi-li jednotky ve dvou soubo-
rech piirozené dvojice (naptiklad manzelsky par, rodi¢ s ditétem apod.), jsou vybérové soubory
zavislé (v prvnim piipad€ jde o tzv. longitudindlni, ve druhém pfipad¢ o parové zavisla data).
Vysledkem dvourozmérného téidéni takovych udaji je ¢tvercova kontingenéni tabulka r x r, kdy
pocet tadku v tabulce (r) odpovida poctu sloupct, nebot” kategorie v fadcich a ve sloupcich ta-
bulky jsou stejné. V tabulkach tohoto typu se mnohdy nejvétsi Cetnosti nachazeji na hlavni dia-
gonale. VVzhledem k charakteru dat je obvykle cilem analyzy zjisténi, zda je dvourozmérné popu-
la¢ni rozdéleni, z néhoz byl proveden vybér, podle této hlavni diagonaly symetrické, a také nako-
lik se shoduji, popfipad¢ 1isi obé rozdéleni marginalni.

Je-li sledovana proménna alternativni, tedy r = 2, tabulka je Ctyfpolni (sdruzené absolutni
¢etnosti budeme znacit nj, i = 1, 2; j = 1, 2, sdruzené relativni Cetnosti p; = n;; /n). Pokud pro
populacni dvourozmérné rozdéleni plati

Ty =7y @)

(kdy m;; jsou odpovidajici sdruzené pravdépodobnosti), je symetricke, a protoze v tom piipadé
také
r,=r,i=12, (2)

ob& populaéni marginalni rozdéleni se shoduji.Cetnost Ny, ve étyfpolni kontingenéni tabulce ma
binomické rozdéleni s parametry ni, + np; a 0,5. P-hodnota dvoustranneho testu hypotézy vyjad-
fené vyrazem (1), pfipadné (2), tedy testu symetrie a zaroveit marginalni homogenity dvouroz-
mérného populaéniho rozdéleni, je rovna dvojnasobku pravdépodobnosti P[Ni2 < min(ng", N2z,
N2, No1” jsou konkrétni ve vybéru zjisténé Setnosti. Statistika

U= N, _015(nlz + n21) — N, — Ny, (3)
0,5{/n;, + 1y, N, +1y,

ma potom, jak znamo, asymptoticky normované normalni rozdéleni a jeji kvadrat
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U 2 — (an — n21)2 (4)
nl2 + n21

tedy asymptoticky chi-kvadrat rozdéleni s jednim stupném volnosti (znamé McNemarovo testové
Kritérium).
Je-li sledovana proménna vicekategorialni, tedy r > 2, hypotézu symetrie vyjadiime jako

mo=mg,i=12.,00=12..,r, (5)

hypotézu marginalni homogenity jako
r,=rx,,1=1,2..,r1. (6)

U symetrického rozdéleni jsou marginalni rozdéleni identicka, naopak to plati pouze ve ¢tyfpolni
tabulce, pro r > 2 v3ak nikoliv.

K analyze &etnosti v kontingenéni tabulce lze pouzit loglinearni model. Cetnosti v dvou-
rozmérné kontingencni tabulce vyjadiuje loglinearni model

Inm, =A+4+4,+4, (7)
kde l:rizzzmmj A :%Zlnmj -2,
i j J
N |
A :?Z nmy—4, A4 =Inm -4 -4, -2.

Parametry tohoto modelu — celkovy efekt A, efekt fadku A, efekt sloupce 2; a efekt asociace veli-
¢in Ajj — jsou linearni kombinace logaritmt o¢ekavanych cetnostimy, i =1,2...,r;j=1,2, ..., T.
Aby model nebyl ptreurCeny, musi parametry splilovat n€jakou podminku, naptiklad X4 =0, 4, =
0, 45 =0, &im2 je jejich podet omezennal+r—1+r—1+ (r — 1) = r’a model je tedy saturo-
vany. Oc¢ekavané Cetnosti m; se odhaduji na zakladé sdruzenych Cetnosti nj; ziskanych dvouroz-
mérnym tiidénim dat do tabulky.

V modelu nezavislosti jsou parametry Aij v (7) rovny nule a ocekavané ¢etnosti se odhaduji
jako npi+ps+j. Shodu zjisténych a modelem odhadnutych cetnosti 1ze hodnotit uzitim zndmé Pear-
sonovy statistiky X% Alternativni test je zaloZen na vérohodnostnim poméru

G? :ZZrZZan”. In% (8)
i i i

(deviance). Obé statistiky maji asymptoticky identické chi-kvadrat rozdgleni s (r — 1) stupni vol-
nosti, jeho uplatnéni vSak je podminéno (piisnéji u GZ) dostatecné velkymi ocCekavanymi Cet-
nostmi. Pouze druhé z t&chto dvou statistik, v&rohodnostni pomér G%, mé vsak vlastnost uZite¢-
nou pro konfrontaci riznych modeld, a sice tu, Ze ji l1ze podle potieby rozlozit na soucet odpovi-
dajicich slozek.

Vzhledem ke koncentraci nejvétSich Cetnosti na hlavni diagondle ¢tvercové kontingencéni
tabulky uvedeného typu model nezévislosti byva celkem hladce zamitnut. Pro analyzu je zde
ovSem zajimavéjsi struktura ¢etnosti mimo hlavni diagonalu. Pokud eliminujeme pii posuzovani
nezavislosti hlavni diagonalu, hovofime o quasi nezavislosti. Loglinearni model zapiSeme jako
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Inm; =A+4 +4,+51;, 9)

li=1proi=jalj=0proi=] jsou identifikatory poli na hlavni diagonale. Zjisténé diagonalni
Cetnosti tak pfimo odhaduji oc¢ekavané, pro mimodiagonalni Cetnosti vSak je nutné k potizeni
maximaln¢ vérohodnych odhadu fesit soustavu nelinearnich vérohodnostnich rovnic (nejcastéji se
pouziva Newtontiv-Raphsontv itera¢ni algoritmus). Vzhledem k poctu parametrt modelu quasi
nezavislosti, p=[1 + 2(r — 1) + r], je pocet stupiiti volnosti chi-kvadrat rozdéleni testovych krité-
idf=r’—p=(r—1)°>-r.

Doplnime-li model (7) o podminku 4;; = 4ji, ziskdvame model symetrie. Diagonalni oc¢eka-
vané Cetnosti jsou opét piimo odhadnuty cetnostmi ziskanymi tfidénim, a jelikoz také parametry
Ai, 1 =1, 2 .., r, jsou identické pro odpovidajici fadkovou a sloupcovou kategorii, Ize mimodia-
gonalni ocekavané cetnosti odhadnout jako (njj + n;i)/2. Pocet parametrii modelu symetrie,

p=1+(r-1)+r(r-1)/2,
pak vede k poc¢tu stupniti volnosti rozdéleni testovych kritérii df = r(r — 1)/2. Pearsonovu statistiku
X? Ize v tomto p¥ipadé upravit na tvar

)2 at 00)

i< n +I’1

COZ je pro r = 2 statistika (4).
Ptedevsim kvili odliSnym margindlnim rozdélenim model symetrie jen malokdy vyhovuje
realnym datim. V modelu quasi symetrie je proto podminka shodnych parametrti A;; = 4;; vyslo-

vena pouze pro i # j. Model tak neni marginalné homogenni, parametry A;, i = 1, 2 ..., r se lisi.
Symetrické jsou hodnoty poméra Sanci (odds ratio)
= MM, _ MMy =0, pro vsechnai, j. (11)
rr‘rrnrj mjrmi

Diagonalni ocekavané Cetnosti jsou opét odhadnuty piimo, maximalné vérohodné odhady ostat-
nich jsou obvykle ziskavany iteraénim feSenim soustavy nelinearnich vérohodnostnich rovnic.
Pocet stupnt volnosti rozdé€leni testovych kritérii je v tomto ptipade

df =r?—[1+2(r = 1) + r(r - 1)/2] = (r = 1)(r - 2)/2.

Je-li dvourozmérné rozde€leni symetrické, je rovnéz quasi symetrické a marginalni rozdéleni
jsou homogenni. Je-1i dvourozmérné rozdéleni quasi symetrické, pak margindlni homogenita zna-
mena také jeho symetrii, liSi-li se marginalni rozdé€leni, pak je nesymetrické. Hypotézu margi-
nalni homogenity lze tak testovat konfrontovanim hodnoty statistiky G* (deviance) modelu sy-
metrie (S) a quasi symetrie (QS):

G2(S/QS) =G(S)-G*(QS). (12)

Tato diference mé chi-kvadrat rozdéleni s (r — 1) stupni volnosti. Star$i Stuartiv-Maxwelluv test
pouzivany pro stejny ucel (resp. jeho modifikace — Bhapkartuv test) poskytuje obvykle velmi po-
dobné vysledky. Testové kritérium tohoto testu

X?=d'S'd, (13)

kde d' =[dy, ..., dr 1], di =i — Ny, 1 = 1, 2..., r = 1 a Sje kovarian¢ni matice prvkt vektoru d,
ma asymptoticky chi-kvadrat rozd¢leni s (r — 1) stupni volnosti.
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2. Analyza

Data pro nasledujici analyzu pochazeji z prizkumut volebnich preferenci realizovanych fir-
mou Factum Invenio, s. r. 0., v Ceské republice v &ervnu 2003 (rok po parlamentnich volbach),
v dubnu 2004 (na konci vlady premiéra Spidly), v &ervinu 2005 (po obdobi vlady premiéra Gros-
se) a v dubnu 2006 (kratce pied poslednimi parlamentnimi volbami). Ve vSech prizkumech od-
povidali respondenti na otazky ,,Kterou stranu jste volil v parlamentnich volbach 2002?* (pro-
ménna ,,vote 2002*) a ,,Kterou stranu byste volil, kdyby se volby konaly v tuto chvili? (promeén-
na ,,preference”). U kazdého respondenta tak bylo zjistovano, zda v uvedeném obdobi sve voleb-
ni preference zménil ¢i nikoliv.

Kategorie sledovanych veli¢in bylo nutno nejprve sjednotit, a sice proto, Zze v parlament-
nich volbach v roce 2002 tvotily strany CSL a US koalici, po volbach jiZ vystupovaly samostatnd
(jejich preference bylo tedy nutné nadale shrnovat). Kromé této dvojice jsou sledovanymi stra-
nami CSSD, ODS a KSCM, jiné strany tvoii kategorii ,,0statni*. Do esté kategorie pak jsou za-
hrnuti nevoli¢i. Ukazku dat z dubna 2006 obsahuje tabulka 1. VSechny dale uvedené vypocty
byly provedeny s uzitim vypocetniho systému SPSS.

Tabulka 1. Data z cervna 2006

vote 2002 * preference 2006 Crosstabulation
Count
preference 2006
) ) CsL, no
CSSD [ ODS [ KSCM Us other vote Total
vote  CSSD 157 9 6 12 7 191
2002 opbs 8 174 1 11 4 198
KSCM 3 2 87 8 100
CSL, Us 3 2 1 51 2 1 60
other 7 2 2 32 4 a7
no vote 14 46 5 7 32 132 236
Total 192 235 101 59 89 156 832

Ve ¢tvercovych kontingencnich tabulkach, které vznikly tfidénim vybérovych tdajt z jed-
notlivych Setieni, jsou podle ocekavani nejvetsi Cetnosti soustfedény na hlavni diagonale. Hypo-
téza nezavislosti tak byla ve vSech ptipadech jednozna¢né zamitnuta (hodnoty testového kritéria
byly 1876 a vyssi pti 25 stupnich volnosti). Také model symetrie celkem podle ocekavani nevy-
hovuje, marginalni rozdéleni se zdaji byt vesmés celkem jasné nehomogenni i bez testu. Hodnoty
testovych kritérii a p-hodnoty jednotlivych testi jsou obsaZzeny v tabulce 2.

Pomineme-1i hlavni diagonalu v tabulce, ovéfujeme hypotézu quasi nezavislosti, resp. quasi
symetrie. Vysledky testd jsou obsazeny v tabulce 3. V roce 2003 a 2005 na 5% hladiné vyznam-
nosti k zamitnuti testovanych hypotéz, i kdyz ve druhém ptipadé je vysledek testu nezavislosti
celkem tésny. Ke zcela jasnému zamitnuti hypotézy quasi nezavislosti i quasi symetrie dochazi u
dat z roku 2006. U dat z roku 2004 vedou p-hodnoty té€sné k zamitnuti hypotézy quasi nezavislos-
ti, hypotéza quasi symetrie vyvracena nebyla.
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Tabulka 2. \Wsledky analyzy

X? p-value df G? p-value

Year Symmetry

2003 51,3 0,00 15 59,2 0,00
2004 83,4 0,00 15 95,7 0,00
2005 55,6 0,00 15 64,4 0,00
2006 83,5 0,00 15 97,8 0,00

Marginal homogeneity
2003 5 54,8 0,00
2004 5 82,9 0,00
2005 5 51,3 0,00
2006 5 67,2 0,00
Tabulka 3. Vysledky analyzy
X? p-value df G’ p-value

Year Quasi independence

2003 21,4 0,32 19 25,9 0,13
2004 29,7 0,05 19 30,7 0,04
2005 27,9 0,09 19 28,1 0,08
2006 44,6 0,00 19 47,9 0,00

Quasi symmetry

2003 4,6 0,92 10 4,4 0,93
2004 11,8 0,30 10 12,8 0,24
2005 11,9 0,29 10 13,1 0,22
2006 29,1 0,00 10 30,6 0,00

Tabulka 4. Znaménkova schémata
CSSD | ODS | KSCM | CSL,US | other | no
CSSD | QI/04 . ++ . . . .
Ql/06 . . . . ++ -
QS/06 . . - . . .
OoDS Ql/04 —-—= . - + ) +

Ql1/06 . . . . - +++
QS/06 . . . . - +

KSCM | QI/04 | +++
Q06 | +++ . . . . .
QS/06 | + . . . | ———
CSL,US | Ql/04 . . . . . .
Ql/06 . . . . . +
QS/06
other | QI/04 . . .
Ql/06 . . -—
QS/06 . ++ -—
no vote | QI/04 . . +++
Ql/06 . . +++
QS/06 . - +++

Pro podrobngjsi rozbor vysledku testli sestavme jeSté znaménkova schémata (tabulka 4).
Pokud byl néktery vySe uvedeny test vyznamny (model quasi nezavislosti 2004 a 2006, model
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quasi symetrie 2006), byla spo¢tena adjustovana rezidua. Znaménky v jednotlivych polich tabul-
ky jsou vyznacena rezidua piekracujici kritické hodnoty na hladiné vyznamnosti (pro individual-
ni, nikoliv simultanni testy) 0,1 (jedno znaménko), 0,05 (dv€é znaménka), resp. 0,01 (tfi znamén-
ka).

Z tabulky 4. 1ze vycist n€které zmény ve voli¢skych preferencich.

Rok 2004 (konec vlady premiéra Spidly):
— urdity pfesun sympatii voli¢t CSSD k ODS;
— u voli¢t KSCM piechod k CSSD a naopak vyznamné vice nevoli¢t udavajicich sym-
patie KSCM, neZ by odpovidalo modelu quasi nezavislosti.
Rok 2006 (pted parlamentnimi volbami):
— prechod nékterych voli¢t KSCM k CSSD. Touto skuteénosti je obecné zdtivodiovan
niz§i volebni vysledek KSCM a vyssi volebni vysledek CSSD v ¢ervnovych parla-
mentnich volbach — voli¢i KSCM se rozhodli svou volbou patrn& podpotit CSSD, a
tedy vyhlidky na pfipadné volebni vitézstvi levice. V tabulce je v8ak rovnéz patrny
prechod voli¢i KSCM k ostatnim, mensim stranam (Zeleni?), a dale uréita volebni
,.disciplinovanost“ voli¢t KSCM, nebot’ mezi momentalné rozhodnutymi nevolit jich
je vyznamné méné, nez by odpovidalo modelu quasi symetrie
— Mezi osobami, jeZ v poslednich volbach nevolily, je opét vyznamné vice novych ptiz-
nived KSCM.
— Ptiznivci ODS odchézeli k jinym strandm vyznamné méné, nez by odpovidalo mode-
lam, spiSe se rozhodovali nevolit.
— K ODS pfeslo vice volict nékterych mensich stran, a od ODS k nim odeslo méné vo-
li¢t, nez by odpovidalo modelu quasi symetrie.

Je samoziejmée tieba zaznamenat, ze analyzované ¢tvercové kontingenéni tabulky jsou fid-
ké a mnohé odhadované Cetnosti jsou malé. Korektnost pouzivanych rozdéleni testovych kritérii
tak vyvolava pochybnosti. Podle [1] lze ukazat, ze pti pouziti testovych kritérii zaloZzenych na
konfrontaci modelu, jako je napf. kritérium (12), je konvergence k chi-kvadrat rozdéleni daleko
rychlejsi. Nicméné pochybnost existuje a vysledky zde provedené analyzy povazujme proto jen
za orientacni. Provéteni pouzitelnosti uvedené metodologie v fidkych kontingen¢nich tabulkach
se hodlame vénovat v n¢jakém dalsim piispévku.
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Aproximacna webova sluzba

Martina Révayova, Csaba Torok

Abstract
The paper deals with a continuous global piecewise cubic approximation of
noisy data based on a local model. The method is implemented
as a Web application and a Web service.

Uvod

V [1] bol predstaveny kubicky model na riesenie lokalnych aproximaénych tloh. V [2]
sme sa zaoberali zovSeobecnenim daného aproximacného modelu. V terajsej praci
ukazeme vyuzitie lokalneho modelu na rieSenie globalnej Usekovej aproximéacie pomocou
distribuovanej Webovej aplikacie, implementovanej vo Visual C# v prostredi MS .NET
Framework [3] .NET dovol'uje prepojit’ systémy, 'udi a informéacie takymi
technologiami, ako napr. Remoting [4] alebo Webové sluzby (Web services). Tu sa
budeme opierat’ 0 Webové sluzby ako celky kédu, kniznice na vzdialenych pocitacoch,
serveroch.

Prva Cast’ obsahuje strucny popis nasho lokalneho modelu a pristupu ku globalnej spojitej
aproximécii. DalSia ¢ast’ predstavi priemyselné §tandardy pre Webové sluzby: XML,
SOAP, WSDL a UDDI. Posledna ¢ast’ uvadza najdolezitejsie kodové riadky Webovej
aplikécie pomocou Webovej sluzby.

1 Usekova kubicka aproximacia
V tejto Casti uvedieme aproximacny model polynomu n-tého stupna
P(x)=a, +ax+...+a,x".
Reprezentacia polynému vychadza z priamej a inverznej Diskrétnej Projektivnej
Transformécie [1,2].
Veta: Nech stupeii polynomu n>3 a majme body [x,, P,(x,)]. [x., P,(x)], [%,.P,(x,)].

Potom polyném médze byt’ vyjadreny v tvare

P, (%)= 1(3)+ Z(x)A(x), 1)
I(x) = po(X)P( ) + PR (%) + P,(X)P, (%),

B (¥) = )y, pu(X)= ), py(x)= (o),

Z(X) = (X - %)X - X)X - X)),

A(X): a, +a4T1(X) +anTn 3( )

Ti(x): % +R1Xi’1 +...+R_ x+R, R = szgoxilﬁxiszofkl.

ko =0k, =0

kde

Model (1) ma niekol’ko zakladnych vlastnosti:

Clanok bol podporeny grantovym projektom VEGA 1/1006/04 9150/MS



126

= 100)=Pi(x) 106)=Py(%) 10¢)=R.(x,),

" Z(%) = 0,2(x) = 0a Z(x) = 0,

= n-—3 parametrov.

= vy, Y, Y, sriadiace parametre, aproximécia prechadza cez body [x,,P,(x,)],

D P ()] [, P ()]

Dosledok: Polynom P, (X) modzeme vyjadrit’ v tvare

P,(x)=1(x)+Z(x)A. ¥y
Mozeme si v§imnut, Ze v tejto reprezentacii vystupuje jeden parameter A= aj.
Uvazujme zaSumené déata {[Xi Y ], i = W}, ktoré rozdelime na niekol’ko tsekov, na
ktorych vieme ndjst’ lokalne kubické aproximacie. Na neparnych tisekoch pouzijeme
klasicky kubicky regresny polyném. Parne Useky aproximujeme pomocou modelu (2), v
ktorom potrebujeme tri body. Dva body si mo6zeme zvolit’ z okrajovych bodov susednych
neparnych usekov x,, X, , ktoré sme odhadli klasickou regresiou. Za treti bod si zvolime
x +h=x, pre ktory ¥, = y;h+y, . Teda pozname odhady bodov [x,, 9], [x., ¥.].

A

[XK , Uk ] Na zéklade kubického aproximacného modelu (2) odhadneme parameter A

vzt'ahom
X1
Q‘T'

Vd’aka Stvrtej vlastnosti takto zostrojena globalna kubicka aproximacia je spojita bez
pouzitia splajnov.

2 Webové duzby

Webové sluzby su aplikacie, ktoré na vymenu informéacii pouZivaju Standardizovany
prenos, kddovanie a protokoly. Webové sluzby su revoluéné tym, Ze poskytuja
univerzalny datovy format pre komunikaciu s inymi aplikdciami. Umoziiujii pocitaCovym
systémom na I'ubovol'nej platforme komunikovat’ cez intranety, extranety a Internet.

Vyhladat' @
/ oDl Uverejnit’
@Emjavit'

@

—

Webova aplikacia

@

Pouzit'

Webova sluzba

Obr.1 InfraStruktura prace s Webovou sluzbou
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Infrastruktara webovych sluzieb je tvorena na zaklade nasledujucich Standardov, ktoré
popisuju syntax a sémantiku programovej komunikacie:

e XML - Extensible Markup Language

e SOAP - Simple Object Access Protocol

e WSDL - Web Services Description Language

e UDDI - Universal Description, Discovery, and Integration

XML poskytuje syntax na reprezentaciu dat. Na zaklade XML Webové sluzby mézu
komunikovat’ cez platformy a operacné systémy, bez ohl'adu na programovaci jazyk, v
ktorom je aplikéacia napisana.

SOAP poskytuje sémantiku pre vymenu dat. Je to protokol uréeny na vymenu
Strukturovanych informécii v distribuovanom prostredi zalozenom na XML. SOAP je
zaloZeny na XML spravach. Bol Standardizovany konzorciom W3C, ktoré Specifikuje
vSetky potrebné pravidla pre umiestnenie Webovej sluzby, jej za¢lenenie do aplikacie a
komunikéacie medzi nimi.

WSDL poskytuje mechanizmus na opisanie schopnosti Webovych sluZieb.

UDDI je verejny register kde je mozné uverejniovat’ vlastné Webové sluzby a ziskavat’
informécie o inych Webovych sluzbach.

3 Webova aplikacia

Tato Cast’ demonstruje pouzitel'nost’ uvazovanej usekovej aproximacie na realnych
Udajoch a uvéadza najpodstatnejSie kodové riadky interaktivnej Webovej aplikécie a
Webovej sluzby.

-2 Approximation - Microsoft Internet Explorer E”E|rg|
Eile Edit Wiew Favorites Tools Help f
e Back - () |1L| |EL| _;_\] /..-\J Search ‘iw‘\? Favorites @3 4~ H’;’— i __I ﬁ
Address @ http:flocathost/ WS ApproxClient/Default.aspx V| Go  Links * | Norton AntiVirus &) -

-~
Read Data| |[ Browse... |
OK | |
& Knots | |[ Browse.. | [ Coeffs ] [ Approximation

Coll Col2 Col3 Cold4 Col5 Colo S

1 25 -5.99 5.98 -0.38 0.01
25 56 56.89 -3.66 0.09 0
56 75 -627.97 2932 -0.44 0

15.003; I
75 95  3926.97 -142.79 1.72 -0.01

95 129 784.04 -18.19 0.14 0 y
129 188 -50.9 1.25 -0.01 0
188 276 -341.72 4.98 -0.02 0 S8
A2, 5 e s P
X W
< >
@ Done ‘-3 Local intranet

Obr.2 Web aplikacia a apr. prierezov n—p kolizie
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Obr. 2 zobrazuje aplikéciu, v ktorej treba nacitat’ data a zadat’ bud’ pocet segmentov,
alebo ich koncové body. Obrazok ukazuje globalnu Usekovu aproximaciu prierezov n—p
kolizie [P] a koeficienty prislusnych loké&lnych kubickych aproximacii.

Obr.3, ako Cast’ obrazku 1, schematicky ukazuje dve triedy ApproxWPage, ApproxAux
Webovej aplikécie a dve triedy WSApprox, PlotAndCoeffs Webovej sluzby. ApproxWPage
je hlavnou strankou aplikacie a WSApprox je Webova sluZzba. Pomocna stranka je nutna k

ApproxWPage ApproxAux WSApprox
------------------ ey, [ R —

Obr.3 Hlavna a pomocna stranka Webovej aplikacie a dve triedy Webovej sluzby
zobrazeniu Grafickych vystupov, ako je to popisané v [T]. Pomocna Stvorriadkova trieda

public class PlotAndCoeffs {
public byte[ ] BArraylmage; // graf sa posiela ako byte array
public string[ ] Coeffs; /I koeficienty kubickych aproximacii

zjednodusuje ziskanie z Webovej sluzby obrazku ako byte array a koeficientov
kubickych polynémov jednotlivych segmentov.

Po klepnuti na knoflik Approximation sa vykona metdda butApprox_Click, ktora nastavi
hodnoty Styroch session premennych [T] pre komunikéciu s pomocnou strankou
WSApproxAux.aspx a nacita ju do riadiacieho prvku Imagel:

/lclass ApproxWPage : System.Web.Ul.Page
protected void butApprox_Click(object sender, EventArgs e) {
string savePath;
butCoeffs.Enabled = true;
Session["RadioBut"] = RadioButtonListl.Selectedltem.Text;
Session["KValue"] = TextBox1.Text;
if (this.FileUploadl.HasFile)
{
savePath = HostingEnvironment.ApplicationPhysicalPath + FileUploadl.FileName;
FileUploadl.SaveAs(savePath); /l nazov stboru s x, y
Session["xyFileName"] = savePath;

}

if (this.FileUpload2.HasFile)

{
savePath = HostingEnvironment.ApplicationPhysicalPath + FileUpload2.FileName;
FileUpload2.SaveAs(savePath); /I nazov suboru s uzlami
Session["nodsFileName"] = savePath;

this.Imagel.ImageUrl = "WSApproxAux.aspx";// zobrazi graf z w.sluzby cez pomocnu stranku

}

Komunikaciu s aproximacnou Webovou sluzbou vykona metéda Page Load pomocnej Web
stranky:
/Iclass ApproxAux : System.Web.Ul.Page
protected void Page Load(object sender, EventArgs e) {
read XY (Session["xyFileName"].ToString());
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localhost. WSApprox ws = new localhost. WSApprox(); // inStancia webovej sluzby
localhost.PlotAndCoeffs pc; /I inStancia PloAndtCoeffs
if (Session["RadioBut"].ToString() == "K")
{

k = Int32.Parse(Session["KValue"].ToString());

pc = ws.Approximation1PointsNb(k, X, vy, w, h);

}
else
{
knots = VectorD.FileRead(Session['nodsFileName"].ToString());
pc = ws.Approximation2Knots(knots, _x, _y, w, h);
}
coeffsToFile(pc.Coeffs); // nacita to GriedView z ApproxWPage

bitmapToOutputStream(pc.BArraylmage); /I zobrazi to Imagel z ApproxWPage
}

Posledné kédoveé riadky ilustruju z implementaéného hladiska najpodstatnejSie miesta Webovej
sluzby:

[WebService(Namespace = "http://tempuri.org/™)]
[WebServiceBinding(ConformsTo = WsiProfiles.BasicProfilel 1)]
public class WSApprox : System.Web.Services.WebService {

[WebMethod]
public PlotCoeffs Approximation2Knots(double[] knots, double[] dataX, double[] datay,
intw, inth) {
iniData(dataX, dataY, w, h);
_ppl = _x.IndicesOfNear(knots);
iniSublntervals();
return plotAndCoeffs(); /I hlavna metdda aproximacie a vizualizacie
}
}
Zaver

V préaci sme sa venovali Usekovej kubickej aproximacii, pre ktori sme vytvorili Webovu
aplikaciu a Webovu sluzbu. Zatial’ sme Webov sluzbu pre aproximéciu odskusali
lokalne http://localhost/WSApprox/WSApprox.aspx ale v buducnosti ju planujeme
zverejnit’.
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Metody odhadu ROC k¥ivky
Marek Sedlacik, Jaroslav Michalek

Abstract: The receiver operating characteristic (ROC) curve plays an important role in many
branches when it is necessary to classify between two populations. In the contribution the
attention is concentrated on methods of ROC curve estimation. Three approaches are
discussed: classical estimator based on the empirical CDF, the weighted regression estimator,
the estimator based on the best unbiased CDF estimator. Then the procedures are applied to
the medical real data processing.

Key words: ROC curve, binormal model, latent random variable, estimation

1 Uvod

V tomto pfispévku se zaméefime na rizné techniky odhadu ROC kiivky (Receiver Operator
Characteristic Curve). Budeme uvazovat data spojitého typu i data kategorizovana. Vypocty a
grafické vystupy byly implementovany v prostiedi MATLAB 7.0.

2 ROC a ODC krivka

Uvazujme diagnosticky test, jehoz cilem je na zdkladé¢ méfeni na spojité Skale zatradit objekt
do jedné ze dvou disjunktnich skupin. Napiiklad do skupiny ,,zdravy* nebo do skupiny
,hemocny*. Predpokladame, Ze meéfené testové skore je ve skupin€ zdravych pacientt
ndhodnd veli¢ina X, kterd ma rozd¢leni pravdépodobnosti dané distribuc¢ni funkei F. Ve
skupiné nemocnych pacientl je méfené testové skore ndhodna veliCina Y S rozdélenim
pravdépodobnosti o distribu¢ni funkci G. Predpokladame, ze ob&é nahodné veli¢iny X a 'Y jsou
nezavislé.

ROC kiivku, kterd popisuje kvalitu testového kritéria, zavadime analyticky vztahem
ROC(t) =1-G(F *(1-t)) pro te(O,l), pokud uvedena inverzni funkce F () existuje.
Obdobné zavadime ODC kiivku (Ordinal Dominance Curve) jako ODC(t) = F(G™(t)),
te (0,1). ODC kiivka charakterizuje kvalitu testového kritéria analogicky jako ROC kiivka,
ovSem po formalni strance je jeji funkcni predpis jednodussi. Ekvivalentné mtze byt ROC a
ODC kiivka vyjadiena parametricky pomoci senzitivity a specificity testového kritéria (viz
napft. [4]).

Diagnosticky test, ktery ma dobrou rozliSovaci schopnost mezi obéma populacemi (viz [5]), je
charakteristicky tim, Ze jeho ROC kiivka zpocatku rapidné roste a potom je téméf konstantni.
Naopak u diagnostického testu s malou rozliSovaci schopnosti se jeho ROC kiivka ptiblizuje
diagondle. Zékladni vlastnosti ROC ktivek lze nalézt napt. v [2].

3 Empiricky odhad ROC kfivky

Necht X,,..., X,, je ndhodny vybér zrozdéleni o distribu¢ni funkci F. Oznaéme F_(X)
vybérovou distribuc¢ni funkci pfisluSnou ndhodnému vyb&ru X,,...,X,. Podobné pro
nahodny vybér Y,,...,Y, z rozdéleni o distribu¢ni funkci G oznac¢ime ptisluSnou vyb&rovou
distribucni funkci G, (X).

1Pfispévek byl vypracovan jako soudast feseni grantu GA CR &. 402/04/1308.
“Ptispévek byl vypracovan jako sougast feSeni grantu VZ04-FEM-K01-13-SJA.
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Kdyz v definicnim vzorci ROC kiivky nahradime distribu¢ni funkce F a G pfislusnymi
vybérovymi protéjsky F_(x) a G,(x) a misto inverzni funkce pouzijeme kvantilovou funkci

dostaneme empiricky odhad ROC kiivky

ROC(t) =1-G,(F;}(1-t)) O<t<1.
Tento odhad budeme v dal$im textu oznacovat jako "Sample ROC". Jeho vlastnosti lze nalézt
napt. v [2].

4 Binormami model
Dalsi odhady, jimiZz se budeme zabyvat, budou vychézet z predpokladu, Ze ob&é nahodné
veliciny X 1 Y maji normalni rozdéleni. Mluvime potom o binormalnim modelu.
V nékterych situacich Ize k binormalnimu modelu dospét tak, Zze predpokladame existenci
monoténni transformace H, ktera simultanné transformuje F a G na distribu¢ni funkce
normalniho rozdéleni. Tedy po transformaci H Ize bez jmy na obecnosti predpokladat, ze
plati

H(X)~ N2 a H(Y)~ N(u,0?).
V binormalnim modelu potom pracujeme s nahodnymi veli¢inami H(X) a H(Y) mistos X a Y.
V tomto modelu 1ze ROC kiivku analyticky vyjadfit a kdyz odhadneme distribu¢ni funkce F
a G jejich vybérovymi protéjsky, lze odhady parametri ¢ a o ziskat pomoci vazeného
linearniho regresnino modelu.

4.1 Odhad ODC krivky pomoci zobecnéné metody nejmenSich ¢tverca
Pro odhad parametri 4 a o lze pouzit iterativni vazenou metodu nejmensich Ctverct
(metoda GLS - generalized least squares method). Podrobnosti napft. v [2] .

4.2 Adaptabilni procedura pro odhad ROC krivky

Ptedchozi metodu lze modifikovat tak, ze se ve vypoctu zohledni rychlost ristu ROC kiivky
(metoda AGLS - adaptive generalized least squares method) — viz [2].

4.3 Odhad ROC Kkrivky zaloZeny na nejlepSim nestranném odhadu
distribu¢ni funkce

Opét vyjdeme ze vztahu ROC(t) =1—G(F *(1-t)) pro t €(0,1), kde distribu¢ni funkce F a
G nahradime jejich nejlep$im nestrannym (kolmogorovskym) odhadem. Simulacni vysledky
ukazuji (viz [3]), ze odhady ROC a ODC kiivek zalozené na nejlepSim nestranném odhadu
distribu¢ni funkce EBBUCE (z anglického Estimate Based on the Best Unbiased Cdf
Estimate) jsou pomérné kvalitni a vyniknou zejména pii malych rozsazich vybéra.
Podrobnosti viz [3].

4.4 Odhad ROC kfivky pro kategorizovana data
Pti odhadu ROC kiivek pro diskrétni nebo setfidénd data (viz [4]) se béZné pouziva
procedura, kterou navrhli Dorfman a Alf (viz [1]). Zde se zamé&fime na proceduru navrzenou
v [2], ktera predpoklada existenci diagnostické latentni ndhodné veliciny W. Odhad ROC
ktivky se opét provadi za predpokladt binormalniho modelu.

5 Programové implementace

Pro odhad ROC kiivek nékterou z vySe popsanych metod byl v syst¢tmu MATLAB vytvofen
program, ktery pii vhodné volbé parametriit pocitd pozadované typy odhadi ROC kiivek,
pfipadné také odhady parametri x a o postupem, jez odpovida zvolené metodé.
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6 Priklad

Na zéavér srovname popsané techniky odhadu ROC kfivky na realnych datech, které pochazi
z prostfedi o¢niho lékaistvi Fakultni nemocnice u svaté Anny v Brnd. Ukolem je ovéfit
klasifikacni schopnosti dostupnych prediktor pfi diagnostice zeleného zakalu (glaukomu).
Diivodem je skuteCnost, ze jen v€éasna diagnoza této nemoci a okamzité zahajeni 1€cby vedou
k zpomaleni progrese choroby, ktera je nevylécitelna. 1 z ekonomického hlediska je dulezité,
co nejlépe rozlisit zdravé a nemocné, protoze jakmile jednou zafadime osobu mezi nemocné,
zahdji se dozivotni ekonomicky nékladna Iécba.

Datovy soubor obsahuje celkem 80 pacientt, z nichZz 40 bylo zdravych a 40 nemocnych, pro
ilustraci odhadi ROC kiivek se omezime pouze na diagnostiku pravého oka (vice viz [6]).
U kazdého pacienta je k dispozici 28 spojitych prediktort. Klasifikaéni silu jednotlivych
prediktori 1ze demonstrovat pomoci ROC kiivek. Cilem bude porovnat rizné metody odhadu
na realnych datech a pro dany pevné zvoleny odhad provést srovnani vybranych prediktora.
Klasifikacni schopnosti prediktori RNFPO1 (hodnoceni vrstvy nervovych vlaken sitnice
pozorovatelem ¢.1), RNFP02 (hodnoceni vrstvy nervovych vlaken sitnice pozorovatelem ¢.2),
ATI1P (hodnota nitroo¢niho tlaku), HIPFSM (hodnota Mikelbergovy diskrimina¢ni analyzy),
CCWIP (centralni citlivost zorného pole bilé perimetriec) a MSWI1P (primérné citlivost
zorného pole bilé perimetrie) provedeme pomoci odhadnuté ROC kiivky metodou GLS (vice
viz [6]). Vysledky jsou na obr. 1.

ROC curve
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Obrazek 1: ROC kiivky pro jednotlivé proménné spoctené metodou GLS (viz odstavec 3.3)

Z tvaru ROC kiivek l1ze usoudit, Ze pro detekci glaukomu Ize vyuzit klasifikacnich schopnosti
predevsim proménnych RNFPO1, RNFP02, ATIP a CCWI1P. Naopak klasifikace pacientt
pomoci proménnych HIPFSM a MSWIP vykazuje velky podil chybné klasifikovanych
pacienttl.
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Abychom demonstrovali vlastnosti popsanych odhadu v kapitole 3, provedeme odhad ROC
kiivky u proménné¢ CCWI1P. Vysledky jsou na obr. 2 a celkem vystizné charakterizuji
vlastnosti jednotlivych typt odhadu ( viz. [3])).

ROC curve
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Obrazek 2: Odhad ROC ktivky pro proménnou CCW 1P rliznymi technikami (viz kapitola 3)
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Ako postupovat’ pri faktorovej analyze v SAS Enterprise Guide
Iveta Stankovicova

Abstract: The purpose of common factor analysis is to explain the correlations or
covariances among a set of variables in terms of a limited number of unobservable, latent
variables. The latent variables are not generally computable as linear combinations of the
original variables. In common factor analysis, it is assumed that the variables are linearly
related if not for uncorrelated random error or unique variation in each variable; both the
linear relations and the amount of unique variation can be estimated.
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1. Uvod

Faktorova analyza (FA = Factor Analysis) je metdda vhodna na zjednoduSenie
Statistickych analyz. Zakladnym cielom FA je posudit’ Struktiru vzt'ahov medzi sledovanymi
premennymi a zistit, ¢i je ich mozné rozdelit’ do skupin, v ktorych by ich vzajomné korelacie
boli vyznamné a medzi tymito skupinami by zase neboli vyznamné. Ciel'om je vytvorit nové
premenné (tzv. faktory), ktoré si v praxi priamo nemeratelné aumoziuju pochopit
analyzovane data a pripadne je ich mozné pouzit’ v d’alSich analyzach.

Faktorov4 analyza vznikla v psycholdgii (Ch. Spearman, 1904), kde sa aj dlho vyhradne
pouZivala aaj dnes sa Casto pouziva. O jej d’al$i rozvoj a zdokonalenie sa zasluZili vedci
z oblasti spolo¢enskovednych disciplin (L. L. Thurstone, R. B. Cattel, C. Burt, G. Thomson a
ini) a Statistici (D. N. Lawley, M. S. Bartlett, C. R. Rao a d’alsi). V poslednych 40-tich rokoch
prenikla aj do inych vednych odborov.

Faktorova analyza je vSak Statistikmi Casto kritizovana pre jej nejednoznacné riesenie,
pre subjektivitu v niektorych jej cieloch a krokoch, hmlisti interpretaciu a pribliznost
vysledkov. Povaha FA je skor heuristickd a prieskumna (explorativna) ako overovacia
(konfirmativna). Jej pouZitie vyZaduje reSpektovanie predpokladov a podmienok tejto
metody, skusenosti s jej pouZitim a hlavne tiez znalosti predmetu aplika¢nej oblasti. Mnohi jej
privrzenci sucasne varujii pred rutinnym pouZitim FA vo vyskume a pred ,klamanim*
pomocou FA.

Termin spolocny faktor (common factor) sa vo FA pouziva na oznaCenie
nepozorovatel'nej, hypotetickej premennej, ktora prispieva k vysvetleniu najmenej dvoch
povodnych premennych. Specificky faktor (unique factor) je zase nepozorovatelnd,
hypoteticka premenna, ktora prispieva k vysvetleniu len jednej pévodnej premennej. Model
FA predpokladé len jeden Specificky faktor pre kazdd pévodnu premennd.

Pozname dva druhy faktorovej analyzy:

1. prieskumnu (exploratory) a

2. potvrdzujucu (confirmatory) faktorovu analyzu.

Ak vyskumnik nema alebo ma len malo znalosti o faktorovej Struktdre premennych, tak
pouZije na jej odhalenie prieskumnu FA. Na druhej strane, ak vyskumnik predpoklada, ze
faktorova Struktlra je znama, respektive ma nejak( hypotézu apriori, tak na jej overenie
pouZije potvrdzujucu FA. V tomto prispevku sa budeme d’alej zaoberat’ len prieskumnou FA.
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2. VSeobecna schéma aplikovania faktorove analyzy

Pri aplikovani faktorovej analyzy sa odporuca dodrzat’ nasledovné kroky:

1. krok: Vyber premennych

V uvode je velmi délezity vyber premennych (indikatorov) do FA, ktory sa robi na
zaklade vecnej analyzy problému. Po vybere premennych (indikatorov) je treba zvazit aj
vel'kost’ vzorky. Pri poc¢te p zvolenych premennych do FA je potrebné mat’ dostatocny pocet
Statistickych jednotiek n (pozorovani). Neexistuje presné pravidlo pre uréenie rozsahu vzorky.
Moézeme pouzit’ len niektoré z empirickych pravidiel, napr. Ze rozsah vzorky n by mal spinat’
Kritérium n>10p.

2. krok: Odhad korelacnej matice a posudenie vhodnosti dat pre faktorovu analyzu

Po vybere premennych je potrebné vypocitat’ ich vyberovi kovarian¢nu, resp. korelacn
maticu (¢o je v praxi beznej$i pripad, lebo zvyCajne su premenné vyjadrené v rdznych
mernych jednotkach).

Z hladiska FA by mali byt vybrané premenné zavislé, lebo len vtedy je mozné
predpokladat’ existenciu spolocnych faktorov — latentnych premennych a nasledne redukovat’
dimenziu udajov. K tomuto t¢elu nam poslazi analyza korelacnej matice.

Bartlettov test sféri¢nosti® testuje nulovii hypotézu, Ze korelaénd matica sa rovna
jednotkovej matici, Cize ze vSetky koeficienty koreldcie mimo hlavnej diagonaly st rovné 0.
Tento test vyZaduje, aby nadhodny vektor indikatorov X mal viacrozmerné normalne
rozdelenie. Data povazujeme vhodné na FA, ak zamietneme nulovl hypotézu. Bartlettov test
ma viacero podob. Tento test SAS EG neposkytuje.

St aj iné moznosti, ako posudit’ vhodnost’ vyberovych dat na FA. Obl'ibena je Statistika
KMO (Kaiser — Meyer — OIlkin), ktor4 je zaloZena na porovnani koeficientov korelécie
s parcialnymi koeficientmi korel&cie:
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kde rj; je parovy koeficient korelacie medzi X; a Xj arpac,j koeficient korelacie. Velké
rozdiely medzi odpovedajicimi si parovymi a parcidlnymi koeficientmi korelacie signalizuju
silné zavislosti v skupine premennych.

KMO statistika sa pocita ako celkova miera adekvatnosti (vhodnosti) vyberovych dat
pre FA (MSA - Kaiser's measure of sampling adequacy overall) a aj ako ¢iastkova miera
adekvatnosti pre jednotlivé indikatory. Je to miera homogenity premennych. Hodnoty KMO
miery sa netestuju, ale pouziva sa nasledovna tabul’ka (7abulka 1) odporuceni podl'a Kaisera
a Ricea (1974)%

Ako mézeme vidiet’ z tabul’ky 1, odporucaju sa vyssie hodnoty KMO miery pre vzorku
dat ako 0,5. Dobr¢ je, ked KMO miera je vyssia ako 0,8. Miera okolo 0,6 je eSte v tolerancii.
Ak je KMO miera niZ$ia ako 0,5, tak m6Zzeme zvysit’ jej hodnotu, ak nepouzijeme vo FA takl
premennd, ktora ma nizku individualnu hodnotu KMO miery. Hodnoty KMO miery SAS EG
Vo vystupe procediry FACTOR poskytuje.

! Testovacie kritérium pre Bartlettov test je uvedené napr. v knihe Hebak P. a kolektiv: VVicerozmerné statistické
metody (2). Informatorium. Praha 2005. 9. kapitola.

2 Tabul’ka odporuceni je prebrata z knihy Subhash Sharma: Applied Multivariate Techniques. New York, John
Wiley & Sons, Inc., 1996.
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Tabulka 1: Hodnoty KMO miery pre adekvatnost vyberovych dat na FA

Hodnota KM O &atistiky Odp\(/);g;ﬂ:\;;ghrggtdrf_:]l;v;;nost
>0,9 vynikajlce
<0,8; 0,9) chvéalyhodné
<0,7; 0,8) stredne uzito¢né
<0,6; 0,7) priemerné
<0,5; 0,6) slabé
<0,5 nedostatoéné

3. krok: Odhad parametrov faktorového modelu
Po tom ¢o sme posudili vhodnost” dat pre FA, treba sa rozhodnut, ktora z metdd

odhadovania parametrov (faktorovych vah) FA modelu zvolime. Na odhad parametrov FA
modelu bolo vyvinutych mnoho postupov, resp. metdd extrakcie faktorov. Velka cast
vyvinutych metéd ma len historicky vyznam a dnes sa uZ nepouZiva. V systéme SAS EG
procedura FACTOR ponuka 7 metod na odhad parametrov faktoroveho modelu:

1.
2.

No gk ow

metdda hlavnych komponentov (PCA — Principal component analysis),

iteratna metdda hlavnych faktorov, ktora predstavuje modifikdciu metody PCA
a oznacuje sa skratkou PAF (Iterated principal factor analysis),

metdda maximalnej vierohodnosti (ML — Maximumt-likelihood factor analysis),
Harrisova komponentna analyza (Harris component analysis),

Image covariance matrix,

Alpha factor analysis,

Unweighted least squares factor analysis.

Neda sa jednozna¢ne povedat’, ktora metdda je najlepsSia. Medzi najoblibenejSie patri
metdda hlavnych faktorov PAF. Metdda maximéalnej vierohodnosti ma oproti ostatnym
metddam vyhody v tom, Ze je nezavisla na pouzitych mernych jednotkach a poskytuje urcité
Kritéria pre odhad vhodného poctu spolo¢nych faktorov.

Existuje cely rad objektivnych a subjektivnych rad a mozZnosti ako aspon priblizne ur€it
pocet spolo¢nych faktorov Q:

1.

2.

Zacat FA metodou PCA a urcit’ pociatocny pocet faktorov, ktory je len orientacny, ale
niekde treba zacat’.

Odhadom poctu spolo¢nych faktorov modze byt pocet vlastnych cisiel redukovanej
korela¢nej matice védcsich ako jedna.

Niekedy apridrne vieme zinych analyz alebo z teoretickej analyzy problematiky,
kolko spolo¢nych faktorov je potrebnych na charakterizovanie vztahov medzi
indikatormi.

Spolo¢né faktory by mali vysvetlit ¢o najviac celkového rozptylu. V exaktnych
vedach by to malo byt 90-95% a v spolocenskych vedach viac ako 60-70%.

Spolo¢né faktory by mali reprezentovat’ viac ako 90% celkovej komunality, ktora je
dana suc¢tom komunalit vSetkych p vstupnych premennych (indikatorov).

Mozeme pouzit’ graf ,,scree plot®, ktory zobrazuje pocet faktorov na osi x a na osi y
percento vysvetlenej variability, t.j. hodnoty vlastnych cisiel redukovanej
kovariancnej, resp. korelacnej matice. Za optimalny pocet faktorov je treba povazovat’
hodnotu na x-ovej osi pred bodom zlomu na krivke vlastnych &isiel.

Do kone¢ného rieSenia sa nemajt zahriiovat’ tzv. trivialne faktory. Trividlne faktory su
take, ktoré vyznamne koreluju len s jednym indikatorom. LepSie je takyto indikator
z FA vylucit' a zacat’ znovu. To neznamend, Ze dand premenna je nepodstatnd, ale
nehodi sa do faktorovej analyzy a moze byt uvazovana samostatne.

Metdda maximalnej vierohodnosti poskytuje objektivnejSie kritéria pre hodnotenie poctu
faktorov. Jednou z moznosti je test poctu faktorov vierohodnostnym pomerom, ktory
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vyzaduje predpoklad viacrozmerného normalneho rozdelenia indikatorov a dostato¢ne vel’ky
rozsah vzorky n.

4. krok: Rotacia a interpretacia

V tretom kroku FA ziskame len pociato¢ny odhad matice faktorovych vah. Odporuaca sa
pouzit’ viacero technik rotacie a vysledky porovnat’ a posudit’ z hl'adiska interpretovatelnosti
faktorov. Treba zistit, ¢i vysledok rotacie je logicky, ¢i podporuje tedriu alebo empirické
zistenia z danej vecnej problematiky.

Ortogonélna transformécia faktorov (tzv. rotacia faktorov) je vypoctova operécia,
ktorou sa z matice faktorovych vah ziskava nova matica. Pojem rotéacie sa do FA preniesol
z geometrickeho zobrazenia transformécie faktorovych véah. Ortogonélna transforméacia je
geometricky pevna (rigidna) rotacia q sdradnicovych osi v p-rozmernom priestore.

Tedria FA aStatistické programy poskytuju cely rad metdd transforméacie (rotéacie)
faktorov. Je potrebné sa rozhodnut, ¢i pouZijeme ortogonalnu (pravouhld, kolmu) rotéciu
alebo kosouhltu (Sikmu) rotaciu. Ortogonalna rotacia vedie krieSeniu s nekorelovanymi
(nezéavislymi) faktormi. Prvky matice faktorovych vah je mozné interpretovat’ ako regresné
koeficienty zavislosti indikatorov na faktoroch a tiez ako korela¢né koeficienty medzi nimi.
Kosouhla rotacia vedie ku ziskaniu zavislych faktorov, ¢ize naviac eSte poskytuje korelacnt
maticu medzi faktormi. Kosouhlu rotaciu niektori autori odmietaju, kym ini autori ju vitaju.
Tvrdia, Ze pre prax st realnejsie korelované (zavislé) spolo¢né faktory.

5. krok: Odhad faktorovych skére a aplikécia vysledkov faktorove) analyzy

Ak je to potrebné, tak odhadneme faktorové skore, tzn. hodnoty spolo¢nych faktorov
pre jednotlivé Statistické jednotky. Hodnoty FA skoére sa daju dalej pouzit' v inych
Statistickych analyzach, napr. vregresnych modeloch ako mensi pocet nezavislych
premennych oproti pdvodnému poctu, v zhlukovej analyze ako vstupné premenné, ktoré sd
nekorelované (len po pouZiti ortogonalnej rotacie), v diskrimina¢nej analyze a pod.

3. Priklad

Postupnost’ krokov pri faktorovej analyze budeme demonstrovat’ na demografickych
Udajoch za 79 okresov Slovenska. K dispozicii mdme nasledované priemerné demograficke
ukazovatele za obdobie rokov 2001 az 2005:

Tabulka 2: Zozmam vstupnych premennych

Premenna Popis

cislo okresu Cislo okresu

okres nazov okresu

us_m uhrnna sobasnost’ muzi

sr_m Standardizovand rozvodovost’ muzi
us uhrnna sobasnost’ zeny

sr Standardizovand rozvodovost’ Zeny
up uhrnna plodnost’

prvs_m priemerny vek pri prvom sobasi muZi
prvr_m priemerny vek rozvode muzi

prvs priemerny vek pri prvom sobasi
prvr priemerny vek rozvode

prvp priemerny vek pri prvom porode

Na zéklade analyzy korela¢nej matice pre 10 indikatorov a ich KMO miery (Kaiser's
Measure of Sampling Adequacy: Overall MSA = 0.76341472) sme usudili, Ze data st vhodné
na faktorovu analyzu. Na odhad parametrov faktoroveho modelu sme najskor pouZzili metddu
hlavnych komponentov a ziskali sme 2 faktory, ktoré mézeme pokladat’ za Statisticky
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vyznamné (pouZili sme Kaiserovo pravidlo o vlastnych ¢islach vicsich ako 1, vid’ Tabulka 3).
Tieto dva odhadnuté latentné faktory vysvetluju az 83,12% celkovej variability dat. Na
zlepSenie ich interpretacie sme pouZili ortogonalnu transformaciu (rotaciu) varimax. Po rotacii
sme ziskali az 4 vyznamné faktory, ktoré vysvetluju az 92,26% variability (Tabulka 4).
Moézeme konstatovat’, ze prvy faktor je pozitivne skorelovany so soba$nost'ou muzov a Zien,
plodnostou a zdporne srozvodovostou muzov a Zien. Druhy faktor je vysoko pozitivne
skorelovany hlavne s priemernym vekom rozvodov muzov a Zien. Treti faktor je korelovany s
ostatnymi priemernymi vekmi a Stvrty faktor len s rozvodovost'ou muzov a Zien (Tabulka 5).

Tabulka 3: Viastné Cisla (Cast, PCA metdda) Tabulka 5: Faktorové vahy (po rotacii varimax)
Eigenvalues of the Correlation Matrix: Total Rotated Factor Pattern
=10 Average=1 Factor1 | Factor2 | Factor3 | Factor4
Eigenvalue | Difference | Proportion | Cumulative us m 0.990 -0.079| -0.066 -0.089
1 6.330 4.349 0.633 0.633 us 0.874 -0.254 -0.134 -0.178
2 1.982 1.232 0.198 0.831 s_m -0.586 0.329 0.155 0.714
3 0.749 0.280 0.075 0.906 s -0.610 0.251 0.093 0.735
4 0.470 0.189 0.047 0.953 up 0.658 -0.215| -0.265 -0.192
. . . , .. rvs m -0.275 0.472 0.751 0.166
Tabulka 4: Vysvetlend variabilita faktormi po rotécii pprvs 0177 0547 0785 0143
Variance Explained by Each Factor prvr_m '8122 88:2 8;2? 8(1)52
Factor 1 Factor2 Factor3 Factor4 prvr '0'203 0456 0.846 0'051
3.0887 2.8278 2.1083 1.2006 prvp = ' ' '
4. Zaver

FA je podobna metdde analyzy hlavnych komponentov (PCA), pretoze tiez je urcena na
vytvéranie novych premennych a na zniZenie dimenzie dat s ¢o najmensou stratou informacie.
Do urcitej] miery je mozné FA povazovat za rozSirenie PCA. Na rozdiel od PCA vSak
vychddza zo snahy vysvetlit' zavislosti medzi pévodnymi premennymi. Medzi nedostatky
PCA patri, ze je zavislda na mernych jednotkdch premennych, neposkytuje jednoznacné
kritérium pre rozhodnutie ¢i zvoleny pocet HK vysvetl'uje dostatocné percento celkovej
variability a nezaobera sa chybovym rozptylom premennych. Pristup FA ¢iasto¢ne odstranuje
tieto nedostatky PCA, ale ma vSak in¢ slabé miesta. FA ma vela subjektivnych aspektov a
nejednoznacnost’ odhadov faktorovych parametrov. Prednostou FA je jej vdcSia obecnost
a uspornost’, iked niektoré odhady vyzaduju splnenie asponi priblizného viacrozmerného
normalneho rozdelenia. Dolezité je aj urcenie poctu spolo¢nych faktorov pred vykonanim FA,
ktoré musi vychadzat’ z hypotéz vyskumnika v predmetnej aplika¢nej oblasti.

5. Literattra

HEBAK, PETR A KOLEKTIV: Vicerozmerné statistické metody (2). Informatorium. Praha 2005.

STANKOVICOVA, IVETA: Viacrozmernd analyza rentability poistovni SR pomocou Enterprise Guide, In: 10.
medzinarodny seminar Vypoctova Statistika. Bratislava: SSDS 2001. ISBN 80-88946-14-X

SHARMA, SUBHASH: Applied Multivariate Techniques. New York, John Wiley & Sons, Inc., 1996.

VOITKOVA, MARIA: Viackriteridlne hodnotenie podnikov priemyslu Slovenskej republiky, Ekonomické
rozhlady. Ro¢. 2003, €. 3, s. 320-331, ISSN 0323-262X

Zdroj déat: Vyskumné demografické centrum, INFOSTAT Bratislava

Adresa autora:

Ing. Iveta Stankovicova, PhD.

Katedra informa¢nych systémov, Fakulta managementu UK v Bratislave
Odbojéarov 10, 820 05 Bratislava

iveta.stankovicova@fm.uniba.sk



mailto:iveta.stankovicova@fm.uniba.sk�

140

Fuzzy c zhlukova analyza pomocou softvéru M athematica
Fuzzy c cluster analysis using softvare Mathematica

Beata Stehlikova

Abstrakt. Cielom prispevku je prezentovat pouzitie softvéru Mathematica
pre vypocet fuzzy zhlukovej analyzy.
Kruacové slova: fuzzy c zhlukova analyza, Mathematica

Abstract. The aim of the paper isto presentat calculation of the fuzzy cluster
analysis using software Mathematica.
Key words: fuzzy cluster analysis, Mathematica

Uvod

Pojem podobnosti je jednym z najdolezitejSich pojmov teérie fuzzy mnozin. Dva objekty
si rovnaké, ak su vzajomne zameniteI'né. Vzajomna zamenitel'nost’ znamena, ze kazdy z tychto
objektov obsahuje UpIna informéciu o druhom objekte, ktord je v danej situdcii déleZita.
Vzajomna zamenitelnost’ objektov je zhoda znakov, kritérii délezitych v danej situacii.
Podobnost’ objektov znamena ich Ciastocnu vzajomni zamenitel'nost’, t.j. moznost’ vzajomnej
zameny objektov s uréitou stratou informacie, ktorej velkost’ je v danej situacii pripustna.
Kazdy prvok z mnoziny podobnych objektov nesie v sebe urciti informaciu o jemu podobnych
objektoch. Nie je to v8ak Uplna informacia, ako v pripade rovnakych prvkov. Na druhej strane
vSak nie je tu iba jedind moznost: Gplna informacia alebo ziadna informacia. Su tu r6zne urovne
informacie, ktor( jeden objekt obsahuje o inom podobnom objekte. Ak je pre mnozinu objektov
zadana len podobnost’, potom tito mnozinu nevieme rozlozit' do presne urcenych tried tak, aby
objekty vnutri jednej triedy boli podobné, ale aby objekty roznych tried podobné neboli. Vieme
dosiahnut’ len to, aby objekty vnutri jednej triedy boli viac podobné, ako je ich podobnost’ s
objektmi inych tried. Pojem vzajomnej podobnosti objektov a kvantitativne vyjadrenie tejto
podobnosti je kl'i€ovym problémom zhlukovej analyzy (Lukasova, Sarmanova, 1985). Popri
metédach klasickej zhlukovej analyzy existuje fuzzy zhlukova analyza (Klir, Yuan, 1995).

Material a metédy

Nech Z = {#, z, ..., z,} je n objektov, z ktorych kazdy je charakterizovany p znakmi, t.j.
z = (Zu, Z2, - Zp), i = 1, 2, ..., n. Ulohou fuzzy zhlukovania je njst’ fuzzy c rozklad ¢ a stredy
rozkladov, ktoré by ¢o najlepSie charakterizovali Struktiru tdajov.

Fuzzy c rozklad objektov je systém fuzzy podmnozZin g = {Pi, P,, ..., P}, pre ktory
plati

c
> R (zk) =1 pre vSetky x, k=1, 2, ..., n,
i=1
kde Pi(z) je hodnota funkcie prislusnosti P; (i =1, 2, ..., ¢) objektu z. (k=1, 2, ..., n). S fuzzy ¢
rozkladom g koreSponduje c stredov ty, t,, ..., t. zhlukov

SR (20

tj = k—n =12, .
2[R (z)]™
k=1
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kde m> 1 je realne &islo. Stred t; (i = 1, 2, ..., C) je vazeny priemer (dajov v P;. Vaha objektu
charakterizovaného z je jeho stupeni prislusnosti do podmnoziny P;. Pre m blizke 1 fuzzy ¢
priemery konverguju ku Klasickej zhlukovej analyze ¢ priemerov. Rozklad je tym viac fuzzy,
¢im je hodnota mvécsia. Pre m — oo stredy zhlukov t sa stacaju v smere centroidu udajov.

Softvér Mathematica balik Fuzzy Logic obsahuje procediru na vypocet fuzzy ¢ zhlukovej
analyzy. Pomocou prikazu

FCMC1luster [Udaje, InitializelU[Udaje, pociatocny pocet zhlukovr],
koeficient fuzzyCnosti, epsilon]

kde Udaje je ndzov suboru s Udajmi, pociatocny pocet zhlukov je celo¢iselna hodnota udavajuca
predpokladany poget zhlukov, ktory je z intervalu (2, n), kde n je rozsah stboru, koeficient

fuzzycnosti je hodnota obvykle zintervalu <1,5; 2,5> udavajdca hodnotu, nakolko je

zhlukovanie fuzzy. V literature sa doporucuje hodnota 2. Hodnota epsilon urcuje iteracnu
presnost’. Prikaz
InitializeU[Udaje, po¢iato¢ny pocet zhlukov]
udava pociatocné delenie udajov do zhlukov. Prikaz
ShowCenters
umoziiuje znazornit’ stredy zhlukov v pripade dvoch zhlukov. Pomocou prikazu
ShowCenter Progression
znazornime iterany proces vypoctu stredov zhlukov v pripade dvoch zhlukov. V pripade troch
zhlukov mdzeme vyuzit’ 3D grafiku softvéru Mathematica. V pripade viac ako troch zhlukov sa
musime uspokojit’ s vyjadrenim vysledkov v numerickej forme.

Vydedky a diskusia

PouZitie softvéru si ukdZeme na priklade. Na zéklade dvoch znakov Znakl a Znak2 mame
rozdelit’ objekty, na ktorych boli znaky merané pomocou fuzzy ¢ zhlukovej analyzy do dvoch

zhlukov s itera¢nou presnostou 0,01. Namerané hodnoty st nasledovné.
Udaje2 = {{1, 2}, {1, 2.5}, {2, 2}, {2, 2.5}, {7, &)}, {1.2, 8.1}, (7.9, 8.3)})

Zhlukovanie vykondme pomocou prikazu
Vysledok = FCHCluster [Udaje2, InitializeU[Udaje2, 2], 2, 0.01]

Vystup je nasledovny.

0. 474587

0.303759 Hodnoty epsilon v jednotlivych iteraciach
0.123156

0.00155406

{{{1.50073, 2.25017}, {7.36488, 8.13267}1, | ~tredy zhlukov

{{0.996005, 0.995683, 0.995326, 0.994876, 0.00237557, 0.000423374, 0.00403722),
{0.00399541, 0.00431697, 0.00467439, 0.00512364, 0.997624, 0.999577, 0.9959631),
{{{3.24436, 3.91813}, {4.0092, 4.77012}}, {{2.6923, 3.42443}, {5.78026, 6.56078}},
{{1.57715, 2.31086}, {7.2907, 8.0702}}, {{1.50079, 2.25017}, {7.36488, 8.13267}1}}

Hodnoty funkcie prisluinosti ohjektov do zhlukov Suradnice stredov v jednotlivych iteraciach

Je trochu neprehl'adny, bez oznacenia obsahu jednotlivych Casti. Znalost’ ¢lenenia vystupu
vSak pomdze vkombindcii s dalsimi prikazmi softvéru Mathematica dosiahnut
zrozumitelnej$iu formu vystupu. Pomocou prikazu

{{1.363073576466693" , §.132739373646299° },
{1.5004547857579358° , 2.2500908724681237 }} /S MatrixForm
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dostaneme vystup v tvare matice
(?.35503 3.132?4]
1.50045 2.25009

t.j. stredy zhlukov st
[ 7.36508, 8.13274 ] a [ 1.50045 ,2.25009 |

Pomocou prikazov
<= Linearflgebra MatrixManipulation®

I'ranspose [

{{0.003992043467316385" , 0.004312731218203898" , 0.004678559189160899" ,
0.005129571820648681" , 0.9976220262501132°, 0.9995756051046009" ,
0.9959660785037079° )},

{0.9960095653268362" , 0.99568726878617961° , 0.995321440510839 ",
0.9948704281793515" , 00023779713 749886789,
0.000424394589539904346° , 0.0040339214962920086° 317 /F

MatrixForm

dostaneme vystup, ktory obsahuje prehl'adne hodnoty funkcii prislusnosti objektov do

jednotlivych zhlukov
0.00399043  0.99501

0.00431273 0.995657
0.00467556 0.9953:21
0.00512957 0.99457
0.99%7622 0.00237797
0.992576 0.000424395
0.995966 0.0040353392

Hodnota funkcie prislusnosti prvého objektu do prvého zhluku je 0,00399043 a do druhého
zhluku 0,99601. Znamena to, Ze prvy objekt patri do druhého zhluku. Rovnako do neho patri
druhy, treti a Stvrty objekt. Do prvého zhluku patria zvy3né tri objekty. V pripade, Ze funkcia
prislusnosti do Ziadneho zhluku nie je vysSia ako 0,80, hovorime, Ze objekt je nevyhraneny, ale
inklinuje do zhluku, pre ktory je funkcia prislusnosti maximalna. Rovnakym spdsobom méZeme
vypisat’ suradnice stredov zhlukov v jednotlivych iteraciach.

Aplikécia nasledovnych prikazov ndm v pripade dvoch zhlukov umozni grafické
znazornenie stredov zhlukov ako aj iteraény proces ich vypoctu.
body = ListPlot [Udaje?, Axes — True, PlotStyle — [PointSize[0.02], Hue[0]}]

Graf? = ShowCenters[body, Vysledok]
ShowCenterProgression[ hody , Yy=sledok]

af o "

]
» . . . . . . . .
2 a 5 & 7 & - *

z 4 B 5

Obrazok 1 Objekty a stredy zhlukov Obrazok 2 Iteracia uréenia stredov zhlukov

P @
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V mnohych pripadoch st vysledky fuzzy zhlukovej analyzy vzhladom na existenciu
nevyhranenych objektov bliZSie k realite. Podmienkou S$irSieho vyuZivania fuzzy zhlukovej
analyzy nematematikmi je dostupnost’ vhodného softvéru, akym Mathematica je. Prezentovany
prispevok poméze spravne ¢itat’ ziskané vysledky a vyuzit' ich v plnej miere.
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Simulacia ndhodného vyvoja ceny akcie pomocou programov
SPSSaMS® Excel*

Vladimir Uradni¢ek

Abstract:

Any variable whose value changes over time in an uncertain way is said to follow a stochastic
process. Particular type of stochastic process is a Markov process. Stock prices are usually
assumed to follow a Markov process. In the contribution, we have developed a plausible
Markov stochastic process for the behavior of a stock price over time. The process is widely
used in the valuation of derivatives. It is know as geometric Brownian motion. Under this
process, the proportional rate of return to the holder of the stock in any small interval of time
is normally distributed and the returns in any two different small intervals of time are
independent. This contribution is comparing different scenarios of MSFT share price forecast
for next one year. Every scenario was formed as a Monte Carlo simulation — one triple of the
simulations was created employing SPSS software and the second one employing MS®Excel.

Key words:
Stochastic process, Markov process, Brownian motion, Wiener process, It process, stock
prices, geometric Brownian motion, Monte Carlo simulation

1. Uvod

Pri skiimani vyvoja hodnoty opénych derivatov je dolezité skimat’ a modelovat’ aj o¢akdvany
vyvoj ceny podkladového finanéného aktiva. Pre finanéné podkladové aktiva je
charakteristicky nahodny vyvoj v c¢ase, pricom tento priebeh byva oznaCovany ako
stochasticky proces. Ciel'om predkladaného prispevku je ilustrovat’ na priklade akcie firmy
Microsoft Corp.(MSFT) simulaciu nahodného vyvoja ceny akcie na obdobie jedného roku.
Simulécia bola uskuto¢nend metédou Monte Carlo pre tri rézne scendre variantne so
softvérovymi produktami SPSS a MS®Excel.

2. Teoretické vychodiska
Existuje niekol'’ko formulacii hypotézy o ndhodnom pohybe ceny podkladovych aktiv, avSak
vSetky maju spolo¢né nasledovné dva predpoklady:

O sucasna cena akcie plne a vylu¢ne odzrkadl'uje vSetky minulé udalosti, t.j. nezahfiia uz

ziadne d’alSie informacie;

o trhy odpovedaju okamzite na kazdu d’al$iu informaciu o podkladovom aktive.
Z uvedeného vyplyva, Ze modelovanie cien podkladovych aktiv je v skutoénosti
modelovanim vplyvov novych informacii, ovplyviiujucich ich cenu. Za platnosti dvoch
horeuvedenych predpokladov tvoria nepredpovedané zmeny v cene podkladového aktiva tzv.
Markovov proces. Markovov proces je taky stochasticky proces? , pre ktory plati, Ze ak je
dana hodnota X(s), tak budice hodnoty X(t) pre t > smozu zavisiet’ iba na X(S), nie vSak na
predoslych hodnotach X(u) pre u < s. PoZiadavka Markovovského charakteru stochastického

! Tento prispevok bol spracovany v ramci riedenia grantovej ulohy VEGA 1/2594/05 ,,Analyza vybranych
otazok finan¢ného a bankového trhu po vstupe SR do EU“.

? Sochasticky proces je t-parametricky systém nahodnych premennych {X(t),t € I}, kde I je interval alebo
diskrétna mnoZina indexov.
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vyvoja cien akcii je v stulade so slabou formou trhovej efektivnosti, nakol’ko jedine sti¢asné
hodnoty cien akcii by mali sl0Zit’ na vytvaranie budtcich hodnot.

Takyto proces mozeme popisat’ diskrétne s aplikdciami pri simulaciach alebo spojite
s vyuzitim najmé pri analytickom rieSeni.

V roku 1827 objavil 3kétsky botanik Brown® pri skiimani pelovych zriek pod svetelnym
mikroskopom, Ze malinké Castice pel'ovych zrniek sa pohybuju v rastlinnej $tave zdanlivo
plne nekontrolovatelnym pohybom vo vsetkych smeroch. Neskor bol tento pohyb oznaceny
ako Brownov pohyb. Jeho fyzikalnu podstatu vysvetlili v rokoch 1905 — 1906 Albert Einstein
a Marian von Smoluchowski. Exaktni matematick( formuléciu poskytol az v roku 1923
Wiener.* Nezavisle od uvedenych fyzikéalnych interpretacii rozvinul uz v roku 1900 Bachelier
v svojej préci Théorie de la spéculation viaceré aspekty Wienerovho procesu vo vztahu
k finan¢nym trhom.

Na matematicky popis pohybu pelovych zrniek mozno vyuzit' stochasticky proces Wi(w) ,
ktory mozno chépat’ ako polohu pel'ového zrnka @ Vv Case t. Pre jednoduchost’ sa obmedzime
na jednorozmerny Brownov pohyb, tj. Wi(@) bude nadobudat’ hodnoty len v R. Cely postup
vSak mozeme I'ahko zov§eobecnit’ na n-rozmerny Brownov pohyb.
Brownov pohyb je stochasticky proces s nasledujucimi vlastnost'ami:

() s pravdepodobnostou 1 su trajektorie Wi(w) spojité a plati Wp = O;

(i) nahodna premenna W; ma nor malne rozdelenie N(0O,t);

(iii)  Wis—Wsmd N(0,t) rozdelenie. Dalej plati, Ze Wy mé nezavisé prirastky, t.j. W,

Wi — Wi, ..., Wik — Wik1 SU nezavislé prevéetkyO ikt < ... <t

Brownov pohyb (proces) sparametrami: strednou hodnotou x = O adisperziou o = 1
nazyvame Wienerov proces.

Z predoslého  vSeobecneho  definovania Brownovho procesu vyplyva, Ze ak
{w (@),t=0}={w(t),t =0} je Wienerov proces, tak pre jeho 3tatistické parametre strednej
hodnoty a disperzie plati:

E[w(t)]=0 a D[w(t)]=t. (1)

Okrem toho sa da ukéazat, ze pre distribu¢ni funkciu rozdelenia pravdepodobnosti
Wienerovho procesu plati:

P(w(t) < X) = e 2ge . )

1 J-x
N2rt 7
Na zéklade definicie Wienerovho procesu su jeho prirastky dw(t) navzajom nekorelované
a pre ich z&kladné charakteristiky plati:

E[dw(t)]=0 a D[dw(t)]=dt. (3)
Prirastky dw mézeme teda zapisat’ v tvare
dw= Z/dt, (4)

kde Z je ndhodné premenna s N(O,1) rozdelenim.

® Robert Brown sa narodil 21.12.1773 v Montrose (Skétsko) a zomrel 10. 6. 1858 v Londyne.

* Norbert Wiener sa narodil v roku 1894 ako syn excentrického harvardského docenta pre slovanské jazyky Leo
Wienera v Columbii (Missouri). Norbert Wiener je oznaovany za jedného zo zakladatelov nového vedného
odboru -kybernetiky. Zomrel v roku 1964.
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Ak uvaZujeme vyvoj ceny Vv ¢ase za nickol’ko intervalov, potom

7
> 7, Ndt =Z;-Z,. (5)
t=1

Pre zakladné charakteristiky potom plati:

E[2]=0 a D[Z]=T. (6)

Jednym zo vSeobecnych typov stochastickych procesov, ktory zahfiia ako zvlaStne pripady
Wienerove a Brownove procesy, je Itdov proces, ktory je pre premennu x definovany
nasledovne:

dx=a(xt)-dt+b(xt)-dw , (7)

kde a(.) je prirastok a b(.) je smerodajna odchylka zmeny premennej.

Velké uplatnenie vo financnom modelovani ma tzv. Brownov geometricky proces, u ktorého
sa cena vyvija exponencidlnym trendom. Je ur€eny ako:

dX=u-x-dt+o-x-dw . (8)
Vztah (8) mézeme zapisat’ aj ako

%:,wdﬁa-dw : 9)

X

u udava priemerny vynos (spravidla za obdobie jedného roku) a o= smerodajna odchylka za
rok.

Pri analytickom ocefiovani opcii sa vyuziva geometricky Brownov proces s logaritmickymi
cenami. Potom

X= %..-@pito dw) . (10)

ElxJ=x @ - D[x]=x @peppT(*) |.
Hodnota kvantilu logaritmicko-norméalneho rozdelenia na hladine pravdepodobnosti « sa
moze vypocitat’ zo vzt'ahu:

X=X -ep(T+ & (*po R) (11)
kde @t je kvantilova funkcia zodpovedajtca distribucnej funkcii @, o je distribu¢na funkcia
N(0,1) rozdelenia a hodnoty @*(«) st kvantily N(0,1) rozdelenia.

Nahodny vyvoj ceny akcie §,t=1, 2, ..., T potom moZeme modelovat’ ako

§= Su-@p(1+o dw) = Sy-e0( Ao 2 - (12)
Stredna hodnota ceny akcie
E[S;]= Swefp( - (13)

a

a . 100 %-ny kvantil logaritmicko-norméalneho rozdelenia pravdepodobnosti ceny akcie

Si=S @plintd (Ha - wb) (14)
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3. Analyza

Pomocou softvérovych produktov SPSS a MS® Excel sme variante modelovali vzdy tri rozne
scenare vyvoja ceny akcie Microsoft Corp. (MSFT). Simulacia pre kazdy scenar bola na baze
geometrického Brownovho procesu s logaritmickymi cenami pre 50 krokov, pri¢om dizka

jedného kroku bola 5—::) = 0,02, ked’ze cielom bola simulacia pre obdobie T = 1 rok.

Vstupné data boli ziskané z webovskych strdnok http://finance.yahoo.com, resp.
http://finance.google.com a http://bonds.yahoo.com . Aktualna spotova cena akcie MSFT
17. novembra 2006 bola vo vyske 29,40 USD. Rizikovost’ akcie bola odhadnuta na zaklade
implikovanej volatility — 14,9 %. Stredna hodnota spojitého vynosu ceny akcie za jeden rok
bola odhadovana na 19 %.

Najprv boli pomocou generatorov nahodnych ¢isel — Random Numbers Rv.Normal v pripade
SPSS (v casti Transform — Compute), resp. Generdatora pseudondahodnych cisel v Exceli
(v Casti Nastroje— Analyza dat) vygenerované po tri nahodné scenare. Nasledne boli
pomocou vzt'ahou (12), (13), resp. (14) vypocitané hodnoty rdéznych scendrov vyvoja cien
akcie MSFT, jej strednej hodnoty ahranice 5 % a95 % -ného kvantilu lognorméalneho
rozdelenia pravdepodobnosti ceny akcie pre nasledujuce jednoro¢né obdobie. Vysledky su
znédzornené na Obréazku 1.

Simulé&cia ndhodného vyvoja ceny akcie MSFT

50.000

45.000 A i

ScenarlSPSS
PR IR Scenar2SPSS
— - - —Scenar3SPSS
= ®=m  ScenarlExcel

s | sesai Scenar2Excel
—Scenar3Excel
kvantil5%
kvantil95%
Stredna hodnota

40.000 A

cena 35.000 A

30.000 4 " i » S

25.000 A

20.000

0 5 10 15 20 25 30 35 40 45 50
poradie kroku

Obrazok 1: Simulacia ndhodného vyvoja ceny akcie MSFT
Pramen: Vlastné spracovanie

4. Zaver

Z obréazku 1 vyplyva, Ze na konci nasledujiiceho jednoro¢ného obdobia mézeme ocakavat
pohyby cien akcie MSFT z intervalu od 28,709 (Scenar2SPSS) do 39,464 (ScenarlExcel)
USD. Vypocitané odhady ndm samozrejme umoznuju stanovit aj ocakdvané hodnoty
v 'ubovol'nom ¢asovom okamihu sledovaného obdobia. Zaujimavostou méze byt, Ze scenare

ziskané na zéklade hodndt néhodnej premennejZ vygenerovanych v programe MS®Excel
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vykazuju v naprostej vécsine pripadov vyssie hodnoty oc¢akavanej ceny akcie MSFT ako je
tomu v pripade scendrov vypocitanych na baze vygenerovanych hodnot N(0,1) rozdelenia
pomocou programu SPSS. Pre korektnost je vhodné poznamenat, Ze generator
pseudonahodnych ¢&isel programu MS®Excel nespifia podla nazorov niektorych autorov
(napr. [9]) uplne poZiadavky na profesionalnu kvalitu, napriek tomu sa daju aj vysledky,
ziskané pomocou tohto generatora povazovat’ za vceelku vel’'mi dobré a vierohodné.

V obrézku 1 su zndzornené aj odhadnuté kvantily, vymedzujlce hranice, v ktorych by sa mali
ceny akcie MSFT v analyzovanom obdobi nahodne pohybovat’, pricom mézeme ocakavat, ze
zhruba 10 % pokusov sa méze vyskytnut’ aj mimo stanovené hranice.
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STATISTICKA ANALYZA NAJCASTEJSICH DIAGNOZ VO VYBRANOM
ODBORE A ICH LIECBY V SLEDOVANOM OBDOBIi NA SLOVENSKU

Marianna VVavrova

Abstract

What were the 10 most frequent diagnoses? For how many diagnoses was prescribed a
product? What were 10 drugs prescribed most often? ... There are too much questions, but

one source of knowledge for answers - a medicine prescription.

Uvod

Lekarska preskripcia je okrem zéakladnych informacii o pacientovi, predpisanom
medikamente a jeho davkovani, tieZz zakladnym prvotnym zdrojom informécii pre ziskanie
vedomosti 0 zdravotnom stave populacie, vyskyte najéastejSich chorob, ich lie¢be a inych

délezitych poznatkov v tejto oblasti.

Ciel'om tohto ¢lanku je poukéazat’ na nevyhnutnost’ vyuzivania tychto vedomosti, ¢i uz pre
zvysenie informovanosti tych povolanych, ktorym sa zverujeme so svojimi zdravotnymi

problémami, alebo nds samotnych.

Z&kladnéinforméacie

Udajova zékladiia pre tito analyzu bola zistovana v priebehu 2. §tvrtroka 2006 na tizemi
Slovenska na reprezentativnej vzorke ambulancii odbornych lekéarov - Specialistov v odbore

internd medicina.

Naslednd analyza bola vykonana na zaklade spracovania databazy Udajov ziskanych

z lekarskych preskripcii vybraného odboru - internd medicina.
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Vysdedky analyzy

NajcastejSie diagnozy

Tab. 1 Najcastejsie sa vyskytujuce diagnozy u pacientov na Slovensku v sledovanom obdobi
stanovenych jednym nahodne vybratym lekarom internej mediciny

NAZOV DIAGNOZY %
Primarna hypertenzia 49,1
Ischemické choroba srdca 21,3
Familiarna hypercholesterolémia 11,1
Prekonany infarkt myokardu 3,7
ZmieSana hyperlipoproteinémia 2,8
Hyperurikémia a dnav4 artritida 1,9
Ischemické choroba srdca - nebolestiva forma 1,9
Predsienova fibrilacia, Flutter v predsieni 0,9
Bifascikularna blokada 0,9
Iné 6,9

Zdroj: IMS
Ako vidno z tabul’ky 1, alarmujucich, takmer 50 % pacientov trpi primarnou hypertenziou
(vysoky krvny tlak), viac ako jedna pdtina pacientov trpi ischemickou chorobou srdca a viac
ako kazdy desiaty pacient ma vrodeny vysoky cholesterol. Tieto vysledky boli zistené u
konkrétneho (nahodne vybratého) lekara Specialistu v odbore interna medicina v sledovanom
obdobi.

Ostatné ochorenia nebudeme podrobnejsie interpretovat’, ich vyskyt vidite'ne percentualne

Klesa a Citatel si ich vie zinterpretovat’ sam.

Tieto vysledky nie su vrozpore sdlhoroénym  Statistickym vyskumom v oblasti
civilizaénych chordb, ktory upozorniuje, Ze priblizne az 20 % zo vSetkych prostriedkov na
liecbu je vynakladanych prave na choroby srdcovo-cievneho a centrdlneho nervového

systému.

Piit’ najcastejSich diagnoz a pit’ najcastejsie predpisovanych liekov na ich lieCbu

Z dévodu nédzornosti uvadzame vysledky tejto analyzy v tabul’ke 2.
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Tab. 2 NajcastejSie diagnozy a ich najcastejsia lieCba jednym konkrétnym lekarom
Specialistom v odbore interna medicina a lekarom Specialistom internej mediciny v
priemere pocas sledovaného obdobia

DIAGNOZA

LIEKY PREDPISANE
JEDNYM LEKAROM
INTERNEJ MEDICINY

LIEKY PREDPISANE
LEKAROM TEJTO
SPECIALIZACIE

V PRIEMERE
AMLOPIN AGEN
MONOZIDE PRESTARIUM
Primarna hypertenzia PIRAMIL ACCUZIDE
CARVEDILOL RAT DIROTON
MOXOGAMMA TRITACE
ANOPYRIN CORVATON
SORBIMON ANOPYRIN
Ischemické choroba srdca | BISOGAMMA PREDUCTAL MR
DIGOXIN TRIMETAZIDIN RAT
CORVATON SORBIMON
SIMVOR SIMVOR
LIPANTHYL SUPRA TORVACARD
hyperi?lm!;fgrglémia LIPANTHYL SIMGAL
- SIMVASTATIN RAT
- SIMVACARD
SIMVOR SIMVOR
PIRAMIL PIRAMIL
Prekonany infarkt myokardu | MONOPRIL SORBIMON
TRIMETAZIDIN RAT TRIMETAZIDIN RAT
CORVATON CORVATON
SIMVOR TORVACARD
ANOPYRIN CRESTOR
hyperﬁg;’f;g?némia LIPANTHYL SUPRA LESCOL XL
- LIPANTHYL
- ATORIS

Zdroj: IMS

Udaje v predchadzajiicej tabulke (Tab. 2) podrobnejsie neinterpretujeme, kedze

predpokladédme, ze Citatel sa dokéze v tabul’ke vel'mi jednoducho orientovat’.




152

Triedenie pacientov podl’a pohlavia a veku

Z dovodu zachovania anonymity pacientov mozno vysledky triedenia podla pohlavia a
veku interpretovat’ iba vel'mi opatrne.

| tak je zrejmé, Ze lekarov Specialistov v uvazovanom odbore navstevuje priblizne
020 % viac zien ako muzov. Mozna pricina tohto javu tkvie v tom, ze pravdepodobne Zeny

viac dbaju o svoj zdravotny stav; av3ak je to skdr konstatovanie ako tvrdenie.

Graf 1 Triedenie pacientov podla veku
45%,
40% 1
55% 1
0% 1
25%
20%
15%
10%

9% 4
0-1 3-11 20-29 40-54 Go+
1-4 12-19 30-39 33-64 [

Zdroj: IMS

Ako vidno z grafu 1 najviac pacientov so spominanymi ochoreniami je starSich ako 65
rokov (takmer 45 % z daného poctu), avsak rizikovou vekovou skupinou, ktord predstavuje
5 % z daného poctu pacientov je uz v rozmedzi 30 - 39 rokov. Spominanymi ochoreniami trpi
priblizne 25 % pacientov vo veku 40 - 54 rokov a pribliZzne rovnaké percento pacientov tvori
i skupina 55 - 64 ro¢nych.

Graf 2 Triedenie pacientov podl'a veku a pohlavia
100%

T9% 1
S0%: 1

25% 1

1

o-1 2-11 20-29 40-54 B5+
1-4 12-19 30-39 55-64 MIS

Zdroj: IMS

Na grafe 2 je znazornené podvojné triedenie pacientov podla veku a pohlavia sucasne.

Bledosivu ¢ast’ stipca predstavuju Zeny a tmavosivou farbou st znazorneni muzi. Zaujimavou
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sa javi najmladSia vekova skupina pacientov (30 - 39 roé¢ni), kde az 75 % zo vSetkych
pacientov tvoria prave muzi. Naopak, uvedenymi ochoreniami trpia Zeny najviac (priblizne
80 %) vo veku 55 - 64 rokov, avSak itak, okrem prvej uvazovanej vekovej skupiny, je

vSeobecne viac pacientiek ako pacientov.

Zaver

Cielom tohto prispevku bolo poukazat na vyuzitelnost' poznatkov z databdz v oblasti
zdravotnictva so zretelom zvySovania informovanosti populédcie. Zavaznym faktom je
skutoénost’, ze choroby srdcovo-cievneho systemu sa objavujd uz u 30 - 39 roénych mladych
I'udi a z toho 75 % tvoria muzi. Dal§im zavaznym faktom je, Ze choroby srdcovo-cievneho a
centralneho nervového systému odcerpavaju na Slovensku az 20 % vSetkych prostriedkov

urcenych na lieCebné ucely.
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STATISTICKA ANALYZA NAKLADOVOSTI MEDIKAMENTOZNEJ LIECBY
_NAJDRAHSICH DIAGNOZ“ VO VYBRANOM ODBORE V SLEDOVANOM
OBDOBI NA SLOVENSKU

Marianna Vavrova, Jan Vavro

Abstract

What was the average value of a script written in the reporting time, and total cost? (A
"script value™ is equivalent to a "value-per-visit" and is calculated by totaling the value of all
products written on the same script.) What are the "most expensive diagnoses" in the reported
time? Which age group of patients is associated with the highest treatment cost? This paper

contains some answers on these questions from area consultations by doctor specialist.

Uvod

V podstate nie je znama jedina vyspela krajina, ktora by nemala zabezpecent starostlivost’
0 podporu prevencie, ochranu a rozvoj zdravia svojej populacie. Odbornici, zaoberajuci sa
skimanim vynakladanych prostriedkov na oblast’ zdravotnictva sa vo vSeobecnosti zhoduju,

Ze naklady v tejto oblasti maju stupajucu tendenciu.

Cielom tohto clanku je poukazat' na konkrétne ndklady na liecbu vyskytujice sa
v ordinaciach lekarov 3pecialistov vo vybranom odbore - interna medicina. Clanok je
zamerany hlavne na monitoring jedného konkrétneho lekara Specialistu v odbore interna
medicina. Analyza bola vykonana na zaklade spracovania databdzy udajov ziskanych
z lekarskych preskripcii vybraného odboru (internd medicina) za obdobie druhého Stvrtroka

2006 na vybranej reprezentativnej vzorke slovenskych lekarov.
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1. Nakladova analyza medikamento6znej liecby

Tab. 1 Nékladova analyza medikament6znej liecby charakterizovana vybranymi
zakladnymi Statistikami z hl'adiska jedného konkrétneho lekara Specialistu internej
mediciny za jeden tyzden (vybrany bol nahodne 19. tyzden) a lekéra Specialistu v

danom odbore za celé sledované obdobie v priemere na tyzden

) ) L Lekar Specialista Lekari Specialisti
Nazov zakladnej Statistiky i ) o _ ; .

(internd medicina) (internd medicina)
Minimum 77 Sk 6 Sk
Aritmeticky priemer 872 Sk 1670 Sk
Maximum 3288 Sk 127 023 Sk
Celkové naklady na preskripciu 69 788 Sk 120 725 Sk
Celkovy pocet preskripcii 80 72,3

Zdroj: IMS; MZ SR

Vysledky z tabulky 1 hovoria, Ze priemerné tyZdenne naklady na preskripciu v ambulancii
leké&ra Specialistu v odbore interna medicina su 872 Sk, najdrahsi predpisany liek jednym
lekdrom v sledovanom tyZdni bol za 3 288 Sk anajlacnejSi v hodnote 77 Sk. Celkové
tyzdenné naklady predstavuju priblizne sumu 69 788 Sk pri celkovom poéte 80 vystavenych
lekarskych preskripcii jednym lekarom (uvazujeme, Ze jedna preskripcia obsahuje v priemere

5 druhov medikamentov).

Situcia v ambulancidch lekarov Specialistov daného odboru pocas celého sledovaného
liek bol v

priemernej hodnote 6 Sk a najdrahsi v priemernej sume 127 023 Sk na lekara. Priemerné

obdobia v konkrétnom vybranom tyzdni je: najlacnejSi predpisany
Stvrtroéné naklady na preskripciu u tychto lek&rov boli v hodnote 1670 Sk na lekéra.
Celkova hodnota preskripcie predstavovala priemernd sumu 120 725 Sk pri priemernom
pocte priblizne 72 vystavenych lekarskych preskripcii na jedného lekara Specialistu v odbore
interna medicina (uvaZujeme, Ze jedna preskripcia moéze obsahovat 1 - 10 druhov

medikamentov).

Pre ndzornost’ uvadzame graf 1 tykajaci sa priemernych tyzdennych nakladov (19. tyzdei)

na preskripciu na jedného konkrétneho lekara 3pecialistu v odbore internd medicina (stipec
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»,Doctor"); apriemernych nakladov na tyZdennu preskripciu na jedneho lekéra Specialistu

v odbore interna medicina (stipec ,,Speciality*) v celom sledovanom obdobi.

Graf 1 Priemerné tyzdenné naklady na medikament6znu liecbu v prepocte na jedného lekara

0
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Zdroj: IMS; MZ SR
2. ,Najdrahsie diagn6zy” z hPadiska medikamentoznej ambulantnej liecby

V tejto analyze sme sa zamerali iba na jedného konkrétneho lekéra Specialistu v odbore

internd medicina a skiimali sme iba 19. tyzden z celkového uvazovaneho obdobia.

Vysledkom analyzy je 5 najnakladnej$ich diagnoz, ktorych kody a nazvy, celkovy pocet
lekarom preskribovanych medikamentov za sledovany tyzden, priemerna hodnota na jedno
balenie acelkovd hodnota vSetkych lekdrom predpisanych baleni medikamentov
v sledovanom tyZdni (pri priemernych vypoctoch boli hodnoty zaokruhl'ované na celé Cisla,
&o mohlo spdsobit’ nepatrné rozdiely pri vypoétoch v poslednom stipci tabulky).

Vysledky st uvedené v tabul’ke 2.

Tab. 2 NajnékladnejSie diagnozy z hl'adiska medikamentéznej ambulantnej liecby lekara
Specialistu v odbore internd medicina v 19. sledovanom tyzZdni

DIAGNOZA L ekér Specialista v odboreinterna medicina
Pocet : . Cekové
. Priemerne - .
K 6d Nzov predpisanych | o5 e | tyZdenné
medikamentov naklady v Sk naklady
/ tyZden v Sk
1100 | Priméarna hypertenzia 89 427 38 003
1250 | Ischemické choroba srdca 47 305 14 335
E780 | Familidrna hypercholesterolémia 13 587 7631
1252 | Prekonany infarkt myokardu 10 339 3390
E782 | ZmieSana hyperlipoproteinémia 3 437 1311

Zdroj: IMS; MZ SR
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Z vysledkov v tabulke 2 vyplyva, ze najnakladnejSiu liecbu si vyzaduje primarna
hypertenzia (vysoky krvny tlak), na lieCbu ktorej sa vynakladd najviac penaznych
prostriedkov a lekar predpisoval na tito diagnézu najvacsi pocet lickov. Na druhom mieste
najnakladnejSich diagnéz sa nachadza ischemicka choroba srdca, na trefom familidrna
hypercholesterolémia (vrodeny zvySeny cholesterol), za fiou na Stvrtom mieste je prekonany
infarkt myokardu aposledné piate miesto najnakladnejSich diagndz patri zmieSanej
hyperlipoproteinémii. Vysledky v tabul’ke st jednoducho interpretovatel'né a z tohto dévodu

sa ich d’alSou interpretaciou v tomto ¢lanku podrobnejsie nebudeme zaoberat'.

3. Naklady na pacientov podl’a jednotlivych vekovych skupin

V tabul’ke 3 st uvedené néklady na pacientov podla jednotlivych vekovych skupin, a to
Vv priemere na liecbu jedného pacienta podla hodnoty predpisovanych medikamentov, ako
I v celkovej vyske nakladov podla ceny predpisovanych medikamentov na vsetkych
pacientov danej vekovej skupiny. Analyza sa tykala iba konkrétneho lekara Specialistu

v odbore interna medicina v nahodne vybranom 19. sledovanom tyzdni.

Tab. 3 Naklady na liecbu pacientov podl'a jednotlivych vekovych skupin

Vek Priemerné naklady na Celkova suma nakladov
pacienta v Sk v Sk

0-1 0 0
12-19 0 0
20 - 29 0 0
30 -39 611 2 443
40 - 54 847 16 932
55 - 64 916 19 238

65 - 891 31176

Zdroj: IMS; MZ SR

Je zrejmé, Ze najvyssie ndklady na lieCbu spominanych druhov ochoreni su tvorené prave
skupinou najstarSich pacientov (65 ro¢nych a starSich), ktora je z uvaZzovanych vekovych
skupin najpocetnejsia. Smerom k mlad$im skupinam pacientov naklady v celkovej hodnote
klesaju. Treba poznamenat, Ze vo vekovej skupine 30 - 39 ro¢nych pacientov su priemerné
naklady na pacienta (vzhl'adom na vek) pomerne vysoké, hoci celkovad suma nakladov sved¢i

0 tom, ze tato vekova skupina nie je vel'mi pocetna.
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Interpretaciou  ostatnych vysledkov v tabulke 3 sa nebudeme z dovodu dostatoénej

nazornosti podrobnejsie zaoberat’.

Zaver

Cielom tohto ¢lanku bola nakladova analyza medikamentdznej lieCby v ordinaciach
lekérov Specialistov vo vybranom odbore internd medicina, s prevaznym zameranim na

konkrétneho lekara Specialistu v odbore interna medicina v nahodne vybranom 19. tyzZdni.

Z pohladu autorov tohto ¢lanku bol ciel’ splneny, ked'ze 1. Cast bola zamerand na
nakladovt analyzu medikamentdznej liecby prostrednictvom vybranych zékladnych Statistik,
vV druhej casti boli vyhodnotené ,najdrahSie diagnozy*“ zhladiska medikamentdzne;j
ambulantnej liecby a posledna tretia Cast’ bola zamerana na naklady vynakladané na lieCbu

pacientov podl'a vekovych skupin.

Treba poznamenat’, ze praca v tejto oblasti je iba v zaciato¢nom stadiu a autori by radi

pokracovali v jej d’alSom napredovani.
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M etéda hlavnych komponentov ako prostriedok prieskumnegj analyzy
efektivnosti priemyselnych podnikov v okresoch SR

Méria Vojtkova

Abstract: Principal component analysis (PCA) is one of the most widely used multivariate
techniques of exploratory data analysis. The principal components are such that most of the
information, measured in terms of total variance, is preserved in only a few of them. In this
artictle PCA has been applied on example of the economic efficiency of enterprises.

Key words. Multivariate Analysis, Principal Component Analysis, Measure of Sampling
Adequacy, Number of Components, Ortogonal Rotations, Estimation of Factor Scores.

1. Uvad

Na poznanie a pochopenie dat cela rada réznych autorov doporucuje takmer kazdu
viacrozmernd Ulohu zaéat’ vypoctom pripadne zobrazenim hlavnych komponentov. Metdda
hlavnych komponentov je povazovana za jednu z metdd prieskumu dat, priCom dava odpoved’
na mnohé otazky. S jej pomocou je mozné identifikovat’ odl'ahlé resp. extrémne pozorovania
alebo riesit’ problém multikolinearity vysvetlujicich premennych. Povazuje sa tiez za metodu
analyzy skrytych vztahov alebo zniZenia dimenzie. V tomto prispevku sme sa rozhodli
uskutocnit’ prieskumni analyzu efektivnosti hospodarenia priemyselnych podnikov
v jednotlivych okresoch SR pomocou metody hlavnych komponentov s vyuZzitim rotécie,
ktora bola historicky vyvinuta az o nie¢o neskor v savislosti s faktorovou analyzou. Samotnu
aplikaciu sme uskuto¢nili v SAS Enterprise Guide verzia 4.1.

Predmetom analyzy je skupina kvantitativnych premennych, ktoré si vyjadrené
v roznych mernych jednotkach. Z toho dévodu, aby sme ich previedli na spolo¢ny zaklad
pracujeme sich normovanymi hodnotami. Metéda hlavnych komponentov spociva
v transformacii k-rozmerného vektora premennych X; na g-rozmerny vektor hlavnych
komponentov Fj (g<k) tak, aby jednotlivé hlavné komponenty boli navzajom ortogonalne
a vycerpavali maximum celkového rozptylu:
Fh= a1 X1+ azn Xz + ... + okn Xk 1)
kdeh=1,2,..,q.
Nové (skyté, latentné) premenné musia spiiiat’ nasledovné vlastnosti:
e vyberové hlavné komponenty (HK) sa linearnou kombinaciou pévodnych
Standardizovanych premennych X,
e maximalne mozno vytvorit’ rovnaky poc¢et HK ako povodnych premennych,
e nové hlavné komponenty st vzajomne nekorelované (nezavislé, ortogonalne).

2. Popis vstupnych premennych

Predmetom analyzy sU anonymizované priemyselné podniky charakterizované
ukazovatelmi vystupu z hospodarskeho procesu, poskytnuté¢ pre vedecké tucely zo
Statistického tradu SR za roky 2003. Vzhladom ktomu, Ze ide oanonymné podniky,
samotna analyza je zamerana na okresy, z ktorych jednotlivé podniky pochadzajd. Kazdy
okres je charakterizovany tymito syntetickymi ukazovatel'mi efektivnosti:

ZINV - ziskovost’,

PH/ZAM - produktivita prace z pridanej hodnoty,

ODP/V - nakladovost’ odpisov,
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ZAV/POH - koeficient prvotnej platobnej neschopnosti,
Z/ICK - rentabilita celkového kapitalu,

Z/PH - rentabilita pridanej hodnoty,

VIZAM - produktivita prace z vynosov,

TRZBY/ZI - obratkovost’ zakladného imania.

Kde Z je vysledok hospodarenia pred zdanenim, V st vynosy, TRZBY su trzby z predaja, CK
je celkovy kapital (pasiva spolu), PH je pridand hodnota, ZI je zékladné imanie,ODP su
odpisy, ZAV su zavazky, POHL su pohladavky a ZAM je priemerny pocet zamestnancov
V prepocitanych osobach.

3. Aplikécia metddy hlavnych komponentov

Predpokladom pouzitia metéd znizenia dimenzie je zavislost medzi sledovanymi

ukazovatel'mi. Korelaciu medzi ukazovatel'mi je mozné vySetrit’ viacerymi spésobmi:
1. Ak predpokladdme, Ze data pochadzaju z viacrozmerného normalneho rozdelenia,

mozeme testovat’ hypotézu, Ze korelacnd matica je jednotkovou maticou pomocou
Bartlettovho testu.

. Parcialne korelacné koeficienty su indikatormi sily vztahu medzi znakmi. Ak sa za
zavislostou ukazovatel'ov skryvaju spolocné skyté premenné, parcidlne korelacné
koeficienty medzi pévodnymi premennymi su blizke nule.

Kaiser-Meyerova-Olkinova (KMO) miera je index porovnavajuci velkost
korelacnych koeficientov voci velkosti parcidlnych korelacnych koeficientov. Jej
doporuc¢ované hodnoty st nad 0,5, priCom vysSia hodnota signalizuje vhodnejSie
pouzitie prislusného ukazovatela (maximalna hodnota je 1). Zjednodusenou
analogickou mierou je MSA (Measure of Sampling Adequacy), ktoru mdzZeme
interpretovat’ rovnako ako KMO.

Vzhl'adom k vel'kému rozsahu vystupov si uvedieme iba treti sposob posudenia vhodnosti dat
(tabul’ka 1) pomocou mier KMO pre vsetky vstupné premenné. Ukazovatel' ndkladovost’
odpisov a obratkovost’ zakladného imania nadobuda vel'mi nizke hodnoty KMO, takze bude

Z analyzy vyluceny.

Tabulka 1

. KMO miery adekvatnosti vSetkych vstupnych ukazovatelov

Kaiser's M easur e of Sampling Adequacy: Overall M SA = 0.56991155

ZIV

PH/ZAM

ZAV/POH

ODP/V

Z/CK

Z/PH

VIZAM

TRZBY/ZI

0.628919

0.467999

0.679752

0.069138

0.625686

0.764405

0.451208

0.233366

Po vylic¢eni nevhodnych vstupnych ukazovatelov vSetky miery KMO dosahuji dostatocne
vysoku hodnotu (vid’ tabulka 2), €ize koreldciu medzi nimi bude mozné vysvetlit' pomocou

skrytych premennnych.

Tabulka 2.

KMO miery adekvéatnosti vybranych vstupnych ukazovatel'ov

Kaiser's M easur e of Sampling Adequacy: Overall M SA = 0.72310040

ZINV

PH/ZAM

ZAV/POH

ZICK

Z/PH

VIZAM

0.72170248

0.56782621

0.91026944

0.83450975

0.77232456

0.56011616

Celkovo je mozné vytvorit’ rovnaky pocet spolo¢nych hlavnych komponentov ako je pocet
analyzovanych premennych, c¢iZze Sest. Vlastné Cislo charakterizuje rozptyl kazdého
komponenta, pricom celkovy rozptyl vzhl'adom k tomu, Ze pracujeme so Standardizovanymi
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premennymi je rovny 6. Najviac nas bude zaujimat’ posledny stipec v tabulke 3, ktory
vyjadruje kumulativny podiel vysvetleny danym po¢tom komponentov. V zaujme zachovania
poévodnych informacii by jeho hodnota mala byt, ¢o najvyssia (pri exaktnych vedach sa
doporuéuje okolo 90%). Dalsim kritériom pre vyber $tatisticky vyznamnych komponentov je
porovnanie vlastnych ¢isel s priemernym vlastnym cislom, ¢ize 1. Celkovo teda mozeme
uvazovat’ s 2-3 hlavnymi komponentami. Kedze treti hlavny komponent vysvetl'uje este
12,18% variability, ¢o je celkom zaujimavy prinos, budeme uvaZovat iSnim. Spravnost
zaradenia tohto komponenta si dokaZzeme d’al'Sou analyzou.

Tabul'ka 3. Rozptyly jednotlivych spolo¢nych faktorov

Vlastné &isla korelaénej matice: Uhrn = 6 Priemer =1
Kumulativny
Vlastné ¢isla Rozdi€l Podid podiel
1| 3.49812141 | 1.97358259 | 0.5830 0.5830
2| 1.52453882 | 0.79376136 | 0.2541 0.8371
3| 0.73077746 | 0.56154562 | 0.1218 0.9589
4| 0.16923184 | 0.11369241 | 0.0282 0.9871
5| 0.05553943 | 0.03374839 | 0.0093 0.9964
6| 0.02179104 0.0036 1.0000

Rotovana komponentnd matica (tabul’ka 4) obsahuje komponentné saturacie pre jednotlivé
znaky a hlavné komponenty. V pripade ortogonalnej rotécie ide o korela¢né koeficienty medzi
kazdym vybranym ukazovatelom a komponentom. Rotécia je prostriedkom zjednodusenia
komponentnej Struktdry pri interpretacii a v naSom pripade bola pouzita ortogonalna rotacia
Equamax. Za vyznamné komponentné saturacie sa povazuju vahy vacsie ako 0,5. V naSom
pripade sme na zéklade ich hodnét vytvorili tri hlavné komponenty (HK):

1. hlavny komponent — rentabilita,

2. hlavny komponent — produktivita,

3. hlavny komponent — likvidita.

Tabulka 4. Rotovana komponentna matica
Rotated Factor Pattern

HK1 HK?2 HK3

ZIV 0.95667 | 0.15092|-0.21200
ZICK 0.95185| 0.07758 |-0.21540
Z/PH 0.93180| 0.20672 -0.25029
VIZAM 0.06795| 0.95066 |-0.10541
PH/ZAM | 0.17220  0.93912|-0.08676
ZAV/POH -0.21488|-0.10629 | 0.97075

Na zéklade tabulky 5 moézeme zhodnotit’ kvalitu ziskaného 3-komponentného modelu.
V absoldtnom vyjadreni z celkového rozptylu spominané 3 komponenty dokazu vysvetlit’
5,753438 t.j. 95,89%. Pri jednotlivych premennych je podiel variability vysvetleny
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uvedenymi 3 hlavnymi komponentami vel'mi vysoky. Napriklad pri ukazovateli ziskovost
mozeme jeho variabilitu na 98,3 % vysvetlit' pomocou uvedeného 3-komponentného modelu
atd’..

Tabulka 5. Odhad rozptylu vysvetleny 3-komponentnym modelom pre jednotlivé ukazovatele
Final Communality Estimates: Total = 5.753438

ZIV| PH/ZAM | ZAV/POH ZICK Z/PH VIZAM
0.98294336 10.91912783 | 0.99982824 | 0.95842972 | 0.97362120 | 0.91948733

V pripade, Ze by sme uvazovali iba s2-komponentnym modelom podiel variabiltiy pri
ukazovateli koefiecient prvotnej platobnej schopnosti sa znacne zniZzi (tvori iba 34,3%), co iba
potvrdzuje spravnost’ troch zvolenych hlavnych komponentov. Celkovo mdéZzeme teda
uvedeny model povazovat' za prijatelny a interpretovatelny o ¢om sved¢i ireziduélna
korelaéna matica so $pecifickymi rozptylmi na diagonéle (tabulka 6). Specifické rozptyly
charakterizuju nevysvetlend variabilitu spésobenu nahodou. Ich hodnoty na diagonéle tvoria
doplnok k vysvetlenej variabilite vyjadrenej v tabul’ke 5 av pripade kvalitného modelu by
rieSenia je charakteristika RMS (tabulka 7). Je to priemerna suma Stvorcov rezidui, pri¢om jej
hodnota pre dobry model nesmie presiahnut’ 0,5.

Tabul'ka 6. Rezidualna korela¢na matica
Residual Correlations With Uniqueness on the Diagonal
X1 X2 X4 X6 X7 X8
ZIV 0.01706 | 0.00198 -0.00035|-0.01585 -0.00155 -0.00307

PH/ZAM | 0.00198 0.08087 -0.00343 -0.01721 0.00568 -0.08042
ZAV/POH -0.00035 -0.00343 | 0.00017| 0.00023 0.00055| 0.00332
ZICK -0.01585|-0.01721| 0.00023| 0.04157-0.02453| 0.02149
Z/PH -0.00155| 0.00568 | 0.00055 -0.02453| 0.02638 -0.00904
VIZAM | -0.00307 |-0.08042 | 0.00332| 0.02149-0.00904 | 0.08051

Tabulka 7. Priemerna suma Stvrocov rezidui pri 2-komponentnom modeli
Root Mean Square Off-Diagonal Residuals: Overall = 0.02342464

ZIV| PHIZAM ZAV/POH Z/CK Z/PH VIZAM
0.00730728 |0.03690875|0.00215633 | 0.01794860|0.01198514 | 0.03749912

Vysledné 3 hlavné komponenty st vzajomne nezdvislé, ¢o umoziiuje ich d’alSie
pouZitie v metddach vyZadujucich vstup nekorelovanych premennych. Miesto pévodnych
znakov je teda mozné pracovat’ s hodnotami komponentnych skére. Ide o kombinovanu mieru
kazdého komponenta vycislenti pre jednotlivé okresy. Na zaklade jej velkosti je mozné
sledovat’ poradie skrytych premennych vyjadrujicich urcitd vlastnost’ skimaného suboru
ukazovatel'ov.

Napriklad pre prvy hlavny komponent méZzeme podla velkosti komponentnych skore
vyhodnotit’ okres s priemyselnymi podnikmi dosahujiucimi najvysSiu rentabilitu - Zlate
Moravce a okres s podnikmi charakteristickymi najniZSou rentabilitou — Detva.
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Druhy hlavny komponent dosahuje najvysSie hodnoty ukazovatelov produktivity
prace v okresoch Bratislava IV, II, 1, ¢o je typické pre zastupenie dvoch priemyselnych
pre okresy na vychode Slovenska Bardejov, Velky Krti$ a Snina.

Z hladiska skrytého ukazovatela likvidity sa ako najlepSie javia prekvapujico okres
Svidnik, Levo¢a, Pezinok aako najhorsie okresy Banska Stiavnica, Ko3ice — okolie
a Hlohovec. Ukazovatel' - koeficient prvotnej platobnej neschopnosti je mozné hodnotit
i samostatne, avSak skryty hlavny komponent, ktory sme pomenovali na zaklade vysokej
saturacie pri tomto ukazovateli v sebe zahfia aj informaciu o vel’kosti ostatnych ukazovatel'ov
efektivnosti, avsak v men3ej miere.

4. Zaver

Silnd zavislost’ sledovanych ukazovatel'ov, optimalna volba relativne malého poctu
hlavnych komponentov, silna korelacia medzi vstupnymi ukazovatelmi a ortogonalnymi
komponentami, su dolezité podmienky pouZitia hodndt hlavnych komponentov pri
sledovanych okresoch. Okrem posudenia kvality dat vytvaraju nové skryté hlavne
komponenty prilezitost’ k ich pouzitiu v roznych oblastiach zivota.
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Rizikové faktory ateroskler 6zy
u romske a slovenske populacie

Ladislava Wsolova, Zuzana BaSistova, Daniela Sivakova, Maria Zacharova

Abstract

The influence of apolipoprotein E genotypes (APOE) on plasma lipid levels and the
interaction with other risk factors of atherosclerosis was determined in two population
samples in Slovakia: 150 Romany and 348 Slovak individuals. We detected decreased LDL
cholesterol concentrations in males with APOE*2 genotype. The ethnic samples differ
significantly in total cholesterol, LDL-cholesterol and HDL-cholesterol.

Key words: ApoE, lipids, risk factors, atherosclerosis, Slovakia

1. Uvad

Ateroskleroza, chronické degenerativne ochorenie cievnej steny, je hlavnou pri¢inou
srdcovo cievnych ochoreni a sprevadza l'udstvo niekolko tisicroCi. Aterosklerotické 1ézie boli
opisané uz pri pitvach egyptskych faraonov (Ceska 1999). Dodnes viak neexistuje exaktna
definicia aterosklerdzy. Jednym z dévodov je neznamy presny mechanizmus jej vzniku.
Klinicky obraz aterosklerozy je vel'mi variabilny. Rozoznavame tri Stadia aterosklerdzy
(Gavornik 1999):
1.latentné Stadium — chory nepocituje ziadne tazkosti naprieck dokazatelnym
aterosklerotickym zmenam,
2.manifestné Stadium — je charakteristické subjektivnymi t'azkostami pacienta, ktoré vyvolava
ischémiou postihnuty organ,
3.8tdium s kompliké&ciami — v popredi su priznaky vyplyvajuce z ischémie alebo nekrozy
postihnutého organu.

Nakol'ko etiopatogenéza aterosklerdzy je mimoriadne zlozitd, prevencia a lie¢ba tohto
ochorenia musi byt komplexna. Na vzniku ateroskler6zy sa podiela viacero exogénnych
a genetickych faktorov, ktoré sa naj€astejsie rozdel'uju na ovplyvnitel'né a neovplyvnitelné.
Ovplyvnitel'nych rizikovych faktorov aterosklerézy je podl'a mnohych stadii viac ako dvesto,
preukazatel'ne vyznamnych je zatial' iba niekol'ko. Medzi najvyznamnejSie ovplyvnitel’'né
rizikové faktory patri: fajcenie, stres, nedostatocna telesna aktivita, nadmerna konzumacia
alkoholu, diabetes mellitus, hyperhomocysteinémia, artériova hypertenzia, obezita, nespravne
stravovacie navyky, dyslipoproteinémia a iné.

Medzi neovplyvnitel’né rizikové faktory patri: vek, pohlavie, genetickd predispozicia a
pozitivna rodinnd anamnéza. Ked'Ze ateroskler6za je dlhodoby proces, riziko jej vzniku
vzrasta s vekom. Fakt, Ze muZi maju vyrazne vyssie riziko vzniku aterosklerozy ako Zeny do

menopauzy je jednoznacne preukazany. Za pozitivnu rodinni anamnézu z hladiska

ateroskler6zy sa povazuje vyskyt infarktu myokardu alebo ndhlej smrti otca Cci
prvostupiiového muzského pribuzného vo veku nizSom ako 55 rokov, u matky a prvostupno-
vych pribuznych Zenského pohlavia vo veku niz§om ako 65 rokov (Ceska 1999). Z génov,
resp. ich polymorfizmov, u ktorych sa predpoklada vztah k ateroskleroze, sme sa zamerali na
gén pre apolipoprotein E (APOE). ApoE je kl'i¢ovym regulatorom hladin lipidov v plazme.
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Geneticky polymorfizmus prvykrat opisal Utermann et al. (1975, 1977). Gén APOE je
kodovany tromi alelami oznaGovanymi ako APOE*2, APOE*3 a APOE*4. V kaukazoidnej
populacii sa alela APOE*4 vyskytuje vo frekvencii 0,15, APOE*3 0,77 a APOE*2 0,08.
Populaéné stadie ukazali, Ze nositelia APOE*2 maju v porovnani s nositel'mi alely APOE*3
nizSie hodnoty celkového cholesterolu, LDL-cholesterolu aonieCo vySSie hladiny
triglyceridov. Nositelia alely APOE*4 maju opa¢né charakteristiky, preto su z hladiska
vzniku a rozvoja aterosklerdzy rizikovejsi (Weisgraber et al. 1982, Mahley et Inerarity 1983,
Rahl et Mahley 1992, Ordovas et Schaefer 1999, Zacharova 2003, Sivakova et al. 2006).
Niektori autori zarad’uji medzi neovplyvnitel'né rizikové faktory aj etnické faktory, ktoré je
vSak tazko odlisit’ od vplyvu prostredia. Preto bolo aj cielom tejto prace zistit’ vplyv etnika na
hladiny jednotlivych lipidov.

2. Material a metody

Romsku populéaciu tvorili obyvatelia obce Zlaté Klasy, ktora lezi ned’aleko Bratislavy.
V Case zberu dat mala obec 3322 obyvatel'ov, asi polovica z nich bola romskeho povodu. Do
stadie vstupilo 150 dospelych dobrovol'nikov (68 muzov a 82 zien).

Slovenskl populaciu zastupovalo 348 dospelych dobrovolnikov (172 muzov a 176 Zien)
Z okresu Banska Bystrica, ktori sa zucastnili projektu CINDI (Countrywide integrated non-
communicable diseases intervention program).

U vSetkych probandov boli zistované nasledovné antropometrické tidaje: telesna vyska,
telesna hmotnost,, obvod pasa a obvod bokov. Z nich bol vypocitany BMI (body mass index)
ako pomer hmotnosti v kg a druhej mocniny vysky v m a WHR index (waist to hip ratio) ako
pomer obvodu pésa a bokov. Zo vzoriek krvi sa stanovovali hladiny celkového cholesterolu
(TC), triglyceridov (TG), HDL-cholesterolu (HDL-C). Hodnoty LDL-cholesterolu sa
vypocitali podl'a Friedewaldovej rovnice. DNA bola izolovanda fenolovou metddou
z leukocytov. Genotypy APOE boli stanovené PCR (polymerase chain reaction) metddou.
Dosiahnuté vzdelanie bolo rozdelené na tri kategérie: zakladné (1), ucnovskeé (2) a vyssie (3).
Na Statistickd analyzu bol pouzity Statisticky softvér SPSS 13.0 pre Windows.

3. Vysedky

Hodnoty celkového cholesterolu, LDL-cholesterolu, HDL-cholesterolu a triglyceridov
predstavovali zavislé premenné, ktor¢ mozu do znacnej miery charakterizovat’ stav tepien.
Vek, pohlavie, etnikum, genotypy APOE, vzdelanie a antropometrické Udaje tvorili skupinu
nezavislych premennych. Nasim cielom bolo ndjst vhodné Statistické modely pre vztah
medzi jednotlivymi zévislymi premennymi a skupinou nezavislych premennych. Tieto
modely sme robili pre kazdé pohlavie zvlast, nakolko st medzi muzmi a Zenami
preukazatelné rozdiely v antropometrickych parametroch, ale aj v hodnotdch HDL-
cholesterolu a triglyceridov. Uvedené vysledky predstavuji z nasho pohladu modely
s najlepSou vypovednou hodnotou.

Muzi:

Hodnoty celkového cholesterolu boli u muzov Statisticky vyznamne ovplyviiované
predovsetkym vekom a etnikom. So zvySujucim sa vekom, hodnoty celkoveého cholesterolu
stupali, pricom nizSie hodnoty mala romska populécia.

Hodnoty HDL-cholesterolu boli Statisticky vyznamne ovplyviiované etnikom a obvodom
pasa. Romska populacia mala nizSie hodnoty a s rasticim obvodom péasa klesali hodnoty
HDL-cholesterolu.

Hodnoty LDL-cholesterolu boli Statisticky vyznamne ovplyviiované etnikom, genotypmi

R
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hodnoty nositelia alely APOE*4, pricom romska populacia dosahovala nizSie hodnoty vo
vsetkych genotypoch. So stdpajucim BMI sa hodnoty LDL-cholesterolu zvySovali.

Hodnoty triglyceridov boli Statisticky vyznamne ovplyviiované iba indexom WHR, pricom
s rastacimi hodnotami WHR sa zvySovala aj hladina TG.
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Graf 1. Vztah medzi APOE, etnikom a LDL-cholesterolom u muzov.

Zeny:

Hodnoty celkového cholesterolu boli Statisticky vyznamne ovplyviiované predovsetkym
etnikom a vekom. So zvysujucim sa vekom hodnoty celkového cholesterolu stapali, priCom
niZSie hodnoty mala romska populécia.

Hodnoty HDL-cholesterolu boli Statisticky vyznamne ovplyviiované etnikom a obvodom
pasa. S rasticim obvodom pésa klesali hodnoty HDL-cholesterolu, pricom romska populacia
mala niZSie hodnoty.

Hodnoty LDL-cholesterolu boli Statisticky vyznamne ovplyviiované etnikom, vekom
a telesnou vysSkou. Romska populacia mala nizsie hodnoty, so zvySujacim sa vekom hodnoty
LDL-cholesterolu stupali a s rasttcou telesnou vyskou klesali.

Hodnoty triglyceridov boli Statisticky vyznamne ovplyviiované obvodom pésa, vekom
a telesnou vyskou. S rasticim obvodom pésa a so zvySujucim sa vekom hodnoty T

G stapali a s rastucou telesnou vyskou klesali.

4. Zaver

Ako z uvedenych vysledkov vyplyva, etnikum vyrazne ovplyviiuje celkovy cholesterol,
HDL aj LDL-cholesterol. Hodnoty triglyceridov sa neliSili medzi etnikami ani u jedného
pohlavia. Pre celkovy cholesterol a HDL-cholesterol sme ziskali u oboch pohlavi podobny
model. AvSak pri hodnotach LDL-cholesterolu a triglyceridoch je medzi modelmi pre r6zne



167

pohlavia zna¢ny rozdiel. Statisticky vyznamny vplyv genotypov APOE bol zisteny iba u
LDL-cholesterolu u muzov.
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Shlukovani ve velkych soubor ech dat

Marta Zambochova

Abstract:

The paper discusses about clustering methods for large datasets. First of all it focuses on
methods that use assorted tree structures. Common clustering methods fail in very large
dataset processing. Be needed to find some new alternative of clustering algorithms. The
advantage of using trees in algorithms is the fact that more primary data are collected in the
node of the tree and we can process they together. By it we down the number of operations.
We usually create the tree structure only once and we optimize this structure after it. Thereby
it happens to some reduction of a processing term and reduction of HW demands.

Key words:
Data Clustering, Large Datasets, R*-trees, Mrkd-trees, CF-trees

Uvod

Shlukova analyza se stala jednou z hlavnich metod pouZivanych v data mining, v oblasti
dobyvani znalosti z databazi. Jedna se o jeden z druhid klasifikace. Obecné je klasifikace
metodou pro rozdélovani dat do skupin dle jistych kriterii. Pokud jsou tato kriteria predem
znama, alespon pro vzorek dat, mizeme vytvofit klasifikaéni model. Cast&jsi je vsak ptipad
klasifikace, kdy vysledna kriteria nejsou pfedem znama a ulohou klasifikace je jejich
nalezeni. Pouzivanou technikou v takovychto piipadech je shlukova analyza

Shlukovani je dulezitd technika pro odhalovani struktury dat. Shlukova analyza se zabyva
podobnosti datovych objektll. Resi déleni mnoziny datovych bodi do né&kolika skupin
(shlukd, clusters) tak, aby si objekty uvniti jednotlivych shlukd byly co nejvice podobny a
objekty z riznych shluki si byly podobny co nejméné. Pii tom kazdy datovy bod je popsan
skupinou znakli (proménnych). Vysledky analyzy zavisi na volbé proménnych, zvolené mite
podobnosti mezi datovymi body a shluky a na zvoleném algoritmu vypoctu.

Pomoci nalezenych shlukii pak mizeme 1épe vysettit strukturu dat a s jednotlivymi shluky
mizeme nasledné pracovat hromadné jako s jednim objektem. Nalezené shluky ale vystihuji
strukturu dat pouze z pohledu vybranych znakd. Nevhodny vybér znakl miize vést
k zavadgjicim zavéram.

Je popsano mnoho metod shlukové analyzy, ale vétSina znich méa jednu spole¢nou
negativni vlastnost. Neni rozumné pouzitelna pro velké objemy dat. Jako velké mnozstvi dat
se oznacuje jiz poCet nad 250 objektl. Mnohé zpracovavané soubory jsou vSak mnohokrat
vetsi. Proto se v posledni dobé objevuji nové algoritmy shlukové analyzy, které jsou urceny
prave pro zpracovani datovych souborti s velkym poctem objekt. Tyto algoritmy jsou ¢asto
zalozeny na principu riznych typt kofenovych stromd.

Stromem se rozumi souvisly acyklicky graf. Kofenovym stromem pak strom, jehoz jeden
uzel je vybran jako hlavni. Tento vybrany uzel se nazyva kofen. U stromu vyuzivanych
v metodach shlukové analyzy reprezentuji uzly stromu uréitou mnozinu datovych bodd.
Kofen reprezentuje cely zpracovavany soubor. Vétve stromu vzdy piedstavuji urCité déleni
mnoziny dat obsazenych v rodi¢ovském uzlu do né€kolika podmnozin dat reprezentovanych
uzly — potomky.

Vyhodou takovéto reprezentace dat je fakt, Ze mnohé pocetni i rozhodovaci operace
Vv pfislusném algoritmu se mohou nahradit jedinym hromadnym tikonem a mohou se provadét
misto s jednotlivymi datovymi objekty sScelou mnozinou objekti spojenou ve
spole¢ném uzlu. Navic vétSina téchto algoritmti buduje strom pouze jedenkrat a pak jej
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Vv jednotlivych itera¢nich krocich upravuje a optimalizuje. Tim se velmi snizi pocet pfistupti
k datim i aritmetickych a rozhodovacich operaci.

Varianta algoritmu CLARANS pro velké databaze

Jednim z algoritmii pro shlukovani ve velkych souborech dat je algoritmus zvany
CLARANS (Clustering Large Application based on RANdomized Search). Zakladem tohoto
algoritmu je metoda k-medoidu.

Algoritmus CLARANS fesi problematiku shlukovani mnoziny objektti pro predem dany
pocet shluku k a pro definovanou miru vzdalenosti mezi dvémi objekty (pro prostorova data je
ptirozenou mérou vzdalenosti eukleidovska vzdalenost). Algoritmus hledd mnozinu Kk
vybranych objektl (tzv. medoidd) takovych, ze primérna vzdalenost vSech objektt ze
zkoumaného souboru K jejich nejbliz§imu medoidu je minimalni. Medoidem tedy nazyvame
objekt z podmnoziny, ktery je umistén nejblize stfedu této podmnoziny objekt. Vysledkem
algoritmu bude k shlukt, kde kazdy z téchto k shlukt ptislusi k jednomu z k medoidt a kazdy
shluk pfislusny k danému medoidu obsahuje ty objekty souboru, pro které je vzdalenost
k tomuto medoidu ze v3ech vzdalenosti ke k medoidim minimalni.

Algoritmus CLARANS v prvnim kroku nahodné¢ vybere k medoidid. V druhém kroku
vybere z téchto medoidi nahodné jednoho zastupce a taktéz nahodné vybere jeden z objektt
zkoumaného souboru, ktery neni medoidem.

Dale algoritmus zjisti, zda by zdménou téchto dvou objektii doslo ke zlepSeni. To znamena,
ze zjisti, jestli se snizi primérnd vzdalenost objektl od ,,jejich® medoidl, po preorganizovani
ptislusnosti objektti k medoidim, pokud by se z vybraného objektu, ktery neni medoidem stal
medoid a z vybraného medoidu se stal ,,bézny* objekt. Pokud by ke zlepSeni doslo, provede
zaménu.

Mezi vstupni parametry algoritmu patii pocet, kolikrat algoritmus tento krok provadi. Po
provedeni daného poctu testi a piipadnych zamén algoritmus spocitd a ulozi aktudlni
pramérnou vzdalenost.

Postup se opakuje od prvniho kroku, od nahodného vybéru k medoidd. Po prichodu timto
vnéj§im cyklem algoritmu se opét porovna, jestli doSlo k vylepSeni. To znamend, jestli
druhému ndhodnému vybéru k medoidt nepfislusi nizs$i primérna vzdalenost. Pocet priichodi
vnéj$im cyklem je omezen, a to druhym vstupnim parametrem algoritmu.

Algoritmus konéi po provedeni pfedem daného poctu iteracnich krokd. Tento pocet je
urcen vstupnimi parametry. Doporucuje se prvni vstupni parametr (pocet ndhodnych vybéra
k medoidli — pocet prichodii vnéjsim cyklem) nastavit na 2 a druhy vstupni parametr (pocet
pokusii o zaménu medoidi — pocet prichodi vnitinim cyklem) nastavit na hodnotu
max{1,25%+k*(n-k); 250}. Vystupem algoritmu je mnozina medoidi a jim pfislusnych
shlukd.

Nejproblemati¢téjsi casti algoritmu z hlediska efektivity pro velké soubory dat je
vyhodnoceni zlepSeni pramérné vzdalenosti. V algoritmu pro velké prostorové databaze je
tento problém vyteSen tak, Ze je vybran jen relativné maly pocet reprezentantii ze souboru a
postup algoritmu CLARANS je aplikovan pouze na tyto reprezentanty. Toto je zplisobem
vzorkovani pouZivaného v databdzovych systémech, a je zde vyuZito tzv. R*-stromi. Ze
vSech objektt zkoumaného souboru vytvofime R*-strom a pomoci tohoto stromu vybereme
vhodny pocet reprezentantli (v zavislosti na velikosti souboru a pozadovaném poctu shluk).
Poté pomoci algoritmu CLARANS zjistime kmedoidi. Nakonec vSechny datové body
piifadime k jednotlivym medoidiim a tim vytvoiime pozadované shluky.

R*-stromy jsou datové struktury vyuZivané k indexovani prostorovych informaci. Jsou
obdobou R-stromti, hlavnim rozdilem je feSeni situace, kdy p#i vkladani nového objektu
pretéka né&jaky uzel. V R-stromech je tento problém feSen §tépenim uzlu, v R*-stromech
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vyjmutim a opctovnym vlozenim nékterych objektd tohoto uzlu. Satisfakci za mensi
efektivitu je stabilngj$i struktura, ktera je méné zavisla na poradi v jakém jsou objekty
vkladany.

R-strom [4] pfedstavuje jednoduchou modifikaci B-stromt, kde zaznamy v listovych
uzlech stromu obsahuji ukazatele k datovym objektiim reprezentujicim prostorové objekty. Na
rozdil od B-stromu neni striktné dodrzeno pravidlo o poloviénim naplnéni uzli v nejhor$im
ptipadé. R-strom fadu (my, m) je mrarni strom, Vv némz minimalni pocet naslednikl
libovolného vnitiniho uzlu je nmy. R-strom fadu (my, m) je tedy marni strom, ktery ma
nasledujici vlastnosti. Kofen, neni-li listem, ma nejmén¢ dva bezprostiedni nasledniky. Kazdy
vnitini uzel ma n bezprostfednich nasledniki, n € < my, m>. Kazdy listovy uzel obsahuje n
indexovych zaznami n € < my, m>. VSechny cesty v R-stromu jsou stejné dlouhé.

Kazdy uzel R-stromu je multidimenzionalnim pravouhelnikem, jenZ obsahuje vSechny
multidimenzionalni pravouhelniky obsazené v uzlech — potomcich. Jednotliveé pravouhelniky
se mohou piekryvat.

Vsechny zminéné typy stromi jsou bliZze popsany naptiklad v [8].
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Obr. 1 Priklad R-stromu

Mezi vyhody tohoto algoritmu patii mimo jiné fakt, ze jej Ize pouzit nejen pro shlukovani
objektl, pro které je mozno definovat primér, ale i pro objekty, pro které je definovana mira
podobnosti mezi dvémi objekty. Vyhodou je také robustnost vii¢i odlehlym bodiim, coz je
vlastnost vSech k-medoid algoritmt. Tteti pozitivni vlastnosti algoritmu je jeho znacna
efektivnost pfi zpracovani velkych soubort dat. Algoritmus je podrobnéji popsan v [2].

Algoritmus BIRCH

DalSim z algoritmi umoznujicim shlukovani ve velkych souborech dat je shlukovaci
metoda BIRCH (Balanced Iterative Reducing and Clustering using Hierarchies). Metoda
BIRCH patii mezi k-medoids metody shlukovéni. Tento algoritmus shlukuje data postupné,
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dynamicky tak, jak vstupuji do procesu. V prvni fazi vytvaii CF-strom, do kterého zatazuje
postupné prFichazejici data. V druhé fazi kondenzuje vytvoteny CF- strom a optimalizuje jeho
velikost pomoci Upravy prahové hodnoty (jeden z parametrt CF-stromu) a pomoci patii¢ného
piestavéni stromu, zdrovenl umozni odstranéni outlierti. Ve tieti fazi se minimalizuje dopad
citlivosti na poradi vstupnich dat. Algoritmus zde shlukuje listové uzly pomoci
aglomerativniho hierarchického algoritmu shlukovani. Ve ¢tvrté, nepovinné, fazi algoritmus
pterozdéluje referencni body k jejich nejbliz§im centriim a tim ziskdvéa nové slozeni shlukd.
Tato faze umoznuje odstranéni jednoho z negativnich disledkt vystavby CF-stromu, Ze
fakticky jeden referen¢ni bod vstupujici formalné algoritmem ve dvou rtiznych okamzicich se
muze piifadit do dvou riiznych shlukt. Prerozdélenim se tyto dvé instance dostanou do
spolecného shluku. Bohuzel je to druhd faze, kde je nutno opétovné prochdzet cely soubor,
objekt po objektu. Algoritmus je blize popsan v [9] a [10].

Struktura CF-stromt je zalozena na principech B-stromti a R-stromi (varianta B-stromu),
tj. stromovych strukturach pro indexovani. B-stromem stupné n rozumime strom, spliujici
nasledujici podminky. Kofen mé nejméné dva potomky, pokud neni listem, Kazdy uzel kromé
kofene a listu ma nejméné n/2-1 a nejvyse n potomkut. Navic vSechny cesty od kofene k
listim jsou stejn¢ dlouhé a data (kli¢e) v uzlu jsou organizovana vzestupné. Kazdy kli¢ je
asociovan s potomkem, ktery je kofenem podstromu, ktery obsahuje klice, které jsou mensi
nebo rovny, nez tento kli¢, ale vétsi nez kli¢ predchozi.

CF-stromy vyuzivaji tzv. CF-(Clustering Feature) charakteristiku (CF-vektor) shluku. Tato
charakteristika je uspofadanou trojici CF = (N, LS SS), kde N je pocet datovych bodu ve
shluku, LSje sou¢tem vSech datovych bodu ve shluku a SSje souétem druhych mocnin téchto

datovych bodut.
N N
(LS=Y Xj, S5= 3 X?)
=1 =1

Diilezitou vlastnost této charakteristiky popisuje véta o CF-additivité:

Méjme CF1 = (N1, LS, SS1) a CF, = (N, LS, SS;), CF-charakteristiky dvou disjunktnich
shluki. CF-charakteristika shluku, ktery vznikne spojenim ptivodnich dvou shluki je rovna:

CF = CF1+ CF2=(Ni + N2, LS+ LS, S5+ S5)

Udaje obsazené v CF-charakteristice jsou dostatujici k vypoétu centroid, miry
vzdalenosti shlukt a miry kompaktnosti shluka.

CF-stromy jsou vysoce vybalancované stromy se dvéma parametry. Prvnim parametrem je
faktor vétveni (F, L) a druhym prah P. Pro kazdy vnitini uzel CF-stromu plati, Ze obsahuje
maximaln¢ F vstupt ve tvaru [CF;, potomeki], kde i = 1, ..., F, ,,potomek;* je ukazatel na i-ty
podiizeny uzel a CF; je CF-charakteristika podshluku, ktery je reprezentovan timto
potomkem.

Ukolem vnitinich uzlii je umoznéni nalezeni spravného listu pro zafazeni nového datového
bodu.

Kazdy list obsahuje nejvyse L vstupi ve formé [CF] , kde i = 1, ...,L, navic obsahuje
ukazatel na predchozi list a ukazatel na nasledny list, takze vSechny listy jsou vzajemné
propojeny pomoci ukazatell ,prredchiidce” a ,naslednik”. Kazdy listovy uzel reprezentuje
shluk vytvoieny vSemi podshluky reprezentovanymi jednotlivymi vstupy daného listu. Pro
kazdy vstup listu ale musi platit prahové pravidlo, Ze rozpéti (polomer) vstupu je mensi nez
prah P.

Je ziejmé, Ze velikost stromu je funkci prahu P. Plati, ze ¢im vétsi je hodnota prahu P, tim
je mensi velikost stromu a naopak.

CF-strom je budovan dynamicky, postupné jsou vklddany nové datové body. Proces
vkladani za¢ind v kofenu stromu. Nalezne se nejblizsi vstup a ptes néj se prejde do patiicného
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uzlu-potomka. Takto se pokracuje, az se dojde do listu. V listu se opét nalezne nejblizsi vstup.
Pro podshluk reprezentovany timto vstupem ovétime platnost prahového pravidla. Pokud toto
pravidlo plati, zatadime novy datovy bod do pfislusného vstupu a upravime pfislusnou
CF-charakteristiku. Pokud prahové pravidlo po zafazeni nového objektu neplati, musime pro
tento datovy bod vytvofit novy shluk a jemu ptislusny vstup. Nésledn¢ se musi ptepocitat
vSechny inkriminované CF-charakterististiky. Pokud se vytvofenim nového vstupu dostaneme
do konfliktu s faktorem vétveni F (pocet vstupti Zadného uzlu nesmi byt vétsi nez F, resp. L),
musime rozstépit dany uzel, opét s prepoctem prisluSnych CF-charakteristik. Obdobné je
ptebudovan cely strom.

CFy| CFa2 | CFj CFg Eeofen
FPotomely| Potomeks| Potome ky Potomelksy

CF=CEF+ ... +CFpi2

ZF4 CFg CF1z Vnit¥nd
Fotomek; | Potomels Patomeky T uzly

CEy=CFgg+ ... +CFgy

|Pfed-:h- \Can | . | C'Faq |Naisled. L 'IPfedch, |CF95 | . |C1:99 | Wasled, ‘ Listy

e |

Obr. 2Ukéazka CF-stromu pro F=7alL =5 (dle [11])

Vyhodou tohoto postupu je, Ze prochazi datovym souborem pouze jedenkrat pro prvotni
nacteni vSech objekti do CF-stromu. Reflektuje piirozenou tendenci datovych boda
k seskupovani a rozliSuje oblasti s velkou hustotou datovych bodi a vyskyt osamocenych
bodii, tim dobte odhaluje odlehlé body a umoziuje tyto outliery optimalné vymazat.

Nevyhodou je citlivost na potadi vstupujicich datovych bodu.

Tento algoritmus je soucasti algoritmu dvoukrokové shlukové analyzy ve statistickém
programovem baliku SPSS (verze 11.5). Tato metoda odstraiuje vySe zminénou nevyhodu
shlukovani pomoci CF-stromd.

Filtrovaci algoritmus

Tzv. Filtrovaci algoritmus je jednou z implementaci Lloydova shlukovaciho algoritmu
vyuzivajici mrkd-stromy. Tento algoritmus je podrobnéji popsan v [5], principy, na kterych je
algoritmus postaven v [6] a [7].

Mrkd (Multiresolution kd) stromy [1] jsou specidlnim, binarnim, pfipadem kd-stromii. Kd-
strom (kvadrantovy strom) je datova stromova struktura, ktera reprezentuje rekurzivni déleni
kone¢né mnoziny bodt z d-dimenziondlniho prostoru na Kk ¢asti (d-dimenzionélnich
hyperkvadri), pomoci d-1 dimenziondlnich ortogonalnich nadrovin. Existuje mnoho zptisobu
déleni, jeden jednoduchy je rozdéleni ortogonalné k nejdelsi strané hyperkvadru na Grovni
medianu ze vSech bodt hyperkvadru. Mrkd-stromy jsou tedy binarni stromy (tzn. kazdy
Z vnitinich uzla se $tépi na dva podtizené uzly), pticemz kazdy z vrcholll obsahuje informaci
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0 vSech bodech z ptislusného hyperkvadru. Kofen stromu reprezentuje hyperkvadr obsahujici
vSechny sledované body. List (koncovy uzel) obsahuje jeden bod (nebo obecnéji pocet bodu
mensi neZ dand malé konstanta).

Lloydtv algoritmus [3] je jednim z k-means shlukovacich algoritmt. Je zaloZen na tzv.
centroidech shlukt (tj. vektorech, jejichz kazda slozka je vypocitana jako aritmeticky pramér
piislusnych slozek vektori nalezicich datovym bodim patficim do daného shluku).V
inicializacnim kroku Lloydova algoritmu se zvoli ndhodné k center. Nésledné se pro kazdy
datovy bod x nalezne centrum, které je tomuto bodu nejblizsi a datovy bod se pfifadi tomuto
centru (tj. pfifadi se do shluku pfislusného tomuto centru). V dalSim kroku algoritmu se pro
kazdé z k center vypocita centroid ze vSech datovych bodu pfifazenych k tomuto centru a
vSechna centra se pfesunou do piisluSnych centroidi. Pokud nedo$lo k pfesunu zadného
datového bodu z jednoho shluku do jiného, nebo sice k takovémuto piesunu doslo, ale
nedoslo tim Kk podstatnému vylepSeni, algoritmus konéi. V opaéném ptipadu se postup
opakuje od pfifazovani jednotlivych datovych bodu k pfislusSnym centrim.

Postup tzv. Filtrovaciho algoritmu za¢ina vytvorenim mrkd-stromu pro dana data. Dale se
pro kazdy vnitini uzel mrkd-stromu, resp. pro data asociovand stimto vrcholem, vypocita
centroid. Stejné, jako v Lloydové algoritmu, se urci inicializaéni mnoZzina k center (napf.
nadhodnym zvolenim). Navic se vytvoii mnoziny tzv. kandidatskych center pro kazdy
z vrcholll, a to nasledujicim zplisobem. Mnozina kandidatskych center pro kofen obsahuje
vSech k center. Jednotliva kandidatské centra se budou ,,prosivat® stromem dol nasledovné.
Pro kazdy uzel u se oznaci H - hyperkvadr nalezici tomuto uzlu a K - mnoZzina kandidatskych
center nalezicich vrcholu u. Necht’ ¢* € K, ¢* je ze vSech ¢ € K nejblize stfedu hyperkvadru
H. Z mnozZiny K \ {c*} se odeberou, ,,odfiltruji“, ta kandidatska centra c, pro ktera plati, Ze
zadna ¢ast hyperkvadru H neni blize k ¢ nez k c*, protoZe z predchoziho vyplyva, Ze toto C
neni nejblizSim centrem pro Zadny z datovych bodu patticich k tomuto uzlu. Pokud, po
»odfiltrovani* vSech nezadoucich kandidatskych center z K, obsahuje K pravé jediny prvek
(ktery byl dfive oznaen c*), pak je ziejmé, ze c* je nejbliz§im centrem pro vSechny datové
body asociované sdanym uzlem a vSechny tyto datové body se mohou tomuto centru
ptifadit. Pokud mnozina K po ,,odfiltrovani“ nez&doucich kandidatskych center obsahuje vice
nez jeden prvek a pokud uzel u neni listem stromu, piejde se rekurzivné k dcefinému uzlu.
Pokud je u listem, spocita se vzdalenost vSech datovych bodt asociovanych s timto vrcholem
od vSech zbylych kandidatskych center z mnoziny K a ptifadi se vzdy k nejblizS§imu centru.
Timto jsou pfifazeny vSechny datové body jednotlivym centrim a miize se dokoncit iteracni
krok dle Lloydova algoritmu — mohou se spocitat patficné centroidy a pfemistit centra do
téchto centroidl. Priibéh algoritmu se ukonci, stejné jako v ptipadé Lloydova algoritmu,
pokud se bud’ v poslednim iteracnim kroku ,,nepiesunul* Zadny datovy bod od jednoho centra
k druhému, nebo pokud i ptes piipadny ptfesun doslo jen k nevyraznému (menSimu neZ
piredem dana konstanta) zlepSeni.

Klasicky iterativni k-means algoritmus neni zaloZen na matici vzdalenosti a proto je
vyuzitelny i pro shlukovani ve vétSich souborech dat. Nevyhodou je ovSem ¢asova narocnost
zpracovani. Algoritmus vyuZivajici mrkd-stromy je velkym zefektivnénim klasického
piistupu. Je ziejmé, ze mrkd-strom je zkonstruovan pouze jedenkrat pro dané datové body a
celd struktura nemusi byt piepocitdvana v kazdém iteracnim kroku algoritmu.

Autofi algoritmu provedli a v [5] popsali mnoho srovnavacich testii a na zdkladé podrobné
analyzy dosli k zavéru, ze algoritmus b&Zi rychleji, ¢im vice jsou shluky separované, ale je
ucinny i pokud nejsou shluky dobfe odd€lené. Dale ovérili srovnatelnost ucCinnosti s
algoritmem BIRCH.
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Zavér:

Vyhodou vyuziti stromt v téchto metodach je fakt, ze v uzlech stroml shromazdi vétsi
mnozstvi pivodnich datovych bodi a poté snimi pracuji veelku, ¢imz se snizi objem
zpracovavanych udaji. Stromovou strukturu z ptivodnich dat vytvarime vétsinou jen jedenkrat
a pak ji pouze optimalizujeme. Tim dochazi k velké redukci potiebného ¢asu na zpracovani,
ale 1 minimalizaci I/O ceny a tim redukci pozadavkt na HW.
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Value at risk: on the naivete of the correct specification of a volatility model
Martin Bod'a'

Abstract: In value at risk forecasting, an especial attention is given to the volatility specification. As
there were, some time ago, a shadow of doubt cast upon its importance, this article briefly examines its
role and juxtaposes the choice of the volatility model and the selection of the distributional assumptions.

Keywords: value at risk (VaR), exponentially weighted moving averages (EWMA), generalized auto-
regressive conditional heteroskedasticity (GARCH), synthetic parametric models, historical simulation.

ToT.S
1. Introductory notes and portfolio selection

Contemporary financial management is dominated by several convenient suppositions that are
broadly accepted, which renders them facts; and one of them is the conviction that financial risk can be
controlled, measured and forecasted. This establishes attempts of integrating financial data into some
useful guantitative characteristic that would reflect the riskiness of positions assumed by traders and
brokers at financial markets. All though many a possibility in theory and usage exists, it is value at risk
(VaR) that enjoys the overall popularity in comparison to other risk measures applicable in assessing a
portfolio’s risk. Value at risk is an estimate of the potential loss of the market value of a trading portfolio
that is not to be exceeded at the chosen confidence level over a pre-specified holding horizon. By
definition, it is a quantile of the profit & loss distribution of a portfolio and as a measure is characterized
by the parameters holding horizon (commonly 1 day or 10 days) and “confidence level” (normally 0.95 or
0.99).

Simple as the concept of value at risk may be, the aspects of its practical calculation render value at
risk unduly vulnerable to the real changing environment of financial markets and erode its capability of
faithful representation of risk. It is again assumptions and misspecifications that are a source of failures in
modelling risk and there are doubts as to whether value at risk itself can be considered a reliable measure.
On these issues the reader may consult e. g. Bod’a (2006a). If we adopt the assumption that value at risk is
eligible to capture risk and that from historical observations future expectations can be derived, we can
take the procedure of calculation of value at risk — without prejudice to its complexity — as a four-stage
process: (1.) the mapping of risk, (2.) the specification of volatility pattern, (3.) the choice and application
of method, and (4.) the performance evaluation. Some basic notions on these steps are given in Bod’a
(2006Db) and can be tracked on through the associated references.

This article selects some of possible approaches as indicated in Bod’a (2006b) so as to perform a
meaningful simulated computation of this measure. Even though it must be stressed that all three steps are
vital for the real-life estimation of value at risk, the focus rests upon the last two steps. This choice results
from the knowledge that risk mapping is more of a technical matter distinctive to a portfolio’s
composition than the employment of statistical techniques. As a result, the two aspects of value at risk
modelling are confronted: 1. the correct specification of volatility model, and 2. the choice of
distributional assumptions. The motivation for such an outline of the task may be seen in the study of
Lopez and Walter (2000) who spotlighted the first topic and concluded that the underlying distributional
assumptions are of greater importance than the volatility specification.

With this intent in mind, a portfolio of assets from the perspective of a U. S. holder was chosen to
be composed of four equities and two currencies.! The basket of shares consisted of those of The Coca-
Cola Company (CC), Microsoft Corporation (MS), Hilton Hotels Corporation (HH), Bank of America

T Bc. Martin Bod'a. Univerzita Mateja Bela v Banskej Bystrici, Ekonomicka fakulta, Tajovského 10, 975 90 Banska Bystrica.
E-mail: ma_bo@azet.sk.

1 It is quite customary to perform such studies on a market index which itself is a trustworthy representative of a real portfolio and
makes the entire process of value at risk estimation substantially simpler. The substitution of a sole index for a portfolio would not
allow the demonstration of the different performances of different volatility patterns.



177

Corporation (BA) and the foreign currency part of the portfolio was represented by the euro (EUR) and the
Czech koruna (CZK).? The assets were allocated to the portfolio under the following weights:
CC:w; = 0.042, MS:w, = 0.058, HH:w;= 0.311, BA:w,;=0.293, CZK:ws= 0.234, EUR: wg= 0.062.°

2. Modédling issues

Both the multivariate form of volatility and the univariate alternative were examined. In the former
case, the volatility was interpreted through the covariance matrix representing single asset returns
movement and co-movement. In the univariate framework, the asset returns were integrated on the
assumption that a single variance is sufficient to describe the dynamics of the entire portfolio. Of a variety
of estimation possibilities under consideration were the static model with volatility constant over time, the
model with volatility updated daily (simple & exponentially weighted averages), and GARCH models.
The specifications are presented in Scheme 1. The returns of assets r; and of the portfolio r; are

logarithmic and their expectations are assumed respective Er; = 0 and Er ;= 0.
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Scheme 1 Volatility models entering the analysis
In the determination of distributional assumptions, for the sake of convenience, a simple parametric
synthetic model of stochastic volatility was employed, which resulted in describing the behaviour of
portfolio returns by the generic formula ryy g = o g zn g Where o [ Stands for the conditional or non-
conditional volatility holding for a day t and z; [ represents the corresponding innovative component of
the process generating returns. This definition implies that it only suffices to select a suitable distributional
form for the innovations z; [ (standardized returns effectively) as the volatility component op; 3 was

2 Of the companies, the shares of Microsoft Corporation are listed on NASDAQ and those of the rest on NYSE. It is rational to
assume that the area of business of the companies in focus is clear and there is no need to engage in the description.

% The procedure to yield the structure of portfolio ran under this algorithm: (1.) For each asset its order i was (non-randomly)
determined. The order was respected in the enumeration above. (2.) 6 realizations u; from U(0, 1) were generated and in the
ascending order indexed to the assets. (3.) For the asset indexed i = 1 (CC) the weight was set equal to its u-number, i. e. wy = uj.
The assets indexed i = 2, 3, 4, 5 were assigned their weights by the formula w; = u;(1 — Zw; _;) and the weight of the last position
(EUR) was fixed as wg = (1 — Zws).

* The A-factor was determined in accord with the custom value of this parameter for daily returns, to wit A = 0.94.



178

identified in the earlier step. Again, several options were studied and z; 3 was accounted for the normal
distribugion, the t-distribution, the non-central t-distribution, and the generalized Pareto distribution
(GPD).

The forecast of value at risk made in a day t for the following trading day t+ 1 was generated
according to the formula VaR; (rm) = —h-» Gii[1, IN Which qu_, is the appropriate o-quantile of a
distribution selected for z; and o .1 denotes (the forecast of) the volatility related to the day t+ 1. It is
needful to add that the holding period was set to one trading day, i. e. 7= 1 (which permitted the omission
of the rough and cumbersome scaling the value at risk forecasts for a longer period of time), and that the
“confidence level” was chosen 0.95 in line with the established practise, i. . «=0.05.

As to the forecast evaluation, Kupiec’s failure rate test was made use of. Analogously, for the inter-
model comparison the absolute percentage exceedance (APE) and the average number of failures (ANF)
over the previous 250 trading days were applied. °

3. Estimation issues and results

The daily stock prices and foreign exchange rates were obtained from http://finance.yahoo.com.
The time series counted 1978 observations, of which the in-sample period encompassed 1221 observations
(from 4 Jan 1999 to 10 Nov 2003) and the remaining 757 data were out-of-sample (from 11 Nov 2003 to
10 Nov 2006). The interesting statistic properties of returns are displayed in Scheme 2. Notwithstanding
that the data manifest themselves to meet the zero expectation, it is evident that they are far from being
normal (which is frequently assumed). Both the QQ graphs and Fisher’s g2 suggest that the data suffer
from heavy tails; likewise, the tests of normality are rejective.

Returns M ean SD M ax Min Fisher’'sgl Fisher’'s g2
ccC -0.0002 (0.0001)  0.0194 (0.0086)  -0.1061(-0.0807)  0.0937 (0.0402) -0.0152 (-1.0517)  2.9680 (12.1333)
MS -0.0002 (0.0002)  0.0275(0.0119)  -0.1698 (-0.1205)  0.1788 (0.0595) -0.1291 (-1.3535)  4.3556 (17.4248)
HH 0.0000 (-0.0009)  0.0381 (0.0322) -0.2977 (0.1371)  0.1371(0.1550)  -1.2207 (0.2629)  9.6342 (2.8238)
BA 0.0003 (0.0006)  0.0226 (0.0090)  -0.1067 (-0.1611)  0.0824 (0.0308) -0.0233(-2.1090)  1.4269 (25.2779)

EUR 0.0000 (0.0002)  0.0066 (0.0058)  -0.0232(-0.1067)  0.0226 (0.0187)  0.0489 (-0.0296)  0.5866 (0.8838)
CzZK 0.0001 (0.0004)  0.0076 (0.0067)  -0.0445(-0.0291)  0.0420 (0.0253)  0.2143 (1.3709) 2.6960 (1.3709)

Scheme 2 Descriptive statistics of gross 1220 in-sample returns and 757 out-of-sample returns (in brackets)

In the estimation of volatilities from the in-sample returns EViews 4.0 and an ADModel-Builder-
based program of Otter Research Ltd for DVEC-GARCH modelling were helpful; however, in the
majority of computations the utilization of MS ® Excel 2000 dominated. Besides the traditional option of
the normal distribution, in specifying the distribution of the innovative term in GARCH and EGARCH
equations the generalized error distribution (GED) and the Student’s t-distribution were also
experimented. This said, the innovations in MGARCH'’s specifications were opted for to comply with the
conservative choice of the normal distribution. The constructed GARCH models possessed desirable
econometric properties, with the exception of a few cases in which location v.-term was found on the
verge of significance. As suggestive of the graphs presented in Figure 1, the models captured the
dynamics of volatility after their own fashion, and yet some general patterns (at least pairwise) are
traceable.

Subsequently, it was possible to carry out the procedure outlined above, i.e. to construct the
standardized returns z ., to estimate the parameters of the distributions under consideration and compute
the respective a-quantile, and eventually to piece the components q, and oy [, together so as to form

% For a clarification of possible misunderstanding as to the specification, the representation of the non-central t-distribution is to
be found e. g. in Goorbergh (1999), and that of the generalized Pareto distribution in Embrechts et al. (1997) or McNeil (1999).

® Kupiec’s test bases on the idea that the frequency of exceedances of an adequate model answers to the significance level ¢:. In
this case, statistics LR= -21g[(1 - )" ] + 2Ig[(1 — x/n)"™ (x/n)*], where x is the number of exceedances over n forecasts,
follows an asymptotical #*(1) distribution. The absolute percentage exceedance measures the magnitude of exceedances over a
given period of n predictions and is specified, for the purpose of this article, by the formula APE = X|g|, where & denotes the
amplitude of exceedances, if any, or 0, if there were none.
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| UNIVARIATE MODELS OF VOLATILITY | | MULTIVARIATE MODELS OF VOLATILITY |
— Constant & Nonweighted]
— GARCH(L,1) (Student) [— EGARCH(L,1) (Student)|

Figure 1l In-sample volatilities estimates for (most of) the individual models

out-of-sample estimates of value at risk. The fitting of distributions to z; was facilitated chiefly through
Xtremes 3.01."®

All in all, a collection of the 13 volatility models (of which 9 univariate and 4 multivariate) and
4 distributional forms was considered. The results for each model comprising the corresponding quantile
0. for the distribution of z;, the average number of failures of the value at risk forecasts over 250 trading
days and the value of APE indicator are presented in Scheme 3.

Even though the diversity of the results is striking, they appear to be differentiated both by the
volatility specification and by the distributional form. When inspecting the performance of the individual
volatility specifications, one sees that their propensity to fail varies roughly and their predictive capability
is influenced by the magnitude of the quantile. The possibly lower predictive capability of a volatility
specification is generally compensated by the higher quantile number. Of the volatility models in focus,
the best performance is recorded with the multivariate GARCH specification, and, furthermore and
surprisingly, with the either model of constant volatility. The other models, which in fact are founded on
the daily updating volatility scheme, seem to be comparatively proner to fail as to their capability to
predict the loss occurred. Another ascertainment may be induced when comparing the performance of the
single distributions. Save the generalized Pareto distribution, the t-distribution manifest the satisfactory
eligibility to cope with heavy tails and its estimates are relatively satisfactory. As for the generalized
Pareto distribution, its utility comes when losses exceed a pre-determined threshold and their occurrence is
observed rare.® At large, the use of the non-central t-distribution was not very successful.

" The parameters (u, o?) of the normal distribution were estimated in an unbiased form and the degrees of freedom v of the
Student t-distribution were picked up so that the theoretical dispersion v/(v —2) (of course, for v > 2) might correspond to the
actual dispersion of z; . In some cases the t-distribution proved itself unfit to the data (when the dispersion was less than 0) or v
was very large (in that event the t-distribution was virtually identical with the normal distribution). For the other two distributions
the method of maximum likelihood was employed. Specifically, the parameters (&, v, §) of the generalized Pareto distribution
were received from the re-signed positive standardized returns zy [, and the computed (1 — a)-quantile was converted back to the
negative part of the number axis by adding a negative sign to it, becoming the a-quantile. The selection of thresholds was opted
automatic and left to the program.

® The application of the maximum likelihood method requires the data be independent and identically distributed. The iid property
of the series was tested by the BDS test for independence as included in EViews 4.0. The test indicated that most series are prone
to evince dependence. The outcome correspondent with independence was paradoxically received in the case of constant and
nonweighted volatility models (both for the univariate and multivariate specification), and with DVEC-MGARCHY(1, 1) specifi-
cation. Then, the standardized returns of GARCH(1, 1) with normal innovations bordered on independence. The estimated
parameters in the unfavourable cases may thus be liable to produce distorted results.

® On no account is this meant to challenge the significance of the generalized Pareto distribution in modelling; however, one
should beware that its foundations are in extreme value theory and their usage and interpretation should be adjusted accordingly.
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I~ N([I, 0'2) I~ T(V) iy ~ nCtT(ﬂy 51 V) I~ GPD(& v, ﬂ)
MODEL OF VOLATILITY mean # mean # mean # mean #
Co.gs of fails APE Cogs of fails APE To.gs of fails APE Co.gs of fails APE

UNIVARIATE MODELS
CONSTANT | -1.626 397+1.87 1559 v — +o0 (T—N(0, 1)) -1.633  397+187 1528 | -2701 035+048 0.165
NONWEIGHTED | -1.660 13.1+1.86 4.793 | -1.987 78 £143 2412 | -1633 133+195 5061 | -2774 1.88+056 0534

EWMA | -1725 12.8+226 4552 | -2.086 841+154 1820 | -1.656 144+266 5240 | -2730 1.76+0.78  0.592

GARCH(1,1) (ged) | -1634 915+124 2459 | -1968 279+079 0931 | -1606 9.18+125 2691 | -2813 035+048 0.168

GARCH(L, 1) (n) | -1628 8774117 2514 v =+ (T > N(0, 1)) 1601 9144124 2722 | -2814 0354048 0.171
GARCH(1, 1) (St) | -1629 919+125 246l v = +0 (T = N(0, 1)) 1597 9394130 2730 | -2781 035+048 0.169
EGARCH(L, 1) (ged) | -L639 6724123 2719 | -1972 3354098 1257 | -L506 919+189 3013 | -270 081+£071 0271
EGARCH(L, 1) (n) | -1633 771135 2721 v =+ (T N(0, 1)) 1589 9.71+135 3051 | -3304 0354048 0.090

EGARCH(1,1) (St) | -1.689  9.82+1.61 3255 | -2045 429+179 1285 | -1.644 107+158 3619 | -3.001 081+071 0117

MULTIVARIATE MODELS
CONSTANT | -1612  397+187 1559 inadequate (D(z;) < 1) -1626  3.97+1.87 1492 | -2986  0.35+048 0.068
NONWEIGHTED | -1.761  137+195 5258 | -1772 132+202 5152 | -1.684 155+197 6.138 | -3252 122+042 0361

EWMA | -1717 112+141 5791 | -1717 112+141 5791 | -1647 124+146 6702 | -3907 046+050 0.012
DVEC-MGARCH(1,1) | 2223 081+071 0250 | -2132 105+094 0343 | -2187 081+071 0279 | -4910 0.00+0.00 0.000

Scheme 3 The results structured by the volatility model and the distributional form

In conclusion, it must be said that there comes to be no relevant evidence to assume further that the
volatility specification is a minor factor in the value at risk estimation. Contrariwise, the correctness of the
volatility specification determines the quality of value at risk estimates as the distributional form cannot
satisfactorily compensate for the deficiencies caused by the incorrect volatility specification. The
importance of the correct volatility specification, thus, is not naive. None the less, it must needs be
accompanied by the choice of suitable distributional form.
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POUZITIE METODY WEBBOVHO GRAFU V ANALYZE DYNAMIKY
OBYVATELSTVA TRENCIANSKEHO KRAJA V ROKOCH 1999 - 2003

Zuzana Boriova

Abstract: In the following article we are discussing about the total increase of population in
the Trencin’s county in the period of years 1999 — 2003. As interpretation method for

typology of communities we have used the ,,Webb’s graph®.

Kracové slova: Celkovy pohyb obyvatel'stva, Webbov graf

Uvod a metodika

Prispevok priblizuje parcialnu Cast’” SirSie rieSenej regionalno-demografickej analyzy
TrencCianskeho kraja (Boriova 2005) s cielom priblizit metédu Webbovho grafu, ktora sa
pouziva pri analyzach demografického procesu pohybu obyvatel'stva. Pouzitie tejto metody
ukazujeme na priklade hodnotenia okresov aobci Trencianskeho kraja s pouzitim
zpriemerovanych udajov z rokov 1999 az 2003.

Vel'ké4 pozornost’ sa v demografii venuje celkovej dynamike (pohybu) obyvatel'stva, ktora je
vysledkom prirodzeného a migracného pohybu (resp. je vysledkom sac¢tu hrubej miery
prirodzeného pohybu a hrubej miery migracného pohybu).

Dobrym ukazovatelom hodnotiacim celkovy pohyb obyvatel'stva je hruba miera celkového
prirastku, ktora vyjadruje stcet hrubej miery prirodzeného prirastku ahrubej miery
migra¢ného salda v sledovanom ¢asovom obdobi.

Hmep=(N-M +1-E) /S * 1000

kde: hmcp — hruba miera celkového prirastku | —pocet imigrantov
N — pocet narodenych E —pocet emigrantov
M — pocet zomretych S—stredny stav obyvatelstva

Pokial si obe miery (prirodzeného a migraéného pohybu) kladné, celkovy pohyb
obyvatel'stva je tiez kladny, ak st obe zaporné, celkovy pohyb obyvatel'stva je zaporny.
V pripade, Ze jedna z mier je kladnd a druha zaporna, tak o celkovom pohybe rozhoduje ta,
ktorej absolutna hodnota je vicsia.

Vhodnou metddou na typologiu regionalnych jednotick na zaklade dynamiky obyvatel'stva
poskytuje graficky sposob podla J. Webba, tzv. Webbov kriz alebo graf (Mladek 1992, Pavlik
1986). Vychadza z toho, Ze pohyb obyvatel'stva charakterizuju dve zo Styroch teoreticky
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moznych zloZziek: prirodzeny prirastok (PP), prirodzeny tbytok (PU), migraény prirastok
(MP) a migra¢ny ubytok (MU). Zo vzajomne moznych kombinacii tychto zloziek vychadzaju
Styri typy populdcii s celkovym prirastkom obyvatel'stva (oznacené ako oktanty A, B, C a D)
a Styri typy populacii s celkovym tbytkom obyvatel'stva (oktanty E, F, G a H). Jednoduchy
vypocet a konstrukcia grafu, ndzornost’ celej metddy prispeli k tomu, ze je tato metoda Casto
pouZzivana. Zvoleny subor uzemnych jednotiek sa zobrazuje na grafe pomocou kartezianskeho
systému sdradnic. Vertikalna os tohto systému zobrazuje bilanciu prirodzeného pohybu (v
obore kladnych hodnét je to prirodzeny prirastok av obore zapornych hodnét prirodzeny
ubytok obyvatel'stva) a horizontdlna os bilanciu migracného pohybu (v obore kladnych
hodn6t je to migracny prirastok a V obore zapornych hodndt migra¢ny ubytok obyvatel'stva).
Kazda uzemna jednotka je v grafe zobrazena bodom, ktorého sdradnice tvoria bilancie
prirodzeného a migraéného pohybu. Dolezité st aj uhlopriecky grafu, ktoré spolu so
suradnicovymi osami rozdel'uji pole grafu na osem ¢asti (uz spominané oktanty), ozna¢enych
znakmi A az H azaroven v kazdej z nich je umiestneny jeden typ uzemnych jednotiek.
V sektoroch A, B, C, D su umiestnené typy, ktoré charakterizuje celkovy prirastok

obyvatel'stva. OdliSuju sa vzdjomnym vzt'ahom prirodzenej a migracnej zlozky pohybu.

Typolégia obci kraja na zaklade prirodzeného a migra¢ného pohybu

Hodnota celkového prirastku obyvatel'stva v Tren¢ianskom kraji v sledovanom obdobi rokov
1999 — 2003 bola zapornd, - 1,57 %o0. Kraj bol v sledovanom obdobi celkovo Ubytkovy,
pricom Slovenska republika bola v tomto istom obdobi prirastkova, a to na urovni 0,39 %eo.
Ani jeden okresov Trencianskeho kraja nezaznamenal celkovy prirastok obyvatelstva.
Najvyraznejsi tbytok obyvatel'stva dosiahol Myjavsky okres s -6,11 %o, najmensi Ubytok
okres Trencin s -0,38 %o.

Pri analyze Webbovho grafu zostrojeného pre obce Trencianskeho kraja st v sektore A obce,
ktoré maji migratny ubytok mensi ako prirodzeny prirastok. V Trencianskom kraji
v skimanom obdobi rokov 1999 — 2003 tu pripadlo 8 obci, ¢o je len 2,3 % vsetkych obci.
V sektore A bolo len jedno mesto, a to Banovce nad Bebravou. Dalsie dve kategorie B a C sl
charakteristické tym, Ze maji len prirastky (migra¢né i prirodzené). Do druhého sektoru B
patria vSetky obce, kde je prirodzeny prirastok vacsi ako migracny prirastok. Spadlo sem 8
obci kraja (2,3 %) a len jedno mesto — Nem3ova. V tretom sektore C prevazuje, opacne ako to
bolo v sektore B, migra¢ny prirastok nad prirodzenym prirastkom. V sledovanom obdobi sa
sem zaradilo 25 obci kraja, ktoré tvorili 9,06 %. ISlo len o vidiecke obce, nenachadza sa tu

Ziadne mesto. Vo Stvrtom sektore D je migraény prirastok va¢si ako prirodzeny ubytok. Do
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tohto sektoru spadlo najviac obci kraja a to 86, ¢o je takmer tretina vSetkych obci (31,2 %).
Novaky su jedinym mestom patriacim do tejto skupiny. Nasledujuce sektory E, F, G a H su
charakteristické celkovym ubytkom obyvatel'stva. Do sektoru E, v ktorom prirodzeny ubytok
je vacsi ako migracny prirastok, spadlo 52 obci (18,8 % podiel). Je to pocetnostou obci druha
najvacsia skupina a nachadza sa tu len jedno mesto, Bojnice. Sektory F a G maju obe zlozky
(migra¢ny i prirodzeny pohyb) Ubytkové. V sektore F je prirodzeny ubytok vacsi ako
migra¢ny ubytok a patri sem 43 obci kraja, ¢o je 15,6 %. Nachadzaju sa tu dve mesta: Myjava
a llava. V sektore G prevazuje migracny ubytok nad prirodzenym ubytkom. Spada sem 13 %
vSetkych obci TrenCianskeho kraja (36). Najdeme tu pédt’ miest: Handlova, Nova Dubnica,
Stara Turd, Brezova pod Bradlom a Trencianske Teplice. V poslednom sektore H sa nachadza
18 obci kraja ¢o je 6,5 %. V sektore je vacsi migrany uUbytok ako prirodzeny prirastok.
Nachadza sa tu vicSina okresnych miest (6 z9): Trencin, Povazskd Bystrica, Puchov,
Prievidza, Nové Mesto nad Vahom, Partizanske, ale i mesto Dubnica nad Vahom. Mesta
zaznamenali celkovy ubytok obyvatel'stva (-3,16 %o). Do sektorov E az H, ktoré su
charakteristické celkovym ubytkom obyvatel'stva spadlo 15 z 18 miest Trencianskeho kraja, 8
z 9 okresnych miest. Rozdelenie pocetnosti obci v jednotlivych kvadrantoch obsahuje Tab. 1.

Zaver

Sledovanie aanalyza prirodzeného amigracného pohybu obyvatelstva je jednou
z primarnych problematik rieSenych v demografickych a demogeografickych analyzach
regionov. Demografia poskytuje mnoho grafickych moznosti na interpretaciu vysledkov
celkového pohybu obyvatel'stva a prave Webbov graf je castou volbou vdaka svojej
jednoduchosti zostrojenia a vybornej schopnosti interpretacie ziskanych vysledkov. Okrem
grafického vystupu v podobe Webbovho kriza (Obr. 1) sa v praxi ¢asto vyskytuje mapovy

vystup, ktory vizualne znazoriiuje priestorové rozmiestnenie javu v hodnotenom regione.

Tab. 1 Rozdelenie obci podl’a Webbovho grafu

Oktant Charakteristika Pocet obci | Podiel v %
A PP > MU 8 2,90
B PP > MP 8 2,90
C MP > PP 25 9,06
D MP > PU 86 31,16
E PU > MP 52 18,84
F PU > MU 43 15,58
G MU > PU 36 13,04
H MU > PP 18 6,52

Spolu 276 100,00
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Zdroj: Bilancia pohybu obyvatel'stva 1999, 2000, 2001, 2002, 2003. SUSR

Obr. 1 Webbov kriZzovy graf
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M odelovanie vysky vydavkov domacnosti
Peter Hrubina

Abstract: The aim of this paper is to determine main factors which can moderately influence
the amount of household expenditures. Thus reveal to reader a problematic of household
production ability which is eventually a part of gross domestic product. The aim was not to
describe household consumption structure, but to find main factors which can possibly
determine its total amount. Firstly, five regressors were chosen to describe expenditure
function. After statistical verification two of them were omitted. Thus the final model
contains three regressors which particularly are — income, loans and natality.

Key words: Household expenditures, Income, Loans, Natality, Statistical, Economical and
Econometrical verification, Model prediction ability

1. Uvod
Mojim cielom bude urCenie ekonometrického regresného modelu, ktory bude

kvantifikovat’ vysku vydavkov domacnosti(Expenses — E). Teda cielom nebude zistovat
Struktaru vydavkov, ale zistenie niekol’kych faktorov, ktoré budi moct’ popisat’ funkciu vysky
spotreby domacnosti. Za vychodiskové regresory som zvolil 5 premennych:

1. Prijmy domacnosti — Income (1)

2. Socialne davky — Transfers (T)

3. Uvery — Loans (L)

4. Natalita — Natality (N)

5. Inflacia — Inflation (If)

Vyska vydavkov domécnosti, inak povedané, kone¢na spotreba domacnosti je sucast'ou
hrubého doméceho produktu. Teda ich vyska priamo ovplyviiuje produkénu schopnost
ekonomiky a iné nadvézujice veli¢iny a javy, akymi su bezpochybne aj inflacia. V stcasnosti,
pol druha roka pred planovanym zavedenim spolo¢nej eurdpskej meny EURO, mé Slovenska
republika problém prave s inflaénym kritériom. Tento jav sa centralna banka snaZzi regulovat’
zvySovanim trokovych sadzieb, pricom predpoklada, ze tieto obmedzuju pristup k Gverom.
Znemoznovanie pristupu k tverom spdsobi mensie vydavky, teda pomalsi rast hospodarstva.
Prijmy domacnosti sa budu znizovat,, svoju budicu spotrebu budu odkladat’. T.j. o¢akava sa
niZsi prirastok natality. PomalSi hospodarsky rast si vyZiada vysSie socialne davky z dévodu
obmedzovania zamestnanosti. Dany ekonometricky model ma nasledovnu podobu:

E~(I,T,L,N,If)

2. Charakteristika dat a metodika

Dany ekonometricky model budeme konstruovat’ pre podmienky Slovenskej republiky
v kvartalnom ¢asovom rade o dizke 27 obdobi, od prvého kvartalu 2000 po treti kvartal roku
2006. Na odhad parametrov a jeho verifik&ciu som pouZil dostupné metody a testy obsiahnuté
v Studentskej verzii ekonometrického softvéru Eviews 4.1. V nasledujucej tabulke uvadzam
nazvy, merné jednotky a zdroje potrebnych dét.
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Tabulka 1: Popis premennych

Polozka Nazov Merna Zdroj
Jednotka
Vydavky Expenses | mil. Sk beznych | Kone¢na spotreba domacnosti podla Klasifikacie
domécnosti cien individualnej spotreby (COICOP)
Statisticky Urad SR
Prijmy Income mil. Sk beznych | Tvorba a pouzitie dbéchodkov v sektore
cien domacnosti Bezné prijmy spolu
Statisticky Urad SR
Socialne Transfers | mil. Sk beznych | Tvorba a pouzitie dbéchodkov v sektore
davky cien domacnosti v mil. Sk beznych cien -
Socialne  davky okrem  naturdl.socialnych
tvransferov
Statisticky Urad SR
Uvery Loans mld. Sk Menovy prehlad vo fixnom kurze
Natalita Natality | pocet Prehlad pohybu obyvatelstva
obyvatelov Statisticky Urad SR
Inflacia Inflation | index Indexy spotrebitelskych cien podla Klasifikacie
individualnej spotreby podra ucelu (COICOP)
Statisticky Urad SR

Pramen: Vlastné spracovanie

Predpokladané zavislosti uvedenych vysvetlujicich premennych na vysvetlovani
premennd, vyjadrené prostrednictvom znamienka prislusného beta koeficientu, su nasledovné.
Pri vSetkych regresoroch, okrem inflacie, predpokladame priamo tmerna zavislost, teda
kladné znamienka. T.j. ich zvySenie spdsobi aj zvySenie vydavkov domécnosti. Pri inflacii
predpokladdme opacnu zavislost'.

3. Konstrukcia modelu

Na zaklade kvantifikacie vplyvu regresorov na regresant, uvadzam prvy ekonometricky
model vo forme zépisu.

EXPENSES=121 470,1 + 0,35*INCOME; — 855,71*INFLATION; + 302,23*LOANS; +

Std. Error (60 754,08) (0,06) (383,28) (100,19)

g (1,99) (5,54) (-2,23) (3,02)

+1,92*NATALITY, + 0,11*TRANSFERS; + & (1)
(1,62) (0,96)
(1,18) (0,12)

Je zrejmé, ze dany model obsahuje pomerne velké mnozstvo problémov, ktoré musia byt
vyrieSené, aby bol model aplikovatel'ny. Postupnou upravou premennych logickymi krokmi,
akymi su napriklad logaritmy ¢i prirastky sa mi nepodarilo zvysit' Statistickl vyznamnost’
vysvetl'ujucich premennych inflacie a socidlnych davok. T.j. nemohol som zamietnut’ nulova
hypotézu o nulovej hodnote prislusnych koeficientov. V d’alSom ponimani som musel od
tychto premennych abstrahovat’. Regresor - porodnost’ som upravil na prirastky dvoch po sebe
nasledujucich obdobi, teda som definoval novi premennu — Natalityprirastky.

Rozhodol som sa kvantifikovat’ model inym sposobom. Do modelu som zaradil premennt
uvery oneskorenu o jedno obdbobie. Vzhl'adom na to, Ze Gver musi ¢lovek najskor obrdzat’
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a aZz potom ho moze pouzit. Terajsi uver je nositelom budtcej spotreby. Premennti Income
som ponechal a taktiez aj premennu prirastky natality. Vysledny model, na ktorom moézet
vykonavat verifikacné testy je nasledovny:

EXPENSES; = 32 511,34 + 0,49*INCOME; + 4,90*NATALITYPRIRASTKY, + 265,48*LOANS; ; + ¢ (@)
Std. Error (8 935,59) (0,05) (1,00) (43,48)
t; (3,64) (9,86) (4,90) (6,11)

4. Verifikacia modelu

Kazdy ekonometricky modelu musi byt zverifikovany z troch oblasti, ktorymi s —
ekonomicka, Statisticka a ekonometricka verifikacia.
Ekonomicka verifikacia

V pripade, Ze sa vSetky vysvetl'ujice nezmenia, buda vydavky na Grovni 32,5 miliardy
korun, ked’ze vSetci musime jest’, pit’, nickde byvat’ atd’. V pripade narastu prijmu o jeden
milion Sk, wvzrasti vydavky 00,5 miliona koran. V pripade néarastu Uverov
v predché&dzajicom obdobi o jednu miliardu, vzrastd vydavky v beZznom obdobi o 265
milionov korun. A v pripade prirastku obyvatel'stva, vzrasta vydavky o 4,9 miliona korun.
VSetko za predpokladu nezmenenych ostatnych parametrov.
Statisticka verifikacia

Testovacie Statistiky a p-hodnoty jednotlivych parametrov si Statisticky vyznamné.
Statisticki vyznamnost modelu ako celku demostrujem na upravenom koeficiente
determinacie R?, ktorého hodnota dosahuje 98,7%, o je najviac zo vietkych testovanych

v v

zo vsetkych modelov. Ich relativne velka hodnota modze suvisiet’ s nie prili§ velkym poctom

pozorovani.
Ekonometricka verifikacia
Testovali sme tri typy poruSeni Klastickych predpokladov - multikolinearita,

autokorelacia a heteroskedasticita. Na zaklade korela¢nej matice je predpoklad, ze v danom
modeli sa vyskytuje multikolinearita, ked’ze medzi vySkou prijmu a ivermi je vel'mi silna
priama linearna zavislost’. Logicky, Giver sa stava prijem, takze danu korelaciu som ocakaval.
AvSak vykonal som test na zaklade Kleinovej metodiky, ktord porovnava koeficient
viacnasobnej determinécie s parovymi koeficientami determinacie z korelacnej matice.
Pricom nulova hypotéza predpoklada neexistenciu multikolinearity. Dany test potvrdil
neexistenciu multikolinearity. Dany stav som sa rozhodol, vzhladom na silni koreldciu
spominanych premennych, overit' eSte testom Farara a Glaubera. Tento, v prvom rade
porovnava determinant korelaénej matice, ktory ak je velmi maly(t,j. blizi sa knule)
demonstruje moznost multikolinearity. Nasledne sa vypocita testovacia Statistika. Tato
v porovnani s tabelovanymi hodnotami kvantilov pre hladinu vyznamnosti=0,01 a 0=0,05
jednoznaéne zamieta nulovd hypotézu. T.j. v danom modeli sa vyskytuje multikolinearita. Co
sa vSak dalo ocakavat’. Pretoze uver sa stava prijmom. Ale pre nase ponimanie modelu nejde
0 Specifikaciu momentalneho stavu, cielom je vytvorit model, ktory bude mat’ predikénu
schopnost’, a ktory bude teda mozné pouzit na predikovanie vysky spotreby domécnosti
zavislé od vysky prijmu, Gverov a natality.

Heteroskedasticitu, teda =zavislot' rezidui na niektorom regresore, som overoval
grafickymi aj analytickymi metédami. Nulova hypotéza hovori o konstatnych disperzidch
rezidui. Dana hypotézu na vSetkych beznych hladinach vyznamnosti nemo6zem zamietnut’, na
zéklade grafického znédzornenia zavislosti rezidui od odhadnutych vydavkov domacnosti
a Whitovho testu Heteroskedasticity.
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Autokorelacia, ¢ize poruSenie predpokladu sériovej nekorelovanosti rezidui, teda
Cov(ei,gj)=0, pre vSetky i#. Na detekciu ¢i sa dany problém vyskytuje v.mojom modeli, som
pouZil udaj z vystupu, Durbin-Watsonova Statistika. Tato ma, pri kone¢nom modeli, hodnotu
2,31(pricom idealna hodnota sériovej nekorelovanosti je 2,00, pretoze dané rozdelenie je
symetrické okolo 2). T.j. sa jedna o sériovti nekorelovanost’ vektora ndhodnych chyb daného
ekonometrického modelu. Av3ak pojednava iba o sériovej nekorelovanosti prveho stupna.
Obsirnejsi test je Breusch-Godfrey Serial Correlation LM Test, ktorého nulova hypotéza znie:
Sériova nekorelovanost’ rezidui, teda neexistencia autokorelacie. Na zaklade vystupu
nemoézem zamietnut' nulova hypotézu na vsetkych beznych hladinach vyznamnosti. T.j. jav
autokorelécie sa v danom ekonometrickom modeli nevyskytuje.

5. Vydedky a diskusia

Na zéklade dostupnych metdod som dospel ku koneénému modelu determinacie vysky
spotreby domacnosti. Tento model ma vypovedaciu schopnost’. Hlavna tiloha daného modelu
je jeho predikéna schopnost’, ktoru uvadzam v nasledujucich dvoch grafoch.
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Graf 1: Predikcna schopnost modelu Graf 2: Predikcna chyba
Pramen: Viastné spracovanie Pramen: Viastné spracovanie

Moézeme vidiet, Ze predikéna schopnost modelu je vyhovujuca. Predikéné chyby sa
v prvom kvartili 2006 -6,2 mld. Sk(¢o v porovnani s vydavkami predstavuje odchylku vo
vyske 2,81%), v druhom kvartili 5,7 mld. Sk(2,55%) a v tretom kvartali 2,7 mld. Sk(1,19%).
Dané hodnoty mézeme povazovat’ za uspokojivé. Avsak pre zlepSenie predikénej schopnosti
by sme mohli pouzit metédu SARIMA.
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Vplyv AIDS na prirodzeny pohyb obyvatel’stva sveta
Andrej Chromecek

Abstrakt

“In June of 1981 we saw a young gay man with the most devastating immune
deficiency we had ever seen. We said, "We don’t know what this is, but we hope we don’t
ever see another case like it again’.” (WHO, 1994)

This year marks a quarter century since the first cases of AIDS were reported. In that
time, AIDS has fundamentally changed our world - killing more than 25 million men and
women, orphaning millions of children, rising poverty and hunger, and, in some countries,
even reversing human development altogether. Nearly 40 million people are living with HIV
today.What was first reported as a few cases of a mystery illness is now a pandemic that poses
among the greatest threats to global progress in the 21st century.

Uvod

Pocet I'udi infikovanych HIV, virusom, ktory sposobuje ochorenie AIDS stale vzrasta.
Nakazeny moze byt kazdy bez ohladu na rasu, pohlavie, vierovyznanie, alebo sexualnu
orientaciu. Kazdych 8 sekund sa nakazi jeden d’alsi ¢lovek. Aj preto je AIDS problém ktory
sa tyka nas vsetkych.

Definicia ochorenia

Aids je skratka pre syndrém fatalneho zlyhania imunitného systému, spdsobeného
virusom HIV. Vyvoj infekcie prechddza niekol'kymi fazami. V priebehu prvych niekolko
tyzdnov infekcie sa u ¢loveka rozvinie aklitne ochorenie podobné mononukle6ze, ktoré po par
tyzdinoch odoznie . Vtedy sa mézu vyskytnat’ rézne priznaky ako celkova unava, bolestivost’
svalov a kibov, hora¢ka, vyrazky, bolesti hrdla, hnacka, stuhnutost’, zviésenie lymfatickych
uzlin, demencia a nevysvetliteIny ubytok vahy. Po odozneni tychto pociato¢nych priznakov
¢lovek chorobu niekol’ko nasledujucich rokov vobec neregistruje. Medzi infikovanim virusom
HIV a rozvinutim zavere¢ného Stadia AIDS, u nelieceného jedinca, existuje priemerny ¢asovy
interval 10 rokov. Pocas tohto obdobia méze infikovana osoba nakazit’ virusom d’al§ich I'udi.
V konec¢nom S§tadiu choroby AIDS ¢loveku tUplne zlyha imunitny systém, a teda telo uz nie je
schopné branit’ sa Ziadnemu ochoreniu.

Spbsob prenosu

Virus HIV sa prené3a prevazne krvou, spermiami a ostatnymi pohlavnymi sekrétmi a
materskym mliekom. Virus moze byt preneseny aj z matky na dieta pocas tehotenstva cez
placentu. Riziko prenosu z HIV pozitivnej matky na dieta pocas tehotenstva je pri 20-30%.
Virus sa vSak neprenaSa pri kasli, kychani alebo beznom telesnom kontakte.

region Najcastejsi sposob prenosu
Svet Heterosexualny styk
Subsahar ska Afrika Heterosexualny styk
JuznaaJV Azia Heterosexualny styk, IUD
Latinskd Amerika Homosexualny styk, lUD, Heterosexudlny styk
Vychodna Eurépa/ Stredna Azia IUD
Vych. Azia a Oceania IUD, Homosexudlny styk, Heterosexuélny styk
Severna Amerika Homosexualny styk, lUD, Heterosexudlny styk
Zapadna Eur 6pa Homosexualny styk, lUD
Sev.Afrika/ BlizkyVychod Heterosexudlny styk, IUD
Karibska oblast’ Heterosexudlny styk, Homosexuélny styk

IUD - injekéné uzivanie drog
Zdroj: Population Reference Bureau staff (2004): Transitions in World Population in: Population Bulletin, vol59, no.1, p33
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Typy virusov

SU zname dva hlavné typy virusov HIV-1 a HIV-2. HIV-1 je viac celosvetovo
rozSireny. HIV-2 sa vyskytuje prevazne v oblasti zapadnej Afriky. Oba virusy p6sobia
podobne, ale HIV-2 sposobuje konecné stadium AIDS ovel'a pomalsie.

Globalny pohlad

Prvykrat bolo ochorenie AIDS zaznamenané presne pred Stvrt’ storo¢im, v roku 1981,
v Los Angeles v Kalifornii. Pévodca ochorenia, virus HIV, bol prvy krat objaveny v roku
1983, dvoma na sebe nezavislymi vedeckymi tymami vo Francuzsku a v USA. Predpoklada
sa vSak Ze virus HIV ma svoj pévod v oblasti zapadnej Afriky, kde sa vyvinul z virusu
vyskytujdceho sa u divo Zijacich Simpanzov.

K explozivnemu rozsireniu ochorenia prispelo niekol’ko faktorov:
- masivny rozmach cestovného ruchu, ktory ulah¢il, Sirenie mikroorganizmov do celého sveta
- uvolnenie sexuélneho Zivota
- v8eobecné spristupnenie transflzii a krvnych derivatov do celého sveta
- zdiel'anie pouzitych ihiel u injekénych uzivatel'ov drog
-v Afrike a mnohych inych rozvojovych krajinach spésobil priliv populacie do miest
prehibenie chudoby a rozklad tradiénej spolodenskej $truktiry, o u niektorych skupin viedlo
Kk zvySeniu promiskuity.

Tab ¢.1.
Poclet 0sob  [Novoinfi- kované llis ] . ,
region Zijucich s osoby v roku prevalepae Pocet zomretych
virusom HIV 2005 dospelych 1or+
15-49r. (%)
Subsahar sk4 Afrika 24,5 mil 2,7 mil 6,1 2,0 mil
Sev.Afrika a Blizky Vychod 440 000 64 000 0,2 37 000
Azia 8,3 mil 930 000 04 600 000
Oceania 78 000 7200 0,3 3400
Latinskd Amerika 1,6 mil 140 000 0,5 59 000
Karibik 330000 37 000 16 27 000
Zg?gg:; AE;;"pa 1,5 mil 220 000 08 53 000
Severna Amerika Zapadna a 2,0 mil 65 000 05 30 000
Strednd Eur épa
Rozvinutékrajiny 3 mil - 0,5 70 000
Rozvojové krajiny 35,6 mil - 1,3 2,8 mil
Naj menej rozvinuté krajiny* 12,3 mil - 43 1 mil
Svet spolu: 38,6 mil 4,1 mil 1 2,8 mil

* -50 najchudobnejSich krajin v ramci rozvojovych krajin
Zdroj: 2006 Report on the global AIDS epidemic, A UNAIDS 10th anniversary special edition

Podrla poslednej spravy organizacie spojenych narodov bolo k roku 2005 na svete 38,6
miliénov I'udi infikovanych virusom HIV. Z tohto poctu tvoria 4,1miliéna len novoinfikované
osoby nakazené v tomto roku. Priestorové rozSirenie epidémie AIDS je vSak krajne
nerovnomerné. Najviac su touto chorobou zasiahnuté rozvojové Kkrajiny. Zatial ¢o v
rozvinutych krajinach je infikovany len kazdy 200 obyvatel, v rozvojovych krajinach je to
jeden Clovek zo sto. V piatdesiatke najmenej rozvinutych krajin je to dokonca uz kazdy
dvadsiaty obyvatel’. (Blizsie vid'. tabul’ka ¢.1)
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V subsaharskej Afrike ktora je domovom iba nieCo viac ako jednej desatiny
obyvatel'stva sveta, sa koncentruje 64% I'udi infikovanych virusom HIV. Este horSiu Statistiku
ma Afrika v podte nakazenych deti do 15 rokov. Ziju ich tu asi 2 miliény, ¢o je 9/10 zo
vSetkych deti infikovanych virusom HIV na svete. Prave ¢ierny kontinent, a hlavne jeho juzné
oblasti, maju dlhodobo najvacsi pocet ochoreni ako aj timrti na AIDS. Nie je to prekvapujuce
ked’ si uvedomime, ze z dvadsiatky krajin s najvys$Sim podielom obyvatel'stva infikované¢ho
virusom HIV, sa az devitnast’ nachadza prave v Afrike (vid’ graf ¢.3)

Niekol’ko najviac postihnutych africkych krajin ma tak vysokt timrtnost’ obyvatel’stva
sposobenu pandémiou AIDS, Ze v nich v sucasnosti dochddza aj napriek vysokej miere
thrnnej plodnosti k prirodzenému ubytku obyvatel'stva. Su to: Botswana s prirodzenym
Ubytkom v roku 2005 (-0,3%) a Lesotho (-0,1%). Treba si pritom uvedomit’ Ze sa jedna o
krajiny s prevahou mladého obyvatel'stva, v ktorych je prirodzend tmrtnost’ vstupujica do
bilancie prirodzeného pohybu nizka. V prakticky vSetkych juhoafrickych krajinach doslo za
posledné desatroéie k velmi vyraznému skrateniu strednej diZky Zivota pri narodeni. A tak
krajiny s najvy$§im podielom obyvatel'stva infikovaného virusom HIV ako Botswana,
Lesotho, Swazijsko, Zambia ¢i Zimbabwe dosahujui v stéasnosti celosvetovo najnizsiu
strednu dizku Zivota iba od 35 do 40 rokov (vid’ graf &.1). Porovnatel'ne nizke hodnoty pritom
tieto krajiny dosahovali naposledy zhruba pred pol storo¢im.

Graf &.1. Pokles strednej dizky Zivota pri narodeni v siedmych krajinach s najvy3ou
mierou HIV prevalencie
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Aj ked nikde vo svete nie je problém tak vypukly a jasne viditelny ako prave na
Africkom kontinente aj v inych Castiach sveta najdeme mnoho prikladov krajin, ktoré viac
alebo menej Uspedne vedu boj s touto pandémiou.

V Azii Zije v su¢asnosti 8,3 miliona obyvatel'ov infikovanych virusom HIV. Pre viac
ako 2/3 z nich je domovom jedina krajina — India. Prave v Indii len v roku 2005 zomrelo viac
ako 150 000 I'udi na AIDS. Vel'mi rychlo rastie pocet infikovanych aj v najl'udnatejSej krajine
sveta v Cine. A aj ked’ podielom na populécii to zatial’ nie je znepokojivé &islo v absolutnych
hodnotach je to okolo 650 000 infikovanych. Vel'mi vysoky podiel nakazenych maja krajiny
juhovychodnej Azie ako Thajsko, KambodZa alebo Myanmarsko, ktoré sluzia ako oblibené
destinacie ,,sexualnej turistiky*. Prave krajiny juznej a juhovychodnej Azie zaznamenavaju
obrovsky nérast novych pripadov AIDS.
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A4

Grafy € 2. a 3. Krajiny s najvy$§im poc¢tom umrti a najvy$Sou mierou HIV
prevalencie dospelych (15+) v roku 2003
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Vo vyspelych krajindch Eurdpy a Severnej Ameriky sa vyskyt choroby AIDS
obmedzuje prevazne na homosexudlne komunity, a injekénych uzivatel'ov drog. D4 sa preto
povedat Ze virus tu posobi selektivne a postihuje vo zvySenej miere tieto 2 skupiny
obyvatel'stva, zatial ¢o v zbytku populacie nie je prili§ rozSireny. Pozoruhodny je najmé
rozmach tohto ochorenia v regione vychodnej Europy. Najviacsi ndrast infikovanych
zaznamenali v Ruskej federécii a na Ukrajine, kde sa v roku 2006 nakazilo virusom HIV aZz
270 000 I'udi. Z nich takmer 1/3 je vo veku 15 -24 rokov. Sirenie HIV v tychto oblastiach je
spdsobené najmi uzivanim drog a pouzivanim nesterilnych injekénych striekaciek (az 63%).
Epidémia HIV/AIDS na Ukrajine podl'a UNAIDS narasta, pretoze iba 13 percent l'udi z
celkového poétu 190 000 nakazenych maé pristup k liekom. Statistika uvadza, Ze na Ukrajine
bolo do konca roka 2005 infikovanych virusom HIV 97 000 T'udi, avSak podla organizacie
UNAIDS je toto cislo v skuto¢nosti ovel'a vysSie a nakazenych je az 377 000 l'udi. V Rusku
ma AIDS okolo 940 000 I'udi, pricom Styria z piatich st vo veku 15 az 30 rokov.

Zaver

Odhaduje sa Ze doteraz si virus epidémia AIDS vybrala ako svoju dan za 25 milionov
obeti pocas svojho 25 ro¢ného posobenia. Napriek vS§emoznej snahe svetového spolocenstva k
nim pribadajd kazdy rok miliony a miliény d’alSich. NajhorSie st na tom rozvojové krajiny,
ktorych vlady nemaju dostatok prostriedkov na boj s touto epidémiou. NajdblezitejSia je
pritom osveta a prevencia. Krajiny ktoré sa vydali touto cestou pred par rokmi spravidla
zaznamenali zna¢né medziro¢né ubytky v pocte novoinfikovanych osob.
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Vyvoj porodnosti a plodnosti na Siovensku a v Mad’arsku v obdobi 1950-
2004 — kompar ativna analyza

Justina Jakubekova

Abstract: My thesis provides overview about evolution of birthrate and fertility of
population in former eastern block countries (Slovakia, Hungary) between years 1950 and
2004. You will find in my thesis description how the political-economic situation had
influenced the demographic behaviour of population.

Zo vsetkych demografickych procesov sa najviacSia pozornost’ sustreduje na
porodnost’, pretoze tato sa najsilnejSie viaze s buducim rozvojom spolo¢nosti. Je uréujiicim
procesom 2. demografickej revollcie a sucasne zaznamenavame vyrazne zmeny tohto procesu
v poslednom obdobi v Eurdpe.

Vo vyvoji zékladnych ukazovatel'ov porodnosti po 2. sv. vojne moézeme vidiet’ medzi
oboma krajinami rozdiely. Tykaju sa na jednej strane drovne (vysky), na druhej strane
intenzity zmien v priebehu poslednych desatroci. To ¢o spaja obe krajiny, je neustaly pokles
hrubej miery pérodnosti a nasledne aj Urovne vSetkych ostatnych $pecifickych ukazovatel'ov
plodnosti.

Po skonceni 2. sv. vojny v celej Eurdpe doznievali kompenzacné populacné trendy,
prejavujuce sa predovsetkym narastom intenzity pérodnosti a plodnosti (Graf 1). NajvysSiu
hodnotu hrubej miery zivorodenosti malo v roku 1950 Slovensko 28 %o. Mad’arsko svoje
maximum hrubej miery Zivorodenosti dosiahlo 24% az o 4 roky neskér v roku 1954. Od tohto
obdobia porodnost’ zacala klesat’ a vSak, nie nadlho. Pokles porodnosti na Slovensku bol
zosilneny prijatim interrupéného z&kona v roku 1958.VyraznejSi nérast Zivorodenosti mali
obe krajiny v 70. rokoch. Na Slovensku to bol hlavne dosledok uskuto¢nenia pronatalitnych
opatreni a prijatia programu na pomoc rodindm s detmi (materské prispevky, predizenie
1973 navrhnuté, prijaté a zrealizované opatrenia populacnej politiky k tomu, aby povzbudili
plodnost’. Na Slovensku bola hruba miera pérodnosti v celom obdobi vyssia nez v Mad’arsku.
Vyrazny vplyv na uroven porodnosti mala aj religiozita obyvatel'stva. Na Slovensku hruba
miera poérodnosti vystupila z 18 %o v roku 1967 na 21 %o v roku 1974. V Mad’arsku to bolo
13 %o roku 1962 na 18 %o roku 1974. Obdobie baby boomu a relativne vysokej plodnosti 70.
rokov vystriedalo od 80. rokov obdobie nepretrzitého poklesu uUrovne ukazovatel'ov
porodnosti, ktoré bolo najintenzivnejSie najma v prvej polovici 90. rokov.

Slovensko patrilo este zacCiatkom 80. rokov ku krajindm s vysokou porodnostou
a plodnost’ou. V tomto obdobi sa rodilo vySe 90-tisic deti ro¢ne. V tom obdobi uz v Mad’arsku
prebiehal pokles vyrazne. Najma vplyvom politicko-ekonomickych zmien, ako i celkovou
zmenou populacnej klimy v 90. rokoch, sa poCty zivo narodenych deti zacal znizovat. Od
roku 1996 sa v SR znizil pocet zivo narodenych deti z hodnoty 60,1 tisic na hodnotu 51,7 tisic
v roku 2003, ¢o predstavuje pokles o 14 %, a to i napriek tomu, Ze vo fertilnom veku sa
nachadzaju Zeny zo silnej pronatalitnej viny 70. rokov. Zatial’ ¢o v roku 1996 sa jednej zene
pocas jej reprodukéného veku priemerne narodilo 1,5 dietata, do roku 2003 sa narodilo uz len
hodnota uhrnnej plodnosti v Eurépe za Ceskou republikou). Nizka turoven tthrnnej plodnosti v
SR je determinovana jednak celkovym poklesom realizovanych tehotenstiev, ako aj poklesom
poctu vydatych zien v populacii. Po novembri 1989 sa politické zmeny nemohli prejavit
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zvySenim plodnosti, lebo boli sucasne sprevadzané oslabenim socidlnych istdt rodin s det'mi,
nezamestnanostou a otvorenim novych osobnych perspektiv. Rozhodnutiu mat’ deti
konkurovala moZznost vlastnej sebarealizacie a snaha o zvySovanie zivotnej Grovne.

Mad’arsko bolo jednou z prvych krajin, v ktorej zacala plodnost’ klesat’ po 2 sv. vojne
a kde tieZ zmeny v struktare plodnosti zac¢ali prebiehat’ v 80. rokoch. Prejavili sa poklesom
miery plodnosti Zien mladSich nez 25 rokov, rastom miery plodnosti Zien starSich ako 25
rokov a zvySenim priemerného veku matiek pri porode. V prvej polovici 90. rokov nie je
vidiet’ az taky vyrazny pokles ako na Slovensku. Jedno z vysvetleni mad’arskych demografov
je, Zze po roku 1990, po zmene ekonomického a politického rezimu, si nova vlada zachovala
vacsinu opatreni na podporu rodiny, pridavky na deti zvysila a zaviedla niektoré d’alSie
opatrenia, napr. prispevok na vychovu dietata (tzv. matersku na plny tvédzok). Na tento
prispevok ziskali narok rodicia, ktori vychovavaju 3 a viac deti. Prispevok sa vyplaca medzi
3. a8. rokom Zivota najmladsieho dietata. Az nova vlada v rokoch 1994-1998 pristupila
k reStriktivnym opatreniam a zaviedla adresnost’ v poskytovani Statneho prispevku rodindm.
Rodicovsky prispevok odvodeny od predchadzajuceho zarobku bol nahradeny prijmovo
testovanou davkou a pridavky na deti sa tak stali prijmovo testované. Po zavedeni tychto
uspornych opatreni sa zrychlil pokles urovne plodnosti (Kocourkova, 2002). V 1992 doslo
Vv Mad’arsku aj k sprisneniu interrupéného zakona, ale nemalo to Ziadny bezprostredny vplyv
na vyvoj mier plodnosti (Poppova 2004).

Priaznivi zmenu vo vyvoji pérodnosti a plodnosti zaznamenavame na Slovensku v
roku 2003, kedy sa narodilo o 872 deti viac ako v roku 2002. Néarast po¢tu zivo narodenych
deti sprevadzal i mierny narast Uhrnnej plodnosti, z hodnoty 1,10 v roku 2002 na hodnotu
1,20 v roku 2003. S vel'kou pravdepodobnostou mozno konstatovat’, Ze ide najma o realizéciu
odlozenych p6érodov silnej generacie zo 70.rokov. Je pravdepodobné, Ze realizacia odlozenych
porodov bude este urc¢ité obdobie pokracovat. V Mad’arsku bol zaznamenany v roku 2003
pokles narodenych oproti roku 2002 o 2157 deti. Poklesla aj thrnné plodnost’ z 1,30 na 1,27.

Graf 1 Vyvoj hrubgl miery Zivorodenosti na Slovensku a v Mad’arsku (1950-2004)
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Ukazovatele ako priemerny vek Zeny pri pérode aj pri prvom pérode sa dlhodobo
vel'mi nemenili ani v jednej Krajine. Posun Grovne plodnosti do vy3Sich vekovych kategorii
potvrdzuje narast priemerné¢ho veku zien pri porode. Na zaciatku skimaného obdobia v roku
1950 bol priemerny vek zien pri porode dietata na Slovensku 27,6 a v Mad’arsku 25,0 rokov.
V 1996 bol priemerny vek Zien pri porode v SR 25,5 roka, do konca sledovaného obdobia sa
zvySil na hodnotu 27,0 rokov. V Mad’arsku dosiahol tento ukazovatel’ v 1996 hodnotu 26,5 a
27,6 roka v roku 2001. Narastol i priemerny vek prvorodiciek, v priemere o dva roky. Zatial’
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¢o v SR roku 1950 rodili Zeny svoje prvé dieta priemerne vo veku 23 rokov, v sti¢asnosti sa
tato hranica posunula k 25,0 roku zivota zeny. V Mad’arsku sa tento vek zvysil zhruba o 4
roky. V 1950 Zeny porodili prvé dieta vo veku 21,0 rokov, v 2001 sa zvysil na 25,3 rokov.

Meni sa i rozloZenie aj uroven plodnosti podl'a veku (Graf 2). V minulosti prevladal na
Slovensku i v Mad’arsku model skorej plodnosti, va¢sina pérodov sa realizovala hned’ na
zacCiatku reprodukéného obdobia zeny. V sti€asnosti sa najvicsia Cast’ realizovanej plodnosti
posuva nad hranicu 25 rokov. Zatial' o do roku 2000 bola na Slovensku najplodnejSou
vekova skupina 20 - 24 ro¢nych zien, v roku 2001 sa vrchol maximalnej plodnosti posunul do
vekovej skupiny 25 - 29 ro¢nych Zien. V Mad’arsku nastala tato zmena v roku 1996. V 60.
rokoch bol zna¢ny rozdiel v Urovni Specifickej plodnosti medzi oboma krajinami. Na
Slovensku su v celom sledovanom obdobi hodnoty Specifickej plodnosti vysSie, ale aj
rychlejSie klesaju. Postupne sa vSak rozdiel medzi oboma krajinami zmen3oval, aZ st skoro na
jednej trovni. O odklade pérodov sved¢i 1 narast plodnosti vekovej kategorie 30 - 34 ro¢nych
Zien, ktoré si pocas celého pozorovaného obdobia zachovévaju vysSiu intenzitu plodnosti ako
najmladSia vekova skupina Zien 15 - 19 ro¢nych. V 90. rokoch plodnost’ poklesla vo vSetkych
vekovych skupinéch.

Graf 2 Specificka plodnost na Slovensku a v Mad'arsku (1960;2002)
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Meniaci sa vzt'ah k materstvu a rodi¢ovstvu sprevadza i zmena vo vel'kostnej Strukture
rodin, Co sa prejavuje najma uprednostiiovanim mensieho poctu deti. Dlhodobo zauzivanu
dvoj- aZz trojdetnd rodinu ale v poslednej dobe narasta pocetnost’ jednodetné rodiny. Podiel
deti narodenych v prvom poradi mierne narastd. Druhé a tretie poradie vykazuju klesajuce
tendencie. Mozno predpokladat, ze celkovy pokles porodnosti a plodnosti je zapri¢ineny
najma poklesom narodenych deti v druhom a tretom poradi. PriCiny takého stavu treba hl'adat’
vo viacerych aspektoch. Zmenila sa hodnota deti, tie v stcasnosti predstavuju najméi
emocionalny prinos pre rodiCov a nie ekonomicky, ako tomu bolo v minulosti (Marencakova
2006). Viacsina zien vyuziva modernu antikoncepciu ako na odlozenie, tak aj na ukoncenie
tehotenstva.

Zeny postvaju prvé porody do vyssicho veku, ¢im sa skracuje ich redlne reprodukéné
obdobie. Vyznamnou mierou sa na poklese poctu deti v rodinach podielaji nevyhovujice
ekonomické a bytové podmienky mladych l'udi. Reprodukéné spravanie v Madarsku je
ovplyvnené spolo¢enskymi zmenamy, obzvlast zlepSenim postavenia Zien.
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Vyvoj mimomanZelskej porodnosti je podobny v oboch krajinach. Napriek poklesu
celkovej porodnosti, mimomanzelska porodnost’ rastie. Pri zniZujicom sa pocte narodenych
deti vzrastol pocet narodenych deti mimo manzelstva. V 60. rokoch pdrodnost mimo
manzelstva v oboch krajinach do roku 1975 stagnovala na 5 %. Od tohto roku zacina vyrazny
narast na Slovensku ako aj v Mad’arsku. Na Slovensku do roku 2001 narastla tato porodnost’
na 20 % a v Madarsku na 30 %. Pricom v Madarsku je od roku 1975 pdérodnost’ mimo
manzelstva vysSia nez na Slovensku a tento rozdiel sa od tohto obdobia zvysuje.

O reprodukénych procesoch do velkej miery vypovedad cistd miera reprodukcie,
nakol'ko ukazuje pocet potencionalnych matiek v jednotlivych populdciach. V stcasnosti je
Cistd miera reprodukcie na Slovensku 0,59, ¢o znamend, Ze pocas jednej generacie pri
zachovani sti€asnej trovne plodnosti a imrtnosti Zien by prirodzenym pohybom ubudlo 41%
potencidlnych matiek. V 90. rokoch poklesla na nedostato¢nu uroven. V Mad’arsku islo
0 rozSirenu reprodukciu do roku 1957 a v obdobi rokov 1974 - 1977. Aj ked’ v minulosti malo
Mad’arsko miery reprodukcie nizsie, od roku 1994 st na rovnakej tirovni ako Slovensko.
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Modelovanie bankovych tdverov poskytnutych obyvatel’stvu
v rokoch 2000-2004

Zuzana Kiskova

Abstract

The aim of this contribution is to construct an econometric model of bank loans
provided to inhabitants in Slovakia in the years 2000 — 2004. The research investigated the
influence of average interest rate on bank loans, average disposable income of households and
population employed on bank loans provided to inhabitants. Quarterly data were used. An
evidence of strong dependence among changes of listed variables has been found. This
resulted in construction of an econometric model explaining a significant part of the
dependent variable variance.

1. Specifikacia déat

Zavislou premennou su bankové Gvery poskytnuté obyvatel'stvu v rokoch 2000 az 2004.
Skimali sme ich zavislost od priemernej urokovej miery bankovych uverov (UM),
priemerného disponibilného prijmu domacnosti vypocitaného ako rozdiel prijmov a vydavkov
domécnosti (DP) a od po¢tu ekonomicky aktivnych obyvatel'ov, ktori su zamestnani (ZAM).
Pouzité boli §tvrtrotné data ziskané z verejne dostupnych databaz NBS a SUSR.

Ked'Ze trokova miera je jednym z hlavnych faktorov dopytu po Uveroch, predpokladali
sme, ze bude mat’ na zavisle premennt najvacsi vplyv. Pri raste urokovej miery su Uvery
drahsie a ich objem klesa. Pokles urokovej miery vyvolava opacny efekt. Medzi urokovou
mierou a objemom poskytnutych uverov teda predpokladame nepriamu zavislost’.

Disponibilny prijem domacnosti moéze nadobudat kladné alebo zaporné hodnoty
Vv zavislosti od toho, ¢i si vysSie prijmy alebo vydavky domdacnosti a mdZze mat’ na objem
uverov dvojaky vplyv. Na jednej strane ma pokles disponibilného prijmu ako zdroja splacania
potencidlnych uverov tendenciu vyvolat” pokles objemu tverov (lebo banky neodsuhlasia
uvery, ktoré nie s riadne zabezpeCené). Na strane druhej vSak vedie k rastu dopytu po
uveroch (ako néhrady strateného prijmu) a ma tendenciu vyvolat’ ich narast. Celkovy vplyv
tejto premennej bude teda zavisiet’ od toho, ktora tendencia je prevladajlca.

Pokles poctu zamestnanych znamena znizenie poctu klientov, ktori by mohli splacat’
uvery zo ziskanej mzdy, ¢o vedie k poklesu objemu tverov. Budeme teda predpokladat
priamu zavislost’ medzi poétom zamestnanych a objemom Uverov.

Prvotnym problémom modelu bola multikolinearita nezavislych premennych. Preto sme
Z hodndt poctu ekonomicky aktivnych obyvatelov, ktori su zamestnani (ZAM) vypocitali
kizavé ro¢né priemery a absolutne hodnoty takto vypocitanej veli¢iny sme nahradili
absolitnymi zmenami (D_VZAM). Tymto sme odstranili sezonne vplyvy v ¢asovom rade
zamestnanosti. Nasledne vypocitané hodnoty parovych koeficientov korelacie medzi
jednotlivymi  vysvetlujlicimi premennymi nadobtdaji hodnoty -0,0284 medzi DP
aD_VZAM, -0,1236 medzi DP a UM a 0,3660 medzi UM a D_VZAM, a preto vylucujeme
pravdepodobnost’ vyskytu multikolinearity.

Nezavisli premennd sme zmenili na absolttne zmeny bankovych Gverov (D_UV).

2. Kvantifikacia ekonometrického modelu

V prvotnom modeli sme odhadli parametre viacnasobného linearneho regresného
modelu, ktory mé nasledujuci tvar:
D_UV =16,3751 — 1,3158*UM - 0,0050*DP - 0,0383*D_VZAM
to (6,5566) (-5,0032) (-2,4159)  (-0,6636) Q)
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Kde:

D_UV - je zmena bankovych uverov poskytnutych obyvatel'stvu za dany $tvrtrok v mld. v Sk
UM - je priemerna Urokova miera z uverov obchodnych bank v danom $tvrtroku v %

DP - je stvrtrocny priemer disponibilného prijmu domacnosti na mesiac a na 0sobu v Sk

D VZAM - je zmena kizavého roéného priemeru poétu zamestnanych oproti
predchadzajiicemu Stvrtroku

Tento model ma vsak viacero nedostatkov. Prvym je, Ze zaporny koeficient nezavisle
premennej D_VZAM je vrozpore s ekonomickou interpretdciou a d’alSia analyza tohto
modelu preto nedava zmysel. Napriek tomu uvediem aj d’al$ie nedostatky, ktorymi su:

-Prili§ vysoké hodnoty probability premennej D VZAM, ktoré neumoziiuju na beznych
hladinach vyznamnosti zamietnut' nulovi hypotézu o nevyznamnosti, a teda nulovej
hodnote koeficienta tejto vysvetlujucej premenne;j.

- Hodnota Durbin-Watsonovej Statistiky sa nachadza v zone, kde nie je mozné jednoznaéne
prijat’ ¢i zamietnut nulovi hypotézu o nezavislosti rezidui. Nemdzme teda vylacit
autokorelaciu rezidui.

Na odstranenie nedostatkov prvotného modelu sme skasali pouzit' logaritmick
transformaciu aj oneskorenie nezavislych premennych. Na zéklade posudzovania
vyznamnosti jednotlivych parametrov pomocou t-testov, vyznamnosti modelu ako celku
pomocou F-testu a koeficienta determinacie, sme dospeli k zaveru, Ze najlepsi model ma
nesledujuci tvar:

D_UV =16,7816- 1,4278*UM - 0,0043*DP + 0,1069*D_VZAM(-2)

to (7,3053) (-5,6957) (-3,2235)  (2,6237) (2)
kde:
D_UV - je zmena bankovych uverov poskytnutych obyvatel'stvu za dany Stvrtrok v mld. Sk
UM - je priemern& urokova miera z Gverov obchodnych bank v danom $tvrtroku v %
DP — je stvrtro¢ny priemer disponibilného prijmu domacnosti na mesiac a na 0sobu v Sk
D _VZAM(-2) - je zmena kizavého ro¢ného priemeru poétu zamestnanych v §tvrtroku t-2
oproti §tvrtroku t-3, t.j. (VZAM;.; — VZAMy.3)

Na zéklade F-testu bola potvrdena vyznamnost modelu ako celku. Hodnota
upraveného koeficienta determinacie hovori, Ze 88,09 % celkového rozptylu tvori rozptyl
spdsobeny regresiou. U vSetkych pouzitych parametrov sa nam na beZznych hladinach
vyznamnosti podarilo zamietnut’ nulova hypotézu t-testu o nevyznamnosti parametra. Bol
odstraneny aj problém ekonomickej verifikacie. Nad’alej vSak zostava hodnota DW-Statistiky
v tzv. Sedej zoOne, apreto overime predpoklad sériovej nekorelovanosti rezidui aj Breusch-
Godfreyovym testom.

3. Testovanie modelu

Kvalitu vysledného modelu sme overili viacerymi testami. Zamerali sme sa na overenie
klasickych predpokladov linearneho regresného modelu.

Test normality rezidui overuje nulovu hypotézu, ktord hovori, Ze rezidua modelu maju
normalne rozdelenie. Na zéklade p-hodnoty 0,705 nezamietame nulovl hypotézu na beznych
hladinach vyznamnosti. Rozdelenie rezidui je podl'a hodnoty koeficienta Spicatosti (1,9479)
SpicatejSie ako normalne rozdelenie.

Breusch-Godfreyov LM test sériovg korelacie sme pouzili na overenie sériovej
nekorelovanosti rezidui, ked’ze vysledok Durbin-Watsonovho testu jednoznacne nepotvrdil
ani nevyvratil jej existenciu. Na zaklade p-hodnoty 0,3553 nemdzeme na beznych hladinach
vyznamnosti zamietnut’ nulova hypotézu, ktora hovori o sériovej nekorelovanosti rezidui.
Nepotvrdila sa ani autokorelécia vysSieho radu.
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Whiteov test heteroskedasticity testuje nulovd hypotézu, ktord predpoklada
homoskedasticitu rezidui. Na zaklade p-hodnoty (0,5258 ) nezamietame nulovl hypotézu na
beZznych hladinach vyznamnosti.

Test Farrara aGlaubera sme pouzili na overenie neexistencie multikolinearity
vysvetl'ujucich premennych. Na beznych hladindch vyznamnosti nezamietame nulovi
hypotézu, ktora tvrdi, Ze determinant korela¢nej matice vysvetlujicich premennych sa rovna
jednej, a teda Ze premenné nie su linearne zavislé (p-hodnota = 0,8911).

Ramseyov RESET Test je komplexnejsi ako predchadzajuce testy. PouZiva sa na overenie
nulovej hypotézy, ktord tvrdi, Ze nadhodné chyby modelu majd n-rozmerné normalne
rozdelenie, ktorého stredna hodnota sa rovnd nulovému vektoru akovarianéna matica sa
rovna jednotkovej matici, ktora méa na hlavnej diagonale prvky 2. Podla vysledku testu (p-
hodnota = 0,9928) nemdzeme zamietnut’ nulovi hypotézu.

4. Predikcia

Pre porovnanie predpovedanych (odhadovanych) askutoénych dat sme zostrojili
nasledujuci graf, v ktorom sme znazornili aj interval, v ktorom by sa skuto¢né hodnoty mali
nachadzat’ s pravdepodobnostou 95%. Horna a dolnd hranica tohto intervalu je vymedzena
ako predpovedana hodnota +/- dva krat smerodajné odchylka odhadovanych dat.
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Graf 1: Predikcia
Prameii: Vlastné spracovanie

Kde:
HH — je horna hranica intervalu predpovede
DH - je dolna hranica intervalu predpovede
UV - je skuto¢ny objem bankovych uverov
UVF - je predpovedany objem bankovych Gverov

Z grafu vyplyva, ze na zadklade modelu sa da spociatku vel'mi dobre predpovedat
vyvoj absolitnych hodnét Gverov v budlcnosti. Je vSak zrejmé, Ze asi v druhom kvartali roku
2005 doslo k zmene trendu vyvoja a skuto¢né data rastu rychlej§im tempom ako predikované
(vzd’al'uju sa od hornej hranice). Potvrdil to aj Theilov koeficient nesuladu, ktory pre prva
polovicu dat predpovede nadobuda hodnotu 3,10%, ateda predikované data nedosahuju
vyznamnejSie odchylky od skuto¢nych dat. Pre druhu polovicu dét, vSak dosahuje hodnotu
13,7%, o znamena, ze model straca predikénti schopnost’.

Na zéklade zistenia zlej predikénej schopnosti modelu v dlhSom obdobi sme na
overenie jeho stability eSte pouzili Chow Forecast Test a Chow breakpoint test. Obidva
testy slGZzia na najdenie vyznamného zlomu, resp. Strukturdlnej zmeny v zavislosti
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analyzovanych premennych, ale ich vysledky moézu byt rozdielne. Vysledok prvého testu
identifikoval vyznamni zmenu od obdobia 2003:3 na zéklade p - hodnoty 0,0894, zatial’ ¢o
druhy test od obdobia 2003:1 na zéklade p - hodnoty 0,0571. Napriek nejednoznaénému
zaveru, budeme predpokladat’, Ze v jednom z tychto dvoch obdobi doslo k vyznamnej zmene
v zavislosti sledovanych premennych. Mohlo to byt sposobené predovsetkym zrychlenim
rastu hypotekarnych Gverov. Nevieme presne aky podnet to vyvolal, pretoze k vyznamnej
zmene Urokovej sadzby v tomto obdobi nedos$lo. Je vSak mozné Ze dlhodoby pokles Urokovej
sadzby prekrocil uréita ,,psychologickt® hranicu, kedy zacali byt pre obyvatel'stvo
hypotekdrne Uvery vysoko atraktivne. Tento narast Uverov viedol postupne k zruSeniu
bonifikacie hypoték, pretoze ich poskytovanie by sa stalo pre Statny rozpocet netinosné. Prva
vyznamna zmena nastala v roku 2003, kedy sa bonifikacia zniZila zo 4,5 % na 2,5 %
sucinnostou od 1. jula 2003. V prvom polroku preto doSlo k ndhlemu nérastu objemu
hypotekarnych tiverov, ked’ze klienti sa snazili vyuzit' eSte platnt 4,5-percentnd bonifikaciu.
Banky sa v konkuren¢nom boji snazili prilakat’ ¢o najviac klientov zvyhodnenim podmienok
ich poskytovania, ¢o prispelo k dal§iemu narastu hypotekarnych uverov. Z uvedenych
dovodov by bolo vhodné odhadnut’ dva samostatné modely pre kazdé z tychto obdobi — prvy
pre obdobie 2000/1 az 2003/2 a druhy pre obdobie zacinajice kvartalom 2003/3, ¢o vSak pre
nedostatok priestoru v tejto praci uz nebudeme realizovat'.

5. Zaver

Vysledny model potvrdil apriérne hypotézy, Ze existuje priama linedrna zéavislost
medzi zmenou objemu Uverov a zmenou poctu zamestnanych a d’alej, Ze existuje nepriama
linearna zavislost’ medzi zmenou objemu uverov a Urokovou mierou i disponibilnym prijmom
domacnosti.

Z ekonometrického modelu vyplyva, Ze vsledovanom obdobi za predpokladu
konstantnych hodnot vsetkych vysvetlujicich premennych, mézeme ocakavat’ v priemere
Stvrtroény narast prirastku bankovych tverov o 16,782 mld. SKK. Pri konStantnej drovni
ostatnych nezavislych premennych v sledovanom obdobi vyvola rast rokovej miery o jeden
percentuadlny bod pokles prirastku bankovych Uverov o 1,428 mld. SKK, rast disponibilného
prijmu domécnosti 0 1 SKK vyvola pokles prirastku bankovych Gverov o 4 mil. SKK a rast
prirastku priemerného poétu zamestnanych o 1 tis. 0s6b vyvol4 nérast prirastku bankovych
averov 0 107 mil. SKK s polroénym oneskorenim.
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Predikcia vyvoja poctu hydiny v SR pomocou neuronovej siete

Simona Kiskova

Abstrakt
Zakladnym cielom prispevku je analyza casového radu poctu hydiny v SR pomocou
neuronovej siete.

Kruicové slova: hydina, neurénova siet’

Uvod

Hydinarske odvetvie v SR patri medzi stabilizujuce prvky pol'nohospodarstva. Jeho
zastupenie v celkovej spotrebe mésa na obyvatel'a v SR ma vzrastajuci trend. V stcasnej
dobe sa spotreba pohybuje na drovni 25 %. Na vzraste spotreby hydinového mésa sa
podiela nielen pristupnost’ v cenovych relaciach, kde hydina zastava funkciu socialneho
méasa, ale aj jeho mnohostranné vyuZzitie v priprave zdravych a dietetickych jedal.
Hydinové miso svojim zastipenim vo svete je jednoznacne svetovou komoditou,
nakol’ko v najrozvinutejSich Statoch sveta stlpa poZiadavka na biele maso a prudko klesa
dopyt po cervenom mése.

Do odvetvia hydinarstva v roku 2005 zasiahol vyskyt vtacej chripky, ktora sa
rozsirila z Azie a Ruska do Zéapadnej Europy a Afriky. Zmeny v dopyte po hydine sa
z tohto dévodu v jednotlivych krajinach prejavili ré6zne. Mozno vsak konstatovat, Ze
napriek pocetnym vypuknutiam vtacej chripky produkcia, spotreba a obchodovanie
zostali u vacsiny vyznamnych producentov na svojich predchadzajicich poziciach
a pokracuju v raste.

V monitorovani chordb hydiny bola pozornost zamerand na najzavaznejsie
ochorenia hydiny, ktoré priamo ohrozuji zdravie nielen samotnej hydiny, ale aj 'udskej
populécie. Déraz bol kladeny na dve zavazné ochorenia spésobujuce zdravotné problémy
anemalé finan¢né straty u samotnej hydiny au l'udi ato monitorovanie salmonel6z
a aviarnej influenzy.

Po vstupe Slovenskej republiky do Eurdpskej unie sa zmenili podmienky obchodu
S pol'nohospodarskymi a potravinarskymi vyrobkami. Zahraniénym obchodom sa stal len
obchod mimo spoloéného tzemia EU avyrazne sa zmenila Struktdra slovenského
obchodu s pol'nohospodarskymi a potravinarskymi vyrobkami.

Z hladiska vyrobkovej skladby nasho vyvozu do krajin Eurdpskej unie nastala
radikalna zmena. Vstup SR do EU spdsobil, Ze nasi producenti a vyvozcovia sa na
jednotnom trhu presadzujui nie len tradicnymi pol'nohospodarskymi vyrobkami, ale vo
vdaéSej miere aj so spracovanymi, potravinarskymi vyrobkami s vySSou pridanou
hodnotou.

Od vstupu do EU ma Slovenska republika moznost’ vyuzivat' cely rad koncesii,
poskytovanych tretimi krajinami na zaklade asocia¢nych a inych typov doh6d o zonach
vol'ného obchodu. Vicsina preferencnych dohod sa neustale vyvija. Vo vicsine pripadov
boli upravené a zohladnuju sa aj predchadzajice obchodné toky a predchadzajuce
preferencie novych ¢lenskych Statov.
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Na zmeny vo vyrobkovej skladbe malo vplyv odbaranie vsetkych bariér
v obchodovani na spoloénom trhu EU, ¢o umoznilo slovenskym vyvozcom vo viésej
miere presadzovat’ sa nielen na tradi¢nych trhoch strednej Eurdpy, ale aj na naro¢nejSich
trhoch rozvinutych ,,starych® Clenskych krajin Eurdpskej unie, a naopak S§irSi prienik
vyrobkov pévodom z krajin EU — 25 na doméci slovensky trh.

Na zmenach vo vyvoji vyrobkovej skladby v obchode s tretimi krajinami sa pri
vyvozoch podiel'ala predovsetkym zmena v Struktire poskytovanych vyvoznych néhrad.

Po vstupe do EU Slovenska republika prevzala do svojho pravneho poriadku
vSetky opatrenia, resp. nariadenia Rady alebo Komisie tak na useku spolo¢nej
organizacie trhu avnatorného trhu spoloc¢enstva, ako aj na Useku obchodnych
mechanizmov uplatiiovanych v ramci spolo¢nej obchodnej politiky vo vztahu k tretim
krajinam.

Vydedky a diskusia

Pre analyzu Gdajov pomocou neurdnovych sieti sme pouZzili program — System
STATISTICA Neural Networks. Ako najvhodnejsia sa ukazala neurdénova siet” MLP
s jednou skrytou vrstvou a 6smimi neurénami. Ma vel'mi dobrt vykonnost’. Jej podrobné
charakteristiky su v nasledujucich tabul’kach.

Grafl: Rozlozenie véh
W eight Qstributioné

|—'

[

I I I I I
-5 -3,75 -2,5 -1,25 0 1,25 2,5

Zdroj udajov: Vlastné vypocty

Tabulkal: Hodnoty chyby najmenSich Stvorcov pre jednotlivé skupiny Udajov
trénovacie verifika¢né testovacie
Charakteristika | Udaje udaje udaje
RMS Error 1,29E+06 7,30E+05 9,17E+05
Zdroj udajov: Vlastné vypocty

Graf2: Neurdnova siet MLP s 6smimi skrytymi neuronmi v skrytej vrstve.



Zdroj udajov: Vlastné vypocty

204

Tabulka 2: Charakteristiky regresie

trénovacie verifikacné testovacie
Charakteristika | Udaje Udaje Udaje
Data Mean 1,48E+07 1,46E+07 1,55E+07
Data S.D. 1888448 1209516 1349929
Error Mean 480936,5 159763 -420277,8
Error S.D. 1263592 755431,6 8714848
Abs E. Mean 1085663 518491,6 897237,7
S.D. Ratio 0,6691169 0,6245734 0,6455784
Correlation 0,9234123 0,7813892 0,7649731
Zdroj udajov: Vlastné vypocty
Tabulka 3: Skutocné hodnoty

Rok | Skutoé¢nost’ Odhad Chyba

1979 1,58E+07 1,64E+07 0,1300905

1980 1,58E+07 1,58E+07 0,001978

1981 1,59E+07 1,60E+07 0,01391

1982 1,63E+07 1,71E+07 0,1836736

1983 1,62E+07 1,68E+07 0,1368806

1984 1,60E+07 1,66E+07 0,1399484

1985 1,59E+07 1,64E+07 0,1055473

1986 1,55E+07 1,66E+07 0,2366638

1987 1,57E+07 1,63E+07 0,1435466

1988 1,60E+07 1,64E+07 0,08548

1989 1,57E+07 1,66E+07 0,2063329

1990 1,54E+07 1,65E+07 0,2445035

1991 1,55E+07 1,39E+07 0,3541032

1992 1,52E+07 1,33E+07 0,4216851

1993 1,46E+07 1,22E+07 0,522797

1994 1,41E+07 1,43E+07 0,02902

1995 1,42E+07 1,34E+07 0,1743197

1996 1,38E+07 1,42E+07 0,0672469

1997 1,33E+07 1,42E+07 0,2117958
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1998 1,35E+07 1,31E+07 0,08643

1999 1,43E+07 1,23E+07 0,4528995
2000 1,47E+07 1,36E+07 0,2514901
2001 1,45E+07 1,56E+07 0,242278
2002 1,47E+07 1,40E+07 0,1566003
2003 1,50E+07 1,42E+07 0,1676889
2004 1,45E+07 1,37E+07 0,1670369
2005 1,43E+07 1,41E+07 0,0537642

Zdroj udajov: Infostat a vlastné vypocty

Neuronova siet’ umoznuje predikciu hodndt. V rokoch 1979 — 2005 bola najpresnejSie
aproximovana hodnota pre rok 1980 s chybou 0,0019 a najmenej presne pre rok 1993
s chybou 0,5227.
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Analyza vyvoja pbrodnosti, sobasnosti a rozvodovosti
v SR od roku 1946

Dusan Leitner®

Abstract: In this project | have studied how the natality, marriage rate and the divorce rate
evolve since the Second World War. We have then also asked the question, weather
governmental decisions in any way have influenced the evolution of the born ratio. We have
found out that this was true.

Key words: natality, divorce rate, marriage rate, Linear (Holt) Exponential Smoothing,
Damped Trend Exponential Smoothing, Pearson correlation coefficient, nonparametric
ANOVA, System SAS V9.1, Time Series Forecasting System

1. Uvod

Cielom projektu bolo analyzovat vyvoj demografickych ukazovatelov pdrodnosti,
sobasnosti a rozvodovosti v Slovenskej republike a ich pripadné vztahy. Ukazovatele boli
vyjadrené ako pocet danej demografickej udalosti na 1000 obyvatel'ov priemerného stavu
obyvatel'stva SR v danom roku. Analyzované ¢asové rady, z ktorych sme vychadzali pri
modelovani vyvoja, zachytavali obdobie od roku 1946 aZz do roku 2002,

Formulacia otazok:
e Aké je predpoved ukazovatel'ov do buducnosti?
e Vplyvaju historické udalosti na vyvoj pérodnosti v SR?
e Existuje vztah medzi pdrodnostou a sobaSnostou na Slovensku? Je vyvoj
ukazovatelov na Slovensku a v Cechach porovnatelny?

Tabulka 1: Vysledné modely casovych radov

Premenna Model Polet merani | Krajina
SOBASE Linear (Holt) Exponential Smoothing 57 SR

ROzZVODY Linear (Holt) Exponential Smoothing 57 SR

NARODENI Damped Trend Exponential Smoothing 57 SR

Na odhadnutie parametrov modelov vyvoja danych demografickych ukazovatelov sme
pouZili modul Time Series Forecasting System zo Systému SAS 9.1. VyuZili sme umelu
inteligenciu systému a pouzili sme funkciu fit model automatically.

Vsetky tri vysledné modely patria do skupiny modelov exponenciélneho vyrovnavania,
¢ize medzi adaptabilné modely.

3. AKka je predpoved’ ukazovatel’ov do budicnosti?

Hodnoty predpovedi premennych sa daju zistit' aj z predchadzajucich grafov, ale pre
vacSiu zrozumitel'nost uvadzame c¢iselné hodnoty do roku 2006. Dodatocne sme ziskali
i skutoéné hodnoty ukazovatelov z Vyskumného demografického centra v Bratislave? za roky
2003 a 2004. Z porovnania modelov ukazovatel'ov a ich skuto¢nych hodnét nam vyplynulo,

! Dugan Leitner', student 3. ro¢nika Fakulty managementu Univerzity Komenského v Bratislave
2 http://www.infostat.sk/vdc/
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ze namodelované trendy dobre kopiruju vyvoj a od skuto¢nosti sa iba malo liSia v kratkom

¢asovom obdobi.

MARODEMT: MADODEMNT

Damped Tremnd Exponential Swmoothire

Forecas ts for MARODEMNI

1946 1950 1960 19749 1980 1950 2000 o 2014

Graf 1: Vyvoj poctu narodenych na 1000 obyvatelov

SOBRASE: SOBASE

Linear (Holt) Exponsntial Smoothing

Forecas t=s for SOBASE

1946 135D 158D 1978 1980 1880 oo 2019 1014

Graf 2: Vyvoj poctu sobasov na 1000 obyvatelov
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DOZWODY -

DO ZVODY

(Holt) Exponential Smoothing

1948 1950 1960

1970

1989 1940

2000 00 2014

Graf 3: Vyvoj poctu rozvodov na 1000 obyvatelov
Tabulka 2: Predpoved premennych (2003 — 2006)

Predicted|Upper 95% |Lower 95%
Y ear Value [Confidence|Confidence|Country| Variable
Limit Limit
2003 9.303 10.569 8.036 SR Narodeni
2004 9.148 11.305 6.992 SR Narodeni
2005 9.019 12.067 5.970 SR Narodeni
2006 8.910 12.852 4.967 SR | Narodeni
2003 2.010 2.195 1.825 SR Rozvody
2004 2.041 2.267 1.815 SR Rozvody
2005 2.072 2.333 1.811 SR Rozvody
2006 2.103 2.3% 1.812 SR | Rozvody
2003 4.528 5.540 3.516 SR Sobése
2004 4.446 5.747 3.144 SR Sobése
2005 4.363 5.902 2.825 SR SobéSe
2006 4.281 6.024 2.537 SR Sobase

Tabulka 3: Skutocné hodnoty premennych za roky 2003 a 2004

Year |Real valuelPredicted valug| Difference | Variable
2003 9.665 9.303 0.363 Narodeni
2004 10.028 9.148 0.880 Narodeni
2003 2.007 2.010 -0.002 Rozvody
2004 2.043 2.041 0.002 Rozvody
2003 4.833 4,528 0.305 Sobase

2004 5.200 4.446 0.754 Sobase

4.  Vplyvaja historické udalosti na vyvoj porodnosti v SR?

Dal§im predmetom nasej analyzy bol vplyv historickych udalosti (etip) na porodnost’ v
SR. Pri rozdeleni stiboru na 4 etapy sme vychadzali z materialu, v ktorom sa pide:® “Koniec

3 Popula&ny vyvoj v Slovenskej republike 1999. Edicia: Akty, Bratislava, september 2000,
http://www.infostat.sk/vdc/sk/index.html
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40. rokov a prva polovica 50. rokov boli v celej Eurdpe poznamenané¢ kompenzanym
narastom poérodnosti a plodnosti po druhej svetovej vojne. 60. roky, ktoré su dolezitym
medznikom pre suc¢asny populaény vyvoj vo vyspelych Krajinach, priniesli vyznamné zmeny
aj do vyvoja plodnosti. Zacalo sa obdobie poklesu plodnosti, ktoré so zniZenou intenzitou trva
prakticky az do stcasnosti. Je to tiez obdobie, kedy sa pod vplyvom politickych pomerov
zacal demograficky vyvoj, a teda aj vyvoj plodnosti v Eurdpe, diferencovat. V krajinach
strednej a vychodnej Eurdpy bol pokles plodnosti preruSovany hlavne v 60. a 70. rokoch
obdobiami stagnécie resp. rastu. Ani na Slovensku nemal pokles plodnosti taky priebeh ako
vo vyspelych krajinach zapadnej Eurépy. Na konci 50. rokov ho urychlilo prijatie
interrupéného zakona. Dalej nasledovali dve preruienia — zadiatkom 60. rokov a v prvej
polovici 70. rokov. Bol to dosledok prisl'ubu a neskor aj uskutocnenia pronatalitnych opatreni
(prediZenie materskej dovolenky, vyplacanie materského prispevku po skonéeni materskej
poctu miest v predSkolskych zariadeniach).

Od polovice 70. rokov nastava aj na Slovensku nepreruseny pokles plodnosti, od konca
70. rokov aj pokles poctu narodenych. Az do konca 80. rokov vSak Slovensko patrilo ku
krajinam s najvysSou plodnost'ou v Europe. Pri¢iny tohto stavu treba hl'adat’ okrem iného aj
vo vtedajSom spoloc¢enskom a politickom vyvoji.”

Vo vysSie uvedenom texte sa hovori o viacerych poklesoch a vzostupoch premenngj
natalita (NARODENI), ale my sme ju rozdelili iba do 4. obdobi (period), aby sme mali
dostatok pozorovani. PouZili sme 4 etapy:

1946 — 1950: peridda 1
1951 — 1966: peridda 2
1967 — 1975: peridda 3
1976 — 2002: perioda 4

MARODEMI
30—

oA
20 /

15

10—

5 |

I T T T T | T I

1840 1250 1960 1270 1980 1290 2000 2010
ROK

| FPERIODA 1 e a3 4 |

Graf 4: Casové etapy pre premennii natalita v SR

Rozdelenia vyvoja na 4 etapy sme vyuzili pre d’alSiu analyzu. Pouzili sme metodu
neparametricka ANOVA (proceddra NPARWAY v SAS Enterprise Guide). Nemohli sme
pouzit’ proceduru One-Way-ANOVA, pretoZze naSe data nemali norméalne rozdelenie a ani
pocetnost’ peridd nebola dostatocna. Testovali sme hypotézu:

HO: rozdelenie natality v etapach je identické
H1: rozdelenie natality v etapach nie je identické
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Na hladine vyznamnosti a=0,05 zamietame hypo€zu HO, lebo p -hodnota pre Kruskal-
Walisov test bola blizka 0. M6zZme povedat’, ze periddy sme zvolili vhodne a vyvoj natality v
Case sa meni aj v zavislosti od historickych, politickych alebo kultirnych udalosti.
Z priemernych hodndt skore v tabulke 5 je zrejmé, Ze natalita v ¢asovom slede klesa, i ked’
V tretej etape sme zaznamenali doCasny rast tohto ukazovatel’a.

Tabulka 5: Neparametricka ANOVA, faktor = casova etapa

Sum of | Expected | Std Dev Mean

Period N scores |under HO | under HO| Score
1 5 275 145 35.449 55.0

2 17 523 493 57.329 30.7

3 8 307 232 43.527 38.3

4 27 548 783 62.570 20.3

5. Existuje vztah medzi porodnostou a sobasnostou na Slovensku? Je vyvoj
ukazovatel’ov na Slovensku a v Cechach porovnatel’ny?

Na internete su k dispozicii demografické Udaje o nami sledovanych demografickych
ukazovatel'och aj za Ceskli republiku. Pokusili sme sa zistit, &i existuje nejaka suvislost
medzi vyvojom &asovych radov v CR a SR. Vypoéitali sme koeficienty korelacie medzi
prislusnymi ¢asovymi radmi v ramci krajin a aj medzi nimi. Rozhodli sme sa zamerat' na
analyzu korelacie medzi sobasnost'ou a natalitou v SR a CR.

Ako vidiet z grafov, sobasnost’ a natalita st silno korelované. Pearsonove korela¢né
koeficienty (SR: 0,8687, CR: 0,8685) sa takmer rovnajl a zavislost ma identicky priebeh,
preto mézme povedat’, Ze vyvoj v tychto krajinach je podobny.

NARODENSR NARODENICR
304 244
221
251 -
204 181
16
151 14
i 121
10 10-
4 5 B ¥ & 9 1m0 1 12 a 5] 7 a 9 ma 11 12
SOBASESR SOBASECRE
Graf 5. Korelacia casovych radov v R Graf 6. Koreldacia casovych radov v CR
6. Zaver

Modelovali sme ¢asové rady premennych narodeni, rozvody a sobaSe na 1000
obyvatelov a podl'a tychto modelov sme urobili predikciu na roky 2003 az 2006. Na zaklade
vladnych rozhodnuti sme rozdelili premennd natalita na 4 periody, ktoré sme potom
porovnavali. Poslednou vecou, ktora sme robili bolo zistovanie, ¢i je nejaky vztah medzi
premennou sobade anarodeni na 1000 obyvatelov. Zistili sme, ze tieto ¢asové rady maju
podobny priebeh.
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Banka roka 2006 v SR
Marian Magna'

%bstract: The object of our project was to compare list of banks in Slovakia scheduled by

TREND Analyses with our list scheduled according to weighted princiﬁal components.

Moreover, we tried to explain our results and found the reasons of other rank.

Key words: TREND, Trend Analyses, SAS Enterprise Guide, rank of Slovakian Banks,
Principal Component Analysis

1. Uvod

V dneSnych ¢asoch, ked’ banky preklenuli obdobie zlého hospodarenia a nespravnych
rozhodnuti doSlo k stabilizacii bankového sektora. ZaslUzila sa oto privatizacia v3etkych
bankovych domov na Slovensku, ktora bola zaviSend 1. novembra 2005 sprivatizovanim
najmendej slovenskej banky (Banky Slovakia) ajej naslednym premenovanim na
Privatbanku. Prave teraz, ked” vSetky komer¢né banky na trhu st ovladané ariadené
zahrani¢nym kapitdlom dochadza k intenzivnejSiemu boju medzi vSetkymi hra¢mi na
bankovom trhu. Banky presli od zavadzania zmien a novej firemnej kultGry k agresivnejSiemu
boju o klienta ako to bolo pred niekolkymi rokmi. Dopyt obyvatel'stva po tveroch, ktoré
rozbehli v minulych rokoch najmé nakupy na splatky, prildkal aj pozornost’ bank, ktoré sa
zacali bit’ o Klienta aj na trhu Gverov.

Podl'a analyz spolo¢nosti TREND Analyses sa za uplynulé roky vySplhala na prvé
miesto Slovenska sporitel'iia, za ¢o si zasluzila Vyro¢nu cenu tyzdennika TREND Banka roka
2006. Na zéklade udajov spolo¢nosti TREND Analyses (tie isté udaje, z ktorych sucasne
vychadzame) sme sa rozhodli rozpracovat' projekt, v ktorom sme vytvorili rebricek bank
zoradeny podla véazeného priemeru hlavnych komponentov. Na vypocet sme pouzili
Statisticky softvér SAS Enterprise Guide.

2. Datovy subor

Na Slovensku pdsobi 23 bank. Z tohto stiboru sme vyradili dva Statne Specializované
penazné ustavy (Eximbanku a Slovenskua zaru¢ént akreditnG banku) advoch
novoetablovanych hracov na slovenskom trhu, ktori nedosiahli v roku 2004 hospodarsky
vysledok (HSBC bank a Banco Mais). Zostalo nam 19 bank (Statistickych jednotiek), ktoré
analyzujeme v naSom projekte.

PouZité Statistické premenné:
¢ Zmena trhovych podielov poskytnutych Gverov 2005/2004 (%): zm_uvery
e Zmena trhovych podielov prijatych vkladov 2005/2004 (%): zm_vynosy
¢ Prevadzkové naklady / prevadzkoveé vynosy 2005 (%): nakladovost05
e Zmena prevadzkovych nakladov / prevadzkovych vynosov 2005-04 (%):
nakladovost0504
Zisk pred zdanenim 2005 (tis. Sk): zisk05
Zmena zisku pred zdanenim 2005/2004 (tis. Sk): zisk0504
Rentabilita kapitalu 2005 (%): ROEO5
Rentabilita aktiv 2005 (%): ROA05

! Marian Magna, $tudent 3. ronika Fakulty managemetu Univerzity Komenského v Bratislave

—| Comment [F1]: Predmetom nasho

projektu bolo porovnat’ zoznam bank na
SLovensku zoradenych podl'a TREND
Analyses s nasim zoznamom zoradenym
podla vazenych hlavnych komponentov.
NavySe sme sa snazili vysvetlit’ nase
vysledky a najst’ dovody pre rozliéné
poradie.




¢ Prevadzkové naklady/aktiva 2005 (%): nakl_ku_aktivamO05
e Zmena prevadzkovych nakladov/aktiva 2005/2004 (%): nakl_ku_aktivam0504

3. Analyza hlavnych komponentov a jg vysledky

Ako prvé sme pouzili analyzu hlavnych komponentov na zredukovanie skorelovanych
vstupnych premennych. Vysledné umelé premenné — hlavné komponenty — sd linearnou
kombinaciou povodnych premennych a uz prvé styri vysvetluju 87,27% variability vstupnych

dat. Na zaklade toho budeme d’alej uvazovat’ len prvé $tyri hlavné komponenty.

Tabulka 1: Viastné vektory

Eigenvalues of the Correlation Matrix
Eigenvalue Difference Proportion Cumulative
1 4.26 2.51 0.43 0.43
2 175 0.17 0.18 0.60
3 1.59 0.46 0.16 0.76
4 113 0.59 0.11 0.87
5 0.54 0.08 0.05 0.93
6 0.46 0.36 0.05 0.97
7 0.10 0.02 0.01 0.98
8 0.08 0.01 0.01 0.99
9 0.07 0.05 0.01 1.00
10 0.02 0.00 1.00

Druhym krokom bolo zistenie sily zavislosti hlavnych komponentov od jednotlivych

premennych. V tabulke mozno vidiet, Ze prvy hlavny komponent (PRINI) je ’ZéViSIMComment [Fm2]: Je vhodny vyraz
prevazne od koeficientov rentability (aktiv aj vlastného kapitalu), zo zisku v roku 2005 a zo oA NG T S e 7
zmeny zisku oproti roku 2004. Druhy hlavny komponent (PRIN2) sa sklada zo zmeny

trhového podielu na trhu vkladov oproti roku 2004 a z dvoch pomerov: pomer nékladov k

vynosom a nékladov k aktivam. Treti hlavny komponent (PRIN3) je zloZeny zo zmeny

trhového podielu na Gverovom trhu a zo zmeny pomeru nakladov k aktivam oproti roku

2004. Posledny hlavny komponent (PRIN4) je zloZeny zo zmeny pomeru nékladov

k vynosom oproti roku 2004 a z pomeru nakladov k aktivam v roku 2005.

Tabulka 2: Zavislost hlavnych komponentov a vstupnych premennych

Pearson Correlation Coefficients, N = 19

PRIN1 PRIN2 PRIN3 PRIN4
zZm_uvery 0,50 0,39 -0,70 0,08
zm_vklady -0,56 -0,58 0,17 0,04
nakladovost05 -0,49 0,75 -0,20 -0,07
nakladovost0504 -0,18 0,45 0,25 0,81
zisk05 0,90 -0,18 -0,21 0,12
zisk0504 0,92 0,09 -0,24 -0,08
ROEO05 0,89 -0,12 0,05 0,16
ROAO05 0,86 -0,21 0,42 0,05
nakl_ku_aktivamO05 0,28 0,51 0,45 -0,63
nakl_ku_aktivam0504 0,40 0,37 0,70 0,13




V tretom kroku som vytvoril grafy, v ktorych je zobrazené poradie bank podl'a velkosti

hodnét jednotlivych hlavnych komponentov.

Z prvého grafu vyplyva, Ze najvysSie absolUtne zisky a sucasne najlepSie ukazovatele
rentability mé& V3eobecnd (verovd banka nasledovana Slovenskou sporitelfiou a Tatra
bankou, najhorsie je na tom Ceskoslovenské obchodna banka. Na druhom grafe si mézeme
v§imnat, Ze najlepSie pomery nakladovosti dosahuje Calyon bank a najhorSie ING banka.
Treba si uvedomit’, ze naklady nie su pozitivny faktor pri hodnoteni bank, preto sa na tento

Treti graf vyjadruje, Ze najlepSiu zmenu pomeru nakladov ku aktivam oproti roku 2004
a stiasne zmenu na Gverovom trhu dosiahla PoStova banka a najhorsi Slovenska sporitelia.
Takisto ako pri predoslom hlavnom komponente si treba uvedomit’, Ze najnizsi koeficient
znamend najlepsi koeficient, preto je Slovenskd sporitelhia prva. Stvrty graf hovori
0 zostaveni bank podla zmeny nakladov k vynosom oproti roku 2004 a sGi¢asne o pomere
nakladov k aktivam v roku 2005. Prva miesto patri Calyon banke a posledné Postovej banke.
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Dalsim krokom nasej analyzy bolo zostavenie tabul’ky, v ktorej st zoradené jednotlivé
banky na zaklade védZenych komponentnych skore. Koeficienty vah pre jednotlivé hlavné
komponenty sme ziskali z tabul’ky vlastnych hodnét v stlpci ,,Proportion: pre PRIN1 = 0,43;



pre PRIN2 = 0,18; pre PRIN3 = 0,16; pre PRIN4 = 0,11. Zoradili sme si banky podla
hlavnych komponentov 1 a 4 zostupne a podla hlavnych komponentov 2 a 3 vzostupne. Na
vypocet vazeného priemeru poradia sme pouzili vzorec (1):

4
Do,
i=1
4
2N
i=1

kde X; je poradie banky podla daného hlavného komponentu a n; je vaha pre dany
hlavny komponent. Po vykonani tejto operacie sme dostali vysledni tabulku poradia (stipec
, Vazeny priemer*). Okrem toho sme do nasej tabulky doplnili stipce ,.Skore* a ,,Poradie
podl'a TRENDu* zostavené analytikmi spolo¢nosti TREND Analyses.

, @

Tabulka 3: Vysledné poradie bank (nase a podla TREND Analyses)

Nage Vazeny Skdre | Poradie
- Banka - podla podla
poradie PHEMET | TRENDU | TRENDU
1. | V3eobecna verova banka, a.s., Bratislava 5,39 14,05 3.
2. | Slovenska sporitelnia, a.s., Bratislava 5,58 14,45 1.
3.| Tatra banka, a.s., Bratislava 5,73 12,20 5.
4.|HVB Bank Slovakia, a.s., Bratislava 6,17 11,15 6.
5. | Prva stavebna sporitel'nia, a.s., Bratislava 7,38 12,40 4,
6. | Dexia banka Slovensko, a.s., Zilina 8,49 11,10 7.
7. | Citibank (Slovakia), a.s., Bratislava 8,92 8,50 11.
8.|ING Bank N.V., pobocka zahrani¢nej banky 9,49 14,35 2.
9.|UniBanka, a.s., Bratislava 9,69 9,90 8.
10. | Wiistenrot stavebna sporitel'fia, a.s., Bratislava 11,02 8,15 14,
11. [ OTP Banka Slovensko, a.s., Bratislava 11,28 9,55 9.
12.| Postova banka, a.s., Bratislava 11,76 9,35 10.
13. | Ceskoslovenska obchodna banka, a.s. 11,83 8,45 12.
14. | Privatbanka, a.s., Bratislava 11,91 8,05 16.
15. | Cudova banka, a.s., Bratislava 12,17 8,05 15.
16. | Komeréni banka Bratislava, a.s., Bratislava 12,62 8,25 13.
17. | Istrobanka, a.s., Bratislava 12,84 8,00 17.
18. | Calyon Bank Slovakia, a.s., Bratislava 13,52 6,65 19.
19. | CSOB stavebna sporitel'fia, a.s., Bratislava 14,19 7,40 18.
4. Zaver

Ako prvé je potrebné uviest’, ze ¢im ma banka vysSie skore podla TRENDu, tym je

Z naej analyzy vyplynulo, Ze najlepSou bankou podla ukazovatelov za rok 2005 je
Vseobecna tiverova banka, a.s., pricom v pdvodnom zoradeni jej patrilo tretie miesto. Druha
priecka rebricka patri Slovenskej sporitelni a.s., ktora ziskala ocenenie Banka roka 2006. Na
tretiu poziciu v nasej tabulke sa dostala Tatra banka, a.s.



Rozdielnost’ obidvoch rebrickov bola spdsobend najpravdepodobnejSie vahou
koeficientov, ktorymi sa Statistické premenné nasobili. Spolo¢nost’ TREND Analyses dava
prevadzkovych nékladov ku aktivam oproti roku 2004 a ostatné premenné maji rovnakd,
10% vahu. Naproti tomu, vnaSom modeli mal najsilnejSiu vahu (43%) prvy hlavny
komponent zloZeny z koeficientov rentability (kapitalu a aktiv), zisku pred zdanenim a zmeny
zisku oproti roku 2004.
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Analyza vplyvu environmentilnych premennych na efektivnost’
poPnohospodarskej vyroby

Martina Majorovéa

ABSTRACT

Efficiency of a company is nowadays considered to be the key factor of the success of a
company. However, efficiency of a company is not an abstract quantity; it can be measured
and evaluated through various indicators. In the paper we deal with the analysis of the
influence of environmental variables on the agricultural production efficiency. We used the
methodology of DEA (Data Envelopment Analysis) to examine the above-mentioned
questions. This method belongs to non-parametric approaches to the efficiency measurement
of companies and it is based on utilizing the linear programming calculus.

KEY WORDS

efficiency, agricultural production, DEA, data envelopment analysis, environmental variables,
linear programming

UvoD

Pojem efektivnost’ v ostatnom cCase rezonuje v sektorovo rozlicnych oblastiach T'udskej
¢innosti (napr. pol'nohospodarstvo, zdravotnictvo, verejnd sprava, bankovy a financny sektor
a pod.) a mnohokrat sa zamiena s pojmom produktivita. Snad’ najcastejSie sa s nim stretdvame
v spojitosti s terminom ekonomicka efektivnost’. Ked'ze existencia podnikov v akomkol'vek
odvetvi suicasnej modernej spolo¢nosti 21.storocia je podmienend mnozstvom faktorov, ¢i uz
vonkajSich (napr. aktudlna ekonomicka a politickd klima v krajine, kapyschopnost’
obyvatel'stva, demograficka Struktara obyvatel'stva apod.) alebo vnatornych (napr.
organizac¢na Struktira podniku, vedenie podniku a pod.), je zrejmé, ze racionalny vlastnik
podniku (resp. predstavitelia jeho top manazmentu alebo samotny podnikatel’) sa bude snazit’
0 maximalny vynos (vo vécSine pripadov to byvaji trzby) pri minimélnych hodnotach
vynakladanych vstupov (nakladov v akejkol'vek podobe). RieSenie tejto optimalizacnej tilohy
je mozné dosiahnut’ uplatenim aparatu linearneho programovania.

V praxi jestvuju rozne metody hodnotenia efektivnosti podnikov. Vo v8eobecnosti ich mozno
rozdelit’ na dve skupiny (dva pristupy): parametricky a neparametricky.

Parametricky pristup, ¢asto oznaovany aj ako ekonometricky, vychadza z predpokladu, ze
pozname explicitné vyjadrenie produkénej funkcie, ale nepozname parametre produkénej
funkcie.

Neparametricky pristup je zastipeny analyzou datovych obalov — DEA (Data Envelopment
Analysis), metodologiu zaloZenou na aplikacii matematického programovania.

Vzhladom ktomu, Ze prispevok sa zaoberd skimanim vplyvu environmentalnych
premennych na efektivnost’” pol'nohospodarskej vyroby, povazujeme za potrebné definovat’ si
aj tento pojem. Environmentalne premenné vyjadruji vplyv prostredia na podnik a
charakterizuju prostredie (environment) a jeho vlastnosti, v ktorom rozhodovacia jednotka
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operuje. Je znamych niekol'ko spdsobov zaclenovania premennych tohto druhu do DEA
modelov — bud’ priamo alebo s vyuzitim doplnkovych premennych (JURL 1]).

Cielom prispevku bolo overit hypotézu, ¢i je efektivnost’ podniku ovplyvena pritomnost'ou
environmentalnej premennej v modeli, t.z. ¢i je technicka efektivnost’ podniku zavisla od
kvality a vlastnosti pédy, na ktorej hospodari.

MATERIAL A METODY

Analyza efektivnosti podnikov bola realizovana na databdze udajov o pSenici za rok 2000,
ktord sme ziskali z Vyskumného ustavu ekonomiky polnohospodarstva a potravinarstva
(VUEPP Bratislava).

Pri vypocte mier efektivnosti bolo pouzitych pat’ standardnych vstupnych premennych (0siva,
hnojiva, ostatny materidl, mzdové naklady, ostatné naklady), jedna environmentalna
premenna (skupina ceny pody — SCP) a jedna Standardna vystupna premenna (produkcia).
Premenna SCP nadobldala tri kategérie: podniky hospodariace v horSich vyrobnych
podmienkach (SCP 1-10), podniky hospodariace v priemernych vyrobnych podmienkach
(SCP 11-15) a podniky hospodariace v lepSich vyrobnych podmienkach (SCP 16-20).

Vyberovy subor pozostaval zo 122 podnikov, ktoré bolo potrebné redukovat’ na 98, aby bola
splnené podmienka pre aplikdciu DEA pristupu, t.j. vetky vstupné, resp. vystupné premenné
museli vykazovat' kladné hodnoty. Popisné charakteristiky tychto premennych zobrazuje
Tabul'ka 1.

Medzi zékladné DEA modely patria modely za podmienok konStantnych vynosov z rozsahu
(CCR' modely) a modely za podmienok variabilnych vynosov z rozsahu (BCC? modely).
V prispevku boli vietky miery technickej efektivnosti® pogitané za podmienok variabilnych
vynosov z rozsahu z toho dbvodu, Ze slovensk& ekonomika eSte takmer ani po 15 rokoch
sustavnych reforiem nemdze byt povazovand za trhovi ekonomiku, skor transformujucu sa.
Prave BCC DEA modely zohladiuju tato skuto¢nost’ pri vypoctoch mier technickej
efektivnosti (TE). Matematicky zapis inputovo-orientovaného BCC DEA modelu (1) mézeme
definovat’ takto:

Ts- 0 — miera technickej efektivnosti

maxw =1"5" +1'S N
o ST — virtualny output
YA -5 = Yo XA - virtualny input
— 0%, + XA +5 =0 X, — vstupy hodnoteného podniku (DMUpo)
1"17 =1 Y, — vystupy hodnoteného podniku (DMUyg)
AT5°5 >0 (1) 5" — deficit vystupov

S — exces vstupov

kde 6 je skalar a A je Nx1 vektor konstant. Vystupom modelu (1) je miera technickej
efektivnoti 0, ktora udava, ako by mal hodnoteny podnik proporcionalne redukovat’” objem

svojich vstupov, aby bol efektivny a odchylkové premenné s*a S~ (tzv. neradialne zdroje

! CCR je akronym z mien autorov modelu: Charnes, Cooper, Rhodes.
2 BCC je akronym z ien autorov modelu: Banker, Charnes, Cooper.
® Miera technickej efektivnosti je v prispevku pogitana tak, ako ju vo svojej praci definoval Farrell (1957).



219

neefektivnosti), ktoré urcuji, ako moze podnik eSte neradialne redukovat objem svojich
vstupov (premenné S7) alebo expandovat’ objem svojich vystupov (premenné §*) tak, aby sa
stal efektivnym. Podmienka konvexnosti 1" A" =1 zaruduje, Ze hodnoteny podnik bude
porovnavany iba s podnikmi podobného rozsahu. Podl'a modelu (1) je hodnoteny podnik
povaZovany za efektivny vtedy a len vtedy, ak st suc¢asne splnené tieto podmienky:

1. 6=1

2. VvSetky doplnkové premenné Sa S sa rovnaju nule (Pareto-Koopmansova
efektivnost™ alebo celkova efektivnost’).

Tabul’ka 1 Zakladné Statistické charakteristiky premennych vstupov a vystupu
kategorizované podl'a environmentalnej premennej

Metody hodnotenia efektivnosti, v ktorych pri hodnoteni efektivnosti mozno pouzit

Premenna SCP Minimum Maximum Priemer Stande}rdné
odchylka
1-10 306,00 2761,00 | 1057,50 598,22
Osiva (tis. Sk) 11-15 | 409,00 4667,00 | 1676,16 1 134,02
16-20 | 651,00 6572,00 | 2 366,97 1499,16
1-10 370,00 2914,00 | 1160,75 631,47
Hnojiva (tis. Sk) 11-15 | 450,00 4940,00 | 179212 1189,79
16-20 | 689,00 705400 | 2 504,62 1 608,82
] B 1-10 32,00 172300 | 419,66 397,33
(ct)isst_aglg material 11-15 | 117,00 2992,00 | 733,72 733,72
16-20 92,00 5572,00 | 119355 1 285,44
1-10 793,00 6808,00 | 263791 1572,95
Mzdy (tis. Sk) 11-15 | 1217,00 | 12599,00 | 4 202,00 2 915,20
16-20 | 1592,00 | 19198,00 | 6 065,14 4 223,15
- 1-10 148,00 | 10004,00 | 242552 2 367,19
gisst_agllf naklady 11-15 | 405,00 | 17380,00 | 4 426,00 3 830,24
16-20 | 2446,00 | 22096,00 | 743159 5 738,84
1-10 57,00 3361,00 | 696,17 751,18
Produkcia (tis. Sk) 11-15 | 323,20 6767,00 | 1668,12 143933
16-20 | 910,00 | 1085800 | 298835 2 378,90

environmentalne premenné a ktoré su zalozené na aplikacii matematického programovania
mozno rozdelit’ do Styroch zékladnych skupin ([6]):

Prvad metoda predpoklada, Ze hodnoty environmentalnej premennej mozno zoradit' z
hl'adiska vplyvu na efektivnost’ od najlepsej po najhorsiu. Potom mozno pouzit’ pristup podl'a
Bankera a Moreya ([1]). Podl'a tejto metddy sa efektivnost” i-teho podniku porovnéva iba s
tymi podnikmi, ktorych hodnota environmentalnej premennej je horSia nanajvys rovna
hodnote i-teho podniku.

* Koopmans (1951) definuje technicki efektivnost’ striktnejsie: podnik je technicky efektivny iba vtedy, ak sa
nachadza na hranici produkénych moznosti a vSetky odchylkové premenné (prebytok vsupov, resp. deficit
vystupov) st rovné nule.
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Druh& metdda, navrhnuta Charnesom, Cooperom a Rhodesom ([2]), sa odportca pouzit', ak
nie je mozné prirodzene zoradit’ podniky podl'a environmentalnej premennej. Tato metoda
pozostava z troch etap:

1. rozdelenie suboru hodnotenych podnikov do podskupin a vypocet mier efektivnosti
pomocou matematického programovania v ramci kazdej skupiny,

2. projekcia udajov hodnotenych podnikov na hranice produkénych moznosti jednotlivych
skupin podnikov,

3. rieSenie jedného modelu matematického programovania s pouzitim projektovanych hodnét
a analyza Statistickej vyznamnosti rozdielu strednych hodnét efektivnosti uvazovanych skupin
podnikov.

Nevyhodou prvej a druhej metody je, Ze rozdelenim podnikov na podskupiny sa mozZe
vyznamne redukovat’ pocCet porovnavanych podnikov. To méze viest k tomu, ze vela
podnikov bude hodnotenych ako efektivnych, ¢im sa vyznamne redukuje diskrimina¢na sila
analyzy. Druhou nevyhodou je, ze sa moze pouzit’ iba jedna environmentalna premenna.

Tretia metdda vychadza z predpokladu, ze environmentalna(e) premenna(é) su stcast'ou
ulohy matematického programovania. Environmentalna premenna moze byt do tulohy
zaradena bud’ ako vstup, vystup, alebo ako neutrdlna premennd a mdze to byt tak premenna
pod kontrolou manazéra, ako aj mimo kontroly manazéra. Uvedené moznosti
environmentalnych premennych vedd minimalne k trom typom uloh matematického
programovania, ktorych charakteristiku mozno najst’ napr. v praci Coelliho et al. ([3]).

Stvrta metoda je dvojetapova procedlra. Prva etapa pozostava z riesenia uloh linearneho
programovania, pricom st pouzité iba tradi¢né (neenvironmentalne) faktory. V druhej etape
sa pomocou regresnej analyzy skima zavislost mier efektivnosti ziskanych v prvej etape od
environmentalnych faktorov. Znamienko parametrov regresnej funkcie indikuje smer
zavislosti a Standardné testovanie hypotéz moZzno pouzit’ k analyze sily zavislosti. Regresna
funkciu mozno taktiez pouzit’ ku "korekcii" mier efektivnosti vzh'adom na environmentalne
faktory. Tato metdda umoznuje pouzit’ tak spojité, ako aj kategorické environmentalne
premenné. Vzhladom na to, ze miery efektivnosti su vzdy z intervalu <0,1>, k odhadu
parametrov regresnej funkcie sa namiesto metody najmensich Stvorcov odporaca pouzit’ tzv.
Tobit regresiu (Kmenta [7]). Predpokladom pouZitia tejto metddy je, Ze premenné pouZzité v
prvej etape nekoreluju s premennymi druhej etapy.

VYSLEDKY A DISKUSIA

Vplyv prirodnych podmienok na technicku efektivnost sme hodnotili prostrednictvom
faktora ,,Skupina ceny pody (SCP)“. Ked'ze ide o kategorickd premennu, nadobudala tieto tri
hodnoty:

— podniky hospodariace v horSich vyrobnych podmienkach (HVP), SCP 1-10,

— podniky hospodariace v priemernych vyrobnych podmienkach (PVP), SCP 11-15,

— podniky hospodariace v lepSich vyrobnych podmienkach (LVP), SCP 16-20.

Analyzu efektivnosti podnikov sme realizovali tromi metodami, ktoré su urcené pre rieSenie

DEA modelov s environmentalnymi premennymi. Metéda 3 nebola pouzita pri vypoctoch
mier efektivnosti, pretoZze charakter environmentdlnej premennej moze viest pre kazda
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rozhodovaciu jednotku miniméalne k trom typom uloh linedrneho programovania, ¢o je zna¢ne
naroéné z hladiska vypoétu. Standardnd metdda, tj. miery technickej efektivnosti bez
zohl'adnenia environmentalnej premennej, bola aplikovana vylune pre transparentnejSiu
komparaciu dosiahnutych vypoctov (vid’. Tabulka 2).

Tabul’ka 2 Metody merania technickej efektivnosti (BCC model) a komparacia ich hodnét

Vyrobné podmienky Stand. metéda  Metédal Metoda 2 Metdda 4
HVP 0,6837 0,8308 0,8331 0,7119
PVP 0,7391 0,8161 0,8228 0,7749
LVP 0,8391 0,8439 0,9141 0,8537
Minimum 0,2938 0,3373 0,4140 0,3360
Priemer 0,7428 0,8309 0,8546 0,7699
Stand. odchylka 0,1810 0,1569 0,1769 0,1818

Z tabul’ky 2 vyplyva, Ze podla vsetkych metod dosahuju podniky hospodariace v lepSich
efektivnosti v priemere poskytuje Standardna metdda, o je zvelkej miery podmienené
absenciou environmentalnej premennej v DEA modeli. Na druhej strane, najvysSie miery
technickej efektivnosti mozeme pozorovat’ pri metéde 2, Co je to pravdepodobne dané
metodikou vypoctu.

Analyzou rozptylu sme zistili, Ze medzi vypocitanymi mierami technickej efektivnosti
existuju Statisticky vysoko preukazné rozdiely pri aplikacii Standardnej metddy a metody 4
(hodnoty p-value 0,001332355, resp. 0,003959801, vid. Tabulka 3). Naopak, pri pouziti
metod 1 a2 sa tieto rozdiely nepreukazali (hodnoty p-value 0,812954923, resp. 0,093253,
vid’. Tabulka 3). Kvoli podrobnej$im informaciam, sme analyzu rozptylu d’alej pouzili aj pri
zistovani rozdielov v mierach technickej efektivnosti medzi dvojicou kategorii (HVP-PVP,
PVP-LVP a HVP-LVP). Zaujimavostou je, ze pokym rozdiely medzi PVP-LVP a HVP-LVP
v Standardnej metode su Statisticky (vysoko) preukazné (p-value 0,01720955, resp.
0,000440592, vid’. Tabul’ka 3), medzi mierami technickej efektivnosti podnikov HVP a PVP
pri aplikacii tej istej metody je tento rozdiel Statisticky nevyznamny (p-value 0,2226412, vid'.
Tabulka 3). Dovodom moéze byt nie velka variabilita v sledovanych udajoch medzi
spominanymi kategdriami.

Tabul’ka 3 Vysledky analyzy rozptylu pri jednotlivych metédach merania efektivnosti

Vysledky ANOVY Stand. metéda Metoda 1 Metoda 2 Metoda 4

HVP-PVP 0,2226412 0,725213848 0,826635 0,180280069
PVP-LVP 0,01720955 0,472148859 0,041772 0,068750099
HVP-LVP 0,000440592  0,736610037 0,056619 0,001051907
HVP+PVP+LVP 0,001332355  0,812954923 0,093253 0,003959801

Pre overenie si tychto vysledkov sme na udaje aplikovali aj analyzu kontrastov medzi
uvedenymi kategdériami SCP, konkrétne Scheffeho test v Statistickom softvéri SAS, ktory sme
pouZzili kvoli rozdielnemu rozsahu suborov tychto podnikov. Z obrazkov 1 a2 vyplyva, Ze
Statisticky vysoko preukazné rozdiely existuju medzi kategériami HVP-LVP, ¢im sme dospeli
k rovnakému vyhodnoteniu ako v pripade Standardného parametrického testu ANOVA.
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Obr.1, 2 Vysledok Scheffeho testu pre Standardni metddu a metédu 4

‘ Standardna metada
Scheffe's Test for TE Scheffe's Test for TE
Compatisons significant at the 0.05 level are indicated by = Comparisons significant at the .05 level are indicated by ™.
Difference Difference
SCP Between  Simultaneous 95% SCP Between  Simultaneous 95%

Compatisan Means  Confidence Limits Comparison Means Confidence Limits
LvP - PvP 010001 -0.01554 0.21555 VP - PP 007015 -0.04551 018380
LvF - HYP 015536 0.05280 025792 = LVP - HYP 014351 004562 025141 ==
PP - VP 010001 021555 D.01554 PWP - LWP -0.07015  -0.18580 0.04551
PVP - HVP 0.05535 -0.04553 0.16030 PP - HvP 0.07837 -0.02802 018475
HYP - LvP -0.15536 00265792 -0.05280 HWE - VP J0.14851  -0.25141 -0.04562
HvP-PvP 005535 -0.16030 0.04359 HvP-PVP 007837 -0.18475 0.02802

V metéde 4 sme realizovali vypoCet mier technickej efektivnosti pomocou tzv.
cenzorovaného regresného modelu Tobit. Ide o Specialny typ regresie, v ktorej zavislou
premennou su vypocitané miery technickej efektivnosti bez environmentalnej premennej
a nezavislou premennou su kategorie skupiny ceny pody formulované cez techniku umelych
premennych. Tobit regresia sa aplikuje ztoho dbévodu, Ze technicka efektivnost’ vzdy
nadoblda hodnoty z intervalu <0,1>°. Je teda zrejmé, Ze nemdze byt aplikovana klasicka
regresia, pretoZze nie je splnend poziadavka normalneho rozdelenia ateda koeficienty
vypocitané pomocou tejto regresie by mohli poskytovat’ skreslené hodnoty parametrov.

Z vysledkov Tobit regresie (vid. Tabulka 4) vyplyva, Ze priemerna miera technickej
efektivnosti rozhodovacich jednotiek hospodariacich v lepSich vyrobnych podmienkach je
79,63%. Podniky hospodéariace v horSich vyrobnych podmienkach dosahuju v priemere
technicku efektivnost’ nizsiu o 4,25% a podniky hospodariace v priemernych vyrobnych
podmienkach vykazuju technicka efektivnost’ nizSiu v priemere o 3,57% v porovnani
s podnikmi hospodariacimi v lepSich vyrobnych podmienkach. Koeficienty pri oboch
parametroch su vSak Statisticky nevyznamné (p-value 0,340363, resp. 0,423313).

Tabul’ka 4 Koeficienty Tobit regresie a im prislichajuce hodnoty p-value

Parametre Odhad Pravdepodobnost’
b1(LVP) 0,796313 2,89E-15
b2 (HVP) [ -0,0425549 0,340363
b3 (PVP) -0,0357367 0,423313

Na zaklade tychto skutoCnosti moézeme konStatovat, ze pracovna hypotéza o vplyve
environmentalnej premennej charakterizovanej skupinou ceny pddy sa nepotvrdila, t.j.
skupina ceny pody nema vyznamny vplyv na efektivnost podnikov pestujicich psSenicu.

SUHRN

V stcasnosti sa za klucovy faktor uspeSnosti podniku povazuje predovsetkym jeho
efektivnost’. Efektivnost’ podniku nie je abstraktna veli¢ina, je mozné ju merat’ a hodnotit’
prostrednictvom viacerych ukazovatel'ov. V prispevku sa zaoberame analyzou vplyvu
environmentalnych premennych na efektivnost’ polnohospodarskej vyroby. Pri sktimani

®V literatdre sa takato premenna nazyva truncated variable (useknuta premenna).
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uvedenej problematiky sme vychéadzali z metodoldgie analyzy datovych obalov (DEA-Data
Envelopment Analysis), ktord patri medzi neparametrické metddy hodnotenia efektivnosti
podnikov a je zaloZena na vyuZziti aparatu linedrneho programovania.

KLUCOVE SLOVA
efektivnost, pol'nohospodarska vyroba, DEA, analyza datovych obalov, environmentilne
premenné, linearne programovanie
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The people’ s Republic of Bangladesh
Megbah Ahmed*

I ntroduction

Bangladesh officially the people’s Republic of Bangladesh, is a country in South Asia.
It is surrounded by India on all sides except a small border with Myanmar to the far southeast
and the Bay of Bengal to the south.

East Bengal the region that was to become East Pakistan and now Bangladesh was a
prosperous region of South Asia until modern times. The border of Bangladesh were set by
the partition of India 1947 when it became the eastern wing of Pakistan separated from
western wing by 1600 km. Despite their common religion of Islam, the ethnic and liguistic
gulf between the two wings, compared by an apathetic government based in West Pakistan
resulted in the independence of Bangladesh under the leadership of Sheikh Mujibor Rahman
in 1971 after the blody liberation war.

Bangladesh has the advantages of a mild, almost tropical climate, fertile soil. ample
water and abundance of fish wildlife and fruits. The standard of living compared favorably

with other parts of South Asia.

Population

Bangladesh is a country having an area of about 147000 square kilometres. It is
burned with about 147 million people. About 10000 people live per square kilometer. So It is
one of the most densely populated country in the world. Over population adversely affects the
economic developments and progress of a country. In Bangladesh population explosion is so
high that it creats so many grievous problems which are not very easy to overcome .98
percents of the people of bangladesh are Bangalees. It is the third largest muslim majority
nation.The major religion is Muslim with 85 percents of total population. The second major
religion is Hinduism which constitutes 13 percents other religions includes Buddhism and
Christiany. Minorities include Bharis and tribes Among the tribes Chakma is the biggest.

The following table lists estimates of the population.

! Meghah Ahmed, Fakulta socialnych a ekonomickych vied UK Bratislava
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Demograpic data

Agestructure:

0-14 years :32.9%

15-64 years:63.6%

65 years over:3.5%

Population growth rate :2.09%

Birth rate :29.8 births/1000 population

Death rate :8.27 deaths/1000 population

Net migration rate :-0.68 migrants/1000 population.

Sex ratio

At birth:1.06 Male/ Female

Under 15 years:1.06 male/Female
15-64 years:1.09 Male /Female

65 years and over:1.16 Male/Female

Total population:1.05 male/Female

Life exectancy at birth
Total population:62.46 years
Male:62.47 years
Female:62.47 years

Nationality: Bangladeshi

Ethic groups: Bengali 98%,tribal groups, non Bengali muslim
Religion: Muslim 85%. Hindus 13% others 2%

Language: Begali,English

Literacy: Defination:age 15 and over can read and write
Total population:43.1%(Literate)

Male:53.9%(L.iterate)

Female:31.8%(Literate)
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Economy

The backbone of the bangladesh economy agriculture contributes about 45% of gross
domestic product. Approximately two thirds of the land area is cultivated. Rice, jute, tea,
sugarcane, tobacco and wheat are the chief crops. Fishing is also an important economic
activity and beef dairy products and poultry are also produced.

Dhaka and Chattagong are the principle industrial centers, clothing and cotton textiles,
jute products, processed and chemical fertilizers are manufactured. In addition to clothing
textiles, jute and jute products export include tea, leather. Fish and shrimp. Remittances from
several millon bangladeshis working abroadare the second largest foreign income. Western
Europe, The USA, India and China are the main trading partner.

This is achart of trend of gross domestic product of bangladesh at market prices
estimated by the international Monetary Fund with figures in millons of Bangladeshi Takas.
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Annual GDP growth rate(2006 est):6.7%
GDP:$60 billion

Exchange rate(2006):1$=Taka 66.70

Per capital GDP(2006):$470

Author:

Bc. Megbah Ahmed

Student 1. ro¢nika

Fakulta socialnych a ekonomickych vied UK Bratislava
zinslov@yahoo.com
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AnalyzatrZieb predajni vybrang firmy v SR
Matej Mikuska, Martin Hvizdos*

Abstract: We analyzed revenues of a Slovak company in this project, which has a chain of
branches in 81 cities in Slovak republic. We analyzed general information of this subject
and then we studied the dependency according to size of the cities and number of citizens. We
have founded very important dependency between these factors and the fact that they are
statistically significant.

Key words: statistical analysis revenues of a Slovak company, test normality, ANOVA,
regression model

1. Uvod

V prispevku budeme analyzovat' tudaje, ktoré sme ziskali od nemenovanej firmy
posobiacej na Uzemi Slovenska za rok 2005. Firma poskytuje rdzne sluzby v oblasti
telekomunikacii a svoje obchodné prevadzky ma rozmiestnené vo va¢sine miest Slovenska.

Zéakladné Udaje o datovom subore:

- rozsah suboru je 130 Statistickych jednotiek (predajni),

- 2 kvalitativne premenné: ndzov mesta, region (Z — zapadné Slovensko, S — stredné
Slovensko, V - vychodné Slovensko).

- 4 kvantitativne premenné: pocet obyvatelov v meste, pocet predajni v meste, objem
ro¢nych trzieb v jednotlivych predajniach v Sk, pocet obslizenych zakaznikov za
sledovany rok.

- 1 vytvorena kategorialna premenna vel'kost’ obce na zaklade poctu obyvatel'ov v obci
nasledovne (5 kategorii):

Tabulka 1. Rozdelenie obci podla poctu obyvatelov

pocet obyvatelov vel’kost’ obce
do 10 000 1
do 20 000 2
do 50 000 3
do 100000 4
nad 100 000 5

Ked’ze vo vac¢sich mestach je viac ako jedna predajna a cheeli sme vypocitat’ priemerné
trzby na obyvatel'a mesta, tak sme sa rozhodli vytvorit’ novi premennd vyjadrujicu priemernd
predajiiu v kazdom meste. Tym sa nam rozsah suboru zmensil z pévodnych 130 (predajné
miesta) na 81 Statistickych jednotiek (mestd), tzv. reprezentativnych predajni. Na z&klade tejto
upravy sme si mohli vytvorit d’alSiu doleziti premennu (priemernd trzba na predajnu
V meste), ktort sme si vypocitali ako Trzby v jednotlivom meste/ Pocet predajni v obci.

2. Charakteristika premennych

Tabulka 2. Popisna Statistika

Premenna Maximum | Priemer Minimum | N Stand. odchylka | Suma
Pocet predajni v obci 11 1.6049383 1| 81 1.3479523 130
Trzby v jednotlivych mestach 46066207 4982007.19 1793423 | 81 5749090.34 | 403542582
Priemerné trzby na predajni 4187837 2830455.58 1793423 | 81 554975.10

Pocet obsluzenych zakaznikov 17672.55 13120.40 9846 | 81 1683.49 | 1062752.3

! Fakulta managementu, Univerzita Komenského v Bratislave, Studenti 3. ro¢nika
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evive

a maximalne v Bratislave 46 066 207 Sk. Priemerné trzby su 4 982 007 Sk so Standardnou
odchylkou 5 749 090 Sk. Celkové trzby na Gzemi SR boli 403 542 582 Sk.

Pri analyzovani reprezentativnych (priemerné trzby) predajni sme zistili, Ze miniméalne
trzby na predajiu st v meste Sobrance 1 793423 Sk amaximum bolo v Bratislave
4 187 837 Sk Priemerné trzby na predajiiu su 2 830455 Sk so Standardnou odchylkou
554 975 Sk. Dalej sme zistili, Ze minimalny pocet obslizenych zikaznikov bol 9846 v meste
Sobrance a maximalny pocet obsluzenych zakaznikov bol 17 673 v Bratislave. Priemerne
bolo obsluzenych 13 121 T'udi so standardnou odchylkou 1684. Firma spolu obslUZila za dané
obdobie vo svojich predajniach 1 062 752 zékaznikov.

Na 95 % intervale spol'ahlivosti sa priemerné trzby na predajiiu pohybuju v rozmedzi od
2 707 741 Sk do 2 953 171 Sk so Standardnou odchylkou od 480 708 Sk do Sk 656 596 Sk.
Tento interval nam odstranil priliSné odchylky od priemeru ¢ize hodnoty lepSie zodpovedaju
celkovej vzorke.

2. Analyza priemernych trzieb na predajiiu za dané obdobie

Podr'a dosiahnutych trzieb sme rozdelili predajne do 5 prijmovych intervalov a to nasledovne:
o 1-slaba: do 2 280 000

e 2 -podpriemerna od 2 280 001 do 2 760 000
e 3-priemerna od 2 760 001 do 3 240 000
e 4 - nadpriemerna od 3 240 001 do 3 720 000
e 5-vyborna od 3720 001

Tabulka 4. Frekvencna tabulka priemernych trzieb na predajiu

Cumulative Cumulative
int | Freguency Per cent Frequency Per cent
1 15 18.52 15 18.52
2 23 28.40 38 46.91
3 27 33.33 65 80.25
4 11 13.58 76 93.83
5 5 6.17 81 100.00

| inifll: Oz W W+ @s

Graf 1. Ziskovost reprezentativnych predajni

Z nameranych vysledkov ztabulky ¢. 4 vidime, Ze az 38 z 81 reprezentativnych
predajni nedosahuje ani priemerné trzby, Co znamena, ze zaostavaju v poskytovani sluZieb.
V kategorii najvyssej ziskovosti sa nachadza 5 reprezentativnych predajni ( Banska Bystrica,
Bratislava, KoSice, Nitra, Trnava).
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3. Vplyv velkosti obce na trzby

Tabulka 5. Test normalového rozdelenia priemernych trzieb v meste podla vel'kosti obce

Velkost obce Kolmogorov-Smirnov; Normélne rozdelenie
p Value
1 0.148 ano
2 0.15 ano
3 0.15 ano
4 0.15 ano
5 0.15 ano
VelOb=2 VelOb=3 VelOb=4 VelOb=5

Graf 2. Normalne rozdelenie podla velkosti obci

Z vysledkov (tabul'ka ¢. 5 a graf ¢. 2) analyzy a grafov ndm vyplyva, Ze premenna
priemerné trzby v meste ma normalne rozdelenie vo vsetkych kategoriach rozdelenych
podla velkosti obce tento poznatok sme vyuzili pri vybere metody zistovania zavislosti —
One-way Anova.

Pomocou One-way Anova sme skumali mieru zavislosti medzi premennymi
Priemernd trzba v meste a Vel'kost’ obce.

Friemerna trzba w meste

] Priemerna trzba v meste
4500000 4500000+
40000004
3500000 37500001
30000004 3000000-
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P— 2250000
1500000 T . r r 1500000 - , r r r r
1 2 3 4 5 1 2 3 4 a
Velkost obce Velkost obce

Graf 3. Rozptyly premennej Velkost obce
Na zéklade vysledkov Bartlettovho testu sme zistili, Ze rozptyly sa zhoduji (ChiSq =
0,8644), ¢o vidno aj z grafu ¢. 3, atym sme sa presvedCili, Ze mézeme pokracovat’ d’alej

Vv interpretécii tohto modelu.

Tabulka 6. Model One-way Anova

|Source DF Sum of Squares Mean Square F Value Pr>F
M odel 4 2.1631815E13 5.4079537E12 136.64 <.0001
Error 76 3.0079738E12 39578602546

Corrected Total 80 2.4639789E13




Ked’ze sme d’alej zistili, ze P hodnota ( 0.0001) je mensSia ako alfa (0.05), overili sme
si, ze dané¢ premenné su zavislé (tabul’ka €. 6). Miera zavislosti je vyjadrena v tabul’ke ¢. 7
hodnotou R- Square, ktord sa rovna 0.8779, tzn. 87.8 % zmien vysky trzieb nam vysvetluje
dany model. Ostatné faktory ovplyviiujuce zmenu vysky trzieb tento model nevyjadruje.
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Tabulka 7. Vyznamnost modelu One-way Anova

R-Square

Coeff Var

Root M SE

PriemTrzbaVMe Mean

0.877922

7.028682

198943.7

2830456

4. Miera vplyvu poctu obyvatel’ov na priemerné trzby v meste.

Z korelacie premennych Pocet obyvatelov a Priemerné trzby v meste ndm vysiel
korelacny koeficient 0.61963. Zna¢i nam to skutocnost’, Ze ked’ sa zmeni pocet obyvatel'ov o
1 jednotku, priemerné trzby sa v zavislosti na charaktere zmeny znizia alebo zvysia o

0.61963 jednotky.

Priemerne tzhy v meste
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Pocet ohyvatelov

Graf 4. Graf korelacie

Nasledne sme upravili vzorku vynatim dvoch hodnoét, ktoré nezapadaji do modelu
(vid’ graf 4), a to mesta Bratislava a KoSice. Cize sa nam vzorka zuzZila na 79 udajov. Tato

kOO0

upravenu vzorku sme opétovne korelovali:

Priemerne trzby v meste
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Graf 5. Graf korelacie
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Korelaény koeficient sa zvysil na 0,88241 oproti predchadzajucej korel&cii, naS model
nam teraz ovela lepSie vystihuje vzorku. Ked sa zmeni pocet obyvatelov o 1 jednotku,
priemerné trzby sa v zavislosti na charaktere zmeny zniZia alebo zvysia o0 0,88241 jednotky.

Zobrazenie z grafu ¢. 5 je rozhodujuce v ur¢eni d’alSicho postupu, ato vo vybere
regresie, ked’ze namerané¢ hodnoty nemaju ani priblizny tvar priamky (nedaji sa prelozit’
priamkou) pouzijeme pri vypocte regresnej priamky nelinearnu regresiu.

Usporiadanie hodnot v grafe ¢. 5 nam najlepsie vystihuje vzorec:

Priemernatrzba v meste = a+ b * Pocet obyvatelov + ¢ * Pocet obyvatel **2

Priemerne trzby v meste

Priemerne trzby v meste
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R i
33750001 Y 3375000 e
» ."i".

2750000 - N 27500001
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21250004 '} 2125000

F ] 1
1500000 : : . . 1500000

2000000 3000000 4000000 0 " o000 1ooooo

Predicted Priemerne trzby v meste
hy Pocet obyvatelov

Graf 6. Grafy nelinearngj regresie
Z grafu €. 6 je mozné vidiet, Ze pouzity model (vzorec) vystihuje analyzované hodnoty.
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Graf 7. Rezidua nelinearneho modelu

Graf ¢. 7 nam takisto potvrdzuje vhodny vyber modelu, lebo vSetky hodnoty sa
nachadzaju v intervale <-3,3> od regresného modelu.
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Tabulka 8. Hodnoty regresnej priamky

Par ameter Estimate Approx. ApprOX|mate95% Confidence
Std Error Limits

a 1742692 53780.6 1635578 1849805

b 55.9294 3,3484 49.2605 62.5983

C -0.00037 0.000037 -0.00045 -0.00030

Priemernatrzba v meste = 1742692 + 55.9294 * Pocet ob. + ( - 0.00037)* Pocet ob. **2

3. Zaver

Z predchadzajucich analyz mézeme jednozna¢ne usudit’, ze faktory Velkost' mesta
a Pocet obyvatel'ov su Statisticky vyznamné a vieme nimi do zna¢nej miery interpretovat’ ich
vplyvy na vyvoj trzieb na Uzemi Slovenskej republiky.
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Infrastruktiurna vybavenost’ romskych osidleni
na Slovensku a v Bratislavskom kr aji

Jana Pukacova

ABSTRACT

The article is focused on sociographic mapping of romes settlements in region of
Bratislava. Research was carried out in 2004 and was realized on whole area of Slovak Republic.
Article is focused mainly on presentation results in Bratislava region and to their comparation
with general state. Another part is analysis and comparation of aquipment and ingineering
networks in Bratislava region with average values in all Slovak Republic.

UvoD

Posudzovat’ situaciu v réomskych komunitich je velmi problematické, nakolko na
Slovensku je nedostatok Udajov, na zaklade ktorych by to bolo moZné. Podrobna a presne
definovana Statistika romskych osad a osidleni na Slovensku v podstate neexistovala az do roku
2004, kedy boli spristupnene vysledky sociografického mapovania romskych osidleni. Vyskum
sa zameral na zistovanie Urovne romskych osidleni s oh'adom na moznosti vyuzivania zakladnej
infraStruktdry, dostupnosti roznych sluzieb a celkovej Urovne byvania Toto sociografické
mapovanie sa uskutocnilo na celom tzemi Slovenska. Neboli vS§ak don zahrnuté tie obce, kde bol
pocet obyvatel'ov romskeho osidlenia nizsi ako 15. Pokial’ v§ak v obci bola situacia obyvatel'ov
romskej komunity problematicka (z hl'adiska zivotnej Grovne, byvania, vzt'ahu s majoritou) bol
vyskum realizovany aj v ramci tychto obci.

Podla vysledkov vyskumu, Romovia ziji v 1087 obciach. V tychto obciach bolo
definovanych 1575 osidleni rézneho typu, v ktorych Zije 282 315 Rémov. Osidlenie bolo pre
potreby vyskumu v roku 2004 definované ako zoskupenie minimélne troch domov obyvanych
komunitou, ktord majoritné obyvatel'stvo oznacilo ako romsku (Radicova, 2004). Priblizne
v polovici zmapovanych rémskych osidleni Ziju ich obyvatelia rozptylene medzi majoritou.
Zvysok tychto osidleni ma charakter obecnych resp. mestskych koncentracii, alebo sa nachadzaju
na okraji obce/mesta, eventualne su vzdialené.

Pri sociografickom mapovani sa zistoval aj pocet obydli v jednotlivych romskych
osidleniach. Medzi obydlia boli zaradené byty v bytovych domoch, murované domy, drevené
domy, nebytové budovy, chatrée, tzv. unimobunky ainé objekty (napr. stany, autobusy,
foliovniky a pod.). Na Slovenku bolo zistenych celkovo 37 211 r6znych obyadli.

V regione Bratislavského kraja sa vyskytuje v porovnani s ostatnymi regionmi Slovenska
najmenej romskych osidleni (32 osidleni), v ktorych Zije spolu 3 535 Rémov (1,3% vsetkych
Romov). Tieto rdbmske osidlenia su situované v troch okresoch kraja, najviac ich je v okrese
Malacky (28 osidleni), d’alej potom v okrese Pezinok ako aj Senec Romovia Ziju len v dvoch
osidleniach (Mapa ¢.1.)
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Mapa ¢.1.
Pocet obydli v rémskych osidleniach v Bratisavskom kraji v roku 2004
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Zdroj: Atlas romskych komunit na Slovensku, 2004

Vybavenost romskych osidleni technickou infrastruktirou je na uzemi Slovenska do
vel'kej miery diferencovana. Tato roznorodost’ a od nej zavisla kvalita zivota obyvatel'ov tychto
osidleni je podmienena viacerymi faktormi, ktoré je potrebné podrobnejsie popisat’. NajlepSie su
vybavené osidlenia, ktoré sa nachadzajli priamo v obci/meste. Cim je vSak romske osidlenie viac
umiestnené na periférii tj. vzdialenejSie od obce/mesta, tym je v iom Groven Zivota nizSia. Pri
vybavenosti romskych osidleni infrastruktarou sa brali do Uvahy priméarne dve charakteristiky.

V prvom pripade sa jednalo o dostupnost’ inZinierskych sieti (elektrina, vodovod, plyn,
kanalizacia) v obci a v romskych osidleniach, teda ich pristupnost’ a vyuzitenost zo strany
obyvatel'stva. Pri porovnavani dostupnosti inzinierskych sieti (Graf ¢.1.) je infrastruktirna
vybavenost’ romskych osidleni v Bratislavskom kraji jednoznac¢ne lepSia ako priemer pre celi
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Slovenskd republiku (s vynimkou dostupnosti elektriny, ktora je naopak na Slovensku vysSia
avsak len 01,6%, tento rozdiel je tak zanedbatelny). Ostatné inZinierske siete si v
pripade Bratislavského kraja vo véc¢Sine romskych osidleni dostupnejSie neZz v ostatnych
regionoch na Slovensku. Dostupnost’ niektorych inzinierskych sieti v romskych osidleniach sa
dokonca priblizuje k dostupnosti tychto sieti pre majoritné obyvatel'stvo zijuce v predmetnych
obciach. V realnych ¢islach sa to prejavuje nasledovne. Dostupnost’ vodovodu v ramei romskych
osidleni v Bratislavskom kraji je 81,3 %, dostupnost’ v obci pre tam Zijacu majoritu je 84,2%
(rozdiel 2,9% je tak prakticky bezvyznamny). Podobne je to napriklad aj s dostupnostou
elektrickej energie (rozdiel tu ¢ini celkovo 6,2%) alebo kanalizacie (v tomto pripade je rozdiel
8,2%). NajvyraznejSie sa rozdiely prejavuju v dostupnosti, a to nielen na Slovensku, ale aj
v pripade Bratislavského kraja medzi romskymi osidleniami a majoritou, v oblasti pristupu k
pripoju plynu resp. v celkovej urovni plynofikacie tychto osidleni. V tejto problematike sa vSak
objavuje aj vyrazna odliSnost’ dostupnosti v rdmci vzajomnej komparacie romskych osidleni na
uzemi Slovenskej republiky. Kym vramci Slovenska je dostupnost’ privodu plynu pre
domécnosti len pre 40,7 % romskych osidleni, v kraji Bratislava je to az pre 67,2 % v rovnakom
type osidlenia. Napriek tomu vSak v porovnani miery plynofikéacie romskych osidleni v regione
Bratislavy s majoritnym obyvatel'stvom, je tento rozdiel pomerne vyrazny. Kym pre majoritu je
plyn dostupny vo vSetkych obciach, v romskych osidleniach je to len 67,2 % dostupnost.
V niektorych pripadoch vSak nemozno vnimat’ nedostupnost’ jednotlivych inZinierskych sieti len
z pohl'adu romskeho obyvatel'stva, pretoze v niektorych obciach Bratislavského kraja nie je napr.
vodovod a kanalizécia zavedena vobec (jedna sa o obce Jablonové a Pernek, kde obe tieto siete
chybaja).

Graf ¢.1.
Dostupnost inZinierskych sieti v rémskych osidleniach v roku 2004
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Zdroj: Atlas romskych komunit na Slovensku, 2004

Druhou charakteristikou pri vybaveni romskych osidleni infraStruktarou je pocet obydli
napojenych na tieto siete (Graf ¢.2.). Vramci Slovenska z inZinierskych sieti Romovia
najcastejSie vyuzivaju elektrickt energiu. Z hl'adiska dostupnosti, tej ktorej inZinierskej siete, st
potom Roémovia najviac napojeny na kanalizaciu (rozdiel medzi dostupnost'ou a napojenostou je

v v s

6,5 %), pri napojenosti na vodovod a plyn je tento rozdiel podstatne vyssi (cca 25 %). Podiel
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obydli napojenych na jednotlivé inZinierske siete je v Bratislavskom kraji vysSi ako v ostatnych
krajoch Slovenska (s vynimkou napojenia na elektrinu). Ale taktiez ako na Slovensku aj
Vv Bratislavskom kraji je podstatny rozdiel medzi dostupnostou a napojenostou na jednotlivé
inZinierske siete. Podobne ako na Slovensku aj v kraji Bratislava je najviac romskych obydli
napojenych na kanalizaciu (rozdiel medzi dostupnostou a napojenostou je 11,3 %). Zo vsetkych
romskych obydli, ktoré mali moZnost’ napojit’ sa na vodovod to vyuZilo len 54,5 % obydli
(zvySnych 26,8 % sa nenapojilo). Na pripojku plynu sa dokonca nenapojilo az 33 % rémskych
obydli. Medzi hlavné dévody nenapojenia sa na plyn je predovsetkym vysoka cena za pripojky,
ktoré si vicSina romskych obyvatel'ov v sucasnej socialnej situdcii nemoze dovolit’.

Graf ¢.2.

Podiel obydliv rémskych osidleniach napojenych na
inZinierske siete v roku 2004
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Zdroj: Atlas romskych komunit na Slovensku, 2004

ZAVER

Sociografické mapovanie ukazalo, Ze romske osidlenia na Slovensku su vysoko rozdielne
z hladiska mnozstva faktorov. Zistena vybavenost’ infrastruktarou v romskych osidleniach je
v Bratislavskom kraji na vysSej urovni ako na Slovensku. Jednou z hlavnych pri¢in moze byt’, ze
Vv regione Bratislava sa nenachadzaju osidlenia s velkym poétom obyvatel'ov a hlavne tieto
osidlenia su situované v obci respektive na jej okraji. Mimo obce sa nachadza len pat’ osidleni.
Prave vzdialenost’ od obce diametralne znizuje moznost’ napojit’ sa na jednotlivé inZinierske siete
dostupneé v danej obci/meste. Vzhl'adom na ovel'a vysSiu koncentraciu romskych osidleni ako aj
obydli na vychode Slovenska (V KoSickom a v PreSovskom kraji je situovanych 50% vSetkych
romskych osidleni a 54% obydli, v ktorych Zije az 60% vSetkych Romov) sa da predpokladat’, ze
prave na tomto Uzemi Zije najviac tychto komunit v segregdcii resp. separovane na okraji
obce/mesta a tu je moznost’ pripojenia sa na inzinierske siete najmensia. Mozno sa domnievat,
Ze prave vplyvom vyssej vybavenosti romskych osidleni na Gzemi Bratislavského kraja, je v nich
aj vyssia celkova zivotna uroven obyvatelov.
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Stiidium morbidity obyvatel’stva ako indikatora jeho zdravotného stavu

Magdaléna Pullmannova

Abstract

This contribution is focused on morbidity as one of the factors which describes health of the
population. The attention was paid especially to diseases of circulation system, respiratory
system, digestive system, tumour diseases and external injuries and poisons.

1. Uvod

Zravie je podla definicie WHO ,,celkovy stav tplnej telesnej, duSevnej i socalnej pohody*.
Ak sa popisuje zdravotny stav obyvatel'stva, pouzivaji sa CastejSie nepriame ukazovatele, ako
je umrtnost’ alebo chorobnost, alebo vysledky cielenych vySetreni urCitej Specialnej stranky
zdravia na reprezentativnom subore I'udi. Je potrebné si uvedomit’, Ze ziadny z ukazovatel'ov
zdravotného stavu obyvatel'stva, ktoré sa dnes pouzivaju, nevypoveda o zdravi komplexne,
ale len o jeho niektorej stranke. Umrtnost’ je ukazovatelom len u chordb, ktoré su pri¢inou
smrti. Chorobnost’ je ukazovatelom u choréb, s ktorymi l'udia pridu k lekarovi a ak su to
choroby, ktoré podliehaju povinnému hlaseniu. Takych chorob nie je vela (infekcie, nadory,
choroby s pracovnou neschopnostou). (Kriz a kol. 1997)

V tomto prispevku sa zameriavam na morbiditu — chorobnost’. Sledovat’, vyhodnocovat’ a
vV kone¢nom dosledku zlepSovat’ zdravotny stav populacie je a aj bude aktualne a relevantné.

2. Struktira chordb - pri¢in hospitalizacie

2.1. Priciny hospitalizacie muzov v roku 2004

NajcastejSou pric¢inou hospitalizdcie u muzov st choroby obehovej sustavy. Ich podiel na
celkovom pocte hospitalizovanych muzov bol 17,8 %. Na druhom mieste st choroby traviacej
ststavy, tvoriac 11,8 %. Na trefom mieste sa poranenia a otravy a niektoré iné nasledky
vonkaj§ich pri¢in podielali 11,7 %. Stvrté miesto zaujali nadory, a to 9,7 %. Piate miesto
zaujali choroby dychacej sustavy s podielom 9,5 %. Tychto péat” skupin chordb, ktoré su
najcastejSimi pric¢inami hospitalizacie muzov, sa v roku 2004 podielali 60,5 % z celkového
poctu hospitalizacii.

Graf 1 Pat najéastejsich pric¢in hospitalizacie muzov v
roku 2004
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2.2. Pric¢iny hospitalizacie zien v roku 2004

NajcastejSou pri¢inou hospitalizacie u zien je tarchavost’, porod a popdrodie, ktoré sa na
celkovom pocte hospitalizovanych Zien podielalo 15,5 %. Na druhom mieste su choroby
obehovej sustavy s podielom 13,7 %. Na tretom mieste su faktory ovplyviujiice zdravotny
stav astyk so zdravotnickymi sluzbami, tvoriac 10,8 %. Stvrté miesto zaujali choroby
traviacej sustavy s podielom 8,8 %. Piate miesto zaujali nadory s podielom 8,5 %. Tychto pat
skupin chordb, ktoré st najéastej$imi pri¢inami hospitalizacie Zien, sa v roku 2004 podielali
57,3 % z celkového poctu hospitalizécii.

Graf 2 Pat’ najcastejsich pric¢in hospitalizacie zien v
roku 2004
O tarchavost, pérod a popdrodie
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Zdroj : NCZI 2005

3. Vyvoj poctu hospitalizovanych podl’a vybranych pri¢in hospitalizacie a pohlavia
v rokoch 1994 az 2004

Vybrala som pét skupin chordb, ktoré st najcastejSimi pricinami hospitalizécie muzov
v celom c¢asovom horizonte rokov 1994 az 2004 anavzajom som porovnala vyvoj
hospitalizacie muzov a Zien.

3.1. Choroby obehove ststavy

Casovy vyvoj hospitalizacie na choroby obehovej sustavy je umuzov azien identicky.
Rozdiel je v tom, Ze muzi dosahuju vysSie hodnoty. V r. 1994 bolo hospitalizovanych 2 335
muzov a 2 229 Zien na 100 000 obyv. (to bola minimalna hodnota u oboch pohlavi). Do r.
1999 tento pocet u oboch pohlavi kontinuélne narastal, v r. 1999 mierne klesol a od r. 2000 sa
zaznamenal opdtovny narast do r. 2002, kedy opat’ poklesol a rast nastal az od roku 2004. V r.
2004 bolo hospitalizovanych 2 952 muzov a 2 902 Zien na 100 000 obyv. Maximalna hodnota
bola zaznamenana v r. 2001, pre muzov 3 005/100 000 a pre Zeny 2 945/100 000.

3.2. Choroby traviacg stustavy

Casovy vyvoj hospitalizicie na choroby traviacej sustavy je u muzov a zien velmi podobny.
Muzi dosahuju vysSie hodnoty.

Muzi : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 2 136 muzov na 100 000 obyv., nasledne pocet
nepatrne poklesol, ale od r. 1996 zaznamenavame narast (maximalna hodnota v r. 1997, a to
2 244/100 000) aZ do r. 1998, odkedy znova poklesava, v r. 2000 nastal mierny narast, avsak
od r. 2002 sledujeme pokles az do r. 2004, kedy dosiahol v sledovanom obdobi minimalnu
hodnotu 1 956/100 000.

Zeny : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 1980 Zien na 100 000 obyv. U Zien pocet
hospitalizacii na choroby traviacej sustavy kontinualne vzrastal (maximalna hodnota v r.
1998, ato 2 148/100 000) do roku 1999, kedy nastal pokles, uz v r. 2000 opét’ narast a od
roku 2002 sledujeme pokles az do r. 2004, kedy dosiahol v sledovanom obdobi miniméalnu
hodnotu 1 854/100 000.
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3.3. Poranenia a otravy a niektoré iné nasledky vonkajsich pricin

V tejto XIX. kapitole skupin chor6b je tradi¢ne velky rozdiel medzi pohlaviami, ¢o sa tyka
pocetnosti v celom sledovanom obdobi. Vyvoj v ¢ase je vel'mi podobny.

Muzi : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 1 668 muzov na 100 000 obyv., ¢o bola minimalna
hodnota, nasledne pocet vzrastal az do r. 2000, kedy sa zaznamenal pokles, v r. 2001 pocet
vzrastol na maximum 1 979/100 000. V r. 2002 pocet poklesol a od roku 2003 narastal. V' r.
2004 dosiahli hospitalizdcie muzZov 1 943/100 000.

Zeny : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 821 Zien na 100 000 obyv., ¢o bola minimélna
hodnota, nasledne pocet vzrastal az do r. 2000, kedy sa zaznamenal pokles, od r. 2001 pocet
narastal a v r. 2004 dosiahol maximéalnu hodnotu 1 089/100 000.

3.4. Nadory

Z analyzovanych skupin chordb iba v tejto dosahuju Zeny vysSSie hodnoty neZz muZzi. Vyvoj
v ¢ase je u oboch pohlavi identicky.

Muzi : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 1 226 muzov na 100 000 obyv., ¢o bola minimalna
hodnota, nasledne pocet vzrastal az do r. 1999, vtedy sa zaznamenal pokles, od r. 2000
sledujeme narast (v r. 2001 dosiahli maximalnu hodnotu 1 711/100 000) az do r. 2002, ked’
pocet opat’ poklesol a narast sa zaznamenal az v r. 2004 (1 608/100 000).

Zeny : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 1 364 Zien na 100 000 obyv., ¢o bola minimalna
hodnota, nasledne pocet vzrastal (maximalna hodnota v r. 1998, ato 1 967/100 000) az do r.
1999, vtedy sa zaznamenal pokles, od r. 2000 sledujeme narast az do r. 2002, ked’ pocet opiat’
poklesol a narast sa zaznamenal az v r. 2004 (1 791/100 000).

3.5. Choroby dychace ststavy

MuZi dosahuju vysSie hodnoty ako Zeny.

Muzi : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 1 928 muzov na 100 000 obyv., nasledne pocet
narastal (maximum v r. 1997, ato 1 998/100 000) do r. 1998, od toho roku bol zaznamenany
pokles, narast prechodne v r. 2001, od r. 2002 pokles, pricom minimalna hodnota bola zistena
v r. 2003 (1 568/100 000). V r. 2004 pocet hospitalizovanych vzrastol na 1573/100 000.

Zeny : Vr. 1994 bolo hospitalizovanych 1 492 Zien na 100 000 obyv., potom poéet narastal
(maximum v r. 1997, ato 1 529/100 000) do roku 1998, od toho roku pocet klesal (minimum
1 197/100 000 v r. 2003) a az v r. 2004 nepatrne vzrastol na 1 223/100 000.

4. Vekova a pohlavna &ruktara hospitalizovanych v nemocniciach v roku 1994 a v roku
2004

4.1. Vekova &ruktara hospitalizovanych muzov v r. 2004

Do 1 roku Zzivota bolo vr. 2004 hospitalizovanych 9,6 % muzov zo VvSetkych
hospitalizovanych muzov. Vo vekovej kategorii 1 — 4 podiel poklesol na 4,5 %
a v nasledujucich vek. kategdriach postupne narastal. Vo vek. kategérii 45 — 54 dosiahli
hospitalizacie podiel 14,6 % a v nasledujucej vek. kategérii 55 — 64 maximum 15,2 %.
V dalsich vek. kategoriach st podiely stale vyznamné, ale klesaju az do veku 85 +, kedy je
podiel hospitalizovanych muzov najmensi (1,4 %).

Porovnanierokov 1994 a 2004

V r. 2004 sa zniZil podiel hospitalizovanych muzov v prvych troch vek. kategoriach (0 — 14
rokov) atiez vo vek. kategorii 35 — 44 rokov. Napr. vo vek. kategorii do 1 roku podiel
poklesol z 12,7 % (1994) na 9,6 % (2004). Naopak vo vek. kategoriach 45 — 84 rokov nastal
oproti roku 1994 narast, napr. vr. 1994 bolo hospitalizovanych 12,7 % muZov vo vek.
kategorii 55 — 64 rokov, 0 10 rokov neskér to bolo uz 15,2 %. Aj to je jeden z prejavov
starnutia populécie.

4.2. Vekova struktura hospitalizovanych Zien v r. 2004
Do 1 roku Zivota bolo v r. 2004 hospitalizovanych 6,2 % Zien zo vSetkych hospitalizovanych
Zien. Vo vekovej kategorii 1 — 4 podiel poklesol na 2,6 % a v nasledujucich vek. kategoriach
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narastal na maximum 17,4 % vo vek. kategorii 25 — 34 rokov. V d’alsich vek. kategoriach sa
podiel hospitalizovanych striedavo zmenSuje a zvacsuje az do veku 85 +, kedy je podiel
hospitalizovanych Zien najmensi (2,1 %).

Porovnanierokov 1994 a 2004

Oproti roku 1994 nastal vr. 2004 pokles vo vek. kategoriach 0 — 24 roénych, priCom
najvyraznejSie u 15 — 24 ro¢nych, kde podiel hospitalizovanych zien v r. 1994 bol 18,6 %
avr. 2004 iba 11,8 %. Vo vek. kategorii 25 — 34 podiel vzrastol zo 16,6 % (1994) na 17,4 %
(2004). Zatial’ ¢o v r. 1994 bolo maximum hospitalizacie Zien u 15 — 24 ro¢nych, v r. 2004
toto prvenstvo prevzala vek. kategoria 25 — 34 ro¢nych. Je to dosledok posunu maxima
plodnosti do vek. kategdrie 25 — 29 ro¢nych (v r. 2004 bol priemerny vek pri porode 27,2
rokov). Pokles oproti r. 1994 nastal uz iba u 35 — 44 ro¢nych. Vo vek. kategorii 45 — 85+ sa
zviacsil podiel hospitalizovanych Zien, pricom najviac u 75 — 84 ro¢nych, kde podiel vzrastol
20 5,4 % (1994) na 11,7 % (2004).

4.3. Struktira hospitalizovanych podla pohlavia

Ked porovnam vekova Struktaru hospitalizovanych muzov a Zien vroku 1994 a 2004
navzajom, tak sa ukaze iba jedna zmena v Case, a to vo vek. kategorii 75 — 84 ro¢nych v r.
2004 podiel hospitalizovanych Zien prevysil podiel muzov. V ostatnych vek. kategdriach
ostali trendy rovnaké : va¢si podiel hospitalizovanych muzov nez Zien je vo veku 0 — 14 a 45
— 74. Vo veku 15 — 44 a 85 + je vacsi podiel hospitalizovanych Zien ako muzov. To teda
dokazuje véac¢siu zranitelnost’ chlapcov ako diev€at a muzsku nadumrtnost’.

5. Zaver

Medzi prvych péat najpocetnejSich hospitalizacii u oboch pohlavi patria ch. obehovej
sustavy, ch. traviacej sustavy a nadory. Ostatné sa odliSuju, dokumentujic odliSna biologickd
funkciu muza a Zeny, u muzov to boli poranenia, otravy a niektoré iné nasledky vonkajsich
pri¢in a ch. dychacej sUstavy. U Zien - tarchavost’, porod a poporodie a faktory ovplyviiujuce
zdravotny stav a styk so zdravotnickymi sluzbami. Vyvoj poc¢tu hospitalizovanych v rokoch
1994 — 2004 je u muzov a zien vel'mi podobny. Iba pri nadorovych ochoreniach dosahuji
Zeny vyssie hodnoty. Najvacsi rozdiel medzi muzmi (1,8 krat vysSie hodnoty) a Zenami je pri
poraneniach a otravach ... . Pocet hospitalizovanych vzrastol pri ch. obehovej sustavy
(najvyraznejSie), nadoroch, poraneniach a otravach ... . Naopak pocet hospitalizovanych
Klesol pri ch. traviacej sustavy a ch. dychacej sustavy.

Pri porovnavani rokov 1994 a 2004 mozno sledovat’ u oboch pohlavi zniZovanie podielu
kategoriach (45 — 85 + rokov). Vacs$iu ,,zranitelnost* chlapcov dokumentuje vyssi podiel
hospitalizovanych muZov ako Zien vo veku 0 — 14 rokov. Vo veku 15 — 44 rokov vyrazne
dominuju Zeny, o stvisi s tarchavostou. Vo veku 45 — 74 rokov prevladajd muzi, v tomto
obdobi sa postupne Vv populacii zva¢suje podiel zien, a tak vo vek. kategoriach 75 — 85 +
rokov je hospitalizovany vyssi podiel Zien.
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Modelovani rozdéleni vysKky pojistnych §kod v systému STATGRAPHICS Plus
Jana Rybéf'ovél

1. Uvod

Pro pojistovnu je modelovani rozdéleni vySky skod v rtiznych typech pojisténi velmi
dilezité. Znalost spravného rozdéleni pravdépodobnosti zékladniho souboru ji miize byt
uzite¢na napf. pii vypoctu pojistného, rozhodovani o vySce pojistnych rezerv, ¢i v otdzkach
zajisténi. Nasledujicim piispévkem chceme popsat, jakym zplisobem je mozné rozdéleni
vysky Skod modelovat a piedvést to na konkrétnim souboru vySek Skod u havarijniho
pojisténi motorovych vozidel pouzitim statistického programového baliku Statgraphics Plus.

2. Testy dobr é shody

Pro vybér nejvhodnéjsiho rozdéleni vysky pojistnych plnéni ndm systém Statgraphics
Plus poskytuje testy dobré shody:y - test (Chi-kvadrat test) a Kolmogortiv-Smirnoviv test. U
téchto testll se hypotézy tykaji rozlozeni pravdépodobnosti zakladniho souboru. Testujeme
shodu skutecného rozdéleni pravdépodobnosti zdkladniho souboru s rozdélenim
ptedpokladanym (teoretickym).

Testujeme hypotézu ve tvaru: Statisticky soubor ma rozdéleni pravdépodobnosti
s hustotou f(x; ©). Pro to, abychom si utvofili pfedstavu o typu rozdéleni pravdépodobnosti,
byva ucelné si pied stanovenim hypotézy sestavit histogram nebo polygon ¢etnosti ndhodného
vybéru. Pii formulaci hypotézy pak nemusime brat v ivahu rozd€leni pravdépodobnosti
S podstatn¢ odlisSnym prab&hem.

e Chi-kvadrat test

Testujeme hypotézu Hy: nahodna proménna X ma rozdé€leni s hustotou f(x;0). Testovaci
kritérium ma tvar:
K 2
ZZ — Z (OI Ei ) (1)
. =
s k - 1- p stupni volnosti, kde p je poc¢et odhadnutych parametri piedpokladaného teoretického
rozdéleni,O; jsou empirické, skute¢né zjisténé Cetnosti hodnot x; diskrétni proménné nebo
intervalll (X ,,%) hodnot x spojité proménné X a E; jsou pfislusné teoretické, ocekavané
cetnosti, vyjadiené vztahem
Ei=npi. (2)
PficemZz n je rozsah vybérového souboru a p; je pravdépodobnost hodnoty x; diskrétni
proménné s predpokladanym rozdélenim, tedy p; = P(X;) = P(X = X;), resp. pravdépodobnost
intervalu hodnot x € (X ,,X%,) spojité proménné,tj.
P = P(Xi—l <X< Xi)= F(Xi )_ F(Xi—l) 3)
kde F(x) je distribu¢ni funkce piedpokladaného teoretického rozdéleni.

Cim vétsi je neshoda mezi predpokladanym a skuteénym rozdélenim pravdépodobnosti
zékladniho souboru, tim budou vétsi rozdily mezi skuteCnymi a teoretickymi Cetnostmi. Proto
budeme nulovou hypotézu zamitat pfi velkych hodnotich téchto rozdili a tudiz i velké
hodnot¢ testovaciho kritériaxz. Nejcastéji se pii testu pouziva hladina vyznamnosti a = 0,05,

! Fakulta ekonomicko-spravni, Univerzita Pardubice
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tedy z2, = xes j€ 95. percentil y° rozdéleni s k-1-p stupni volnosti. Kritickou oblast tedy
volime ve tvaru y2 < y°.

e Kolmogoriiv-Smirnoviiv test

Tento test je zaloZzen na porovnani rozdili mezi distribuéni funkci ovéfovaného a
vybérového rozlozeni pravdépodobnosti. Pokud nahodny vybér xi, Xp, ..., X, pochdzi ze
spojitého rozdé€leni specifikovaného distribu¢ni funkci F(x), a rozsah n vybérového souboru
neni dostateCny na pouzity 2-testu, potom pro test hypotézy Ho: nahodna proménna X ma
rozdéleni s distribu¢ni funkci F(x) miizeme pouzit Kolmogoriv-Smirnoviv test dobré shody.
Tento test na rozdil od %testu vychazi z netfidénych, vzestupn& uspofadanych vybérovych

udaji: x()< X< ...< X(n). Uspofddanému ndhodnému vybéru (x(), X@), ..., X)) piislusi
vybérova (empirickd) distribu¢ni funkce, definované vztahem:
0 x=<x
] .
F.(X)= = Xy <X Xy =12,...,n-1 4
1 x>Xy

Kolmogorova-Smirnovova testovaci charakteristika ma tvar:
d, = sup|F,(x)- F(x), (5)

C0Z je maximalni absolutni odchylka vybérové (empirické) distribu¢ni funkce Fy(X) od spojité
distribu¢ni funkce F(x), kterou ptedpokladd nulovd hypotéza. Pii urovani hodnoty
testovaciho kritéria d, zkoumame vbodech X, X@, ..., Xm absolutni odchylky

F(xo))-Flxy) a  |Falx)-Flx)) proj = 1.2....n, piicemz F,(x,.,)) =1 Nejvetsi
z téchto odchylek povazujeme za hodnotu testovaciho kritéria d.

Hypotézu, ze ndhodny vybér pochdzi z rozdé€leni s distribucni funkci F(x) pfijmeme
tehdy, kdyz d, <d,,_,, pficemz o = 0,05, resp. o = 0,01 je hladina vyznamnosti.

3. Modelovani vy$ky Skod u havarijniho pojiSténi motorovych vozidel

Nasledujici ¢ast textu se zabirda modelovanim rozdéleni vysky pojistnych skod u
havarijniho pojisténi motorovych vozidel. Zakladni tidaje, poskytla nejmenovana pojistovna.

Tabulka 1. Vyska pojistnych $kod havarijniho pojisténi motorovych vozidel v K¢.

412 2704 4153 7255 11071 18849 35147 78738
494 2704 4319 7600 11315 19158 39515 84653
534 2766 4428 7635 11622 19952 39616 88487
655 2923 4778 7647 12320 20466 40817 98705
895 2950 4850 8218 12353 20945 40988 99766

1462 3014 4924 8340 12451 21905 45911 117842
1697 3104 4940 8482 12602 22410 46371 128324
1838 3168 5148 8703 13972 22563 49191 143822
1840 3392 5277 8913 14556 27548 49607 145226
1865 3680 5343 8965 14988 27575 53404 196769
2084 3692 5343 8976 16110 28067 53610
2190 3722 5344 9042 16464 31663 62099
2335 3774 6887 9476 16494 31863 64473
2550 3791 6958 9778 17317 32775 68168
2685 4060 7162 10210 17368 33445 75690
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Vhodné prostiedi pro modelovani rozdé€leni vysky pojistnych skod poskytuje program
Statgraphics Plus, ovsem je mozno vyuzit i modelovani v Excelu. Statgraphics nabizi vybér
Z mnoha druhli rozdéleni pravdépodobnosti. V pfipad¢ havarijniho pojisténi motorovych
vozidel jsou pro nds zajimavad pravostranné zeSikmend rozdéleni, ktera naznacuji vysoky
vyskyt nizsich S§kod. Mezi né patii exponencialni, Paterovo, Weibullovo gama a lognormalni

rozdéleni.

Podle metod dobré shody bylo zjisténo, Ze nejvhodnéjsim teoretickym rozdélenim vysky
pojistnych Skod je lognormalni rozdé€leni se stfedni hodnotou 26 517,1 a smérodatnou

odchylkou 60 044,4.

Tabulka 2: Test dobré shody pro lognormalni rozdéleni pravdépodobnosti (Statgraphics)

Chi - Square Test

Lower Upper Observed Expect ed

Limt Limt Frequency Frequency

at or bel ow 17000, 0 73 72,93

17000, 0 34000, 0 17 19, 58

34000, 0 51000, 0 9 8,31

51000, 0 85000, 0 8 7,04

above 85000, 0 8 7,13
Chi - Square = 0,634891 with 2 d.f. P- Val ue = 0, 728006

Esti mat ed Kol nogorov statistic DPLUS = 0, 0624723
Esti mat ed Kol nogorov statistic DM NUS = 0, 042539
Esti mated overall statistic DN = 0,0624723

Appr oxi mate P-Value = 0,760514

Histogram for x
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Graf 1. Lognormalni rozdéleni pravdépodobnosti vysky Skod zakladniho souboru
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Program Statgraphics poskytuje dalSi funkce, které umoznuji detailni popis rozdéleni.
Jsou jimi Tail areas a Critical values. Tail areas umoziiuje vypocet hodnot distribu¢ni funkce
definované vztahem F(x) = P(>&x), pro kazdou realnou hodnotu x. Critical values poskytuje
vypocet kvantild. Je to inverzni procedura k Tail areas. Pro zvolenou hodnotu distribu¢ni
funkce F(x) najde prave takové x, pro které plati F(x) = P(X<x).

Tabulka 3. Vystup z procedury Tail Areas a Critical Values

Tail Areas for x Critical Values
area below 5000,0 = 0,285717 area below 98103,7 = 0,95
area below 30000,0 = 0,777822 area below 113128,0 = 0,96
area below 60000,0 = 0,89967 area below 134787,0 = 0,97
area below 85000,0 = 0,938021 area below 170129,0 = 0,98
area below 110000,0 = 0,958173 area below 245570,0 = 0,99

V tabulce 1ze napi. vy¢ist, Zze pravdépodobnost, Zze vySka $kod nepiesahne 60 000 je
0,89967 nebo ze 95% Skod nabyva hodnoty do 98103,7 K¢. Do hodnot v tabulce Critical
Values byly vybrany vysoké percentily, které popisuji pravdépodobnost vzniku nejvysSich
Skod.

4. Zavér

Pro modelovani vysky Skod byly vyuZity testy dobré shody, konkrétné chi-kvadrat test a
Kolmogortav-Smirnoviv test. V programu Statgraphics bylo zjisténo, ze pro popis rozdéleni
vysky pojistnych Skod u havarijniho pojisténi motorovych vozidel se jako nejvhodnéjsi jevi
lognormalni rozdéleni. V zavéru byl detailnéji popsan tvar pravého konce rozd€leni, ktery

ukazuje na to, ze vysoké skody jsou sice malo pravdépodobné, ale nejsou nemozné.
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CIPRA, T. Teorie rizika v neZivotnim pojisténi. Praha: MFF UK a Ceska pojistovna, 1991.

CURRIE, I.D.: Loss Distributions. London and Edinburgh: Institute of Actuaries and Faculty of
Actuaries, 1993,

KUBANOVA, J. Statistické metody pro ekonomickou a technickou praxi. Bratislava: STATIS,
2003. 247 s. ISBN 80-85659-31-X.

PACAKOVA, V. Aplikovanad poistna Statistika. Bratislava: IURA EDITION, 2004. 261 s.
ISBN 80-8078-004-4.

Adresa autora:

Jana Rybérova, Be.

R. Jesenské 282

500 09 Hradec Kralové
jana.ryb@seznam.cz



248

Stanoveni pojistného v neZivotnim pojisténi
Denisa Sehnoutkova®

1. Uvod
Cilem této préce je stanovit pojistné v havarijnim pojisténi. Budou pouzity dva zptisoby
vypoctu. Nejprve vypocitame brutto pojistné pomoci kolektivniho rizika a poté pomoci
E(S) + 3o.

2. Lognormalni rozdéleni — LN (p; 02)

Toto kladné zeSikmené rozd€leni, pii kterém velmi malé hodnoty sledované ndhodné
proménné maji malou pravdépodobnost, sttedné velké jsou nejpravdépodobnéjsi a vysoké se
stavaji mén¢ pravdépodobné, piicemz 1 velmi vysoké hodnoty maji kladnou pravdépodobnost,
ma Siroké vyuziti v ekonomické oblasti. Je vhodné i na modelovani vysky pojistnych plnéni
napft. v havarijnim pojisténi, v pozarnim pojisténi zdénych budov a pojisténi proti vichiicim.

Hovoiime, ¢ X ma lognormalni rozd&leni LN ; o 2), jestlize In(X) ma normalni
rozd&leni N (; 62).

Z této definice vyplyva funkéni vyjadieni hustoty lognormalniho rozdéleni ve tvaru

1 ~(Inx-p)*

e 2 | x>0. (2.1)
OX~ 27T

Ozna¢me Y = In X. Protoze Y ~ N (u; 6°), hustotu g (y) vyjadtuje vztah
~(y-p)?
g(y) = e
\N2ro
Necht’ F(x) je distribu¢ni funkce proménné X a G (y) je distribuéni funkce proménné Y.
Plati

f(x) =

-0 <y<+ow. (2.2)

F(X) =P (X<x) =P (Y <Inx) =G (Inx). (2.3)
Odtud
f(X) :mzig(ln X). (2.4)
dx X
Distribuéni funkce rozd&leni LN (u; %) ma funkéni vyjadteni
O w2 Kkdyzx<0
F)=1 1 [e dy (2.5)
oo ° kdyz x >0
Zakladni charakteristiky rozdéleni LN (u; (52):
Ex)=¢"? (2.6)
D(X) =" (¢ -] 27
yo=(& +20e” —1 (2.8)
Ko?
Ex=e""2 (2.9)
s
M()=6" 2 (2.10)

Tyto charakteristiky vyplynou z moznosti jednoduchého vyjadieni zacateCnich
momentt rozdéleni LN (u; 02) pomoci momenti N (u; (52).

! Fakulta ekonomicko-spravni, Univerzita Pardubice
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KdyZ Y = In X ~ N (u; 6°), potom momentové vytvafejici funkce My(z) mé tvar
o7
M, (2)=E(")=¢ 2 (2.11)
Nyni pouZijeme jednoduchou, velmi vyhodnou substituci. Protoze X = e, plati
E(X) = E(e"), coZ je vlastnd My(z = 1). Proto plati

a

E(X)=e* " (2.12)

Analogicky
E(X?)=E(e?)=M, (z=2) =2 (2.13)

Vseobecné
kp+a—2k2 (2'14)

EXX*)=E(E€")=M, (z=k)=e 2
Z moznosti vyjadieni centrdlnich momentii pomoci zacateCnich moment vyplynou vztahy
pro viechny uvedené charakteristiky rozd&leni LN (u; ).

3. SloZené Poissonovo rozdéleni
Necht' S je celkové pojistné plnéni, pficemz N mé Poissonovo rozdéleni s parametrem
A, symbolicky N ~ Po(A), a F(x) jecsgoldistribucni funkce identicky rozdé¢lenych
individualnich pojistnych plnéni X;.
Budeme hovoftit, Ze S ma slozené Poissonovo rozdé€leni s parametrami A a F(x) a
oznacovat CoPo(, F(x)). Potom plati

EN)=D(N)=1 a M (z)=e*®"? (3.1)
Zakladni charakteristiky slozeného rozdéleni CoPo(A, F(x)):
E(S) = Amy (3.2)
D(S) = Mmz— M%) + Am;® = Amy (3.3)
M (z) = e M@l (3.4)

Vztah (3.4) vyuzijeme na vyjadieni tfetiho centralniho momentu proménné S:

14;(S)=E[(S E(S))’]1=E[(S- lm1)3]=§?ln M S(z)|zz0 =

(3.5)
as(ﬂ,M()l)ﬂ,asM()| A
= — Z) — = _— Z P
a23 X az3 X z=0 ms
Vyjadiime jesté koeficient Sikmosti y; rozdéleni CoPo(A, F(x)):
S A
’ = H(S) _ Am (3.6)

3 3
DO (im,)?

Protoze A > 0 a X; > 0, plati téz y; > 0. Slozené Poissonovo rozdé€leni je tedy vzdy
pozitivné zeSikmené, dokonce i1 tehdy, kdyz jsou individualni pojistna plnéni negativné
zeSikmené. Pro velké hodnoty parametrih se rozd&leni CoPo (A, F(x)) stiva symetri¢téjsim,
protoZe podle (3.6) plati, Ze y; — 0, kdyz A — oo.

4. Aproximace normalnim rozdélenim
Ptredpokladame, Ze vSechno, co vime anebo mizeme odhadnou o kolektivnim riziku S,
jsou zakladni charakteristiky — stfedni hodnota E(S) = a rozptyl D(S) = o 2. ProtoZe S = je
souctem nezavislych a identicky rozdélenych nahodnych proménnych, podle centralni limitni
véty se nabizi normalni aproximace rozdéleni S. Tedy pro libovolné s plati

G(s)=P (S<s)= P(% < S‘—”J ~ cp(s'—”j (4.1)

(o} (o2
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Cim vétsi je podet N pojistnych plnéni, tim je aproximace G(s) pomoci distribu¢ni
funkce normovaného normalniho rozd¢leni lepsi.

Pti odvozovani koeficientu Sikmosti slozeného Poissonova rozdéleni jsme dospéli
k zavéru, ze ¢im véEtsi je hodnotal, tim je rozdéleni S symetri¢téjsi, tim lepsi je aproximace
normalnim rozdélenim.

5. Vypocet brutto pojistného

E(X) 26517,1
(X) 60044,4
D(X) 3605329971
m1 26517,1
m2 3,099364661
m3 3,583377882

et (D2 = 26517,1

3605329971 = e? %% (e - 1)

D(X) = v, — E(X)? = e?*"%°* = 26517,1
2(n+ 6%) = 22,18385253

n+ o’ =11,09192627
u+(c9)/2=10,185545 *2

2 p+ o =20,37109

n=9,279
o’ =1,812926
o = 1,34645
N 1400
E(S) 37123940
D(S) 4339,110525
13(S) 5016,729035
Y1 0,017551716

a) 80,95 = 37124048,36
b) E(S)+ 30 =37124137,62

6. Zavér
Pojistovna musi na pojistném vybrat alespont Sk 37124137,62, aby byla schopna dostat
svym zavazkim z titulu pojistného plnéni.

7. Literatura
CIPRA, T.: Pojistna matematika v praxi, Edice HZ, Praha 1994.
PACAKOVA, V.: Aplikovana poistna Statistika, EKONOMIA, Bratislava 2004,
s.65-111.

Adresa autora:
Denisa Sehnoutkova
Stary Matefov 125
530 02 Pardubice
dseha@email.cz



251

Paterovo rozdéleni vySky Skod v neZivotnim pojisténi

L ucie Sedova®

1. Uvod

Cilem prace je najit vhodné rozdé€leni vysky pojistnych plnéni pfi havarijnim pojisténi
motorovych vozidel na zakladé znalosti vySky pojistnych plnéni z portfolia pojistek. Prace je
zameétena na ovéieni, zda Paretovo rozdeleni je vhodnym modelem vysky pojistnych plnéni.
K ovéteni, zda vysky individudlnich pojistnych plnéni maji tento typ rozdéleni pouZzijeme

testy dobré shody v tabul’kovém procesoru Excel.

2. Paretovo rozdéleni Pa (a,A)

Vzhledem k nedostatkiim, které ma exponencidlni rozdéleni pii modelu rozdéleni
pojistnych plnéni je tfeba najit takové rozdéleni, které pii pravdépodobnosti nejvyssich
hodnot konverguje k nule pomaleji nez pii rozdéleni exponencialnim. Takovym rozdélenim je
rozdéleni Paretovo.

Distribucni funkci Paretova rozdéleni vyjadiuje vztah:

F(X)=1—( A J (2.1)

A+ X

Néahodna proménna X ma Paretovo rozdéleni Pa (a,A) pravé tehdy, kdyz funkéni

vyjadreni jeji hustoty pravdépodobnosti ma tvar

al” pro x>0 >0 A>0
f(X): (2,+X)a+l

pro x<0 (2.2)

Paretovo rozdéleni se pouziva jako rozdéleni pojistnych plnéni nejvice pfi existenci

extrémnich hodnot v nemocenském pojisténi a v pojisténi proti pozaru.

3. Ovéreni Paretova rozdéleni S parametry, odhadnutymi metodou momenti

Abychom zjistili, zda dany soubor ma tento typ rozdéleni, musime nejprve odhadnout

parametry a, A Paretova rozdéleni. Pouzijeme metodu momentt a dosadime do vzorct

! Fakulta ekonomicko-spravni, Univerzita Pardubice
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-~ 2 ~ i~ e
o= ﬁ A= (0[ —1)X (23)
Dostaneme odhadnuté hodnoty parametri:

alfa 3,9608
lambda 72583,36

Pro zjisténi, zda je pro naSe data dany typ rozdéleni vhodny, slouzi testy dobré shody.
Vypocitame nejprve Pearsonovu chi-kvadrat testovaci charakteristiku pomoci vzorce

- Zkl: o —E_Ei ) 2.4)

1
pfi¢emz O; jsou skutené ziskané pocetnosti intervalii hodnot x; a E; jsou ptislusné teoretické,

o¢ekavané pocetnosti, vyjadiené vztahem
Ei:npi. (2.5)

kde n je rozsah vybérového souboru a p; je pravdépodobnost hodnoty x;.

Tabulka 1: Chi-kvadrat test pro Paretovo rozdéleni (odhad metodou momenti)

X n F(x) p E chin2
8000 49 0,3390832 0,3390832 38,994566  2,5672
20000 29 0,6186183 0,2795351 32,146541  0,3080
50000 21 0,8745288 0,2559105 29,429709  2,4146
100000 11 0,9676333 0,0931045 10,707015  0,0080
nad100000 5 0,0323667 3,722169  0,4387
5,7365

Ur¢ime kritickou hodnotu 2 = 5,991 pro 2 stupné volnosti a a=0,05. a porovname ji
s vysledkem chi-kvadrat testu. Hodnota testovaciho kritéria 5,7365 je mensi ako kriticka
hodnota, z ¢ehoz vyplyva, Ze Paretovo rozdéleni s parametry, odhadnutymi metodou
momentd, je vhodnym modelem vysky pojistnych pInéni.

Stejny zavér potvrzuje i vysledek Kolmogorova-Smirnovova testu, kde hodnota
testovaciho kritéria, tj. d = 0,11238 padla do oblasti ptipustnych hodnot.

3. Ovéreni Paretova rozdéleni s parametry, odhadnutymi

metodou maximalni vérohodnosti

Parametre, odhadnuté metodou momentti, jsme pouzili jako vychozi hodnoty pro
odhad metodou maximalni vérohodnosti. Pouzitim funkce Solver (teSitel) v Excelu jsme

ménili parametr A tak, Ze vyraz (2.65) v publikaci Pacakova, V.. Aplikovand poistna
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Statistika, str.72, nadobude nulovou hodnotu. Ziskame tak maximalné vérohodné odhady
parametrti o = 2,0435 a A = 28126,74. Stejnym postupem jako v tabulce 1 provedeme y2 test
dobré shody (tabulka 2).

Tabulka 2: Chi-kvadrat test pro Paretovo rozdéleni (odhad metodou maximalni vérohodnosti)

X n F(x) p E chin2
8000 49 0,4004127 0,3390832 38,994566  2,5672
20000 29 0,6663287 0,2659160 30,580340  0,0817

50000 21 0,8760235 0,2096948 24,114899  0,4023
100000 11 0,9548858 0,0788622 9,069158  0,4111
nad100000 5 0,0451142 5,188137  0,0068
3,4692

Ve srovnani stabulkou 1 je hodnota testovaci charakteristiky 3,4692 niZsi, teda
Paretovo rozdé€leni s parametry, odhadnutymi metodou maximalni vérohodnosti, je lepSim
modelem pojistnych Skod pii havarijnim pojisténi jako v ptipadé¢ odhadu metodou momenti.
Stejny zavér vyplyne i z Kolmogorovova-Smirnovova testu, kde testovaci charakteristika ma
hodnotu d = 0,066 ve srovnani s hodnotou 0,11238 v piedchozim ptipadé.

4. Zavér

Na zaklad¢ vysledki testli dobré shody jsme zjistili, ze Paretovo rozdéleni s parametry,
odhadnutymi metodou momentti i metodou maximalni vérohodnosti dobfe modeluje pojistna
plnéni pfi havarijnim pojisténi. Lep$im modelem je Parativ model s parametry, odhadnutymi

metodou maximalni vérohodnosti.

Literatura

LINDA, B.: Vyuziti rozdé€leni pravdépodobnosti v pojistovnictvi, Pardubice 1998.
PACAKOVA, V.: Aplikovana poistna Statistika, lura Edition, Bratislava 2004.
STRAUB, B.: Non-Life Insurance Mathematics, Springer-Verlag, Ziirich 1988.

Adresa autora:
Lucie Sedova
Koldin 97

565 01 Chocen

lucka.sedova@-centrum.cz



254

M edzikultdr ne spravanie v manazmente
(kulturne dimenzie podl’a Geerta Hofsteda)

Krystyna Siposova®

Abstract: In the present world of expanding globalization and international trade it is crucial
to be aware of cross-cultural differences among countries in order to be successful when
doing business. Dutch professor Geert Hoffstede has identified five independent cultural
dimensions based on detailed research in numerous countries and companies. Following his
research, the aim of the project would be to find out whether geographical position of the
countries has some impact on the way business is done and to illustrate the different business
behavior using appropriate statistical methods.

Key words: five independent cultural dimensions, cross-cultural differences among countries,
business behavior, SAS Enterprise Guide

1. Uvod

Holandsky profesor Geert Hofstede realizoval zatiall najrozsiahlejSiu Studiu o
interkultirnych rozdieloch a ich dopadoch na pracovny proces. Svoj vyskum uskutocnil
v rokoch 1967-1973. Autor administroval dotazniky hodnét zamestnancom IBM v 64
krajinach. Na pracovnikov IBM sa zameral kvéli tomu, aby mal relativne homogénnu vzorku
ucastnikov. Celkovy pocet dotaznikov dosiahol posobivé Cislo 116 000. Nasledovali d’alSie
doplnujuce stadie na Studentoch v 23 krajindch, vybranej vzorke inteligencie (,elites*) v 19
krajinach, pilotoch v 23 krajinach, spotrebitel'och v 15 krajinach a pracovnikov Statnej spravy
v 14 krajindch. Tieto Stadie identifikovali a potvrdili 5 nezavislych dimenzii narodnych
kultarnych rozdielov, ktoré budu v nasom projekte figurovat’ ako kvantitativne premenné.
Charakteristika vstupnych premennych:

1. Dimenzia odstup od moci (PDI - power distance) ukazuje, do akej miery l'udia
akceptuju nerovnost’ v praci, v rodine a v spolo¢nosti ako celku.

2. Dimenzia individualizmus — kolektivizmus (IDV - individualism vs. collectivism)
poukazuje na pevnost’ vdzby medzi jednotlivcami a spolocenskymi skupinami. Vyjadruje,
v akom rozsahu spolo¢nost’ podporuje individualistické spravanie a samostatné dosahovanie
vysledkov.

3. Dimenzia maskulinita — femininita (MAS - masculinity) uréuje, do akej miery
spolo¢nost’ podporuje tradi¢ny maskulinny pracovny model. Poukazuje na maskulinne Crty
ako uspech, asertivnost’ a vykon; alebo femininne ¢rty ako solidarita, osobné vztahy, sluzby,
kvalita zivota.

4. Vyhybanie sa neistote (UAI - uncertainty avoidance) poukazuje na preferenciu
Struktarovanych alebo neStruktdrovanych situacii. Prejavy vysokej miery vyhybania sa
neistote su doéraz na formalne pravidla ajasné, predpovedatené a cCitatelné Struktary,
intitucie a vztahy. Naopak, nizka miera vyhybania sa neistote znamena menej formalne
vztahy, 'udia radi riskuju.

5. DIhodoba vs. kréatkodoba orientacia hovori, do akej miery st ciele spolo¢nosti
v stlade s tradiciami.

! Krystyna Siposova, §tudentka 3. roénika Fakulty managementu Univerzity Komenského v Bratislave
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2. Ciel’ projektu a popis dat

V sucasnom svete globalizacie, kedy medzindrodny obchod pomaly smeruje
k vytvoreniu jednotného svetového trhu, je priam nevyhnutné poznat, tolerovat’ ale ¢asto aj
prispdsobit’ sa kultirnym rozdielom, ktoré maju vel’ky vplyv na spdsob vedenia manazmentu,
pracovny proces azvyky pri vyjednavani aobchodovani. Mnohé doélezité medzinarodné
spoluprace, obchodné zmluvy ¢i investicie stroskotali na nedorozumeniach v dosledku
nevedomosti a netolerancii kulturnych odliSnosti. Nadvézujuc na Studiu Geerta Hofsteda
o0 interkultirnych rozdieloch by mal na§ projekt nasledovnou analyzou prispiet
k podrobnejSiemu vysvetleniu kultarnych odlisnosti jednotlivych krajin a to prostrednictvom
zakladnych popisnych Statistik a nasledne vyuZitim zhlukovej analyzy.

Zdroj dat: http://www.geert-hofstede.com/hofstede_dimensions.php
Statisticka jednotka: tat
Rozsah sUboru: 96 Statistickych jednotiek — Statov sveta, 5 premennych (4 numerické a1
charakterova)
Premenné:

e charakterova: kontinent,

e numerické: PDI - power distance, IDV - individualism vs. collectivism, MAS -

masculinity, UAI - uncertainty avoidance

Piaty index (dlhodoba vs. kratkodoba orientdcia) nebol analyzovany, ked’ze nebol zisteny pre
vietky Staty. Premenné su indexované aich mernou jednotkou si body od 0 do 105, kde 0
znamena nizku mieru daného indexu a 105 znamena vysokd mieru.

3. Vydedky statistickg analyzy

Na Ovodnu charakteristiku situacie medzikultirneho spravania boli vyuzité zakladné
popisné Statistiky. Na nasledovnych box-plotoch (grafy 1 aZz 4) je zn&zornené porovnanie
jednotlivych kultirnych dimenzii medzi kontinentmi ako aj voc¢i celosvetovému priemeru.
(Poznamka: Vodorovna Ciara v grafoch box-plotov zndzoriiuje celosvetovy priemer pre
sledovany ukazovatel.)

Porovnanie kultarnych odlisSnosti medzi jednotlivymi kontinentmi je vel'mi vSeobecné
anie vzdy smerodajné vzhl'adom k tomu, Ze aj v rAmci kontinentov ako takych sa prejavuju
tieto rozdiely pod vplyvom mnohych socioekonomickych, kultdrnych, nabozenskych a inych
faktorov, ktoré vplyvaju aj na spravanie sa v manazmente tychto krajin.

Ked'Ze diferenciacia krajin podl'a kontinentov je vel'mi Siroka a v§eobecna, ciel'om tohto
projektu bolo jednotlivé krajiny, ktorych sprévanie sa v manazmente je ¢o najpodobnejsie,
zlucit' do zhlukov. Na zaklade vySpecifikovanych zhlukov budeme vediet’ lepSie porovnat
a poukazat’ na kultarne podobnosti v rdmci zhluku a na odlisnosti medz jednotlivymi zhlukmi.

Analyzované ukazovatele su kvantitativne a spojité anie st korelované, spinaju
podmienky pre uskuto¢nenie zhlukovej analyzy. Pouzili sme hierachicky aglomerativny
zhlukovaci postup prostrednictvom Systému SAS Enterprise Guide V4. Vysledné zhluky sme
ziskali Wardovou metddou. Na zéklade vecnej analyzy problematiky a aj na zaklade analyzy
hodn6t koeficientu determinacie (R-Sguared) na grafe 5, sme sa rozhodli pre 12 zhlukov.
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Porovnanie jednotlivych kultirnych dimenzii, ktoré charakterizuja spravanie
v manazmente krajin v rdmci vytvorenych zhlukov, je znézornené na nasledujdcich box-
plotoch (grafy 6 az 9). Prehl'adne vidiet' rozdiel medzi danymi zhlukmi, ¢o vysvetl'uje ich
kultirnu réznorodost. Naopak S$taty v ramci jedného zhluku majd podobné postoje
k nerovnosti v rodine, praci, ako aj v spoloc¢nosti; do podobnej miery inklinuju
k individualistickému alebo kolektivnemu spravaniu; do podobnej miery prevazuju
v krajinach klasické rodové rozdiely aich roly v pracovnom procese a podobne podstupuju
bezrizikové a vopred Struktdrované situécie.

Pravdaze je potrebné poznamenat’, Ze rozdelenie do zhlukov nie je u vSetkych Statov
opodstatnené vzhl'adom k tomu, Ze je prakticky nemozné, aby si boli krajiny podobné v rdmci
vSetkych kultarnych dimenzii sucasne. Niektoré krajiny zaradené do zhluku na zdklade



257

viacerych podobnosti mézu ovplyvnit' spravanie sa celého zhluku nespravnym spdsobom
(napriklad Japonsko v zhluku ¢. 10). Preto niektoré vysledky je potrebné interpretovat
s nadhl'adom a bertc do tivahy spominant skutocnost’.

Na grafe ¢. 6 je znazorneny stupent mocenskej vzdialenosti v jednotlivych zhlukoch.

zhluku (Skandindvske krajiny). Tieto Staty st charakteristické menej formalnymi vzt'ahmi,
snahou eliminacie spolo¢enskej nerovnosti a striktne hierarchickych Struktur v organizéciach.
Na druhej strane napriklad zhluk ¢. 11 s vysokym stupfiom mocenskej vzdialenosti (azijské
krajiny) poukazuje na formalne vztahy v manazmente, hierarchické usporiadanie
v organizaciach adoéraz na diferenciaciu spolo¢enskych vrstiev. Rovnako aj 9. zhluk
s najvyssim indexom mocenskej vzdialenosti zlucuje krajiny ako Rusko, Saudska Arabia
alebo Sri Lanka, pre ktoré je typicka spoloCenska nerovnost’ a formalizované vztahy.

indexom maskulinity. Tieto krajiny maji najviési poCet Zien v manaZmente, snaZia sa
eliminovat’ rodové rozdiely, presadzuji prava zien a bojujd za ich emancipéciu. Rovnakym
sposobom mdzeme interpretovat’ aj d’alSie kultirne dimenzie na zaklade grafov ¢. 7, 8 a 9.
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4. Zaver

Treba brat’ do tvahy, ze vyskum bol robeny v minulom storo¢i a mnohé manazérske
praktiky sa neustale zdokonal'uju a preberaju od inych krajin, kde sa ich pouzivanie pozitivne
uplatnilo. Aj samotnd integrécia svetového trhu speje k tomu, Ze vplyv kultdrnych odliSnosti
na manazérske spravanie sa postupne straca. Napriek tomu vysledky projektu mézu slazit’ ako
orienta¢né informacie, na zaklade ktorych je mozné urobit si prehlad o jednotlivych
krajinach.
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Tabulka : Zhluky Statov sveta podla 4 ukazovatelov kulturneho spravania

Cl(n=19) [C2(n=12) C3(n=6) CAd(n=4) |C5(n=9) C6(n=7)
Fiji Peru Australia Pakistan Romania Germany
Indonesia South Korea United States Taiwan Serbia & Montenegro | Switzerland
Namibia Bulgaria Canada Trinidad Arab Emirates Czech Republic*
Nepal Croatia United Kingdom | Costa Rica Saudi Arabia Luxemburg
Malawi Egypt Ireland Russia South Africa
Tanzania Brazil New Zealand Sri Lanka Israel
Burkina Faso | Turkey Kuwait Austria
Caucasus El Salvador Guatemala
Cape Verde Portugal Panama
Ghana Uruguay
Senegal Chile
Honduras Greece
Iran
Zambia
Sierra Leone
Angola
Bangladesh
Jordan
Thailand
C7(n=7) C8(n=11) C9 (n=6) Cl0(n=8) |Cll(n=5) Cl2(n=2)
Estonia Ethiopia Iraq Belgium Hong Kong Bhutan
Finland Kenya Mexico France China* Surinam
Iceland Nigeria Ecuador Argentina Singapore
Norway Syria Venezuela Spain Vietnam
Denmark Dominican Rep. Colombia Hungary* Jamaica
Sweden India Albania Italy
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Tabulka 2. Popisné statistiky ukazovatelov kulturneho spravania pre vysledn
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ych 12 zhlukov

Coeff of

CLUSTER| Nabs. |Variable Mean| Std Dev|Minimum | Maximum N | Median| Variation
1 19 | PDI 71.42 7.07 58.00 80.00| 19 70.00 9.90
IDV 23.63 7.51 14.00 41.00| 19 20.00 31.80

MAS 43.00 5.14 34.00 55.00| 19 43.00 11.96

UAI 55.47 8.41 40.00 72.00| 19 56.00 15.16

2 12 | PDI 65.42 4.32 60.00 73.00| 12 65.00 6.60
IDV 28.08 7.88 16.00 38.00| 12 28.50 28.06

MAS 41.17 7.61 28.00 57.00| 12 40.00 18.50

UAI 89.50 10.83 76.00 112.00| 12 85.50 12.10

3 6 | PDI 33.33 6.98 22.00 40.00 6 35.50 20.93
IDV 83.17 8.28 70.00 91.00 6 84.50 9.96

MAS 61.17 5.74 52.00 68.00 6 61.50 9.39

UAI 44.00 7.16 35.00 51.00 6 47.00 16.26

4 4| PDI 49.00 10.23 35.00 58.00 4 51.50 20.88
IDV 15.75 1.50 14.00 17.00 4 16.00 9.52

MAS 43.50 15.93 21.00 58.00 4 47.50 36.61

UAI 70.00 12.68 55.00 86.00 4 69.50 18.11

5 9| PDI 90.78 3.93 85.00 95.00 9 90.00 4.33
IDV 25.78 12.76 6.00 48.00 9 25.00 49.52

MAS 43.33 7.70 36.00 60.00 9 42.00 17.76

UAI 88.44 7.49 80.00 101.00 9 90.00 8.46

6 7 | PDI 31.00 13.96 11.00 49.00 7 35.00 45.05
IDV 61.00 5.72 54.00 68.00 7 60.00 9.37

MAS 60.00 12.91 45.00 79.00 7 63.00 21.52

UAI 66.71 10.58 49.00 81.00 7 70.00 15.86

7 7 | PDI 31.57 7.09 18.00 40.00 7 31.00 22.46
IDV 68.14 7.56 60.00 80.00 7 69.00 11.09

MAS 15.57 9.31 5.00 30.00 7 14.00 59.77

UAI 46.43 14.56 23.00 60.00 7 51.00 31.36

8 11| PDI 77.82 11.70 65.00 104.00| 11 76.00 15.04
IDV 35.00 10.34 20.00 52.00| 11 32.00 29.55

MAS 60.36 7.31 50.00 75.00 | 11 60.00 12.11

UAI 50.64 9.22 36.00 68.00 1 51.00 18.21

9 6 | PDI 82.17 9.93 67.00 95.00| 6| 81.00 12.08
IDV 18.83 9.47 8.00 30.00 6 16.50 50.31

MAS 69.83 6.24 63.00 80.00 6 69.50 8.94

UAI 76.83 6.85 67.00 85.00 6 78.00 8.92

10 8 | PDI 57.13 8.85 46.00 68.00 8 55.50 15.50
IDV 63.13 14.13 46.00 80.00 8 65.50 22.38

MAS 64.00 19.50 42.00 95.00 8 60.00 30.47

UAI 86.75 6.34 75.00 94.00 8 86.00 7.31

11 5|PDI 67.40 13.33 45.00 80.00 5 70.00 19.78
IDV 24.80 8.23 20.00 39.00 5 20.00 33.18

MAS 55.80 11.88 40.00 68.00 5 57.00 21.30

UAI 22.00 10.65 8.00 30.00 5 29.00 48.43

12 2 | PDI 87.50 10.61 80.00 95.00 2 87.50 12.12
IDV 44.00 11.31 36.00 52.00 2 44.00 25.71

MAS 20.50 14.85 10.00 31.00 2 20.50 72.44

UAI 36.50 10.61 29.00 44.00 2 36.50 29.06
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Porovnanie odhadov kovarian¢nej matice ako vstupu do optimaliza¢ného
procesu tvor by portfélia

Frantisek Stulajter

Abstrakt

Markowitz first introduced portfolio selection using a quantitative optimization procedure that
balances the trade-off between risk and return. Necessary iputs needed for classical mean —
variance optimization are expected returns of assets and their covariance matrix. The purpose
of this case study is comparison of different covariance matrix estimates.

1. Uvod

Ciel'om prace je porovnat’ $tyri odhady kovarian¢nej matice v kontexte rieSenia tlohy vyberu
optimalneho portfélia. Motivaciou testovania réznych odhadov vstupnych parametrov
optimalizacnej ulohy je niekol'ko. Ako uvadza Fabozzi akol. (1), mnoho investicnych
spolo¢nosti sa v sU¢asnosti neopiera o optimalizacné tlohy z dévodu ich vysokej citlivosti na
hodnoty vstupnych premennych (hlavne odhadov ofakavanych vynosov aktiv) a problémov
s odhadom kovarianénej matice pri vel’kom mnozstve finanénych aktiv. Jednou z mozZnosti
ako znizit' citlivost’” optimalizacného procesu na odhad ocakdvaného vynosu je pouzitie
robustnych odhadov, ako napriklad Black — Littermanov model. Prispevok popisuje
a porovnava odhady kovariancnej matice. Jedna sa o vyberovi kovarianénu maticu (sample
covariance matrix), kovarianéni maticu generovanu jednoduchym indexovym modelom
(single index model), kovarianénii maticu s konStantnou korelaciou a kovarianéni maticu
odhadnutd metddou shrinkage Oliviera Ledoita a Michaela Wolfa (4).

Prispevok je metodicky rozdeleny do dvoch casti. Teoreticka Cast’ popisuje prezentované
odhady a prakticka na zaklade odhadnutych parametrov stanovuje vahy modelovych portfdlii.

Vyberovd kovarianénd matica ( Sample covariance matrix )

Vyberova kovarian¢na matica mdze byt odhadnuta ako T = ﬁ X' X, kde X je T*N matica

T pozorovani N nahodnych C¢isiel, ktoré reprezentuji vynosy finan¢nych aktiv. ) je
maximalne vierohodny odhad skuto¢nej kovarian¢nej matice za predpokladu normality.
Avsak ak sa pocet cennych papierov N priblizuje k poctu pozorovani T, celkovy pocet
odhadovanych parametrov je prili§ velky, ¢o vedie k vysokej chybe odhadu.

Kovarianénad matica generovana SIM ( Single-Index covariance matrix estimator )

Single Index Model je jedno faktorovy model rovnovahy na finan¢nych trhoch. Bol vytvoreny
Williamom F. Sharpom v roku 1963. Podl'a Eltona a Grubera (2) je v pozadi SIM empirické
pozorovanie cien akcii, ktorych ceny sa vo vSeobecnosti zvysuju, ak rastie celkovy trh a vice
versa. Toto naznacuje jednu pricinu koreldcie vynosov akcii, a sice ich citlivost’ na pohyby
agregovaného trhu. Z tohto dévodu je mozné vyjadrit’ vynos akcie i v zavislosti od vynosu
celkového trhu, najcastejSie reprezentovaného trhovym indexom ako R =« + SR, +€.

PR, je Cast vynosu spdsobena trhovym vynosom, o; je ocCakavana hodnota vynosu,

nezavisla na trhovom vynose a g je nahodna zloZzka s nulovou strednou hodnotou. f; je
konstanta prislichajlca k CP i a vyjadrujuca o¢akavani zmenu R; pri jednotkovej zmene Ry,
oznacovana ako miera systematického rizika. Prvym predpokladom SIM je ne korelovanost’

! Podra Ledoit, O — Wolf, M (4)
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nahodnej zlozky g s vynosom trhu Ry. DolezitejSim predpokladom definujacim cely model je
nezéavislost’ ndhodnych zloziek & a g pre vietky hodnoty i aj, teda E(ge, )=0. To znamena,
ze jedinym zdrojom spolo¢ného pohybu jednotlivych CP je ich spolo¢ny pohyb s trhom.
Okrem trhu neexistuje Ziadna iné spojitost, ktord moze vysvetlit’ vzajomni zavislost’ vynosov
CP. Tento zjednoduSujlci predpoklad je aproximaciou reality. Odhad kovarian¢nej matice
implikovanej SIM ma tvar: F =s2 33 +D?, kde & je vyberova volatilita trhovych vynosov, S
je vektor odhadov prislusnych beta faktorov® a D je diagonalna matica obsahujica odhady
variancii rezidui. Ako pripomina Ledoit a Wolf (4), implicitnym predpokladom je pozitivna
variancia trhového portfélia.

Kovarianénd matica s konstantnou korelaciou

Odhad kovarian¢nej matice moZeme rozlozit' na S =ACA’, kde A je diagonalna matica
volatilit vynosov finanénych aktiv a C je vyberovy odhad korelatnej matice (sample
correlation matrix). Maticu C nahradime korelacnou maticou s konStantnym korelacnym
koeficientom, ktorej hlavna diagonala obsahuje jednotky a ostatné prvky matice su rovné ,34.

Tento rozklad kovarian¢nej matice umoziuje oddelene modelovat’ korelacné koeficienty
a volatility skmanych premennych.

Kovarianéna matica odhadnuta metodou shrinkage

Zaklady Statistickej metody odhadov parametrov shrinkage (zrdZzanie) poloZil svojou pracou
Charles Stein vroku 1956. Metoda shrinkage je forma priemerovania r6znych odhadov
parametrov, pri¢om shrinkage estimator zvd¢sa pozostava z troch komponentov: 1.) odhad
parametra s malou resp. Ziadnou Struktirou (napr.: vyberova volatilita alebo aritmeticky
priemer ako odhad strednej hodnoty); 2.) odhad parametra so zna¢nou Struktirou (oznacovany
ako shrinkage target); a 3.) vaha priemeru (shrinkage intensity). Podl'a Fabozziho a kol. (1)
shrinkage intensity moze byt zvolena na zaklade teoretickych implikacii alebo na zaklade
Ciselnej simulacie. Metdda shrinkage sa pouziva aj na odhad kovarian¢nej matice pre potreby
optimalizacie investiénych portfolii. Ako odhad s malou Struktirou sa pouZiva vyberova
kovariancna matica, ktora je maximalne vierohodnym odhadom, avsak méze prinasat’ vel'ku
chybu odhadu. Shrinkage target na druhej strane prinasa len malt chybu odhadu, ale jedna sa
o vychyleny odhad. V praci porovnavame odhad kovarianénej matice prezentovany v Ledoit,
O. — Wolf, M. (4). Autori za shrinkage target uvazuju kovarian¢nu matica s konstantnou
korelaciou alebo kovarian¢ni maticu generovanu jedno faktorovym modelom. Obe mozZnosti
podla Fabozziho akol. (1) ponukaju podobné vysledky, avSak prvd menovana je kvoli
Jednoduchsej implementécii v praxi pouzivanejSia. V naSej praci ma porovnavany odhad tvar

A~

S =WE e +(1- W)Z kde X je vyberovy odhad kovariantnej matice a ch je kovarian¢na
matica s konstantnou koreldciou. Optimélna vdha w (shrinkage intensity) je vyjadrena

formulou: = max {O,min {;1}} pricom ,g:’%jé a T je poCet pozorovani. Pre presné
Y

matematické odvodenie prezentovanych odhadov odkazujeme citatel'a na prispevky (3) a (4),

ako aj na internetovu stranku www.ledoit.net, kde sa nachadzaju naprogramované funkcie,

ktoré implementuju model Ledoita a Wolfa v prostredi Matlabu. Odhad kovarian¢nej matice

ako ju prezentuju Ledoit a Wolf, predpoklada Ze vynosy cennych papierov su nezavislé a

identicky rozdelené (11D) a prvé $tyri momenty rozdelenia ich pravdepodobnosti st kone¢né.

2 Podra Ledoit, O. — Wolf, M. (4)
¥ Podra (2) strana 140 alebo regresnou analyzou
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2. Postup adata

Nasa praca ma za ciel porovnat moznosti odhadu kovarian¢nej matice ako vstupného

parametra pre M-V optimalizaciu, ktorej Glohou je zostrojenie optimalnych portfolii na

zéklade stanovenych kritérii. Jednou moznost'ou porovnania réznych odhadov kovarian¢nej

matice je rieSenie Ulohy stanovenia vah portfélia s globalne najmenSou varianciou (global

minimum variance portfolio). Uloha je rieSena kvadratickou optimalizaciou, pri¢om

optimalizaény problém ma tvar: minwSw, za podmienok wi=1, z'=[1,1,...,1].
w

Optimaliza¢na uloha je myopickd, zameriava sa na stanovenie vah optimalneho portfolia
v horizonte jednej periddy, preto sme pouZili koncept preskupovania portfélii. Z dévodu
podl'a nasho ndzoru jednoduchsej spravy portfolia sme stanovili obmedzenie vah portfolii,
v tvare ,,zakézania“ kratkych predajov (w>0). V procese optimalizécie doch&dza z dévodu
zmenenych vstupnych parametrov k zmenam zastUpeni jednotlivych aktiv. Tieto zmeny mézu
z praktického hl'adiska sposobovat vysoké transak¢éné naklady. Tento problém je mozné
znizit' stanovenim obmedzenia x| < U, kde x=w-w,, pricom W, su sicasné vahy portfolia

a w su cielové vahy danej parcialnej Casti optimalizacie.

V praci bolo skimanych sedem finan¢nych aktiv reprezentovanych indexmi spolo¢nosti
MSCI Barra. Jednalo sa o regionalne indexy: Europe, North America, Japan, Singapore
a zastupcov rozvojovych krajin, Latin Amrerica, Far East a Eastern Europe. Index MSCI
World bol pouzity ako trhové portfdlio pri odhade parametrov beta. Pracovali sme s dennymi
hodnotami indexov denominovanych v EUR v obdobi od 16.8.2001 do 5.10.2006°. Tento
subor dat bol rozdeleny do 6 obdobi, vZdy s posunom o 60 obchodnych dni. Kazda periéda
ma 720 pozorovani a najstarSich 60 pozorovani sa vzdy vylucuje. Na konci prvej periody
19.5.2005 bol uskuto¢neny odhad kovarian¢nej matice a stanové optiméalne portfolio, ktoré
bolo drZzané do 11.8.2005. Nésledne v periéde O2 bol odhadnuty novy model a skonstruované
portfolio bolo drzané do 3.11.2005 atd’.. Popis obdobi zobrazuje tabul’ka ¢.1.

Tab.¢. 1 Prehl’'ad skimanych period

01 Odhadna periéda / vzdy 720 dni, cca 3 roky | 16.08.2001 — 19.05.2005
02 1. posun/ 60 dni, cca 3 mesiace 20.05.2005 - 11.08.2005
03 2. posun/ 60 dni, cca 3 mesiace 12.08.2005 — 03.11.2005
04 3. posun/ 60 dni, cca 3 mesiace 04.11.2005 - 26.01.2006
05 4. posun/ 60 dni, cca 3 mesiace 27.01.2006 — 20.04.2006
06 5. posun /60 dni, cca 3 mesiace 21.04.2006 — 13.07.2006
60 dni, cca 3 mesiace 14.07.2006 — 05.10.2006

Vypocéty boli uskutocnené softvérovym produktom Matlab 5.3. a MS Excel. RieSenim ulohy
vznikli 4 portfolia, ktorych hodnoty za¢inaju koncom prvej periddy (O1). Ciel'om bolo najst’
portfolio s najnizSou varianciou. Tabulka ¢.2 zobrazuje hodnoty ro¢nych Standardnych
odchylok realizovanych vynosov jednotlivych modelovych portfélii °. Ako je mozné vidiet’,
odhad kovarian¢nej matice s konstantnou korelaciou umoznil vytvorenie portfolia s najnizSou
realizovanou varianciou v oboch periddach. V Siestom stipci tabulky ¢. 2 je zndzornena
Standardna odchylka portfolia s globalne najnizSou varianciou, ktoré bolo vytvorené na
zaklade poznania realizovanych vynosov v danych periédach. Jedna sa o portfolio, ktoré nie
je mozné zostrojit, pretoze pri tvorbe tohto portfélia bola pouzitd kovariancnd matica
vynosov, ktoré skuto¢ne nastali. Je to minimalna hodnota Standardnej odchylky portfélia.

® Zdroj: www.MSCIBarra.com

® Prevedenie realizovanej Standardnej odchylky dennych dat na ro&né hodnoty, predpoklada nezavislost
a identické rozdelenie vynosov. Pri poruseni tohto predpokladu je potrebné upravit' odhad roénej Standardne;j
odchylky o sériovi korelaciu vynosov (LITTERMAN, R. - RESOURCES GROUP QUANTITATIVE 2003.
Modern Investment Management. Hoboken NJ: John Wiley & Sons Ltd, 2003, str. 232 — 240).
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Tab.¢.2 Porovnanie realizovanych $tandardnych odchylok optimalneho portfolia

periéda\ o vyberova C odhadnuté C matica Odhadnuta m. In — Sample
matica SIM s konst. p Shrinkage Variance
20.5.05-26.1.06 9,5510 % 10,2187 % 9,1070 % 9,4765 % 8,640 %
27.1.06-5.10.06 11,2445 % 12,6301 % 11,2198 % 11,2362 % 10,212 %
celkom 10,4412 % 11.5262 % 10,2200 % 10,4019 % 9,618 %
Zdroj: vypocty autora
3. Zaver

Na zaciatku prace sme ocakavali, ze najlepsi odhad prinesie metdda shrinkage. Sledovali sme
ako sa menilo zastUpenie jednotlivych aktiv v modelovom portféliu. U vSetkych odhadov
okrem odhadu generované¢ho SIM bolo zastipenie vel'mi podobné a je znazornené grafom ¢.1.

O EM Eas. Europe

W EM Far East
B EM Latin Am.
B Sing

Jap

8 North Am.

O Europe

Graf ¢.1: Vyvoj vah portfolia Graf ¢.2: Vyvoj vah portfolia
s konst. korelaciou odhadnutého SIM

Ako je vidiet' z grafu ¢.2, zmeny vah aktiv v modelovom portfoliu odhadnutého pomocou
jednoduchého indexového modelu nie su také rdznorodé. Z hladiska spravy portfolia
predstavuje toto portfolio ovela lepSiu diverzifikaciu rizika ako ostatné portfolid. Pri¢inou
tejto r6znosti modelovych portfolii je vyvoj na finanénych trhoch v sledovanom obdobi.
Volatilita na europskom asevero — americkom trhu vyrazne klesala, ¢o prostrednictvom
odhadov varianéno — kovarianénych matic spdsobilo preferovanie tychto aktiv
Vv optimalizacnom procese. Odhad kovarian¢nej matice pomocou jednoduchého indexového
modelu za jedini pri¢inu spolocného pohybu aktiv povazuje pohyb trhového portfolia,
v naSom pripade indexu MSCI World. Z grafu ¢.2 mdézeme vidiet, Ze vahové zastipenia
v modelom portfoliu st priblizne proporcionalne k vahovemu zastUpeniu daného aktiva
vindex MSCI World, pricom indexy rozvijajicich sa krajin v ilom nie st obsiahnuté.
RieSenim moéze byt pouzitie rovnako vazeného trhového indexu. Z dévodu zhlukovania
volatility mozno navrhnit’ modelovat’ kovarianéni maticu pre ucely optimalizacie portfolia
rieSenim dvoch parcialnych dloh - modelovanim variability napr. pomocou GARCH modelov
a modelovanim korelacie vynosov jednotlivych finan¢nych aktiv.
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ANALYZA A PREDIKCIA VYVOJA AGRARNEJ ZAMESTNANOSTI
Andrea Vladarova

Abstrakt

Zékladnym ciel'om prispevku je analyza ¢asového radu agrarnej zamestnanosti v SR v rokoch
1991 a7 2005 a prognodza. Odakava sa pokles vyvoja agrarnej zamestnanosti. Uelom analyzy
je ndjdenie a pomenovanie jednoznaénych trendov v oblasti vyvoja agrarnej zamestnanosti.
Pre predikciu boli pouzité dva pristupy — progn6za vyvoja agrarnej zamestnanosti — Holtov
model, progndza vyvoja agrarnej zamestnanosti pomocou neurénovej siete.

Krudové dova: nezamestnanost’, ARIMA, neurdénova siet’

Uvod

PoI'nohospodarska vyroba patri medzi najstarSie odvetvia hospodarstva kazdej krajiny.
V obdobi globalizacie vSak pol'nohospodarstvo postupne straca svoje niekdajSie vyznamné
postavenie. V transformacnom obdobi bolo pol'nohospodarstvo ako prvé spomedzi
ekonomickych odvetvi narodného hospodarstva vystavene tlaku globalnych trhov. Vyvoj
zamestnanosti v agrarnom sektore na Slovensku bol ovplyvneny mnohymi faktormi. Pokles
zamestnanosti ovplyvnil na jednej strane rast produktivity prace arozSirenie ekonomickej
zakladne smerom k nepol'nohospodarskym odvetviam.

Metodika

Metodicky aspekt projektu je reprezentovany nasledovnymi Statistickym metodami pouzitymi
tak pre analyzu agrarnej zamestnanosti v SR vrokoch 1991 az 2005 ako aj pre
potreby predikcie: analyza ¢asového radu, progndza vyvoja agrarnej zamestnanosti — Holtov
model, prognodza vyvoja agrarnej zamestnanosti pomocou neurénovej siete

Vydedky a diskusia
Ked’ze pocet ekonomicky aktivnych ludi rastie, preto aj zamestnanost’ v absolUtnych
hodnotach rastie. K analyze vyvoja nam preto buda sluzit podiely — podiely agrarnej
zamestnanosti na celkovej zamestnanosti. K dispozicii mame ¢asovy rad udajov v rozsahu 15
rokov, od roku 1991 do roku 2005. Pomocou Specidlnych charakteristik ¢asového radu sa
oboznamime s vyvojovymi tendenciami agrarnej zamestnanosti na Slovensku. V roku 1991
tvoril podiel zamestnanych v pol'nohospodarstve 12,63% z celkového pocétu zamestnanych
v ndrodnom hospodarstve. Z grafu vyplyva, Ze agrarna zamestnanost’ za sledované obdobia
najviac klesla v roku 1994 oproti roku 1993 na 85,44 %, o predstavuje ubytok o 15,93% .
Nepatrny narast bol zaznamenany iba v dvoch rokoch, ato v roku 1993 oproti roku 1992 na
101,37% teda 01,37 % aroku 2002 0 0,45%. Pocet zamestnancov v transformovanych
pol'nohospodarskych druzstvéach a Statnych majetkoch klesol, pretoze mnohi l'udia si nasli iné
zamestnanie a inych prepustili. Zna¢né mnozstvo pracovnikov v pol'nohospodarstve odislo do
dochodku, niektori si nasli pracu v inych odvetviach hospodarstva a pre ¢ast’ z nich prekazkou
je aj nizka urovenn vzdelania. V tomto obdobi sa polnohospodarstvo na celkovej
zamestnanosti podiel’a uz len 4,7 %. Pokles agrarnej zamestnanosti sa prejavil tiez v poklese
relativnej zamestnanosti v pol'nohospodarstve o 0,4 0s6b na 100 ha pol'nohospodarskej pody.
Uvedenymi ukazovatelmi sme sa dostali na trovei EU. Predpoklada sa, Ze tieto trendy
znizovania agrarnej zamestnanosti buda pokracovat, ato hlavne v dosledku tychto
skuto¢nosti:
- Pomer starSich pracovnikov v pol'nohospodarstve rastie.

Na tbytku pracovnych sil sa budl vo vel'kej miere podielat’ starsi 'udia, ktori st



265

V stcasnosti eSte zamestnani v pol'nohospodarstve a v budacom desatroc¢i odidu do
dochodku.

- ReStrukturalizacia hospodarskej sféry v neprospech pol'nohospodarstva
Pod vplyvom d’alSieho ekonomického rastu odide znacné mnozstvo pracovnikov
Z pol'nohospodarstva za pracou do inych odvetvi .

- Nizka vzdelanostna uroven
Vicsie dovody na migraciu by mohli mat’ ludia, ktori boli prepusteni v dosledku
reStrukturalizacie fariem a nemozu si najst’ iné zamestnanie, alebo ti, ktori su na farmach
nadbyto¢ni. Pracovnici, ktori si nemo6zu najst’ zamestnanie v prosperujucich odvetviach su
zvicSa starSi a menej vzdelani, a neprimerane vysoky podiel pracovnikov oboch skupin je
zamestnany prave v pol'nohospodarstve.

Progndza vyvoja agrarng zamestnanosti — Holtov model

Na prognozu sme pouZili Statisticky softvér Statistics 6.0. K dispozicii mame Udaje za 15
rokov, od roku 1991 po rok 2005. Pri vybere vhodnej metody musime zohladnit, ze mame
relativne méalo pozorovani, z ¢coho usudzujeme, Ze vyber ARIMA modelu by nebol vhodny.
Ako prvy model sme pouzili Holtov model zohladnujici trend. Takyto model je
charakterizovany 2 konstantami (alfa - vyrovnavacia vaha pre priemer, gama - vyrovnavacia
vaha pre trend). Miery kvality modelu meraju kvalitu modelu cez nevysvetlenu variabilitu,
ktor4 ma podobu rezidualov.

Error
Mean error -ME 0,00048255260672
Mean absolute error - MAE 0,00412302558840
Sums of squares - SS 0,00033898332230
Mean square - MS 0,00002259888815
Mean percentage error - MPE 1,47646297975475
Mean abs. perc. error - MAPE 5,78045611538929

Obréazok 1 Holtov model zohl'adnujuci trend

Exp. smoothing: S0=,1291 T0=-,006
Lin.trend, no season ; Alpha=,100 Gamma=,600
VAR1
0,14 0,010

012 0,008
0,006
0,10
0,004

0,08 0,002

VAR1:
Residuals

0,06 0,000

-0,002

0,04
S~ -0,004

go2 -0,006

0,00 -0,008
0 2 4 6 8 10 12 14 16 18 20

— VAR1 (L) --- Smoothed Series (L) - Resids (R)

Progndza vyvoja agrarngl zamestnanosti pomocou neuronovel siete

Na predikciu vyvoja podielu agrarnej zamestnanosti sme pouzili aj neurénovu siet.
Najvhodnejsia sa ukazala neuronova siet’ MLP s jednou skrytou vrstvou a 6smimi neurénami.
Jej podrobné charakteristiky su v nasledujucich tabul’kach.
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Tabulka 1 Hodnoty chyby najmensich Stvorcov pre jednotlivé skupiny Gdajov

Charakteristika

trénovacie Udaje

verifikacné tidaje

RMS error 1,303e-05 0,002464 0,003541
Zdroj: Vlastné vypocty
Obrazok 2 Rozlozenie vah
W eight Distribution
1
0,8
0,6
0,4
0,2
_0
[ [ [ [ [
-5 3,75 2,5 -1,25 0 1,25 2,5

Zdroj: Vlastné vypocty

Tabulka 2 Charakteristiky regresie

Charakteristika

trénovacie Udaje

verifikacné udaje

testovacie Udaje

Data Mean
Data S.D.
Error Mean
Error S.D.
Abs E. Mean
S.D. Ratio
Correlation

0,05697
0,0135
-1,30E-05
2,97E-07
1,30E-05
2,20E-05
0,9987621

0,06437
0,008304
8,61E-05

0,00302
0,002348
0,363671

0,9878849

0,05618
0,007911
0,0009825
0,004812
0,003402
0,6082367
0,9978655

Zdroj: Vlastné vypocty

Obrazok 3 Vyvoj a predikcia podielu agrarnej zamestnanosti v SR

Time Series Projection

__Predicted
__Target

lo P

Zdroj: Vlastné vypocty

testovacie udaje
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Tabulka 3 Predikované a skuto¢né hodnoty

Rok Skutoénost’ Odhad Chyba
1999 0,07034 0,07373 0,1777208
2000 0,0665 0,06652 0,0006931
2001 0,06352 0,0615 0,1060419
2002 0,05936 0,06178 0,1267308
2003 0,05951 0,05789 0,08521
2004 0,05497 0,05059 0,229641
2005 0,0474107 0,04742 0,0006711

Zdroj: Vlastné vypocty

V rokoch 1999-2005 bola najpresnejSie aproximovana hodnota pre rok 2000 s chybou
0,0006931 a najmenej presne pre rok 2004 s chybou 0,229641.
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_ Recenziaknihy
Jozef Chajdiak: , Statistické ulohy aich rieSenie v Exceli“

Ing. Zuzana Bercacinova®

Abstract: The paper consists describe book of Jozef Chajdiak ,, The statistical Tasks and their
Solvein Excel”.

Nedavno som bola obdarena kvaitne napisanou knihou ,Statistické dlohy aich
rieSenie v Exceli® od skiseného pedagdga na Katedre statistiky FHI EU v Bratislave Doc.
Ing. Jozefa Chajdiaka, CSc. Kniha je akymsi vol'nym pokracovanim a nadstavbou uz starSe
publikécie od tohto autora ,Statistika v Exceli“. Kniha bola vydana v Bratisave
vydavatel'stvom STATIS v roku 2005. Obsahuje 266 stran textu sbohatou ilustréciou, na
ktorych je prehl'adne a zaujimavym spdsobom odprezentovana Statistika a Ulohy zo Statistiky
rieSené v programe Excel.

Kniha sa vyznacuje presnostou v Stylizacii textu k tedrii, podrobnym rozpracovanim
jednotlivych vystupov z pocitaca pri kazdom spracovavanom priklade. V tejto knihe, ktora je
rozClenena do viacerych kapitol, autor podava stru¢ny prierez vSetkymi najpouzivanejSimi
oblastami $tatistiky. Okrajovo sa venuje aj zlozitejSej problematike, ktora je urena uz pre
profesiona nych odbornikov v Statistike.

Cely text knihy nesie rukopis pedagéga. Svojou knihou rozSiruje aupeviuje
vedomosti z oblasti Statistiky, podporuje rozvoj myslenia atvoriva c¢innost' Citatel'ov.
Jednotlivé kapitoly maju  svoju presnd Struktdru. V tvode kapitoly autor stru¢ne Citatel'a
prenesie teoretickou Castou danej problematiky, rozpiSe ¢lenenie a metodiku rieSenia. Po
teoretickej Casti prichddza aplikacna cast’ jednotlivych kapitol, ktora sa skladd zo zadania
prikladu, podrobného popisu postupu jednotlivych Ukonov a prikazov k dosiahnutiu Zelaného
vysledku v aplikacii programu Excel. Jednotlivé pocitatové vystupy graficky dopinaji
rieSenie prikladov. Nakoniec autor presne apodrobne opisuje zobrazeny kone¢ny vystup.
Opisuje azdovodnuje ¢iselné hodnoty na zadanie prikladu.

Kniha je rozdelena do 16. z&kladnych kapitol. Prva kapitola obsahuje vSeobecné
poznamky. Vel'mi dblezitym je opis postupu ako ziskat’ na internete stlbory udgjov, s ktorymi
sapracuje v d’alsich kapitolach, ast’ z nich je g priamo uvedenav tejto prve kapitole.

V druhg kapitole je spracovana problematika analyzy suboru nameranych hodnot
jednej premennej. Zacina zédkladnym Statistickym rozborom (vypocet jednoduchych Statistik,
vézenych &tatistik adalsich statistik), pokracuje radom rozdelenia pocetnosti v tvare
frekvencnej tabulky avVvtvare histogramu. Ddélezitou sucastou je  pouzitie metody
usporiadania stiboru. Dalej nasleduje vypocet kvantilov, mier koncentrécie a Standardizécia
hodnét. V zavere kapitoly je ukazka metdd analyzy poradia.

Tretia kapitola sa venuje grafickg analyze, uvedené si tri zakladné grafy — stipcovy,
bodovy a spojnicovy.

Stvrta kapitola je venovana problematike analyzy &atistickych zévislosti hodn6t
premennych (korela¢na a regresna analyza).

Piata kapitola sa venuje problematike ¢asovych radov. Prezentacia Casového radu,
elementarne charakteristiky ¢asového radu, kizavé priemery akizavé uhrny, modelovanie
trendu, analyza sezénnosti, prognézovanie budiceho obdobia. V zavere kapitoly sa autor
venuje umernosti vyvoja osobnych nakladov na produktivitu prace.

Siesta kapitola je venovand problematike indexov arozkladov. Obsahuje tie?
jednoduchy model rozkladu zisku a pyramidové modely rozkladu produktivity prace.

! Ing. Zuzana Berc¢acinova, Patria, a.s. Bratislava



270

Prognéza vyvoja poétu obyvatelov je rozpracovana v siedmej kapitole. Dalsich Sest
kapitol sa venuje metddam a postupom matematicke Statistiky. V ésmej kapitole je opisany
proces randomizacie vyberu, v deviatg intervalové odhady v desiatg testovanie hypotéz,
Vv jedenaste) vyhodnocovanie experimentov av dvanaste) kapitole viacrozmerné testy.

Trinasta kapitola svojim obsahom je urCena cCitatelom zaoberajucim sa riadenym
vyrobnych procesov. Je v ng rozpracovana problematika Statistického riadenia kvality,
konkrétne Paretovej analyzy, regula¢nych diagramov a analyzy sposobilosti procesu.

Strnasta kapitola je uréena pre zaujemcov o anayzy rozsiahlych siborov. Opisany je
podsystém analyzy kontingencnej tabulky (Pivot Table). Konkrétne je v neg realizované
jedno, dvoj a trojstupniové triedenie. Opisany je spOsob urcenia moznych hodndt v
jednotlivych bunkach tabulky. V dang kapitole je tiez uvedend metdda vytvorenia
kontingen¢ného grafu.

V pétnaste] kapitole je uvedend mnoZina modelov rozdeleni pravdepodobnosti s
Clenenim na diskrétne a Spojité rozdelenia. Posledna kapitola sa venuje problematike
generovania ndhodnych ¢isel.

Urcite by som tato knihu odporucila vSetkym Studentom na strednych a vysokych
Skoléach, ktori magu vrozvrhoch predmet Statistiku. Rada by som ju odporucila aj
ekonomickym pracovnikom, uc¢tovnikom, finanénym analytikom ale aj samoukom, a vSetkym
tym, ktory dennodenne pracuju s ¢islami a finanénymi analyzami. VSetkym tym, ktori chct
lepSie ovladat program Excel pri svojg praci aktori maju potrebu si prehlbovat’ svoje
vedomosti v tejto oblasti.

A nakoniec este par slov. Som rada, Ze som bola obdarena touto knihou. Stala sa pre
mna akousi encyklopédiou pri dennodennom spracovani ekonomickych vysledkov
aukazovatel'ov o vyvoji spolo¢nosti aj je napredovani.

Adresa autora:
zuzanapatria@mail.t-com.sk
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Pravdépodobnostni rozdéleni v M S Excel

Lubos Marek, Michal Vrabec

Abstract

The main aim of this paper is the describing of probability distributions in MS Excel software.
The each probability distribution is described at first in theoretical level (including formulas
for mean and variance) and then the method of calculation for density function and
distribution function is following (including the exact syntax). The way how to calculate the
density function and the values of percentiles is shown, too.

Key words

MS Excel, probability distribution, density function, distribution function, percentile, critical
value.

Tento ¢lanek navazuje na stat’ vénovanou popisu diskrétnich rozdéleni v programu MS Excel
autortit M. Vrabec a L. Marek. Zde se soustfedime na rozdéleni spojita.

Spojita rozdéleni
V oblasti spojitych rozdéleni obsahuje MS Excel fadu rozdéleni, u kterych opét uvadime
nazev prislusné funkce pro vypocet distribu¢ni funkce, hustoty a kvantilu:

rozd¢leni distribuc¢ni funkce | Hustota kvantily
normalni NORMDIST NORMDIST | NORMINV
normované normalni NORMSDIST NE NORMSINV
logaritmicko normalni LOGNORMDIST NE LoGINV
exponencialni EXPONDIST EXPONDIST | NE
Weibullovo WEIBULL WEIBULL NE
Studentovo (t) TDIST NE TINV
Fischer-Schnedecorovo (F) | FDIST NE FINV
chi-kvadrat CHIDIST NE CHIINV
Beta BETADIST NE BETAINV
Gama GAMMADIST GAMMADIST | GAMMAINV

Je tedy zfejmé, Ze nabidka spojitych rozdéleni je podstatné Sir$i, nez je tomu u rozdé€leni
nespojitych. Pouze CcCtyfi rozd€leni vSak maji uveden vzorec pro vypocet hustoty, coz
v ostatnich ptipadech pochopiteln¢ bude komplikovat jeji vypocet a ptipadné grafické
zobrazeni. V takovych ptipadech bude nutné zadat vzorec hustoty pravdépodobnosti ru¢né dle
tvaru ptislusné funkce.

Normalni rozdéleni
Nahodna veli¢ina X ma normaélni rozdéleni sparametry u a o, jestlize jeji hustota
pravdépodobnosti ma tvar

—(x-p)?
f(x) = L e % —w<X<4w, —o<pu<tn, >0.
o\2x

Stfedni hodnota a rozptyl maji tvar
E(X)=pu D(X)=c".
V Excelu se pro distribuni funkci a hustotu
= - pouiivé_ funkce NORMDIST. Jeji argumenty maji

stfed_hodn [ = - 10 nasledujici vyznam:

sm_odch [£3 E7EE

X - X. Hodnota, ve které poc¢itame F(X), resp. f(X).

soutet [pravDa| =] = pravon
= 0,977249938

wrtl hadnotu normaliniho souctowého rozdélent pro 2adanau stfedni hodnotu a smérodatnou adchylku,

Soutet je logicka hadnota: soutkova distribuéni funkce = PRAVDA, hromadna
pravdspodobnastni Funkce = NEPRAYDA,

Wsledek = 0,977249933

MapevEda k téko Funkei Storno




272

Stfed hodn - x . Parametr rozdéleni a zaroven stfedni hodnota.

Sm_odch - o . Parametr rozdéleni a zaroveni odmocnina z rozptylu (tedy smérodatna
odchylka).

Soucet - NEPRAVDA pro hodnotu hustoty f(x), PRAVDA pro hodnotu distribu¢ni funkce F(X).

Funkce pro vypocet kvantilit normalniho rozdéleni
= o ma v Excelu ndzev NORMINV. Jedna se skute¢né o
Stiedni | =10 H . _ z ;s sr s
o ot = kvantilovou funkci F(x,) = P, ktera ma nasledujici
Wrati inverzni Funkei k distribugni Funkei normalniho souttového rozdélent Druzafjg:;::g‘r%gdnihudnutu arg u m e nty:

a smérodatnou odchylku,

Prst - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu X .
Stfedni - x . Parametr rozdéleni a zéroven stfedni
Wisledek = 16,5794139 hOdﬂOta.

HapovEda k této furke Storno . , , .
Sm_odch - o. Parametr rozdéleni a zaroven
odmocnina z rozptylu (tedy smérodatna odchylka).

Kromé normalniho rozdéleni s obecnymi parametry u a o?nabizi Excel i normované

Sm_odch je smérodatn odchylka rozdlen, Kadné dislo,

normalni rozdéleni, tedy rozdgleni s parametry =0 a o° =1.

Normované normalni rozdéleni
Nahodna veli¢ina U ma normdlni rozdéleni s parametry 0 a 1, jestlize jeji hustota
pravdépodobnosti ma tvar

1 —
flu =——e? —w<u<+o .
N2
Stfedni hodnota a rozptyl maji tvar
EU)=0 DU)=1.
V Excelu se pro distribu¢ni funkci pouzivé funkce
S = NoRMmsDIST. Tato funkce ma jediny argument:
Spy— Z - u. Hodnota, ve které pocitame F(u).
¥rét hodnotu standardniho normalniho souttového rozdélent. Toto rozdéleni ma stiedni hodnotu , , v
rewnou0 8 et vk 1 Hodnoty hustoty 1ze pomoci této funkce pocitat
2 e hodnota, pro kterou cheete zjistit hodnotu rozdslen. nelze, _]e ti’-ebaJe napoéitat 7 Obecného normélnl'ho
rozdéleni pii vhodné volbe parametrt. To ostatné
Wpsledek = 0,349497431 L. . . o, .
Ncovid kteo i s || platiipro hodnoty distribuc¢ni funkce a kvantily.

Logaritmicko normalni rozdéleni
Nahodna veli¢ina X ma logaritmicko normalni rozdéleni s parametry u a o, jestlize jeji
hustota pravdépodobnosti ma tvar

~(Inx-p)?
1 — 2
f(x) = ——e % X>0, —co< u<+m, >0
ox2x g
=0 x<0

Stredni hodnota a rozptyl maji tvar

2
E(X):exp[;w%) D(X) =exp(2u +0o?) [exp(c?) -1].

Pfipomenme, ze ndhodna veli¢ina Y =In(X), ma potom normalni rozdéleni s parametry u

a o’ - tedy pfirozeny logaritmus nidhodné veli¢iny s logaritmicko normalnim rozdélenim ma
normalni rozdéleni se stejnymi parametry u a o°.
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V Excelu se pro vypocet hodnot distribu¢ni funkce pouziva funkce LOGNORMDIST. Jeji
argumenty maji nasledujici vyznam:

X - X. Hodnota, ve které poc¢itame F(X).

Stfedni - u . Parametr rozd¢leni. Pozor, nejedna se

LOGNORMDIST

% [e3

-5 o sttedni hodnotu X, nybrz o stiedni hodnotu In(X).
st¥edni [cs -1 . , .
om_odehylea [ =-: Sm_odchylka - o . Parametr rozdéleni. Opét se

Vréti‘hnqnntu snuEtnvéh? Inqamtm\ckn-nnrma’\nl‘hn rozdgleni hadnot 2, kde an&?lr??;zn?\g:nrmé\ni nej ed né O Smé rOd atn O u Od Chyl ku X’ nyb ri 0
rozdéleni s parametry Stfedni a Sm_odch. Smérodatnou OdChylku hodnoty ln(X) )

Smi_odchylka je smérodatnd odchylka funkze Inx), Kladné islo,

wisledek = 1,519662406
Iapoweds k této Funkei Starna

Funkce pro vypocet kvantilii logaritmicko normalniho rozdéleni ma v Excelu nazev LOGINV.
Jedna se o kvantilovou funkci F(x,) = P, ktera méa nasledujici argumenty:

Argmenty funkce @] Prst - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu X .
LOGINY
prst [F3 S-oss Stf_hodn - g . Parametr rozd¢leni a zaroven stfedni

st¥_hodn [c3 -1 - v

o[£ =-: hodnota veli¢iny In(X).
i b oo oo i | OM_0dch - o . Parametr rozdéleni, odmocnina
Funkce In(x) ma normalni rozdéleni s parametry StF_hodn a Sm_odch,

2 4 ~ M 7 v

Sm_odch je smérodatns odchylka funkes Inlx), kadné islo, Ze G * Zaroven SmerOdatna OdChylka VellCIHY ln(x)'
Vysledek = 72,94508631
Iapoweds k této Funkei Starna

Exponencialni rozdéleni
Nahodna veli¢ina X ma exponencialni normalni rozdéleni s parametrem A, jestlize jeji
hustota pravdépodobnosti ma tvar
f(x) =16 x>0, 1>0
=0 x<0 '

Pokud polozime /1:%, dostali bychom tvar rozdéleni, v jakém je obvykle uvadén

Vv literatufe. Tento tvar je prezentovdn pro hodnoty x>0, neuvaZujeme tedy mozné
posunuti A.
Stfedni hodnota a rozptyl maji tvar

1 1
E(X) P D(X) P
V Excelu se pro vypocet hodnot distribu¢ni funkce a hustoty pouziva funkce EXPONDIST. Jeji
argumenty maji nasledujici vyznam:

X - X. Hodnota, ve které pocitame F(X), resp. f(x).
SRt Y =10 Lambda - A . Parametr rozdé&leni.
L;:‘u::::m % Soucet - NEPRAVDA pro hodnotu hustoty f(x),
— PRAVDA pro hodnotu distribuéni funkce F(X).

¥rati hodnotu exponenciginiho rozdéleni,

St o ok ot ke o et nincosgenn | FUNKCE Pro vypocet kvantili tohoto rozd€leni neni

k dispozici. Sjejim vypoftem si vSak snadno

isledek = l, r H

e .. | poradime,  nebot  pro  100P%  kvantil
exponencialniho rozd¢leni plati vztah

xpzﬁ, 0<P<1
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Weibullovo rozdéleni
Nahodna veli¢ina X ma Weibullovo rozdéleni s parametry & a c, jestlize jeji hustota
pravdépodobnosti ma tvar

c-1 c
f(x) _ X exp —(ﬁj , x>0,6>0,¢c>0
o° 1) .
=0 x<0

Stredni hodnota a rozptyl maji tvar vyjadifeny pomoci gama funkce
E(X):F(£+1j5 D(X)={F(z+1j—l“2(l+1ﬂ52.
C Cc Cc
Specialnim pfipadem Weibullova rozdéleni je pro ¢ = 1 exponencialni rozdéleni.
V Excelu se pro vypocet hodnot distribu¢ni funkce a hustoty pouziva funkce WEIBULL. Jeji
argumenty maji nasledujici vyznam:

L X
L I — Hodnota, ve které pocitame F(X), resp. f(x).

WEIBLILL
o :53 %f Alfa - c. Parametr rozdélend.
aca ki =
o -2 Beta - 6 . Parametr rozdé€leni.
17 o Typ - NEPRAVDA pro hodnotu hustoty f(x), PRAVDA
= 0,950212932 . . v ’
Wrét! hodnotu Weibulova rozdélen, prO hOantu dlStrlbucnl funkce F(X)
Typ je logicka hodnota: souttova distribueni funkce = PRAYDA, hromadnd
pravdépodabnastni funkee = NEPRAYDA,
wsledek = 0,950212932
NépovEda k béto funkd Storno

Funkce pro vypocet kvantill tohoto rozdéleni neni v Excelu k dispozici. Pro vypocet 100P%
kvantilu Weibullova rozdéleni mizeme pouzit vztah

X, =5[-In(l-P)]"*, 0<P<1.

Studentovo rozdéleni (t-rozdéleni)
Nahodna veli¢ina X ma Studentovo rozdé€leni s parametrem n (pocet stupiii volnosti), jestlize
jeji hustota pravdépodobnosti ma tvar

n+1 e
(%) ey
f(x) =——~—1+— —w< X<+, NeN

r(gj\/% n
Stiedni hodnota existuje, pokud n>1 aje rovna E(X)=0.
Rozptyl existuje, pokud n>2 aje roven D(X) = LZ
n_

V Excelu se pro vypocet hodnot distribu¢ni funkce pouziva funkce TDIST. Pozor - Excel
nepocita piimo hodnotu distribu¢ni funkce, ale poc¢ita P(X > X), tedy vyraz 1- F(x) ! Navic
neni mozné za x dosadit zaporné c¢islo - pro zaporna x je tedy nutné vyuzit symetrie
Studentova rozdéleni kolem nuly ( F(—X) =1- F(X)).
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Argumenty funkce TDIST maji nasledujici vyznam:

X - x Hodnota, ve které potitime viraz 1 F{x)
— Volnost - n. Parametr rozdéleni, pocet stupiti
= = -

. E volnosti.

strany 3z 3= Strany - lze dosadit hodnoty 1 a 2. Pro 1 se pocita
it hodnotu Studentava brozdSler, - s Vyraz

Strany t_.lrEuie, zda se iedn‘a' Djednustranné ful opoustr9nn§ razdéleni: 1 - F (X)’ prO 2 S? pOéité prané pOd 0 b n OSt

jednostranné rozdéleni = 1, oboustranné rozdéleni = 2. 2 * (1 _ F (X)) tJ . 1 _ P(_X < x < X) .

Wisledek = 0,170446566
NapovEda k kéto Funkei Starno

Funkce pro vypocet kvantilii Studentova rozdéleni ma v Excelu nazev TiNv. Vypocet kvantila
se pritom vymyka postupiim u predchozich rozdé€leni. Nepocita se totiz kvantilova funkce,

pocita se funkce kritickych hodnot F'(x,) = P(|X| > X,) = P. Pro vypocet kvantilu tedy plati,

ze pro zadanou pravdépodobnost P pocita funkce TINV kvantil x_,,, - a pozor, nerespektuje

se znameénko u kvantilu! Znaménko tedy musi uZivatel doplnit sam tak, Ze od 0 do 50%
kvantilu pfifadi znaménko zaporné, od 50% do 100% znaménko kladné. Funkce TINV je tedy
vlastné inverzni funkci k TDIST pro hodnotu argumentu Strany = 2. Funkce TINV ma
nésledujici argumenty:

Prst - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu
TINY 7 A
ol o X,_p,, (8Z na znamenko).

vokost |52 A-v Volnost - n. Parametr rozdé€leni, pocet stupnt
wrdti imverzni Funkei k distribuéi Funkei Studentova t-rozdsleri, - ooeizETess VOI nOSti .

Volnost je adns celé eilo predstavuii pozet stupfl volnosti, Keerd uréuj

rozdéleni.

Wisledek = 0,064297865
Hapovéds k této funkei Storno

Fischer-Schnedecorovo rozdéleni (F rozdéleni)
Nahodna veli¢ina X ma Fischer-Schnedecorovo rozdéleni s parametry n a m (poéty stupiiti
volnosti), jestlize jeji hustota pravdépodobnosti ma tvar

n+m
r (j n/2 _m
2 n n/2-1 n 2
f(x) = —(—j X (1+—xj x>0, neN, meN
n mjitm m .
'l = |I'| —
22
=0 x<0
Stredni hodnota existuje, pokud m> 2 a je rovna E(X) = LZ
m_
2m’(n+m-2)
n(m-2)>(m-4)
V Excelu se pro vypocet hodnot distribu¢ni funkce pouziva funkce FDIST. Pozor - Excel
nepocita piimo hodnotu distribu¢ni funkce, ale pocita P(X > x), tedy vyraz 1— F(x) ! Argu-

menty funkce FDIST maji nasledujici vyznam:

X - X. Hodnota, ve které pocitame vyraz 1-F(X).

Rozptyl existuje, pokud m>4 aje roven D(X) =

*:Bﬁ 35 Volnostl - n. Parametr rozdéleni, pocet stupnd

Yolnost1 |C3 k=3 -

Volnost2 o3 - volnosti.

T Volnost2 - m. Parametr rozd&leni, pocet stupfi
volnosti.

YolnoskZ je pocet stupriti volnosti ve jmenovateli, &islo mezi 1 a 1010 kromé (sla
1010,

wsledek = 0,030578397

Hapavéda k tato funkei Storno
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Funkce pro vypocet kvantili Fischer-Schnedecorova rozdéleni ma v Excelu ndzev FINv.
Nazev je opét zavadgjici, protoze se nejedna o kvantilovou funkci, nybrz o funkci kritickych
hodnot F'(x,) = P(X > X,) = P. Pro zadanou pravdépodobnost P se tedy pocita kvantil X !
Funkce FINV ma nasledujici argumenty:
Prst - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu
™ 05 X p-
Volnostl - n. Parametr rozd¢€leni, pocet stupntl
wrati hodnatu inwerzni Fnkee k distribuénd Fankei rozdgleni F: jestize p = FDET‘};E:SE;ES?@B\}(F, J=x. Vo I nOStI )

Volnost2 - m. Parametr rozdéleni, pocet stupnt

Prst [E3

[l

volnast1 [c3

e

0,
3
3

volnast2 [o3

e

Yolnost2 js podet stuprid volnosti ve jmenovatel, gislo mezi 1 a 1010 kromé &sla I H
10710, ' volnosti.
wisledek = 4,066180281
Iapoweds k této Funkei Starna

Pti vypoctu kvantili Fischer-Schnedecorova rozdéleni miizeme vyuzit vztah

Chi kvadrat rozdéleni ( y° rozdéleni)

Nahodna veli¢ina X ma chi-kvadrat rozdéleni s parametrem n (pocet stupnd volnosti), jestlize
jeji hustota pravdépodobnosti ma tvar

f(x) = 1 g x>0, neN
2n/21—~(nj
2
=0 x<0
Stredni hodnota a rozptyl maji tvar
E(X)=n D(X)=2n.

V Excelu se pro vypocet hodnot distribu¢ni funkce pouziva funkce CHIDIST. Pozor - Excel
nepocita piimo hodnotu distribuéni funkce, ale pocita P(X >Xx), tedy vyraz 1-F(x)!
Argumenty funkce CHIDIST maji nasledujici vyznam:

| @3 X - x. Hodnota, ve které pocitame vyraz 1-F(X).
CHIDIST v 4 W Vv O
[ -5 Volnost - n. Parametr rozdéleni, pocet stupiti
volnost [c3 =10 VOInOSti .
=0,89117802
Wrdti jednostrannou pravdEpodobnost rozdéleni chi-kvadrat.
¥olnost je poet stupii volnosti, Argument je Sislo mezi 1 a 1010 kromé Eisla
1010,
wirsledek = 0,69117802
Napovéda k teto funkel Storno

Funkce pro vypocet kvantild chi-kvadrat rozdéleni ma v Excelu nazev CHINV. Opét plati, ze
nazev je zavad¢jici, protoze se nejedna o kvantilovou funkci, nybrz o funkei kritickych hodnot
F'(x.) = P(X > X;) = P. Pro zadanou pravdépodobnost P se tedy pocita kvantil x_, ! Funkce
CHINV ma nasledujici argumenty:

Prst - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu

CHIINY

Prst [0 Sl =005 le P*
i E|- Volnost - n. Parametr rozdé&leni, podet stupiid
= 18,30702904

wrati hodnaotu Funkee inverzni k distribuni funkei jednostranné pravdépodobnosti rozdéleni I 1
chtkvadrit, volnosti.

Yolnost je podet stuprid wolnosti, Argument je dislo mezi 1 a 1010 kromé &isla

Wsiedek = 18,30702904

Iapovida k béto Funkei

1 storme
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Nahodna veli¢ina X ma Beta rozdéleni s parametry a, b, a, 3, jestlize jeji hustota pravdépo-

dobnosti ma tvar

_a\e i )\ A1
F(x) = (x—a)* " (b—x _
B(a, B)(b—a)*"”
=0

jinak

a<x<b, >0, >0, b>a

Pfipomenime, ze B(«, ) je Beta funkce, definovana jako

B(a, B) = Jl' X*T1-x)""tdx, a>0, B>0

Stredni hodnota a rozptyl maji tvar

_ 2

E(X)=a+ p(x)=—2b=a

a+pf (a+ ) (a+p+1])
Pokud bychom poloZili a=0 a b=1, obdrZzime ,,klasické* dvouparametrické Beta rozdéleni
ve tvaru

a-lgq _ N\B-1
fo = X207 5 yc1 450, B0

B(a, B)
=0 jinak

V EXcelu se pro vypocet hodnot distribu¢ni funkce pouziva funkce BETADIST. Argumenty
funkce BETADIST maji nasledujici vyznam:

X - X. Hodnota, ve které poc¢itame hodnotu
T <[F: -_ distribuc¢ni funkce F(X).
alalcs e Alfa - «, parametr rozdéleni.
Beta [pz X[=2
afe3 -1 Beta - £, parametr rozdéleni.
& [F3 2=

= 0,016746627
wrati hodnaotu hustoty rozdéleni soudtové pravdépodobnosti beta,

B je volitelna horni mez intervalu hodnot =, JestliZze argument B nezadéte,
bude jeha hodnota 1,

Wsiedek = 0,016746827

Iapovida k béto Funkei

™ Stome

A - &, parametr rozd¢leni, dolni mez pro hodnoty X.
Jedna se 0 nepovinny argument.

B - b, parametr rozd¢leni, horni mez pro hodnoty X.
Jedna se 0 nepovinny argument.

Pokud nejsou argumenty A a B zadany,
automaticky platiA=0aB = 1.

Funkce pro vypocet kvantili Beta rozdéleni ma v Excelu ndzev BETAINV. Jedna se 0 kvan-

tilovou funkci

BETAINY

Prst [a3
alfa [c3

Beta o3

ales
8Fa

= 9,582495928
Vrati imverznf hodnotu hustaty rozd8leni souftové pravdépodobnosti beta (inverani funkee k Furkei
BETADIST).

B ji volitelna horni mez intervalu hodnot =, JestiSe argument B nezadéte,
bude jeho hodnota 1.

wsledek = 9,582495926

Mapovida k této funkei

F(X)=P(X <x%,)=P,

kter4 mé nasledujici argumenty:

Prst - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu x,.
Alfa - « , parametr rozd¢€leni.

Beta - S, parametr rozdéleni.

A - &, parametr rozd¢leni, dolni mez pro hodnoty X.
Jedna se 0 nepovinny argument.

B - b, parametr rozd¢leni, horni mez pro hodnoty X.
Jedna se 0 nepovinny argument.

Pokud nejsou argumenty A a B zadany, automaticky plati A=0aB =1.

Gama rozdéleni

Nahodna veli¢ina X ma Gama rozdéleni s parametry o, [, jestlize jeji hustota pravdépodob-

nosti ma tvar
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sz—le—xlﬂ
f(x) = ——— x>0, >0, >0
BT ()
=0 jinak

Piipomenme, ze T'(«) je Gama funkce, definovana jako
M(a)=[xe*dx, a>0
0

Sttedni hodnota a rozptyl maji tvar
E(X)=ap D(X)=ap?.
Excel nema piimo funkci, ktera by pocitala hodnoty funkce Gama. Obsahuje vsak funkci GAMMALN,

ktera vraci hodnotu piirozeného logaritmu funkce Gama. Hodnotu Gama funkce v bodé a pak
snadno ziskame sloZenim funkce Exp a GAMMALN Ve tvaru

EXP(GAMMALN( @ )).

V Excelu rovnéZz neni funkce Beta (viz pfedchozi rozdéleni). Pro jeji vypocet je mozné vyuzit vztah
(@)L (p)

B(a,f)=———~+
I'a+p)

Pro vypocet hodnot distribuéni funkce rozdéleni gama se v Excelu pouzivad funkce
GAMMADIST. Argumenty funkce GAMMADIST maji nésledujici vyznam:

X - x. Hodnota, ve kieré pocitame hodnotu
GAMMADIST b b ~ 4
= = distribu¢ni funkce F(X).
Alfa [ca -5
Beta [03 -2 . ,
soucet [prama - eravos Alfa - «, parametr rozdéleni.

= 0,559506715
wrtl hodnotu rozdéleni gama.

Beta - S, parametr rozdéleni.

Soutet je logicka hodnota: vratit sougtovou distribugni funke = PRAVDA, wratit
hromadnou pravdépodobnostni funkei = NEPRAYDA nebo bez zadani,

ik = Soucet - NEPRAVDA pro hodnotu hustoty f(x),
— _=m~ || PRAVDA pro hodnotu distribuéni funkce F(X).

Pokud poloZime parametr « =1, obdrzime exponencialni rozdéleni (4 =1/ ).

Funkce pro vypocet kvantili Gama rozdéleni ma v Excelu ndzev GAMMAINV. Jedna se o
kvantilovou funkci F(x,) = P(X < X,) =P, ktera ma nasledujici argumenty:

§ :
Prst - pravdépodobnost P pro hodnotu kvantilu .
s
AT Alfa - «, parametr rozd¢leni.
Prst [a3 Sl =005
s
aifa 5 -5 Beta - £, parametr rozdéleni.
Beta[oa EZ ¥
= 3,940294546
Wrati hodnatu inverani Funkce k distribuéni Funke souctového rozdéleni gama: jestlize p =
GAMMADIST(x, ...}, GAMMAINYID, ...) = x.
Beta je parametr rozdgleni, Madné islo. Je-li argument Beta roven 1, Funkce
GAMMAINY vrati inverzni funkei ke standardni distribudni Funkei rozdélent
gama.
Wisledek = 3,340294846
Napovéda k teto funkel Storno
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