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Approaches to volatility estimation based on historical data”

Martin Bod’a

Abstract: Volatility as a quantifiable characteristic is an input to many applications in the
area of financial risk management. Even so, it possesses features of abstraction of some
degree as for its unequivocal definition. It is because of the unstable mechanics of financial
markets and vagueness of its perception in some sense that several ways to estimate volatility
have been devised, and the most commonly preferred ones are summarized by the article.

Key words: historical volatility, geometric Brownian motion, close-to-close volatility,
Parkinson’s high-low estimator of volatility, Garman-Klass estimator of volatility, Rogers-
Satchell estimator of volatility, Yang-Zhang estimator of volatility.

1. Introduction

Speaking of risk management, it must be understood that its chief focus is measuring
risk and that its attempt to translate risk into a quantifiable characteristic, a number, is utilized
throughout virtually entire contemporary financial management. Theory and practice have
come to the mutual agreement that risk is a pervading and unavoidable trait of any
entrepreneurial activity (to say nothing of any human activity), and that it must be measured.
This statement especially holds for the field of financial markets where consequences of risk
are possibly felt severer than elsewhere. Financial reality forces traders to take care in
building their positions and menaces with the repetition of the well documented events of
Black Monday and Black Tuesday of 1929 or Black Monday of 1987. Measuring risk has
become a necessity for the engagement in trading at financial markets.

Whereas, not even a century ago, theoretical literature occupied itself with debates on
what risk is and sought to define the distinctive terms risk and wuncertainty correctly;
nowadays, these efforts per se are abandoned and in most literature the terms risk and
uncertainty are interpreted loosely. At financial markets the term risk i1s construed
operationally as synonymous with the term volatility, and this is where the interest of this
paper lies. Volatility, as a measure of market risk, must be estimated and several ways to its
estimation are employable — it is the intention of this paper is to summarize some of
commonly employed approaches and to demonstrate its practical use.

2. Theoretical and practical perspective on volatility

It is frequently assumed that the process generating returns of an asset follows a geometric
Brownian motion. This implies — albeit several writings are possible — that the price of an
asset S; at any time ¢ € (0, o) shall be governed by the formula

dS =u S dt+o,S dw,, (1)
where W, is a Wiener process, u; denotes the drift of the process and o; represents a noise
factor of the process. The task is to estimate correctly the noise factor of the process.

Taking u, and o; to be constant, i. e. u and o respectively, and defining W, as a one-
dimensional Gaussian process (in consistency with literature, see Baxter, Rennie, 1999), one
obtains instantly that
(A.) for any 7 € (0, ) the random variable d .S,/ S; is independent of all prices until z, and

" The paper was prepared under the framework of VEGA project No. 1/4634/07 ,,Variant methods of prediction of
small and medium sized enterprises development after introducing single European currency in the Slovak Republic.*
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(B.) for any 7 € (0, o) the random variable d .S,/ S; is normally distributed with mean x dt and
dispersion o dt.

It is vital to notice that the relativized increments of the price of an asset having may be
treated as the returns of the asset; and that having complied with implication (A.), formula (1)
introduces the normal distribution for the asset returns.

The assumption of formula (1) is then utilized in constructing estimators for the noise
factor o, i. e. volatility of the process. In this quest, observations of historical prices are often
utilized and this approach leads to estimates of historical volatility.

Theoretically, the process determined by formula (1) is assumed to run continually and
continuously at (0, o). Never the less, empirically, asset prices are observable only during the
periods they are traded. Therefore, there are some time pauses in the series of asset price
observations, and the series of observations of one trading day does not link to the series of
observations of the day before without intermittence. Furthermore, these observations are
discrete, not continuous; all though they are usually so dense that they can be approximated as
continuous. These statements are illustrated in scheme 1 by a series of Google Inc. share
prices over 5 trading days (from 08/09/2008 until 12/09/2008). High frequency of transactions
with the shares of Google Inc. conduces to creating of an impression of a continuous process,
however, the differences between closing prices and opening prices between to subsequent
trading days are remarkable. It is needless to say that trading days are scarcer than civil days
and that between two available observations need not necessarily be the same time gap of,
say, 16 hours as it is between two subsequent civil days which are trading days.

Sep 12, 2008 355 - 4:00 PM EDT : mGOOG 437.66

Mon Sep 8,2008 Tue Sep 9 Wed Sep 10 Thu Sep 11 Fri Sep 12

Scheme 1 Observations of the Google Inc. share prices from 08/09/2008 to 12/09/2008 with time interruptions
(Source: http://finance.yahoo.com)

Another aspect to make allowance for is the availability of information. All though it is
possible, at certain costs, to equip oneself with all price observations during the given period,
for day-to-day estimation of volatility of a large portfolio of assets it may amount dear to
found the estimation procedure upon all price observations. Rather, as some information is
made public free of charge once the trading day has been closed, it may be useful and
reasonable to base the estimation procedure upon this information providing that it substitutes
all price observations satisfactorily. This information includes opening prices (open),
maximum prices (high), minimum prices (low), and closing prices (close) of every trading
day as it is reported in table 1 for the prices of the Google Inc. shares from 08/09/2008 up to
12/09/2008 (all denominated in USD). The table moreover contains the volume of
transactions (in USD) and the adjusted closing price (in USD) which accounts for dividends
and splits.
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Table 1 The published free information on the Google Inc. share prices from 08/09/2008 to 12/09/2008
(Source: http://finance.yahoo.com)

Date Open High Low Close Volume A‘gll;sst:d
12/09/2008 430.21 441.99 429 437.66 6028000 437.66
11/09/2008 408.35 435.09 406.38 433.75 6471400 433.75
10/09/2008 424 47 42448 409.68 414.16 6226800 41416
09/09/2008 423.17 432.38 415 418.66 7229600 418.66
08/09/2008 452.02 452.94 417.55 419.95 9017900 419.95

In accordance with the aforementioned remarks it must be borne in mind that the process
generating asset prices is considered a geometric Brownian motion which is continuous
regardless of the fact that some of its development is regularly unobservable. During the
observable periods, the information on the process comprises the opening price, the highest
price, the lowest price and the closing price at which the asset was traded at a given trading
period. The alternation of trading periods and non-trading periods with the process running in
their background is illustrated in scheme 2. In the following sections are set forth the
approaches towards volatility estimation based upon the information on opens, highs, lows
and closes.

> reone € »| TRADING
TRADING CLOSED = TRADING CLOSED N
Yesterday's
high
Yesterday'’s

close

Today's
close

Yesterday’s
open

Today’s low
The day low
before
yesterday’s

close

YESTERDAY TODAY

Scheme 2 The process generating asset prices in the flow of time
(Adjusted according to Garman and Klass, 1992)

3. Notation

Whilst it is assumed that one uses T historical days to estimate volatility, the estimation
procedures described later are presented under this adopted notation:

O, The opening price on day t,

H, The highest price on day t,

L, The lowest price on day t,

C, The closing price on day t,

R, :=In(C,/ C;_y) The logarithmic return on day t,

he(0,1) The fraction of the civil day when it is traded in the financial market,

M The number of trading days in a year.
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It is obvious that it is convenient to estimate variance of returns (the square of volatility)
instead of volatility itself.

4. Procedures for estimating daily volatility

The classical line works on closing prices and employs the unbiased variance estimator in
the form

. [— _\
Gflose—to—close = H ZZZIT (Rt - R) > (2)

where R is the mean return over the 7 days. This close-to-close is preferred for its simplicity
and intuition; the recommendations for its use can be found in most of textbooks (see e. g.
Hull, 2000, or Ross, 1999). However, grounded in closing prices only, this estimator ignores
much information on intraday volatility which may significantly contribute to its magnitude.

First advances in the improvement of volatility estimation are due to Parkinson (1980)
who derived the formula using only the high and low prices (which he regards as extreme
values, whilst he calls his method the extreme value method)

2
1 (=T H
) . ,
O-Parkinson's high-low =~ T4 ln2 z =1 (ln L } . (3)

t
As Garman and Klass (1992) remark, “intuition would then tell us that high/low prices
contain more information regarding volatility than do open/close prices”. The drawback of
Parkinson’s high-low estimator rests with the assumptions. He (implicitly) assumes that the
process in (1) has zero drift (i. e. # = 0) and that trading is conducted ceaselessly over the
entire day. Garman and Klass (1992) assist in improving Parkinson’s formula by remedying
the second said imperfection and they suggest the estimator

2 2
. 1] 083 et H) 017w, O
O-improved Parkinson's high-low *— ? h 4 ln 2 thl ln T + E =1 ln C s (4)

t t-1

in which the coefficients 0.83 and 0.17 were determined in the fashion providing (4) with the
highest efficiency. Criticism of Parkinson’s formula is established on the fact that formula (3)
and (4) do not allow for the joint effects between the open, high, low and close of a given day.

Garman and Klass (1992), too, assume zero drift and no interruptions in trading, however,
they seek the best analytic scale-invariant estimator, whereas “best” stands for unbiased with
minimum variance. They derive their best analytic scale-invariant estimator of historical
volatility in the simplified form

2 2
. 1| 1 er(, H, (. C
aéarman—K]ass = ?[5 Zt_lr(ln Tj _(21112 - l)zt_j(ln 5] ] H (5)

t t

and suggest its improvement after considering interruptions in trading in the form

2
52 _0388 ., 0.12 1 [:T[ln o, J , ©

improved Garman—Klass h Garman—Klass + 1 _ ]’l ? 1=1 C
t-1

where, again, the values 0.88 and 0.12 were set to bring forth the highest efficiency.

Rogers and Satchell in 1991 take into account non-zero drift of the process in (1), albeit
they operate under the assumption of no interruptions in trading. Their estimator is given by
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s | <-r|, H £ H L L
o2 — n—tInh—+In—-+In—-=-|. 7
Z 0 C 0 C @

Rogers—Satchell = =1
T t t t t

A very interesting result is by Yang and Zhang (2000) who were the first to construct an
historical volatility estimator that — besides the property of minimum variance — 1is
independent of the drift and is independent of interruptions in trading. It thus does not matter
whether there be zero or nonzero drift or how long trading be closed. Its efficiency is 14 times
higher than that of the close-to-close estimator in (2). The advantages of the estimator of
Yang and Zhan are at the expense of simplicity. The formula is ruled by

O’\-)%ang—Zhang = OA_jpen + ké_czlose + (1 - k)é\-liagers—Satchell ’ (83)
where
2
G2 ML ol P B : (8b1)
” T -1+ C C,
—\2
&2 =Ly G (8b2)
' T -1+ o, O
1
k=017|1-—|, 8b3
(1-1] (3b3)
0 l «r=r, O C 1<wiwr, C
with In—=— In—— and Ihnh—=— In—=-.
C, TZ‘”:1 C., o TZ‘”:1 0,

The formula in (8a) is suggestive of some weighted average of the open-to-close volatility,
the close-to-open volatility and the cross-product open-high-low-close estimator of Rogers
and Satchell.

It is worth mentioning that Magdon-Ismail and Atiya establish their derivation of the
volatility estimator on the maximum likelthood approach. They set up the conditional
probability density f(H, L | 4, o, S) for the high price (H#) and the low price (L) over a period
of T days if the process undergoes a geometric Brownian motion with the parameters ¢ and o
respectively and begins at a certain value S. The estimate for volatility is determined by

Oy = Arg mng(y, 0') ) ©)

wherein f(H, L |u, o, S) = L(u, o). In the article, the presentation of the likelihood function
(or the conditional density) is omitted for its pure technical character.

5. Procedures for obtaining yearly volatility

Having the estimate of daily volatility at hand, one can use the square-root-of-time rule,
which is under the assumption of geometric Brownian motion true, to obtain the estimate of
yearly volatility. This requires the employment of the conversion relationship

Gy = M, - (10)

6. Summary

The article gives a brief insight on some of the ways to estimate historical volatility in
financial markets. Over 30 years, several methods (more or less adequate to the true spirit of
financial markets) have been invented since literature commenced to occupy itself with the
correct estimation of volatility. The most spread method is based upon closing prices solely —
so called close-to-close volatility. Notwithstanding, its simplicity warrants not its precision. It
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is to be taken under advisement that closing prices solely do not exhaust the entire
information on price dynamics, realizing that there are also opening prices, maximum prices
and minimum prices available. In general, assuming a geometric Brownian motion for the
process generating asset prices it was arrived at volatility estimators also considering opens,
highs and lows. At present, the theoretically and empirically soundest estimator of volatility is
perhaps ascribable to Yang and Zhang and is free of the shortcomings of the other volatility
estimators overviewed in the article.
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Overovanie efektivnosti trhového portfolia v priestore mean-variance: model CAPM"
Martin Bod’a> Maria Kanderova®

Abstract: In this contribution we present some results from Markowitz model of the selection of
efficient portfolio in space mean-variance. The usual CAPM equation is direct implication of the
mean-variance efficiency of the market portfolio. We focus on the econometric analysis of
Sharpe and Lintner version of the CAPM. The contribution presents the framework for the
estimation of the parameters of the CAPM and some statistical tests for verification of its
validity.

Key words: mean-variance efficient portfolio, market portfolio, expected excess return, riskfree
asset, zero-beta portfolio, Sharpe ratioWald test statistic, MacKinlay statistic

1. Uvod

Markowitzova teodria vyberu portfélia polozila zdklady pre odvodenie modelov ocenovania
kapitdlovych aktiv, ktoré vysvetluju vztah medzi o¢akdvanym vynosom kazdého rizikového
aktiva a jeho rizikom za podmienok rovnovahy na trhu. Podl'a tejto tedrie investori buda drzat
efektivne portfolio v priestore mean-variance, to znamena také, ktoré ma najvyssi ocakavany
vynos pre danu Uroven rizika. Sharpe (1964) a Lintner (1965) rozsirili vysledky Markowitzovho
modelu. Ukazali, Ze ak investori maji homogénne o¢akévania a drzia portfolia, ktoré su efektivne
v priestore mean-variance, potom za predpokladu, Ze neexistuju trhové obmedzenia, trhové
portfdlio bude tiez portfolio efektivne v priestore mean-variance.

2. Vyber portfélia v priestore mean-variance

Modely oceniovania kapitalovych aktiv st zaloZené na Markowitzove;j tedrii portfdlia. Markowitz
vysvetlil fenomén diverzifikacie portfolia v priestore mean-variance.

Nech portfolio obsahuje N rizikovych aktiv s (Nx1) vektorom o¢akdvanych vynosov ga (NxN)
kovarian¢nou maticou 2. Nech w je (Nx/) vektor vah aktiv v portfoliu.

Portfélio P je portfélio s minimalnym rozptylom zo vsetkych portfolii so strednym vynosom up
ak vektor vah w je rieSenim nasledujucej tlohy kvadratického programovania

min o2p =wZw (1)

za podmienok
WH =1, (2)
w'e =1 3)

Uloha vyjadruje vztah medzi rozptylom portfolia 0'2p s minimdlnym rozptylom a jeho
ofkavanym vynosom g,. Grafické vyjadrenie vztahu medzi smerodajnou odchylkou portfélia
s minimalnym rozptylom ajeho ocakdvanym vynosom predstavuje hranicu portfolii
s minimalnym rozptylom (obrazok 1). Portfélid s minimalnym rozptylom s vynosom v&¢$im
alebo rovnym, ako je ocCakdvany vynos portfolia s globalne minimalnym rozptylom G, su
efektivne portfdlia.

Nech Pa Z su portfolia s minimalnym rozptylom. Ak plati, ze ich kovariancia je rovna nule

Wy Ewz =0 4)

! Tento prispevok bol sspracovany v ramci riesenia grantovej ulohy KEGA3/5214/07
? Martin Bod'a, Katedra kvantitativnych met6d a informatiky, Ekonomicka fakulta UMB v Banskej Bystrici
* Maria Kanderové, Katedra kvantitativnych metéd a informatiky, Ekonomicka fakulta UMB Banskej Bystrici
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takéto portfolia su ortogondlne. Portfdlio Zsa nazyva zero-beta portfolio vzhl'adom na portfolio
P.
Obrazok 1 Hranica portfolii N-rizikovych aktiv s minimalnym rozptylom

p

¢}

Hz

Ddlezitou vlastnost’ou tlohy vyberu portfélia je veta o vycleneni dvoch fondov.

Nech P a R st dve portfélia s minimalnym rozptylom, s o€akdvanym vynosom 4, a sz, kde
Mp#ug. Potom

1. Kazdé portfolio S s minimalnym rozptylom je linearnou kombinaciou portfolii P a R.

2. Hranica portfélii s minimalnym rozptylom moéze byt generovana zlubovolnych dvoch
roznych portfdlii s minimalnym rozptylom.

3. Kazdé portfolio, ktoré je linedrnou kombinaciou portfélii s minimalnym rozptylom, je tiez
portfélio s minimalnym rozptylom.

3. Nech portfolia Pa R st efektivne portfélia s minimalnym rozptylom. Potom portfolio S, ktoré
je ich linedrnou kombindaciou, je tiez efektivne portfolio v priestore mean-variance.

4. Ku kazdému portfoliu P s minimdlnym rozptylom okrem portfélia s globalne minimalnym
rozptylom existuje jedno portfélio Zs minimalnym rozptylom s o¢akavanym vynosom g, ktoré
ma nulovu kovarianciu s portféliom P. V Specidlnom pripade, ak existuje bezrizikova urokova
sadzba R;, potom 1z = Ry

Z uvedenych tvrdeni vyplyva, Ze akékol'vek efektivne portfolio v priestore mean-variance mozno
generovat’ l'ubovolnymi dvoma portféliami, ktoré st efektivne v tomto priestore.

3. Portfolio v priestore mean-variance a bezrizikové aktivam.

Predpokladajme, ze portfolio je zlozené z bezrizikového aktiva a z N rizikovych aktiv. Nech
y=M-Re je (NxI) vektor dodatocnych vynosov portfolia, Ryje bezrizikova urokova sadzba a
e je (NxI) jednotkovy vektor. Pre dodatocny ocakavany vynos portfolia y, plati

yp=wu+(l-w'eR—R=w'y. (5)

Uloha vyberu portfolia N rizikovych aktiv s bezrizikovym aktivom je rieSenim nasledovnej ulohy
kvadratického programovania

min ozp = w'Cw (6)
za podmienok
wy=pe. ()
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Efektivne portfdlia, ktoré vznikni kombinaciou bezrizikového aktiva a mean - variance portfélia
rizikovych aktiv leZia na priamke, ktord prechddza bodmi /R; 0] a [ur, o7/ a ma maximalny
sklon zo vSetkych priamok, ktoré su kombinaciou bezrizikového aktiva a mean-variance
portfélia.  Priamka urcend danymi bodmi je priamka kapitdlového trhu a portfdlio 7' je
doty¢nicové portfolio.

Obrazok 2: Efektivna hranica a bezrizikové aktivum

Up
Kt
Ry
Op
Sklon tejto priamky charakterizuje Sharpovi mieru portfélia v tvare
-R
57y = Hp~Br _ (8)
Tp

Sharpova miera portfolia definuje dodatocny oCakavany vynos na jednotku rizika. Ocakavany
dodato¢ny vynos na jednotku portfélia je vhodny ako vychodisko pre ekonomicku interpretaciu
testov. CAPM modelu. Testovanie efektivnosti portfolia v priestore mean-variance je
ekvivalentné testovaniu, ¢i Sharpova miera portfélia (8) je maximalna zo vSetkych pripustnych
portfolii.

4. Model oceriovania kapitalovych aktiv

Zaklady CAPM modelu polozil Markowitz (1959), ktory v svojej povodnej praci argumentoval,
ze investori drzia efektivne portfolio v priestore mean-variance, to znamena portfolio
s najvyssim ocakdvanym vynosom pri danej Grovni rizika.

Sharpe (1964) a Lintner (1965) ukézali, ze ak investori maju homogénne oCakavania a kazdy
znich drzi optimalne mean-variance efektivne portfolio, pri neexistencii trhovych obmedzeni,
portfolio celého investovaného bohatstva alebo trhové portfolio bude tiez efektivne portfdlio
v priestore mean-variance. Sharpe a Lintner odvodili CAPM za predpokladu existencie
bezrizikovej zapoziciavace]j a poziciavacej sadzby. V tejto verzii CAPM pre ofakavany vynos
i-tého aktiva plati:

E[Ri] = Ry + fin(E[Rn]-Ry, ©)
5 - Cov[R;,R,] (10)
m D[Rm] ?

kde R, je vynos trhového portfdlia,
Ry je vynos bezrizikového aktiva.
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Sharpova-Lintnerova verzia CAPM modelu mdze byt vysvetlend cez pojem dodatocny vynos.

Nech y; je dodato¢ny vynos i-tého aktiva nad vynosom bezrizikového aktiva, = R; - R.. Potom
pre CAPM model plati

E[n] = BmE[Vnl. (11)
Cov[¥i,Ym]

im = s 12

p Dl1,)] (12)

kde 5, je dodatocny vynos trhového portfolia .
Empirické testy Sharpe-Lintnerovho CAPM st zamerané na tri implikdcie modelu (11):
1. Intercept (Groviiova konstanta) je rovna nule.
2. Beta tplne vycerpava variabilitu o¢akavanych dodato¢nych vynosov.
3. Ocakavana trhova rizikova prémia (ocakévany dodatocny vynos trhu E[y,,]) je kladna.

V naSom prispevku budeme testovat’ prvi implikéciu, Ze urovilova konstanta je rovna nule.
Black (1972) odvodil zovSeobecneni verziu CAPM modelu za predpokladu neexistencie

bezrizikovej urokovej sadzby. V tejto verzii dodato¢ny oc¢akavany vynos aktiva i nad vynosom
zero-beta portfolia je v linedrnom vzt'ahu k jeho beta.

E[R;] = E[Rom] + Lin(E[Rn]- E[Rom] ), (13)
im — D[Rm] > ( )

kde R,,je vynos trhového portfdlia,

Rom je vynos zero-beta portfolia, ktoré je ortogondlne k trhovému portfoliu m. Zero-beta
portfolio je definované ako portfolio, ktoré md minimalny rozptyl zo vSetkych portfolii
nekorelovanych s trhovym portféliom m.

Ekonometrickd analyza Blackovej verzie CAPM povazuje vynos zero-beta portfolia ako
nemeratel'nt veli¢inu. Blackova verzia moze byt testovand ako obmedzenie na redlnom modeli
vynosov trhu. Pre redlny vynos modelu trhu plati

E[R] = + BmE[Ry], (15)
kde podra (13) & = E[Ron](1- Pin) - (16)

CAPM  vtvare (11) a (15) je model pre jedno obdobie, nemad casovi dimenziu. Pre
ekonometrickl analyzu je nevyhnutné pridat’ predpoklad, ktory zohl'adiiuje vyvoj vynosov v Case
a odhadnut’ model v case.

5. Ekonometricky model Sharpe- Lintnerovej verzie CAPM.

Predpokladame Ze vynosy su nezavislé a rovnako rozdelené v Case a majui zdruzené N-rozmerné
normalne rozdelenie. Tieto predpoklady aplikujeme na dodato¢né vynosy pre testovanie
Sharpovej-Lintnerovej verzie CAPM. Dalej predpokladajme, Ze investori maju moZnost
zapoziCiavat' a vypoziCiavat za bezrizikovua vynosovu mieru. Nech % je (NxI) vektor
dodato¢nych vynosov N aktiv v portféliu. Pre tychto N aktiv méze byt dodatoény vynos
vyjadreny trhovym modelom v tvare
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vi=a+ Bmté (16)
E[&]=0, E[&&"]= Z, E[Yim]=tims E[(Yim - ti)’ ]=Cmy CoV [V, &l =0,  (17)

kde S je (NxI) vektor koeficientov beta, 3, je dodato¢ny vynos trhového portfélia za obdobie ¢,
a je (Nx1) vektor koeficientov alfa a g je (Nx1) vektor nahodnych chyb.

Dosledkom verzie CAPM (8) je, Ze vSetky prvky vektora @ st nulové. Z toho vyplyvaju
zakladné hypotézy pre testovanie tohto modelu. Ak vSetky prvky vektora a su nulové, potom
portfdlio m je doty¢nicové portfolio.

Na odhad parametrov modelu (16) pouzijeme metédu maximalnej vierohodnosti. Rozdelenie
dodatocnych vynosov aktiv je podmienené dodatoénymi vynosmi trhu. Za predpokladu, ze
dodatocné vynosy ) maju zdruZené normalne rozdelenie, potom pre ich funkciu hustoty
rozdelenia pravdepodobnosti plati

] T
{—(w-a—ﬁymt) Z'I(rt—a-ﬂym,)}
I (velyme ) = N2 |21 el 2 . (18a)

Ked’Ze dodato¢né vynosy st v €ase /ID, potom pre T pozorovani je zdruzena pravdepodobnostna

funkcia hustoty
1 r_.
{'g(ﬂ-a-ﬂymz) z ’(m-a-/fymz)}

T
S (2172500 s 2ot ) = 1127 =" e (18b)

Odhad parametrov ziskame, ak parcidlne derivécie logaritmu zdruzenej funkcie hustoty (18b)
podla a, B, X polozime rovné 0. Maximalny vierohodny odhad pre parametre a ich podmienené

rozdelenia
N oA . 1 7
a=y-B7, , a~Ny| a;—|1+2 X (19)
T s,
1 t=T, — —_
A T _ ’Yr_’\{ ymt_ym S 1 1
I3=TZ“( 2)( ), B~NN(13;—{—2}E] (20)
Siﬂ T Sm
~ 1 (= A A T A A A
)3:?2[;(7,-0!-[37”1,) (Y/'G_Bymt)a TZNVVN(T_Z’E) (21)
kde V=t s =t Vs S =t (V=7 ) - (22)

Pre testovanie nulovej hypotézy Hy: a = 0 oproti alternative H;: a # 0 pouzijeme Waldovu
testovaciu Statistiku a MacKinley testovaciu Statistiku.

Waldova testovacia Statistika

Ts?
S+ 7
ma za predpokladu platnosti nulovej hypotézy asymptoticky chi-kvadrat rozdelenie s N stupfiami
vol'nosti.

@’z (23)

W=a[cova] a=



-13-

MacKinlay-Gibbons-Ross-Shanken (1989) odvodili testovaciu Staistiku pre konecny vyber

2
M =T"N=1 Su grig, 24)
N s, Y,

ktord ma za predpokladu platnosti nulovej hypotézy F-rozdelenie s poctom stupiiov vol'nosti N;
(T-N-1).

Gibbons, Ross a Shanken dokézali, ze kvadratickd forma al T 1g moze byt’ vyjadrend pomocou
Sharpovej miery portfolia

- 7
aTzlg="2 _Tm (25)
q
kde ¢ je ex post doty¢nicové portfolio a m je trhové portfolio. Potom testovacia Statistika sa da
napisat’ v tvare

(26)

Podrla (26) portfélio s maximalnou hodnotou Sharpovej miery zo vSetkych pripustnych portfélii
je dotyc¢nicové portfolio. To znamena, Ze ak ex post trhové portfélio je doty¢nicové portfdlio,
potom hodnota MK bude rovna nule, co vedie k zéveru, Ze trhové portfolio je efektivne portfdlio.

6. Data

Uvedené testy sme aplikovali na skupine akcii 10 americkych spolo¢nosti, ktoré st stucastou
indexu S&P 500. K dispozicii sme mali denné ceny akcii a denné hodnoty indexu S&P 500,
z ktorych sme vypocitali mesacné logaritmické vynosy a anualizovali sme ich. Trhové vynosy
boli nahradené vynosmi akciového indexu S&P 500. Bezrizikova urokova miera bola
reprezentovana ¢asovym radom 6-mesa¢nych trokovych sadzieb LIBOR USD p. a. Casovy rad
vynosov zahfiial 240 mesa¢nych pozorovani v priecbehu 20 rokov od 29. januara 1988 do
31. decembra 2007.

Casovy rad 240 pozorovani sme rozdelili na S$tyri neprekryvajuce sa Giastkové obdobia po
5-rokoch (60 mesa¢nych pozorovani v kazdom obdobi) a na dve 10-rocné ¢iastkové obdobia (120
mesacnych pozorovani). Odhady parametrov o, B a pouzitie vysSSie popisanych testov sme
aplikovali osobitne pre 5-ro¢né obdobia, potom pre 10-rocné obdobia a pre celé 20-rocné
obdobie. Vysledky testov su v tabulke 1.

Vysledky testov st pre jednotlivé Ciastkové obdobia rozdielne. Vidime, Ze v 5 rocnom obdobi
1/1998 — 12/2002 na zaklade obidvoch testov nezamietame nulovi hypotézu a vzhladom na
pouzité data sa potvrdila platnost’ Sharpovej-Lintnerovej verzie CAPM modelu. Ked'ze dané 5
ro¢né obdobie je sucastou desatrocného obdobia 1/1998- 12/2007, tento vysledok sa potvrdil aj
v tomto ¢iastkovom obdobi. V ostatnych obdobiach sme na 5 %-nej hladine vyznamnosti zamietli
nulovu hypotézu, ¢o vedie k zaveru, ze sa nepotvrdila platnost’ Sharpovej-Lintnerovej verzie
CAPM a vzhl'adom na dané data trhové portfolio nie je efektivne portfélio.
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Tabulka 1: Vysledky testovania validity CAPM

MacKinlay
pocet Wald test

Obdobie pozorovani [test p-value [test p-value
5 ro¢né obdobie

1/1988-12/1992 60 24,203 0,007 1,977 0,057
1/1993-12/1997 60 20,346 0,026 1,662 0,117
1/1998-12/2002 60 4,548 0,919 0,371 0,953
1/2003-12/2007 60 24,158 0,007 1,973 0,057
10 ro¢né obdobie

1/1988-12/1997 120 30,42 0,0007 2,763 0,004
1/1998-12/2007 120 13,812 0,182 1,255 0,265
20 ro¢né obdobie

1/1988-12/2007 240 22,361 0,013 2,133 0,023

7. Zaver

Testy, ktoré sme pouZili na overenie platnosti Sharpe-Lintnerovej verzie CAPM modelu st
zalozené na predpoklade, ze vynosy aktiv maju zdruzené N-rozmerné rozdelenie. Pri testovani
zdruzenej normality naSich dat sme pouzili testy zalozené na viacrozmernych charakteristikdch
Sikmosti a Spicatosti (Mardinove testy z roku 1970). Na zéklade tychto testov sa ukdazalo, ze
rozdelenie vynosov je symetrické, ale SpicatejSie ako viacrozmerné normalne rozdelenie. Takéto
rozdelenie je typické pre rozdelenie trhovych vynosov aje vsulade sinymi empirickymi
Studiami. PoruSenie predpokladu o zdruZenej normalite vynosov mdze byt jednou z pricin, preco
sa nepotvrdila platnost CAPM.
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Branch structure of employment in particular regions of the Czech
Republic

Hana Bohacova, Pavla Jindrova, Jana Heckenbergerova

Abstract: The aim of this paper is to analyse the branch structure of employment in the
Czech Republic regions according to the Industrial Classification of Economics Activities.
The branch structure resemblance between the regions during 1993 - 2006 was studied and an
algorithm of the future resemblance forecast was proposed.

Key words: Industrial classification of economic activities, Czech Republic regions, cluster
analysis.

1. Industrial classification of economic activities

The industrial classification of economic activities focuses on all the working activities
performed by economic subjects in a given region.

There was the OKEC classification used in Czech Republic during the period 1994 to
2007. Since January 2008 CZ-NACE classification is being used. The similarities and
differences in the branch structure of employment in particular regions of the Czech Republic
in years 1993 — 2006 are investigated in this paper in so far that the OKEC classification is
adequate for our purpose. Following OKEC categories are involved here:

A 01 Agriculture, hunting and related activities,

A 02,B  Forestry, fishing, fish farming and related activities,
Mineral raw materials mining,

Manufacturing industry,

Production and distribution of electricity, gas and water,
Building industries,

Business, car and consumer items repair,

Accommodation and boarding,

Transfer, stocking and communication,

Factoring,

Real properties and lease, related entrepreneurial activities,
Public administration and defence, obligatory social security,
Education,

Health care and social-service work, veterinary activities,

OZzZrCrR—=—"ITZTOTWMWOO

Other public, social and personal services.

2. Resemblance between the regions of the Czech Republic in view of the branch
structure of employment

The task now is to find out the resemblance and discrepancies in the branch structure of
employment between particular regions of the Czech Republic in the period of 1993 to 2006.
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The time series of the numbers of employees in separate categories listed above per a NUTS 3
regions in mentioned period published on the web of the Czech Statistical Office (cf. [3]) are
used. Let us choose the time series from the beginning, the middle and the end of the period
under consideration — it means from 1993, 2000 and 2006. Cluster analysis is applied on these
data - average distance method and Euclidean norm are used, the clustering indicators are the
numbers of employees and classified objects are particular regions (cf. [1] or [2]). Unistat 5.6
was used.

Let us have a look at the dendrogram in figure 1. It is the output of cluster analysis for
the year 1993. Particular regions are denoted as follows:

Kralovéhradecky,
Jihocesky,
Jihomoravsky,
Karlovarsky,
Liberecky,
Moravskoslezsky,
Olomoucky,
Pardubicky,

hl. m. Praha,
Plzetisky,

O 00 3 O i A W N =

—_
—_ O

Stiedocesky,
Ustecky,
Vysocina,
Zlinsky.

—_
AW N

Dendrogram

M Eukid,Metoda:Primr meziskupinami
[

10

Vzdalenost

1 8 14 5 7 10 13 4 2 3 11 6 12 9
Shluky

Figure 1: Dendrogram — cluster analysis, branch structure of employment
in the Czech Republic, 1993.
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We can see the biggest resemblance between Pardubicky and Kralovéhradecky region
and resemblance between Olomoucky and Plzenisky region at the first sight. Next we can
notice that the regions are splitted into three groups — the first group is formed by Pardubicky,
Kralovéhradecky, Zlinsky, Liberecky, Olomoucky, Plzenisky, Karlovarsky, JihoCesky and
Vysoc¢ina region. The second group consists of Jihomoravsky, StfedoCesky, Moravskoslezsky
and Ustecky region. The capital city of Prague is in the third group separately.

We will try to explain the reason why these three groups are formed a little bit later. Let
us now see the result of cluster analysis for year 2000 in figure 2.

Dendrogram

M Eukid,Metoda:Primr meziskupinami

Vzdalenost
[0

il ‘

;e

1 10 7 8 14 2 13 4 5 12 3 11 6 9
Shluky

Figure 2: Dendrogram — cluster analysis, branch structure of employment
in the Czech Republic, 2000.

The most telling resemblance is between Kralovéhradecky and Plzeiisky region in this
case, then Olomoucky and Pardubicky region come in within the next two steps. Figure 2
shows three groups of regions as well. The first group is formed by the above mentioned
regions, Zlinsky, Jihodesky, Karlovarsky, Liberecky, Ustecky and Vyso&ina region.
Jihomoravsky, Stfedocesky and Moravskoslezsky region are in the second group. The last
group is the capital city of Prague on its own again.

In figure 3 we can find the dendrogram for the last year of the considered period — for
the year 2006. The situation is quite similar to that in figure 1. The most significant
resemblance can be seen between Kralovéhradecky and Pardubicky region and then between
Olomoucky and Plzenisky region. This figure has the three groups too. The first group consists
of Kralovéhradecky, Pardubicky, Zlinsky, Vysocina, Olomoucky, Plzensky, Jihocesky,
Karlovarsky and Liberecky region. Jihomoravsky, Stfedocesky, Moravskoslezsky and
Ustecky region are in the second group. The third group is the capital city of Prague.
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Dendrogram

M EuKid,Metoda:Pridmr meziskupinami
10

Vzdalenost
(4]

2f j hL ]

1 8 14 13 7 10 2 4 5 3 11 6 12 9
Shluky

Figure 3: Dendrogram — cluster analysis, branch structure of employment
in the Czech Republic, 2006.

When we look for the reason that causes the splitting of the regions in the dendrogram into
the three groups we have to focus on the percentual distribution of the branches in each
region. We can find that the main difference between the first and the second group is in the
distribution of the D category (manufacturing industry). E.g. in 2006 30,5% of the
economically active people in the whole Czech Republic were employed in the manufacturing
industry. In the regions of the first group in figure 3 the percentual distribution of category D
— Manufacturing industry was slightly higher then the republic one. In the regions from the
second group it was a little lower. Next we can see that the capital city of Prague is much
different from the other groups (which is of course exactly what we could expect). The main
difference is that the capital city has markedly lower distribution of categories D —
Manufacturing industry, A 01 — Agriculture, hunting and related activities, A 02 and B -
Forestry, fishing fish farming and related activities and higher distribution of K - Real
properties and lease, related entrepreneurial activities and O - Other public, social and
personal services on the opposite side.

3. Resemblance estimate algorithm proposal

We have no objective reason to expect some expressive changes in the resemblance
and/or differences in the branch structure of employment between the regions of the Czech
Republic. But when we decide to estimate the future situation (or when we need to estimate
the future cluster splitting for some other problem) we can fit the time series data with a
suitable trend curve, make the prediction of the future values and then use these predicted
values as the input of the cluster analysis.
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Vyvoj rozvodovosti na Slovensku 1997-2007
Divorce Rate Progress in Slovakia from 1997 to 2007

Rastislav Cief

Abstract: Divorce is one of the forms of the marriage disintegration, based on a legal way to
end the marriage. The divorce rate negatively affects the population reproduction and has a
very negative effects on children’s upbringing. In Slovakia, from 1997 to 2005, the number of
divorces was growing, only in last two years it has recorded some decrease. The new trends
have been noticed - increasing of the average duration of divorced marriages, increasing
proportion of men suing for divorce and increasing proportion of divorces on divorce
proceedings* results.

key words: Divorce, divorce rate, reason for divorce, duration of divorced marriages
kPucové slova: rozvod, rozvodovost’, pri¢iny rozvratu manzelstiev, dlZka trvania rozvedenych
manzelstiev

1. Uvod

Rodina je zdkladnou bunkou spolo¢nosti. Na vytvorenie rodiny ma klacovy vplyv
intiticia manzelstva, ktora je znama vo vSetkych civilizaciach na svete. Vo vyspelych
krajinach v 20-tom storo¢i nastala kriza rodiny, ktora pokracuje aj v sucasnosti. Désledkom je
masovy rozpad manzelstiev, pripadne v niektorych oblastiach aj minimalny vznik novych
manzelstiev, ktoré st nahradzované partnerstvom bez sobaSa. Tieto trendy zasahuju aj
Slovensko a v tomto sa prispevku venujeme najnovsi vyvoj.

Rozvod je jedna zforiem rozpadu manzelstva zalozend na zakonnom spoOsobe
ukoncenia manZzelstva. Rozvodovost’ negativne ovplyviiuje reprodukciu obyvatel'stva a ma
vyrazne nepriaznivé dosledky na vychovu deti (Mladek, J.,1992).

2. Vyvoj rozvodovosti na Slovensku 1997-2007

V obdobi 1997-2007 pocet ukoncenych konani neustale rastol z 11 838 v roku 1997
az na 14 346 v roku 2005, no v poslednych dvoch rokoch zaznamenal mensi pokles. Podobne
aj pocet rozvodov stupal z9 138 v roku 1997 az na 12 716 v roku 2006. Ostatné vysledky
konania zaznamenali pokles: zamietnuté navrhy klesli zo 187 v roku 1997 na 87 v roku 2007,
vzaté navrhy spiat’ klesli z 1 946 na 653 a iné rozhodnutia z 566 na 133 za rovnaké obdobie.

Stapajuici trend mali rozvedené manZzelstva s maloletymi detmi, kym v roku 1997 ich
bolo 6 670 v roku 2006 az 8 474, popritom, ale poklesol priemer poctu maloletych deti
v rozvedenom manzelstve na 1,5 a potvrdilo sa, Ze manzelstva s 3 a viac detmi sa ukazali
stabilnej$ie, ked’Ze ich pocty v danom obdobi stagnovali (ro¢ne okolo 540 rozvodov).

Velmi vyrazné zmeny vidiet' v diZke trvania rozvedeného manZelstva, kde vidiet
trend kazdoro¢ne sa zvySujuceho priemeru z 11,8 rokov v 1997 na 14,2 rokov v 2007 a zda
sa, ze tento trend eSte moze pokraCovat. Znamena to, Ze sa Coraz CastejSie rozvadzaju aj
starS§ie manzelstva, ktoré by uz mali mat’ prekonané kritické obdobia. U kratko trvajucich
manzelstiev vidno pokles, pripadne stagnaciu poctu rozvodov ( s vynimkou dvojro¢nych
manzelstiev). Naproti tomu v kategdrii 9 a viacroéné manzelstva stipol pocet rozvodov
$5212 vroku 1997 na 8344 vroku 2007 (pritom vroku 2006 bol esSte vysSi 8 621
rozvodov!).

Zaujimava zmenu vidno v podavani ndvrhu dlhé desatrofia vyrazne dominuju
v poddvani navrhov Zeny (69%v roku 1997), ale v sucasnosti sa ich dominancia za¢ina
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zniZzovat’ (65% v roku 2006). Zda sa, Zze kym v minulosti boli so svojim manzelstvom ovela
viac nespokojné Zeny v sucasnosti stipa pocet muzov ktori st nespokojny v danom
manzelstve a davaju navrh na rozvod.

Od roku 1963 sud pri rozvode povinne urCuje pri€inu rozvratu manzelstva.
Momentalne klesa kvalita tohto urCovania, ¢o je vidiet' v tom, Ze sa vyrazne zvysSuje kategdria
6-rozdielnost’ povah, ndzorov a zaujmov, za ktord sa zrejme skryvaju aj iné priciny, ktoré je
pred sudom neprijemné rozoberat’ (z 4 640 v roku 1997 stipla na 7 796! v roku 2006). Stupli
aj kategorie 3-nevera (u muzov o 38% uzien len o 18%) a kategdria 9-ostatné pric¢iny (u
muzov o polovicu a uzien takmer na dvojnasobok). Zaujimavo sa vyvijala kategoria 2-
alkoholizmus, kde u muzov mierne poklesla (z 1109 v roku 1997 na 1064 v roku 2007)
a naopak u Zien zaznamenala narast (z 102 v roku 1997 na 125 v roku 2007).

Ostatné kategorie stagnovali alebo dlhodobo klesali, logicky je pokles kategérie 1-
neuvazené uzavretie manzelstva jednak vzhl'adom na niz$iu sobasnost’ a jednak vzhl'adom na
zvySovanie veku rozvadzanych manzelstiev. Najvyraznejsi pokles zaznamenala kategodria 8-
sexudlne nezhody, ktord klesla 104 v roku 1997 na 47 v roku 2007.

Dlhodobo vidiet' pokles ,nevinnych“zien, ¢ize pokles v kategorii 0-nezistené
zavinenie, ktoré v roku 1985 bolo az 46,5% v roku 1997 bolo 22% a v roku 2007 bolo uz len
necelych 15%. Muzi v tejto kategorii stagnovali na okolo 300 pripadov (necelé 3%).

Tab.¢.1: Rozvody na Slovensku v rokoch 1997-2007

Pocet z nich Vysledok konania

Uzemie ukonce- | podal navrh | manzel. | navrh |navrh| iné |manZelstvo

nych v | rozve- |zamiet- | vzaty (rozhod-| vyhlasené

konani muz | zena dené nuty | spidt | nutie | za neplat.
1997 11838 [3675|8152| 9138 187 | 1946 | 566 1
1998 12116 |3858|8244| 9312 211 |2075] 518 0
1999 12457 |3 858 8587 | 9664 186 [ 1937 | 669 1
2000 12027 |3777|8224| 9273 125 | 1931 ] 696 2
2001 12443 14066 (8360| 9817 147 | 1787| 692 0
2002 13752 |454419182| 10960 | 116 |1842| 834 0
2003 13606 (4411|9167 10716 | 120 |1812| 957 1
2004 13857 |4663|9176| 10889 | 132 | 1822 | 1008 6
2005 14346 |4914|9416| 11 553 128 | 1817 ] 843 5
2006 14007 |4816|9164| 12716 97 981 207 6
2007 13048 |4454|8593| 12174 87 653 133 1
2001-2007 | 13580 (45539008 11261 | 118 | 1531 | 668 3

zdroj: Zakladné demografické idaje Presovského kraja. SU SR, Presov, 1997-2007

Tab.¢.2: Rozvody manZelstiev s maloletymi det’mi

Z rozvedenych manZelstiev
manZelstva s maloletymi det'mi priemerna
pocet maloletych deti dizka trva-
spolu . . x
1 2 3+ | priemer nia manz.
6670 | 3611 | 2498 | 561 1,6 11,8
6755 | 3730 | 2454 | 571 1,6 12,1
6836 | 3855 | 2415 | 566 1,5 12,3
6514 | 3771 | 2235 | 508 1,5 12,7




22 -

6880 | 3965|2375 |s40| 15 13,1
7691 | 4464 [ 2618 [609] 1,5 13,1
7470 | 4391 [ 2543 |536| 1,5 13,3
7329 | 4297 [ 2536 |496| 1,5 13,6
7609 | 4469 | 2651 |489| 1,5 13,9
8474 | 4968 | 2945 | 561 1,5 14,2
7994 | 4684 | 2738 [572] 1,5 14,2
7635 | 4463 | 2629 | 543 2 14

zdroj: Zakladné demografické udaje Presovského kraja. SU SR, Presov, 1997-2007

Tab.&.3:Rozvody podPa dizky trvania manZelstva

roky DiZka trvania rozvedeného manzelstva (v rokoch)
do1 2 3 4 5 6 7 8 9 a viac
1997 354 424 | 502 | 544 | 563 | 535 | 547 | 457 5212
1998 346 391 | 483 | 492 | 580 | 502 | 536 | 499 5483
1999 349 449 | 475 | 520 | 522 | 528 | 498 | 507 5816
2000 319 392 | 471 | 472 | 479 | 461 | 483 | 492 5704
2001 134 450 | 526 | 465 | 515 | 457 | 459 | 478 6333
2002 332 455 | 528 | 584 | 549 | 511 | 500 | 467 7 034
2003 323 382 | 496 | 494 | 549 | 498 | 512 | 452 7010
2004 310 390 | 459 | 504 | 597 | 518 | 514 | 446 7151
2005 332 391 | 448 | 534 | 546 | 506 | 521 | 488 7787
2006 311 454 | 502 | 548 | 538 | 559 | 610 | 573 8 621
2007 318 428 | 539 | 524 | 502 | 480 | 534 | 505 8 344
2001-2007 294 421 | 500 | 522 | 542 | 504 | 521 | 487 7 469

zdroj: Zakladné demografické idaje Presovského kraja. SU SR, Presov, 1997-2007

Tab.¢.4:Rozvody podl’a pri¢iny rozvratu manzelstva a trvalého pobytu manZelov v SR

pri¢ina rozvratu manzelstva (kod)
na strane muza
rok 1 2 3 4 5 6| 7| 8 9 0
1997 357 1109 971| 858| 178| 4640| 60| 104 550 311
1998 376 | 1069 987 847| 191| 4962| 58| 91 445 286
1999 379 1159| 1052] 1006| 202| 4947| 50| 87 473 309
2000 331 1100 946| 893| 179| 4883| 41| 84 493 323
2001 296| 1043 998| 865| 154| 5586| 49| 68 472 286
2002 367 1159] 1125] 884| 170 6235 40| 81 581 318
2003 3750 1117 1118] 708| 191| 6187 24| 62 647 287
2004 267| 1168 1251 617 202| 6334] 40| 63 647 300
2005 245| 1200| 1373| 628| 194| 6844 28| 71 696 274
2006 281 1255| 1292| 653| 225| 7796| 19| 57 833 305
2007 232 1064| 1341| 532| 198| 7519| 36| 47 883 322
1997-2007 | 3506 | 12443 | 12454 | 8491 | 2084 | 65933 |445|815| 6720 3321
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pri¢ina rozvratu manzelstva (kod)

na strane zeny

rok 1 2 3 4 5 6 7 8 9 0
1997 357 102 662 | 385 19| 4640| 59| 104 780 2030
1998 376 108 661 | 358 19| 4962| 59| 91 653 2025
1999 379 86 591 429 28| 4947 73| 87 685| 2359
2000 331 112 625| 433 11| 4883| 49| 84 650| 2095
2001 296 82 531 369 4| 5586 50| 68 735 2096
2002 367 86 604 | 369 14| 6235| 51| 81 859 | 2294
2003 375 112 660 | 278 20| 6187 46| 62| 1095| 1881
2004 267 104 7471 235 16| 6334| 42| 63| 1149| 1932
2005 245 128 720 251 24| 6844 | 46| 71 1218 2006
2006 281 149 767| 268 19| 7796 38| 57| 1391 1950
2007 232 125 781 249 191 7519 50| 47| 1344| 1808
1997-2007 | 3506| 1194| 7349| 3624| 193] 65933|563|815| 10559| 22476

zdroj: Zakladné demografické (idaje Presovského kraja. SU SR, Presov, 1997-2007

kéd- pricina rozvratu:

1-neuvazené uzavretie manzelstva
2-alkoholizmus

3-nevera

4-nezaujem o rodinu, vratane ukonc¢enia spoluZitia

5-zle zaobchéadzanie, odsudenie pre trestny ¢in

6-rozdielnost’ povah, ndzorov a zaujmov
7-zdravotné dovody, vratane neplodnosti
8-sexudlne nezhody
9-ostatné priciny

0-sud nezistil zavinenie

3. Zaver

Na Slovensku v obdobi 1997 az 2005 pocet rozvodov rastol aZ v poslednych dvoch rokoch
zaznamenal mensi pokles. Z novych trendov su najmé neustale zvySovanie priemernej dlzky

trvania rozvedenych manzelstiev a zvySenie podielu rozvodov z vysledkov konania, ked’ze sa
vyrazne znizili zamietnuté a stiahnuté navrhy.

Kym v minulosti vyraznym modelom bolo, Ze nespokojnd manzelka davala, ndvrh na rozvod
a sud ju v polovici pripadoch uznal nevinou, v sti¢asnosti sa tento model narisa zvysujucim sa
poctom podani ndvrhov muzov a klesajicim podielom Zien u ktorych sud nezistil zavinenie.
Zda sa, e tento trend je je dosledkom zvySujucej sa emancipacie Zien. Dalsim novym
trendom je hladanie si mladSich partnerieck umuzov, ¢o mdéze mat’ za dosledok narast

rozvodov dlhotrvajucich manzelstiev.

Celkovo mozno povedat, ze Slovensko napodobiiuje v rozvodovosti celosvetové trendy

a v buddcnosti zrejme nemozno o¢akavat’ vyrazné zlepsenie.
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Regionalni demografie v CSU - prezentace a analytické vyuzivani
Eduard Durnik, Jiti Kamenicky

Regional Demography in CSO - presentations and analytical applications
Eduard Durnik, Jiti Kamenicky

Abstrakt: Cesky statisticky ufad prechdzi stale Gastdji na vyuZivani administrativnich dat
z externich zdroji. Demografickd statistika vychazi z tradi¢nich hlaSeni o jednotlivych
demografickych jevech, ale od roku 2005 se opira i o udaje z centrdlni evidence obyvatel
Ministerstva vnitra. Pti zpracovani vysledkli se potyka s problematikou uzemnich zmeén, ale
také s Castou zméenou legislativy tykajici se dat za cizince. Pro ucely regiondlni statistiky se
pripravuji prepocty nékolika set demografickych ukazateli podle aktualni piislusnosti do
uzemnich celkt, ¢imz vznika dilezity zdroj pro analyzy regiondlnich ¢asovych tad.

Prezentace demografickych dat je zajiStovana vydavanim klasickych publikaci, ale
perspektivu ma predev§im webova prezentace demografickych dat. K tomu slouzi nejen
specializované aplikace (umozniuji mimo jiné prezentovat 1 Uzemni zmény), ale také
univerzalni aplikace (vefejnd databidze) umoziujici ad-hoc specifikaci uzivateld vcetné
moznosti prepinat zobrazeni tabulka — graf — mapa.

Vedle popisnych vystupt ro¢enkového typu nebo ¢asovych fad se vénuje velky prostor i
analytickym publikacim. V nabidce CSU najdeme jak komplexni analyzy, jejichz soudasti
jsou i kapitoly demografické analyzy (napi. demograficky pilif v publikacich Demograficky,
socialni a ekonomicky vyvoj v kraji, analyza demografickych jevi v publikaci Zivot cizincii
v CR) nebo specializované monotematické analyzy zaméfené vyhradné na oblast demografie
(napft. Vysokoskolaci z demografického pohledu).

Kli¢ova slova: Organizace regionalni a demografické statistiky — Datové zdroje — Standardni
publikacni vystupy — Webové prezentace — Demografické analyzy — Multikriterialni
hodnoceni

Key words: organisation of regional and demgraphic statistics — Data sources — Standard
publications - Web presentations — Demographical analyses — multicriterial evaluations

1. Uvod

Demograficka statistika zstavd 1 vsoucasné dobé rodinnym stifbrem vétSiny
statistickych ufadd, stejné tak tomu je i v Ceském statistickém ufadé. Pomérné stabilizovany
systém zjistovani dat, vysoka spolehlivost idaji, atraktivnost vystupt, schopnost vyrovnat se
1 s pozadavky lokalni statistiky, to patii k vyraznym pozitivim.

Tématem naSeho piispévku je poskytnuti zékladniho obrazku, jak je VCSU
organizovand demografickd a regiondlni statistika. Nacrtneme,, jak zachazime s vystupy
demografické statistiky, abychom uspokojili dlouhodobé vysoky zajem uzivatelli o relevantni
data. Po vstupu Ceska do Evropské unie se razantnd zvySuje vyznam vystupd regionalni
statistiky. Pfi piipravé programil rozvoje regiond, typovani zaostalych regionii z riznych
hledisek, patii mezi vyznamné pilife data demografické statistiky. Chceme nastinit i pfistupy
regionalnich analytiki CSU, ktefi se touto tematikou Gasto zabyvaji, piedstavit nékteré
analytické prace.

Rovnéz chceme dokumentovat stéZejni roli webu pii prezentaci demografickych a
regiondlnich dat, ale také se zminime o standardnich publikacich demografické statistiky.
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2. Organizace regionalni a demografické statistiky v CSU, zakladni
metodické pristupy

V CSU neexistuje specializovany utvar, ktery by mél na starosti regionalni statistikou.
Regionalni statistikou se na CSU zabyvaji:

e oddé¢leni regionalnich databazi (sprava a rozvoj regionalnich databazi,
regiondlni analyzy, mezirezortni vazby zejména v pracovnich skupindch pro
udrzitelny rozvoj, webové prezentace regionalnich tidajl)

e odd¢leni informacnich sluzeb a regionalnich analyz (14 krajskych pracovist —
tvorba a sprava krajskych webovych stranek CSU, produkce tabulkovych
publikaci, ale 1 monotématickych ¢i komplexnéjSich analyz (zpracovanych
obvykle podle jednotné osnovy vytvoiené v rdmci pracovnich skupin)

e specialisté na regionalni ucty — zabyvaji se aplikaci riznych metod odhadi
regionadlniho hrubého domaciho produktu a dalsich ukazatelt

Demografickou statistikou se na CSU zabyvaj:

e oddé¢leni demografické statistiky (zpracovani hlaseni o demografickych
udélostech a zpracovani tdajl centralni evidence obyvatel, produkce dat bézné
demografické statistiky, analyzy popula¢niho vyvoje, demografické projekce)

e referdt regionalni demografie v Olomouci (funguje zhruba od roku 2003, zabyva
se pfedevsim pfipravou tabulkovych vystupli — ¢asovych tfad za rizné uzemni
celky (od urovné¢ LAUI ale i ad-hoc mikroregiony), izemnimi pfepocty, ale i
demografickymi analyzami, vede severomoravsko pobocku Ceské demografické
spole¢nosti, ktera je zivou diskusni platformou pro aktudlni otdzky populacniho
vyvoje

e samostatné oddéleni specifickych specifickych statistik obyvatelstva (gender
statistika, cizinci)

e oddé¢leni scitani lidu (ptiprava SLDB 2011, metodika, organizace, ale i
diseminace)

Zakladem zpracovani demografickych wdajti zdstava v CSU zpracovani statistik
jednotlivych hlageni o demografickych udalostech (narozeni, umrti, siiatek, rozvod). CSU
cerpa rovnéz z registru o potratech ministerstva zdravotnictvi. Vyznamnou zménou byl v roce
2005 novy zplsob zpracovani migrace. Zacaly se vyuzivat data z centralni evidence obyvatel
ministerstva vnitra (vnitini a v soucasné dob¢ i zahrani¢ni st€éhovani), bylo zruseno hlaseni o
ste¢hovani.

Data demografické statistiky vyznamné dopliiuji populaéni censy, vlada CR jiz
schvalila navrh zdkona o SLDB 2011, nyni se jim bude zabyvat Parlament. S¢itdni by mélo
probéhnout 26.3.2011. Metodickou otazkou zatim v feSeni zlstdva vztah standardni bilance
stavu obyvatel a vysledkti SLDB.

Ceskd demograficka data za jednotliva tizemi jsou piepoitavana podle aktualniho
uzemniho zac¢lenéni obci do vysSich tizemnich celkt. Sice jiz klesd pocet zmén v poctu obci
(rozd€lovani a sluovani), ale vyznamné se meni ptislusnost obci do okresti v souvislosti se
zménou hranic okrest i krajii. V CR stdl je$té neni schvalen zakon o tzemnim uspotradani
zem¢, meéni se zejména struktura uzemnich celkll na irovni LAU 1. Pfepoc¢ty demografickych
udajli vychézeji z piesné evidence vazeb uzemni pfislusnosti — tedy mezi ¢iselnikem obci a
dal§imi ¢iselniky rdznych izemnich typu.

Do databézi jsou uklddany informace jak poplatné tizemni pfislusnosti v referenénim
obdobi, tak zpétné prepocty starSich idajii s respektovanim aktudlni izemni ptislusnosti.
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Regionalni tdaje v¢etné demografickych se snazime prezentovat na webu, v uZivatelsky
pratelském prosttedi. Cilem je, aby uzivatel mohl vybérem parametrii ziskat co nejrychleji
data za pozadované Gzemi. Snazime se k tomu vyuZzivat i prostiedki GIS technologii. Zatim
nabizime jen generovani preddefinovanych tabulek v podobé jednoduchych kartogrami.
V jednotlivych publikacich v§ak vyuzivame funkcionality produktt firmy ESRI (ArcMap) a
vyrabime pestré mapy.

Ptipravuje se projekt, ktery by mél pomoci dokoncit vybudovani GIS databaze v tiradé a
jejim propojeni s budovanym centralnim datovym skladem. Rovnéz je nasim zdmérem vyuzit
zkuSenosti vysokych Skol, testujeme napt. vyuzivani mapovych sluzeb (MASHUPS) pfii
prezentaci dat demografické statistiky.

3. Regionalni publikace s demografickymi udaji

vvvvvv

za kraje a niz8i izemni celky (do trovné obci, v Praze — 57 méstskych casti). Jejich vyhodou
je moznost prezentace reprezentativniho vzorku demografickych dat v kontextu ostatnich
socioekonomickych charakteristik zemnich celki. V ustfedi jsou kazdorocné vydavany
publikace: Okresy, Kraje, Maly lexikon obci CR. Jednotliva pracovisté CSU v regionech
prezentuji za svd uzemi ve stejné periodicit¢ demografické udaje v krajskych rocenkach, v
mensim rozsahu ve Ctvrtletni periodicité v bulletinech (jejich soucasti byvaji 1-2x rocné i1 ad-
hoc analyzy, které se Casto zaobiraji aktudlnim demografickymi problémy-migrace obyvatel,
bytova vystavba).

K podrobnéj$im regiondlnim analyzam jsou urCeny specializované demografické
publikace. Zakladem je tzv. pramenné dilo — Demografickd rocenka CR. Jeho vyhodou je
dlouhodobd tradice, moznost komparace zakladnich regionalné cClenénych (oblasti, kraje,
okresy, velikostni skupiny obci, od r. 2006 rozsifeny o pohled mésta-venkov) demografickych
udaji s celorepublikovymi tendencemi, v uUzemnim clenéni jsou prezentovany i
specializované analytické vystupy (podrobné imrtnostni tabulky).

Specializované pracoviité CSU v Olomouci ptipravuje kazdoro&né obdobné pramennd
dila zamétené na kraje, spravni obvody obci s rozsirenou piisobnosti a mésta (s desetiletymi
casovymi fadami, vSechny tdaje jsou pii izemnim zméndch zpétné prepocitany). UzZivateli se
zde otevira moznost vyuziti i analytictéjSich ukazatelt populacniho vyvoje (pramérny vek pii
snatku, rozvodu, podil predmanzelskych koncepci, uhrnna potratovost, nad¢je doziti ve
vybranych letech aj.). Vedle toho se vénuje i1 rekonstrukci historickych ¢asovych tad
(Prirozena ména obyvatelstva v zemich Koruny ceskeé v letech 1. svétoveé valky 1914 az 1918,
Zemieli podle podrobného seznamu pricin smrti, pohlavi a véku v CR (1919 az 2006).

Samostatnou kapitolu piedstavuji vystupy ze SLDB (jejich popis je nad rdmec tohoto
prispévku, pro piipravovany cenzus v roce 2011 se pocita se zachovani jejich podrobnosti
v intencich roku 2001, podstatné by vSak mély byt rozsifeny formy diseminace — vefejna
databaze, specializované mapové vystupy). Pro regiondlni statistiku bylo povzbuzujicim
poéinem zpracovani Historického lexikonu obci CR (1869-2001), jehoZ vyznam je podtrzen
faktem, ze byl zpracovan v dob& probihajici reformy vefejné spravy. Zmény v Uzemni
struktufe statu z toho plynouci (mj. vznik novych uzemné-spravnich celki-205 obvoda obci
s roz§ifenou puisobnosti) byly do pfipravovaného lexikonu promitnuty (lexikon je navic
vydavan kazdy rok v elektronické podob& — s pifepoctem cenzéalnich dat na aktudlni uzemni
strukturu). Historicky lexikon byl zpracovan v nékterych krajskych mutacich, obohaceny i
detailngj§i mistopisné zajimavosti (dobové fotografie obci), napt. za Liberecky kraj. CSU
reagoval na legislativni zmény (umoznily vybranym obcim navraceni historického statutu
mésta a méstytse) a ptipravil rozsahlou datovou publikaci za tato tizemi (v€. soucasnych mést)
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obsahujici vedle dlouhodobé tfady poctu obyvatel také aktudlni sociodemografické udaje
z méstské a obecni statistiky, které maji vztah k ,,stfediskovosti* obci.

4. Webova prezentace demografickych dat
Demografické udaje na webu CSU lze nalézt v nékolika sekcich, naptiklad:
. ve specializované sekci Nejzadanéjsi pod odkazem Obyvatelstvo — zde muzete

nalézt nejaktudlnéjsi udaje (tzv.Rychlé informace), pramenné dilo, specializované aplikace ¢i
odkazy (databaze demografickych tidajii za obce CR véetné izemnich presunii), Gasové fady,
zajimavé grafy a kartogramy, ale i tfeba atraktivni animované grafy (napf. s vyvojem obyvatel
v jednotlivych krajich do roku 2006 — viz Obrazek 1), ale také napiiklad piispévky

z demografické konference

Vékova skladba obyvatelstva: 1997
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Obrazek 1 Animovany graf Populacni vyvoj v hlavnim mésté Praha

o v sekei Data v publikacich po odkazem Obyvatelstvo, volby — souhrnny piehled
vSech vydanych publikaci v elektronické podob€, smoznosti zobrazeni a ukladani
jednotlivych tabulek v XLS nebo PDF formatu, pifehledem metodik apod. Je zde k dispozici 1
rozséahly archiv.

. v sekci Regiony, mésta, obce pod odkazem Stranky krajskych pracovist -
kazdy kraj zde prezentuje publikace (viz napi. Obrdzek 2), Casové fady, animované grafy, ale
tteba i kratké demografické analyzy — rychlé informace.

o v sekci Databaze, registry, ICO pod odkazem Verejnd databdze — s odkazem na
specializovanou zobrazovaci aplikaci — umoziuje ptistup do centralni vetejné databaze vcetné
kapitoly Demografie, uzivatelé mohou uzivatelsky ptivétivou formou vybirat i poZzadované
parametry pro jednotlivé preddefinované tabulky a volit alternativni zpiisoby zobrazeni —
Tabulka-Graf-Mapa. Jsou navic okamzité¢ dostupné definice ukazateli a dalsi metainformace
vztazené ke kazdému udaji (viz Obrdzek 3).
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Graf 17 Postaveni kraje - demograficky vyvoj

postaveni kraje DEMOGRAFICKY VYVOJ viivoj 2000 - 2004

I pofadifaeZ| HmPraha ]

"B
I
Fiticky I | |
Karovarsky [N | i i
Gsizcky RS |

T
-
| E—
—
[ —
| —n T =
W0 Kedlowé § 1
| —
3
[ —
[]
|
o 0, 0,

e |
Pardubicky i
vysotina  |[EEE I

Clomoucky NI |
Tinsky A | i i
H

25 2 5 . s oo 90 @5 40 45 23 25 3n 35
hodnota syniefickéno ukazatele hoanata syntefickénc ukazatele

Socialni vyvoj
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Obrazek 2 Ukdzka 7 analytické publikace publikace krajského pracovisté v Ostravé
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Obrdzek 3 Ukdzka zobrazeni mapy ve vefejné databdzi CSU

5. Regionalni analyzy v demografii

Regionalni analyzy se v oblasti demografie mohou opfit o tradi¢né Sirokou datovou
zékladnu (ro¢ni bilance demografickych udalosti, popula¢ni cenzus). Mezi uzivateli
statistickych tidaja patfi takové produkty k nejzadangjsim.

Kazdoro¢ni rozbor popula¢niho vyvoje je mozno nalézt ve zpravé Vyvoj obyvatelstva
CR, ktera ma od roku 2002 i kapitolu vénujici se analyze populaéniho vyvoje v krajich.
Predev§im pracovis§té¢ v Olomouci pfipravuje tematicky zaméfené ad-hoc analyzy, vétSina
z nich pojednava o zvoleném demografickém problému 1 v regiondlni dimenzi, byt jejich
hlavni zaméfeni je pievazn€ republikové (Sebevrazdy, Vysokoskoldci v demografickém
pohledu, Vnitini stéhovdni v CR).

Ke specidlnim vystupim mtzeme zafadit Populacni projekce. K jejich zpracovani je
tfeba kvalifikovaného posouzeni tendenci vSech slozek populacniho vyvoje, jde tedy o praci
analytického zamfeni. Posledni takovy odhad zpracoval CSU vroce 2003 (Popula¢ni
prognéza CR do r. 2050) Byla to jiz pata projekce zpracovana CSU po vzniku samostatné CR
a zaroven prvni, ktera obsahovala vyhled populatniho vyvoje pro jednotlivé kraje
(zpracovany bez vlivu migrace). Na rok 2009 piipravuje CSU jejich aktualizaci.
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Regionalni analyzy s demografickou problematikou zpracovavaji také pracovnici
informacnich sluzeb CSU v jednotlivych krajich. Kazdy rok je pro dany kraj zpracovavana 1
»velka™ analyza. Jeji jednotnou metodologickou piipravu mé na starosti pracovni skupina
sloZzena z regionalnich analytikl (z ustfedi 1 jednotlivych krajskych pracovist). V letech 2005-
2007 byly touto formou zpracovany 3 vyznamné analyzy, ve kterych se mj. uplatnilo
viceaspektni hodnoceni demografickych ukazateli:

e Demograficky, socidlni a ekonomicky vyvoj kraje v letech 2000 — 2004

e Vyvoj lidskych zdroji v kraji v letech 2000 — 2005

e Regiondlni rozdily v demografickém, socidlnim a ekonomickém vyvoji kraje v
letech 2000 — 2005

V soucasnosti probihajici v jednotlivych krajskych pracovistich CSU prace na dvou
vyznamnych analyzéach: vyvoje venkova a bytova vystavba, v obou z nich se ve vyrazné mife
uplatiiuji aktudlni demografické otazky (napt. suburbanizacni tendence, vzestup porodnosti).

6. Zavér
Ptispévkem jsme se pokusili ilustrovat soucasnou podobu prezentace demografickych
dat v Ceském statistickém ufadé a zachytit i vazbu na regionalni statistiku. Jeji kli¢ovy
vyznam spociva v poskytovani objektivnich a vysoce kvalitnich udaja, které by mély nejen
poskytnout souhrnny obrazek o demografickém vyvoji v republice a jeho castech, ale také
pomoci pii formovani strategii udrzitelného rozvoje se zajiSténim harmonického rozvoje
v jednotlivych regionech.
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Analyza rustu stfedni délky Zivota v CR metodou klouzavé linearni regrese
The analysis of the growths of the life expectation in the Czech Republic
by the method of moving linear regression

Tomas Fiala

Abstract: The paper contains the analysis of the development of the life expectancy in the
Czech Republic after the World War II by the method of moving linear regression computed
for 10 years’ period. The initial rapid growth of the life expectancy was followed by the stag-
nation or even drop in the sixties and seventies. Relatively rapid growth in the nineties was
slowed down at present time. The present annual average increment of life expectancy (meas-
ured by regression coefficient) is about 0.27 years for males and 0.20 years for females. In
2050 the estimated life expectancy for males is about 85 years, for females about 88 years.

Key words: mortality, life expectation, linear regression.

Kli¢ova slova: umrtnost, sttedni délka zivota, linedrni regrese.

1. Uvod

Jednou z nejCastéji pouzivanych souhrnnych charakteristik umrtnosti je stfedni délka
Zivota novorozence. Jeji hodnoty v CR po druhé svétové valce mély rostouci trend prerugeny
obdobim stagnace ¢i dokonce mirného poklesu. Jedna se o trend po ¢astech linedrni, proto byl
vyvoj stfedni délky Zivota modelovan linedrni regresni funkci, ov§em pouze za 10leta obdobi
vzajemne¢ se prekryvajici. Byl analyzovan vyvoj stfedni délky Zivota v letech 19472007, prvni
»~desetiletd® regrese byla proto vypoctena za obdobi 194756, druha za obdobi 194857, atd.,
posledni za obdobi 19982007. Jedna se o urcitou analogii vypoctu klouzavych primért, pou-
Zivam proto pojmu ,.klouzava linedrni regrese®. Parametr u linedrniho ¢lenu regresni funkce
(regresni koeficient) lze pak interpretovat jako primérny ro¢ni naridst stfedni délky zivota
v piislusném desetiletém obdobi, za které byla regrese vypoctena. Na zéklad€ regresnich mo-
deld byl rovnéz proveden extrapolovany odhad stifedni délky zivota v roce 2050. Analyza byla
provadéna zvlast pro muze a pro zeny.

2. Vyvoj stiedni délky Zivota

Empirické hodnoty stiedni délky Zivota muzi aZen v CR od roku 1947 zobrazuje
Graf 1. Zakladni trend vyvoje je stejny pro obé pohlavi: pomérné prudky rist do roku 1955
a jeho postupné zpomaleni do roku 1960. V 60. letech pozorujeme u Zen stagnaci, u muzii do-
konce pokles stfedni délky Zivota. Teprve v 70. letech zacina opét rlst, ovSem pomérn€ mirny
trvajici do konce 80. let. Od roku 1991 se rist stfedni délky Zivota u obou pohlavi vyrazné
zvysil a trva do soucasné doby.

3. Hodnoty regresnich koeficientu

Podivejme se nyni na vyvoj regresnich koeficientii klouzavé linedrni regrese pocitané
vzdy pro 10leté obdobi (viz Graf 2). Letopocet na vodorovné ose v grafech oznacuje vzdy ko-
nec piislusného obdobi. Napi. hodnota pro rok 2000 znamené hodnotu regresniho koeficientu
linearni regrese vypoctené pro obdobi 19912000 atd.

Hodnoty regresnich koeficientli se béhem sledovaného obdobi pomérné vyrazné menily.
Vysoké pocatecni hodnoty pomérné rychle klesly. Zatimco za obdobi 194756 byla hodnota
regresniho koeficientu pro muze i pro zeny blizka 0,8, za obdobi 195261 jiz byla pouze zhru-
ba polovicni.
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Graf 1: Vyvoj stiedni délky fivota muzii a en v CR
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Graf 2: Hodnoty regresnich koeficientii klouzavé linedrni regrese pro desetiletd obdobi
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Pocinaje obdobim 195867 a konc¢e obdobim 196675 jsou hodnoty regresniho koeficien-
tu pro muze zaporné, coz svéd¢i o poklesu stiedni délky Zivota. Pro Zeny se v uvedenych ob-
dobich pohybuji regresni koeficienty kolem nulovych hodnot, stfedni délky Zivota tedy stag-
novala.

Pocinaje obdobim 196776 jsou hodnoty regresnich koeficientli pro muze i pro Zeny tr-
vale kladné, coz sv&d¢i o obnoveni trendu ristu sttedni délky Zivota. Tempo ristu vSak kolisa.
Zatimco za obdobi 196978 dosahuji regresni koeficienty hodnot témér 0,15, za obdobi 1975-
84 jsou jen o malo vyssi nez 0. Teprve pak pozorujeme dlouhodobé zvySovani tempa ristu
sttedni délky zivota vrcholici v obdobi 199099, kdy je hodnota regresniho koeficientu pro
muze vysSi nez 0,4 a pro zZeny vysSi nez 0,3.

V poslednich letech doslo k urc¢itému zpomaleni ristu stfedni délky Zivota. Hodnota re-
gresniho koeficientl pro muze za obdobi 19982007 ¢inila 0,27, pro Zeny pak 0,20.

Poznamenejme jeste, Ze v minulych obdobich byl regresni koeficient pro Zeny vyS$si nez
pro muze (nebo zhruba stejny), stfedni délky zivota Zen rostla rychleji nez u muzi nebo ale-
spoti stejné rychle. Teprve poc¢inaje obdobim 198695 dochazi ke zméné¢; stfedni délka Zivota
muzi roste rychleji nez sttedni délka zZivota Zen.

4. Hodnoty koeficientii korelace

Jednoduchou mirou tésnosti linearni zavislosti je koeficient korelace. Jeho hodnoty za-
chycuje Graf 3. Vidime, Ze zatimco v minulosti miize byt pouziti linearni regrese ponckud
diskutabilni, po¢inaje obdobim zhruba 197988 je linearni zavislost pomérné tésnd (koeficient
korelace je vyssi nez 0,8, pozdéji dokonce vyssi nez 0,9).
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Zdroj: Vlastni vypocet
Graf 3: Hodnoty koeficientii korelace pro desetiletd obdobi

5. Extrapolovana stiedni délka Zivota v roce 2050

Na zékladé regresniho modelu lze provadét extrapolaci budouciho vyvoje. Nasledujici
graf zachycuje hodnoty stfedni délky zivota v roce 2050 vypoctené extrapolaci na zaklad¢ re-



-34 -

gresnich modeld vychazejicich z jednotlivych desetiletych obdobi. Byly pouzity pouze mode-
ly poc¢inaje obdobim 196675, kdy regresni model opét predpokladal riist stiedni délky zivota.
Pokud by i vtomto tisicileti pokracoval rast stfedni délky Zivota stejnym tempem jako
v obdobi 199099, mohla by byt v roce 2050 stiedni délky zivota muzd i Zen vys$si nez 90 let.
Pti zachovani souc¢asného pomalejsiho tempa ristu vSak Ize predpokladat v roce 2050 stiedni
délku zivota muzli pouze kolem 85 let, u zen zhruba o 3 roky vyssi.
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Zdroj: Vlastni vypocet
Graf 4: Hodnoty extrapolované stiedni délky Zivota v roce 2050
na zdkladé klouzavé linedrni regrese pro desetiletd obdobi

6. Zavér

Stiedni délka Zivota v CR po druhé svétové valce do roku 1960 pomérné rychle rostla.
Pak vSak nasleduje dvacetileté obdobi stagnace, u muzi dokonce mirného poklesu stredni
délky zivota. K vyraznému rastu stiedni délky zivota dochazi od druhé poloviny 80. let, pte-
devsim pak po roce 1990.

M¢étime-li narist stiedni délky zivota regresnim koeficientem pocitanym za 10letd ob-
dobi, k nejvyssimu nardstu v posledni dobé doslo v obdobi 199099 (ro¢ni nartst zhruba 0,4
let u muzi a 0,3 roku u Zen). Za posledni desetileté obdobi (19982007) byl primérny rocni
nartst zhruba 0,27 let u muzl a 0,2 roku u Zen. Pfi zachovani tohoto tempa ristu by se stfedni
délka zivota muzi v roce 2050 pohybovala kolem 85 let, stfedni délka Zivota Zen kolem 88
let.
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Aplikacia metody QFD v hutnickej vyrobe
Applikation of method QFD in metallurgical production

Zuzana Hajduova, Cyril Zavadsky, Erika Liptakova

Abstract: The presented work paper deals with the systems of quality control, specialy with
systems and methods of measurements of quality costs. An implementation of such a
measurement in practice is presented. The QFD method uses data and rigorous statistical
analysis to identify defects in aprocess or a product. In this paper we present basic
informations about this method.

Key words: quality, statistical method, QFD, copper wire.

Krucové slova: kvalita, Statisticka metoda, QFD, medeny drot.

1. Uvod

Z1a kvalita vyvolava cely rad ekonomickych problémov u producentov i uzivatel'ov.
Naopak, spickova schopnost uspokojovat poziadavky zdkaznikov prinasa vSetkym
ucastnikom trhu zna¢né efekty. Preto sa vo fungujucich systémoch kvality musi rozvijat’ aj
prvok, ktory sa najéastejsie oznaduje ako zlepSenie kvality. Statistické metédy tvoria jeho
neoddelitel'nu sucast’.

Cielom naSej prace bolo navrhmit' postupy pre vykondvanie merani, monitorovania a
zlepSovania procesov zabezpeCujucich vyrobu medeného drétu v konkrétnej hutnickej vyrobe.
Bolo poukdzané na opodstatnené vyuzivanie metody QFD (Quality Function Deployment) na
identifikéciu faktorov, ktoré maju vplyv na kvalitu vyrabaného medeného drotu.

2. Charakteristika metody QFD

QFD je metddou formélne zaloZenou na systéme matic, ktory umoziuje aktudlne
reagovat’ na priania zakaznika a reSpektovat’ ich vo vSetkych fazach tvorby vyrobku .
Dovody pouzitia QFD:
%+ Sustredenie Usilia na zaCiatok procesu tvorby vyrobku znizuje pocet konstrukénych a
technologickych zmien.

¢+ Skracuje dobu vyvoja, o znamena, ze zakaznik dostane vyrobok, ktory prave pozaduje a
prostrednictvom takto ziskanej flexibility sa zrychl'uje reak¢na doba.
Zlepsuje komunikaciu vo vyvojovom §tadiu a Specifikuje poziadavky do vyrobného procesu,
¢o ma za nasledok menej problémov pri rozbehu vyroby.
Znizuje naklady na vyrobu novych vyrobkov.
Redukuje problémy v distribuc¢nej sieti.
Orientécia na zdkaznika zabezpeci predajnost’ vyrobkov a stalu poziciu na trhu.

Metoda je charakterizovand systematickym poznavanim zakaznickych priani a ich
transforméciou do technickych Specifikacii vyrobku, riadenim k stanovenym ciel'om.

X/
L X4

7/ X/
L X X

X/
L %4

1. krok: ldentifikovat’ potreby zdkaznikov

Potreby zdkaznikov su ich poziadavky na produkty alebo sluzby vyjadrené slovami a
terminmi, ktoré oni sami pouZzivaju. Doéleziti ulohu v tejto etape zohravaji marketingovi
pracovnici. Jednotlivé oblasti definovanych potrieb (obsluha, ekonomicka stranka) sa ¢lenia
na ich hlavné komponenty (napriklad v obsluhe je to individudlny pristup, vcasnost,
jednoduchost, vhodné spravanie). Tie sa dalej ¢lenia na jednoduch$ie konkrétne
zvladnuteI'né prvky (v spravani je to priatel'ské vystupovanie, nijaké ¢akanie v radoch, atd’.).
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2. krok: Zostavit zoznam  charakteristik  procesu (produktu) zodpovedajucich
definovanym potrebdam

Charakteristiky produktu ¢i procesu predstavuju technické parametre, ktoré s vyvijané
za ucelom co najlepSieho uspokojovania potrieb. V domceku kvality sa umiestiiuju pod
,,strieSku®.

Jednotlivé charakteristiky alebo interné procesy Casto navzajom suvisia. Tieto vztahy
(korelacie) sa znazoriuju v Casti predstavujicej ,,striesku pomocou symbolov napriklad:
® kruzok s bodkou uprostred zndzoriuje vel'mi silny vzt'ah,

O prazdny krazok predstavuje silny vzt'ah,
/\ trojuholnik znamena slabtl vzajomnu stuvislost’.

3. krok: Zostrojit® maticu vztahov medzi atributmi zdkaznika a zodpovedajicimi
charakteristikami produktu

V tretej faze budujeme zdkladnu maticu (pod ,strieSkou’). Exaktne vypocitavame,
alebo podl'a moznosti ¢o najviac objektivne odhadujeme vztahy medzi atributmi zdkaznika
(potrebami) a zodpovedajucimi charakteristikami produktu alebo sluzby. Na zaznacenie
vztahu sa spravidla pouZivaju tie isté symboly, ktoré boli definované v 2. kroku.

4. krok: Zhodnotit’ situdciu na trhu

V tejto etape sa kazda poziadavka zakaznika ohodnoti podla jeho vyjadrenia zndmkou
(prioritou) od 1 (menej vyznamné) po 5 (extrémne vyznamné). V Casti matice pre hodnotenie
konkurencie sa zvyraznia silné a slabé stranky konkurencie v dosahovani uspokojenia danych
potrieb zékaznikov. Toto hodnotenie napomaha pri rozhodovani o prioritdich pre nové
produkty, respektive urcuje stratégiu rozvoja kvality. Tam, kde napriklad zdkaznik pozaduje
uspokojenie na urovni 5 a poésobenie konkurencie je len na rovni 1 alebo 2, existuje spravidla
redlna moznost’ uplatnenia sa na tomto trhu.

5. krok: Zhodnotit’ zodpovedajice charakteristiky procesov (produktov) konkurencie a
stanovit’ ciele

V tomto bode zohrdva doleziti tlohu prieskum trhu. V dolnej ¢asti domceka kvality sa
zaznacuju miery (od 1 po 5), akymi jednotlivé konkrétne charakteristiky procesu (produktu)
konkurencie uspokojuju zakaznika. Ak konkuren¢ny produkt alebo sluzba uspokojuje potreby
a poziadavky zdkaznikov na dobrej urovni (matica vpravo), ale hodnotenie charakteristik
procesov (produktov) nezodpoveda vyjadreniu tohto uspokojenia, bud’ hodnotenie prislusnych
charakteristik nie je pravdivé, alebo existuje nie¢o iné, ¢o ovplyviiuje vnimanie zdkaznika
(nepostrehnutéa dolezita potreba zakaznika).

6.krok: Vytipovat’ zodpovedajuce charakteristiky pre ndsledny rozvoj

Podstatu tvori identifikdcia charakteristik, ktoré predstavuju vyznamna suvislost’ s
definovanymi potrebami zakaznikov, alebo je v danej oblasti chabé uplatnenie konkurencie.
Vybrané charakteristiky sa stani cielom néslednych opatreni na zlepSenie uspokojenia
zékaznikov.

3. Implementacia metédy QFD

Vyhodou metédy QFD (Quality Function Deployment), ktorej teoreticky zaklad uz bol
opisany, je to, ze vsebe efektivnym spOsobom =zahftia niekolko dolezitych funkcii
potrebnych na definovanie hlavnych smerov a problémov zlepSovania.
Ide o:
¢ formulaciu najdolezitejSich poziadaviek zakaznika,

+¢ ich hierarchizaciu, teda uréenie vyznamu pre zékaznika,
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vyhodnotenie konkurencieschopnosti z pohl'adu vnimania zdkaznikom,

X/
L X4

vyhodnotenie konkurencieschopnosti z pohl'adu dosahovania konkrétnych technickych
parametrov,

% transformaciu poziadaviek zakaznika do technickych parametrov vyroby,

L)

*0

» urcenie kritickych parametrov vyroby na zéklade odhadu tesnosti vizby.

Jednym z najddlezitejSich atributov kvality medeného drotu je jeho odolnost’ proti
pretrhnutiu. Problém spociva v tom, Ze opédtovne tahany drot sa pretrhne skor, nez vyrobcovia
dosiahnu potrebny rozmer( od & = 0,2 mm az po & = 1,85 mm). Velky vplyv na to maju
materidlové vlastnosti (kompaktnost’ materialu), obsah kyslika v medi a iné dblezité faktory.

Ulohou je dosiahnut’ stav, aby sa droty s pozadovanymi rozmermi nepretrhli pri vyrobe
a mali pozadované vlastnosti. Aby sme splnili tento ciel, musime si zvolit vhodné
kvalitativne znaky a kritéria, podla ktorych vieme zhodnotit’, ¢i sme splnili vytyceny ciel
alebo nie. Za hlavni odozvu sme si zvolili pretrhnutie drotu, atribitovi ndhodnu velicinu,
ktora je meratel'na u zédkaznika. Problém s takto definovanou odozvou spociva v relativne
komplikovanom spdsobe identifikacie drotu u zdkaznika a vel'kym ¢asovym oneskorenim.

Podklady pre vykonanie metddy QFD boli ziskané na zdklade reklamacii, ako aj ohlasov
zékaznikov danej hutnickej firmy. Dal§im zdrojom informécii bol brainstorming, vykonany so
skupinou odbornikov, byvalych zamestnancov prevadzky Cu drét. Na zaklade tychto
informadcii boli vyhodnotené vstupné charakteristiky metédy QFD. Poziadavky zakaznikov na
vstupe boli rozdelené do Styroch zékladnych ¢asti — kvalita, ekonomika, servis a ekoldgia.

Kvalita Ekonomika Servis Ekologia
Chemicka cistota Nizka cena Vcasnost’ dodavok Ekologicka

medi nezavadnost’
Kompaktnost’ Flexibilita pri Flexibilita dodavok | Nizka prasnost’ pri
materidlu uzatvarani zmluv spracovani
Stabilny priemer DIhsia doba Kvalitné balenie Ekologia obalov
drotu splatnosti faktar (cievky)

Kvalitny povrch

Povrchova Cistota

drétu

Tabulka 1: PoZiadavky zdkaznikov

Formular, na zaklade ktorého je mozné identifikovat’ priebeh vypracovania analyzy
QFD, je na Obr. 1.
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Obrazok 1: QFD pre skumanu hutnicku vyrobu

Z pohl'adu vnimania zakaznikom najvacsi vyznam mali poziadavky na chemicku

Cistotu medi, odolnost voci prietrhom a poziadavka nizkej praSnosti pri tahani drotu na

tandemovych tahackach u zdkaznika. Pri hodnoteni konkurencieschopnosti sa prave posledne
uvadzana poziadavka javi ako konkuren¢néd nevyhoda sledovanej spolo¢nosti

Konkuren¢né podniky totiz vplyvom inej technoldgie vyroby zpohladu zakaznika

dosahovali podstatne menSie percento prasnosti. Jednotlivé suvztaznosti, na zdklade ktorych

mozno transformovat poziadavky zédkaznika do technickych parametrov, st zaznamenané
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v Struktire matice QFD. Vo vypracovanom formuldri QFD (Obrazok 1) su tiez uvedené
¢iselné hodnoty charakterizujiice vyznam jednotlivych technickych parametrov, pri ktorych
ako hranicu kriti¢nosti sme uvazovali hodnotu 100 bodov. Na zéklade takéhoto kritéria ndm
zmetddy QFD ako kritické faktory vyroby jednoznacne vysli dva parametre — percento
prietrhov u zédkaznika s bodovou hodnotou 115 a obsah oxidov s bodovou hodnotou 163.

Prave pomocou skiimanej metédy sme dosli k zaveru, ze tymto spominanym dvom
parametrom, ktoré tvoria jednozna¢ne zakladné kritické prvky pripadného zlepSovania, musia
zamestnanci podniku venovat’ zvySenu pozornost’, ak chcu by na trhu firmou, ktord prosperuje
a je konkurencie schopna.

4. Zaver

Vyuzivanie Statistickych metdd vo vyrobe uz v sicasnosti nie je ni¢im vynimo¢nym.
Tento prispevok v skratenej forme poukdzal na moznost, opodstatnenost, ale aj
vykonatel'nost’ implementécie sofistikovanych S$tatistickych metéd ako je QFD v ramci
systému zlepSovania v praktickych podmienkach vyrobného procesu. Okrem teoretického
zdovodnenia pouzitia tejto metddy, bola prezentovana aplikacia QFD na konkrétnych tidajoch
ziskanych z praxe. Prostrednictvom nej boli urcené kritické aspekty merania vykonnosti
a efektivnosti jednotlivych podprocesov.
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Asymptotické vlastnosti odhadii s minimalni Kolmogorovskou vzdalenosti
Asymptotic properties of Minimum Kolmogorov distance density
estimators

Bc. Jitka Hanouskovéa a Ing. Vaclav Kus, PhD.

~

Abstrakt: This paper focuses on the minimum Kolmogorov distance density estimate f* of probability density

n
f on the real line. The rate of consistency for #—>0 is known if the degree of variations is finite. The rate of
consistency is studied under more general conditions. The generalization of degree of variation - the partial
degree of variation is defined for density g of nonparametric family D containing the unknown density f . If

the partial degree is finite and some aditional assumptions are fulfilled then the Kolmogorov distance estimate is

-1/2

consistent of the order of n in L, -norm and also in the expected L,-norm. The examples confront this

method with the method based on Vapnik-Chervonenkis dimension.
Key words: Kolmogorov estimators, degree of variation, Vapnik-Chervonenkis dimension

Klicova slova: Kolmogorvské odhady, stupen variace, Vapnik-Chervonenkisova dimenze

1. Uvod

Zaved’'me znaceni, které¢ budeme v dal§im textu pouzivat. Necht' A je o — finitni mira
na (R,B), kde B je borelovska o —algebru na R. Bud’ F(R) mnozina vech distribu¢nich
funkci na (R,B). Oznaéme F; podmnozinu vSech rozdéleni absolutné spojitych vzhledem k
mife A na (R,B). Oznaéme @; mnozinu v Banachové prostoru L, (R,dA) obsahujici hustoty
odpovidajici distribu¢nim funkcim z F;,D jeji libovolnou neprazdnou podmnozinu a

F podmnozinu ¥, obsahujici distribu¢ni funkce odpovidajici hustotdm z podmnoZiny D.

V dal§im textu bude F, oznacovat distribu¢ni funkce odpovidajici odhadu hustoty ]7,7 .
Déle bud’te X,,.., X, stejn€ a nezavisle rozdélena pozorovani, symbolem F, budeme
oznacovat empirickou distribu¢ni funkci na zaloZenou na (X,,..,X,) a symbolem v, (4)

budeme oznacovat empirickou distribuci zaloZenou na (X|,..,X,)

1 1 &

Fn(x):_Z]{X.Sx}’ Vn(A):_ZI{XAeA}’ACR’

n = J n =1 J
kde I{ngx} Je indikator jevu X, € (—o0,x] a ]{XjeA} Je indikator jevu X, € 4.
Definice 1. Rekneme, Ze odhad ]7” hustoty fe @ je Kolmogorovskym odhadem pravée tehdy,
kdyz odpovidajici distribu¢ni funkce Ij“n € Fvyhovuje podmince:

K(F.,F)= inf K(F.F,) s,
kde K je Kolmogorovska vzdalenost na #(R) definovana nize.

Kazda metricka vzdalenost D na F(R) definuje psedometriku p,, na ©; timto
zpusobem: p,(f,g)=D(F,G),kde F,G e F, jsou distribu¢ni funkce odpovidajici
hustotam f,ge D;.
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Definice 2. Rikdme, Ze odhad /7” hustoty f € D je konzistentni v dané p,, vzdalenosti, resp.
v jeji sttedni hodnoté, pravé kdyz p,, (]N”n, f)— 0 skoro jisté, resp. kdyz Ep,, (fn, f)—0.
Rikame, Ze odhad fn je konzistentni fadu r, — 0 ve vzdalenosti p,, resp. v jeji stiedni

hodnoté, pravée tehdy, kdyz p,, (ﬁ,f) =0,(r,), resp. kdyz Ep,, (]N’n,f) =0(r,).

Nebudeme se zabyvat obecnymi vzdalenostmi D a p,,, ale pouze Kolmogorovskou
vzdalenosti na D (p,) a vzdalenosti v totalni variaci na D (p, ) definovanymi jako:

P (f,8)=K(F,G)=sup| F(x)-G(x)|,  p,(f,0)=V(F,G)= J.If—gldft

xeR

kde F,G e T3 a f,g jsoujim odpovidajici hustoty.

2. Konzistence v L, -normé

Definice 3. Rekneme, Ze px dominuje p, na O (ozn. p, > p,) pravé, kdyz pro kazdou
posloupnost £, f,, f,,...€ D konvergence f, — f v p, pro n— o implikuje konvergenci
f,—>f v p,. Afekneme, ze p, stejnomémné¢ dominuje p, lokdlné¢ vzhledem k p, na ©

(ozn. p, =" p,/py ) prave, kdyz pro kazdou hustotu g € D existuje ¢ >0 a Kolmogorovské
okoli hustoty g, B, (g) c Dtakové, ze p,(f,g)=cp,(f,g) pro vSechny f € B,(g).

Véta 1. Necht' p, >~ p, na D, potom kazdy Kolmogorovsky odhad hustoty z D je konzistentni
v L, - normé. Pokud p, " p,/p, na O, potom kazdy Kolmogorovsky odhad hustoty z D je

172

konzistentni Fadu n~"" v L, — normé i stredni hodnoté L, — normy.

Je zndmo, Ze kazda dvojice hustot f,g € D; definuje finitni miru v s hustotou
dv

a = f — g . Tato mira je rozdilem dvou finitnich mér na (R,B), horni variace v* a dolni

+

variace v~ s hustotami j—; =(f-g) =max{0,f—-g} av s

j—‘;_ —(f-g) = max{0,g— f}.

Definice 4. Rekneme, e 4 € B separuje v* a v~ , pravé kdyz plati bud v*(4)=v*(R) a
v (R-4A)=v (R),anebo v"(R-A4)=v'(R) av (4)=v (R).

Definice 5. Bud'te f,g € D;. Potom stupeii variace DV (f,g) €[0,+x] je definovan takto:

DV(f,g)=0,kdyz A separuje v a v a A(A)=0. Jinak

=

DV(f,g)=inf{meN: A:U J» A separuje v*, v- },

kde 7 ... I, jsou neprazdné intervaly v R . Je-li minimalizovana mnozina prazdna, tj.
neexistuje-1i Zadné m s poZzadovanymi vlastnostmi, pokladadme DV (f,g)=+o0.

Definice 6. Pro danou f'e€ © < Dj a 6 >0 definujeme lokalni stupeti variace LDV (f)
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hustoty f vzhledem ke Kolmogorovské vzdalenosti v @ vztahem
LDV;(f)=sup{DV(f.,g): geB;(f) N D},

kde By ;(f) je Kolmogorovska koule v D o poloméru & se sttedem v f . Dale stupném

variace DV (D) rodiny D = D; nazveme: DV (D) = sup{DV(f,g): f,g € D}.

Véta 2. Bud D c D), necht pro kazdou hustotu [ € D existuje 6 >0 tak, ze
LDV (f)<+o. Potom p, stejnomérné dominuje p, lokdlné vzhledem k p;

(Px " pylpy) na D.

3. Konzistence v L, -normé za obecnéjSich predpokladi
Nyni zobecnime teorii ze Sekce 2 a ukazeme, ze i Kolmogorovské odhady, pro které
LDV,(f) nemusi byt konecny a které spliiuji jisté dodate¢né piedpoklady, jsou konzistentni

v L, -normé a jeji stfedni hodnoté. Za timto ucelem zavedeme nové typy dominanci.

Definice 7. Rekneme, 7e p, asymptoticky dominuje p, fadu a, lokdlné s ohledem na o,
na O (ozna¢me p, > p,/p,(a, — 0)) prave tehdy, kdyz (Ve ©) (3B, (f)) takové, Ze

(V(S)reBe (), 1, > [ v py) @c>0) tak, ze pi(f,. ) zep,(f,,f)—a,, kde Bi(f) je
Kolmogorovské okoli hustoty /" a a, je nezdporna posloupnost spliiujici 1im a, =0.

n—>+0

Nov¢ definovana dominance je skute¢né zobecnénim ptivodni Definice 3 (viz piiklad v [1]).
Dtikazy dale uvedenych vét 1ze nalézt v [7].

Véta 3. Necht' p, = p, | pi (a, = 0) na D. Potom kazdy Kolmogorovsky odhad ]7” hustoty
f z Dje konzistentni v L,-normé a ve stiedni hodnoté L,-normy. Pokud navic a, = o(n™'"?),

12

potom kazdy Kolmogorovsky odhad hustoty f z D je konzistentni Fadu n~~ v L, -normé a ve

stredni hodnoté L, -normy.

Nyni budeme formulovat podminky, za kterych rodina @ < @, vyhovi podminkdm
dominance pfedpoklddanym ve vété 3. Definujme zobecnénou podobu stupné variace a
podivejme se na jeho vztah k diive definovanému stupni variace z Definice 6.

Definice 8. Bud'te f,g € @D, anecht ae[0,+0]. Potom parcidlni stupen variace
DV (f,g)€[0,+x] je definovan takto:

J=1

DV(f,g)=inf{meNu{O}: A=) J+1 Aseparuje v*, v }

kde 74 ... J,, jsou neprazdné disjunktni intervaly v R a I < R mnozina takova, Zze v (I)<a

a v (I)<a pticemz U J; N1 =. Je-li minimalizovana mnoZzina prazdna, tj. neexistuje-li
A
zadné m a mnoZina / s pozadovanymi vlastnostmi, potom pokladame DV (f,g)=+x.

Pokud a>b>0, potom DV, <DV, <DV, = DV. Pivodni stupeil variace DV nas informuje
o poctu znaménkovych zmén rozdilu f — g . Z parcidlniho stupné¢ variace nezjistime pocet
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znaménkovych zmén, vime jen, Ze pokud DV, (f,g) <+oo, potom aZ na kone¢ny pocet
vyjimek se vSechny znaménkové zmény odehrdvaji na mnozing 7 .

Véta 4. Bud O c D, . Necht pro kaZzdou hustotu f € D existuje Kolmogorovské okoli

B (f) akonstanta K €[0,0) a ddle nezaporna posloupnost a, s lima, =0 tak, Ze

V() € Be(f), [, = fvpy) plati, Ze Vne N je DV, (f,,f)<K . Potom py

asymptoticky stejnomerné dominuje p, radu a, lokalné s ohledem na p, na D.

4. Vapnik-Chervonenkisova dimenze
Kratce zmifime jiny pfistup pro ovéfovani konzistence Kolmogorovskych odhadu [2].

Definice 9. Bud’ 4 tfida méfitelnych mnoZin. Pro (z,,..,z,) € {R?}" oznaéme Na(z,,..z,)
pocet riznych mnozin ve tiid¢ {{z,,..z,} " 4; A € A}. Déle n-ty shatter koeficient definujme

jako s(4,m)= max  Na(z,.z,). Tedy shatter koeficient je maximalni pocet riznych

(712, )e(RI}

podmnozin z n bodi, které mohou byt vybrany pomoci tfidy mnozin 4.

Definice 10. Bud’ 4 tfida mnozin | 4 |>2 (| A | je pocet prvkli mnoziny 4). Nejvétsi
piirozené &islo k >1, pro které plati s(4, k)= 2" nazyvejme Vapnik-Chervonenkisovou (VC)
dimenzi tfidy 4, ozna¢me V4. Pokud s(A4, n)= 2" pro kazdén, polozme V; = .

Definice 11. Bud Fo = {f, : @ € ®} parametricka tfida hustot v R (@ cR*)a X,,.X,
stejné nezavisle rozdélend pozorovani na f, € Fy . Definujme tfidu mnoZin

A={{xeR": f, > f,} 6.0,€06)}
a nasledn¢ odhad parametru € s minimalni D4 vzdalenosti vztahem 67” = arg 1?%1 Da(P,,v,),

kde P, je distribuce odpovidajici hustoté f, a D je zobecnénd Kolmogorov-Smirnovova

vzdalenost
Da(P,Q)= sup | P(A)—-Q0(A)].

Véta 5. Pokud A z Definice 11 ma konecnou VC dimenzi, pak odhad hustoty f, pro

-1/2

zobecnénou Kolmogorovskou vzddlenost je konzistentni radu (n~"'") ve stiedni hodnoté L, -

normy.

5. Vapnik-Chervonenkisova dimenze a stupen variace

Na piikladech porovnejme oba zminéné piistupy a podivejme se na vzdjemny vztah jim
odpovidajicich charakteristik: stupné variace, parcialniho stupné variace a VC dimenze.
Protoze VC dimenze je citlivd na zmény hustot na mnoZinach nulové miry, zatimco stupné
variace ne, uvazujeme dale rodiny @ obsahujici hustoty liSici se pouze na mnozinach
nenulové miry.

Na jednoduchém ptiklad€ snadno ovéiime, Ze v obecném piipadé z konecnosti Vapnik-
Chervonenkisovy dimenze neplyne konec¢nost stupné variace, tedy je mozné pouZit Vapnik-
Chervonenkisovu teorii, ale teorii zaloZenou na stupni variace nikoli.

Priklad 1. Necht rodina hustot @ obsahuje rovnomérnou hustotu g intervalu (0,1) a hustoty
/., definované takto
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n 1 1
— x€(—,—),i=12,.
n+l1 (22’ 22”1)
n+3 1 1
= xe(——,—),i=12,.
f;l n+1 (221+] 221)
1
1 xe(=,1
(2 )

Potom DV(D) = «, protoze naptiklad DV(g, f,) =, zatimco V; < oo, protoze tfida mnozin
A obsahuje pouze dvé rizné mnoziny. Avsak je mozné pouzit teorii parcidlniho stupné
variace vybudovanou v ¢asti 3. Snadno zjistime, Ze totiz existuje posloupnost a,,lima, =0,

n—>x0

takova, ze DV, (f,,g) <K <o pro VneN.

V nasledujicich dvou piikladech zkonstruujeme rodinu hustot, na které bude mozné
pouzit ob¢ teorie (tj. DV(D) <o A Vs <o) a déle rodinu hustot, na které obé¢ teorie selzou

(tj. DV(D)=0 A V3 =o).
Piiklad 2. Uvazujme rodinu @ vSech hustot Gaussova normalniho rozdéleni. Potom ziejmé

DV(D) =1aVy=3.

Priklad 3. Zvolme k €N libovolné a vyberme k riznych bodd z,,..,z, v intervalu
(2k,2k +1) a oznatme z,,..z, jejich vzestupné prerovnani. Pro j=1,.k definujme

intervaly
U =w,,,u,)cQk2k+1),kde u = Zum TR roj=1,.k—1
j j*l’ J b b j 2 p j bARS )

u, =2ku, =2k+1.
Existuje 2" rfiznych podmnoZin mnoZiny {1,..,k}, oznaéme je M ,i=1,..2* a definujme
(Uov)
.= A jeM? U; na UjeM,-k U; ,kde A je Lebesqueova mirana R.
i 0 jindena R,
Definujme rodinu hustot D = { ka :i=1,.2" k e N}. Z konstrukce je ziejmé, Ze pro kazdé

k eN existuje mnozina {z,,..,z,} , ktera je roztfidéna tfidou mnozin
A={xeR: ka > ka i, j€{1,.2" ke N}, tzn. V4 = 0. V tomto ptipadé také DV(D)
i J

=00,

Nasledujici ptiklad ukéze, ze z kone€nosti stupné variace neplyne kone¢nost Vapnik-
Chervonenkisovy dimenze.

Priklad 4. (viz [1]) Zvolme k €N libovolné a vyberme k riznych bodi z,,..,z, v intervalu

(2k —1,2k) a oznatme z,,..z, jejich vzestupné prerovnani a Z, ={z,,..z;}. Pro j=1,.k
S _ _Zum g F_ _ _
definujme intervaly U, = (u,_,u,),kde u, = Tpro i=1,k-1 u,=2k-1lu, =2k

Existuje 2* riznych podmnozin S, cZ,j= 1,.2" Pro j=1,2"ai=1,.,k definujme

hustoty
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1—% prox e U, kdyzU, NS, =
1 N
gi(x)= 1—21.+1 prox e U, kdyzU, NS, # O,
k
1-Yald, prox e (2k—2,.2k—1)
i=1

kde d, =|u, —u,_, | je délka intervalu U, a
1 y
[ 1—2—j kdyz UimSjZQ

1-—

kdyz U NS, #9

Jj+l
Sestrojime rodinu hustot © = {gf 1j=1,..2" ke N} U{f,,k e N}, kde f, je rovnomeérna

hustota na intervalu (2k —1,2k) . Vidime, ze DV(D)=1, zatimco VC dimenze tfidy mnozin
A={xeR: f(x)>g(x), f,g € D} je Vq =, protoze z konstrukce je patrné, ze pro kazdé
k €N existuje mnozina Z, ={z,,..,z, }, ktera je roztfidéna tfidou mnozin 4.

Je tedy vidét, Ze podminka DV(D) <o pro Kolmogorovské odhady je piimo
neporovnatelnd s podminkou V; <oo pro zobecnéné Kolmogorovské odhady bez dal§ich

omezujicich pozadavki na rodiny @. Nicméné zobecnény Kolmogorovsky odhad je

vewr

mnohem vétsi tfidu mnozin. Také ovéfeni podminky DV(D) <o je snazsi nez ovéfovani
podminky Vz <.
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Statistické riadenie kvality — Taguchiho navrhy experimentov v SAS-e
Statistical Quality Control — Taguchi Design of Experiments within SAS

Adriana Hornikova

Abstract: Taguchi experimental designs consider the economical qualities when judging the
feature of a design. These designs are strongly related to quality control theory. In this
contribution come up principles of Taguchi designs and what distinguishes them from other
kinds of design. Loss function is the primary difference in understanding of quality of
products followed by orthogonal arrays (inner and outer arrays), signal to noise ratio
characteristic and others. All important steps of creating a Taguchi design, e.g. orthogonal
arrays or orthogonal matrix, inner and outer arrays, SN ratio variable, etc., are illustrated with
an example ,manufacturing of nylon tubes‘ (after Byrne and Taguchi, 1986) while utilizing
the statistical module SAS JMP. Confidence intervals for average factor levels, particular
treatment or prediction intervals are detailed according to Taguchi.

Keywords: design of experiments, Taguchi designs, statistical software SAS, SAS Slovakia
Kruacové slova: navrhovanie experimentov, Taguchiho navrhy, Statisticky softvér SAS.

1. Uvod

Metodika vytvarania navrhov experimentov nesie pomenovanie japonského profesora
Genichiho Tagichiho, ktory sa zaslazil o vytvorenie nového pristupu kontroly kvality, pricom
pouzil tedriu navrhovania experimentov. Taguchi navrhol apouzil iny model pre
charakteristiku nékladov vyrobku, aky je typicky v klasickom ponimani. V ekonomickom
ponimani zniZovanie nakladov je spojené so zniZovanim variability. Definoval stratu (stratova
funkciu), ktora zohladnuje odberatel'ove oCakavania, aby kupil kvalitnej$i vyrobok a tiez
potreby vyrobcu produkovat nizko ndkladové vyrobky. Principom Taguchiho navrhov je
maximalizacia ,strat‘, kde stratu matematicky vyjadruje stratova (penalizacna) funkcia, L(y).

Unikatne je pouzivanie pomeru signalu k Sumu, ozn. SN (z angl. ,signal to noise ratio®).

Tabul’ka 1: Zhrnutie - typy stratovej funkcie a priemernd strata na vyrobok.

Strata jedného Priemerna strata na | Pomer signalu k Sumu
Typ charakteristiky vyrobku jeden vyrobok (SN)
k k|, 30, 11
&im vidsie, tym v? Y{l + Yﬁ —10-log *ZF
lepsie i X
)72
&¢im blizsie k T, k(Y -T) koo, +k(Y —TY 10- log(szJ
tym lepSie
1 &,
¢im mensie, tym kY? ko, +k-Y? —10~log(nZYi j
lepsie -

>

i=1

3

Y,

¥, -7y

V tabulke 1 je Y = , kje koeficient imernosti, 7 je cielova

n n—1
hodnota, Y; je skutocna hodnota vykonovej charakteristiky a L(Y ) je strata spdsobena
odchylkou charakteristiky od cielovej hodnoty 7.
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2. Inzinierska stratégia

V inZinierskej stratégii sa podl'a G. Taguchiho postup navrhovania vyrobku ¢leni do
troch zakladnych metodickych postupov:

1) navrh systému (tiez primarny navrh): Ide o krok, kedy sa navrhne novy vyrobok
pouzitim novych metdd, koncepcii, napadov, pristupov, atd. Jednou z moznosti ako si
zachovat' konkurencieschopnost na trhu je, stat’ sa lidrom v aplikovani modernych
technologii. AvSak v dosledku kopirovania tento krok dlho nevydrzi.

2) navrh parametrov (tiez sekundarny navrh): Vtejto faze je cielom zlepSenie
uniformnosti vyrobku, teda jeho vlastnosti ato svelmi nizkymi ndkladmi alebo
uSetrenim. Niektoré parametre vyrobku sa upravia tak, ze spravanie sa vyrobku je menej
citlivé k zdrojom variability. Toto je uskutocnené analyzou podielu variability vzhl'adom
na ozvu, teda pomer signalu k Sumu. Z pohladu ziskania cielového nastavenia faktora je
z inzinierskeho hl'adiska menej naro¢né prestavenie strednej hodnoty faktora na cielova
hodnotu, ako znizenie variability. Navrh parametrov je navrh, ktorého poslanim je
ekonomické zvyhodnenie produkcie vyrobku.

3) navrh tolerancii (tiez tercidlny navrh): Ide o fazu zlepSovania kvality s minimalnymi
nakladmi a to pomocou zuZovania toleran¢nych hranic vyrobku alebo vyrobného procesu
s cielom znizit’ vlastnu variabilitu vyrobku. Tento navrh sa v praxi pouziva hlavne vtedy,
ked’ zniZenie variability z navrhu parametrov nebolo postacujuce.

Ide o akusi trojkrokova procediru, kedy sa pre kontrolne faktory vnatorného pola najdu

optimélne nastavenia. Potom sa v ramci jednotlivych pokusov vonkajSieho pol'a urci, ako na

ozvu vplyvaju Sumové faktory. Toto sa realizuje pre vSetky kombindcie pokusov vnutorného

a vonkajSieho pola. V pripade, Ze je potrebné optimalizovat’ nie len variabilitu, ale aj polohu

premennej, je vhodné pouzit’ novu premennd, ktora je vytvorend ako pomer medzi signalom k

Sumu. Pri hl'adani optimalneho rieSenia maximalizujeme pomer signalu k Sumu pre potrebné

charakteristiky a strednt hodnotu udrziavame napriklad na cielovej hodnote (vid’ tab. 1).

Este k Statistickej podstate Taguchiho navrhov. Teoretické zaklady ortogonalnych
matic (Taguchiho navrh sa oznaCuje aj ortogondlnym polom, ktory sa da matematicky
vyjadrit’ formou ortogonalnej matice) siahaji uz do roku 1897, kedy Jacques Hadamard,
franctizsky matematik popisoval polia a matice. O znovuobjavenie sa az po druhej svetovej
vojne postarali Blackett a Burman, Statistici z Velkej Britanie, ktori vytvorili tiez po nich
pomenované navrhy, a to hlavne saturované navrhy. Vo vSeobecnosti st Hadamardové matice
identické s maticami Taguchiho, li§ia sa len v poradi medzi riadkami a stipcami.

Vystupy zanalyzy experimentov sa zobrazuju aj graficky, pricom sa zndzoriuju
urovne vyznamnych faktorov, ich kombinécie na posudenie interakcii, poradie pokusov alebo
sa vytvaraju normalne diagramy, polovi¢né normalne diagramy alebo Danielové diagramy.

Takyto pristup podporuje aj systém JMP SAS. Modul obsahuje rovnomennt vlastna
platformu pomenovani Taguchiho polia (Taguchi Arrays). Softvér v sulade s tedriou
navrhovania Taguchiho navrhov umoziuje rozliSit medzi kontrolovanymi a Sumovymi
faktormi, vytvorit’ vnutorné a vonkajsie polia, ako aj vySpecifikovat’ pomer signalu k Sumu.
S cielom vytvorit Taguchiho navrh sa zvoli v hlavhom menu rovnomenné platforma. Vo
vstupnom okne ponuky sa zvoli ciel’ pre ozvu (Response), pomenuju sa faktory a priradi sa im
uloha, signalny faktor (signal factor) alebo Sumovy faktor (noise factor). Nésledne sa
z ponukanych vnatornych a vonkajSich poli zvolia pozadované navrhy. Nasledne program
vytvori navrh tabul’ky tdajov, aby sa mohlo zacat’ s experimentovanim.

3. Interval spoPlahlivosti

Ak je navrh konecny, je mozné ziskat’ vysledok aj v podobe odhadu strednej hodnoty,
ktora predstavuje odhad skuto¢nej hodnoty zistovanej veli¢iny. Rovnako Taguchi definoval
tri r6zne intervaly spol'ahlivosti okolo strednej hodnoty:
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e interval spol'ahlivosti pre priemernu hodnotu Grovne faktora
e predik¢ny interval okolo odhadu priemernej hodnoty pokusu
e interval okolo odhadu priemernej hodnoty pokusu, ktory sa pouZije
v potvrdzujucom experimente na overenie predikcie.
Prvy z troch intervalov spol’ahlivosti okolo strednej hodnoty urovne faktora sa vypocita:

fa, =4 £Cl,
alebo
4,-ClL <p, <4 +CJ

priom 4, je priemernd hodnota faktora 4 pri Grovni 1 a

2
CIIZ Fa(lﬂv2)'se ,
n

kde s’ je rozptyl néhodnej chyby, n je pocet opakovani v danom pokuse a F, (1, V2) je
prislusny « kvantyl Fisherovho rozdelenia pravdepodobnosti so stupfiami volnosti 1 a v,,
Vv, su stupne vol'nosti asociované so stupniami vol'nosti pre chybu v, .

Interval spol'ahlivosti pre strednu hodnotu pokusu uvazuje s nasledovnym intervalom
spolahlivosti:

2
CIZZ Fa(lﬂve).se ,

h eff

kde s’ je rozptyl ndhodnej chyby, n_, je efektivny po€et opakovani v danom pokuse

eff

P N
T Ay, +vy + v,

pricom v menovateli zlomku v zatvorke je celkovy pocet stupfiov volnosti v spojitosti
s odhadom strednej hodnoty, konkrétne v, st stupne volnosti faktora A, ktoré sa vypocitaju

ako pocet urovni faktora A minus jedna a F,(L,v,) je a kvantyl Fisherovho rozdelenia
pravdepodobnosti so stupfiami vol'nosti 1 a v, .

Predikény interval pre novy pokus pouziteIny na overenie spravnosti nastaveni sa da
urc¢it’ podl'a nasledujiiceho vzt'ahu:

CI3=\/FQ(1,VQ)'S:{1+1},
Ny T

kde s’ je rozptyl ndhodnej chyby, n

o Je efektivny pocet opakovani v danom pokuse ar

predstavuje vel'kost’ vyberu v prognézovanom pokuse.

4. Priklad aplikacie Taguchiho poli do systému SAS JMP

Priklad popisal Byrne a Taguchi v roku 1986 na Styridsiatom vyro¢nom kongrese
kontroly kvality v Milwaukee, WI v USA. Cielom néavrhu experimentu je najst’ také
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nastavenia kontrolovanych faktorov, aby sa docielilo maximalizdcie prilnavosti
a minimalizacie nakladov na montdz nylonovych vyrobkov. Experiment definuje sedem
faktorov, tri Sumové (s dvomi uroviiami) a Styri kontrolované (kazdy s tromi uroviiami).

DOE- Taguchi Arrays

v = Taguchi Design
v Response

Responze Mame Goal Lovwver Limit Upper Limit Importance
ki Larger |z Better
¥ Factors
Mame Rale Yalles

W Irterter Signal 1 2 3
(| REES] Signal 1 2 3
ik Depth Signal 1 2 3
i 2ohesive Signal 1 2 3
ks Time Moize L1 L2
‘Temperature Moise L1 L2

s Humiiciity Moise L1 L2

Taguchi Design
TFactars
Choosze Inner and Cuter Array Designs

Inner &rray Oger Array

Mumber Design Mame

s THETLEE Ld

27 L27 - Taguchi s |
a1 Full Factorial

Obrazok 1: Zadanie faktorov, ciela a vytvorenie Taguchiho poli.
Ide o navrh so siedmimi faktormi L9 - vnutorné pole a L8 - vonkajsie pole.

B8 Byrne Taguchi Data :

wioT

~lag Interfer Wall | Depth | Adhesive | Pattern Y- Y-+ W+ Y-+t Y- Y-+ Y- Y+t Mean ¥ SH Ratio ¥
111 1 1 1 - 13,6 85 1649 e 196 19,6 20 14,1 17,525 2402334
21 2 2 2 -000 13 16,2 19,4 19,6 19,7 19,8 242 214 19,475 2552164
31 3 | 3 e+ 16,3 16,7 19,1 13,6 226 16,2 23,3 204 19,025 253,33476
42 1 2 3 0-0+ 18,3 174 189 18,6 21 189 23,2 247 20,125 2500425
52 2 3 1 00+ 19,7 185 19,4 254 255 21,4 275 253 22525 26,00753
52 3 1 2 0+-0 16,2 16,3 20 19,3 147 19,6 225 247 19,225 2532574
7|3 1 3 2 ) 16,4 19,1 18,4 236 168 1886 243 215 19,35 2571081
R 2 1 3 0+ 14,2 156 151 16,8 178 196 232 244 18,3375 24 83231
9|8 el 2 1 ++0- 16,1 1949 18,3 17,3 23,1 227 226 28,6 21,2 2613155

Obrazok 2: Tabulka navrhu experimentu aj s udajmi.

G. Taguchi navrhol proceduru, ktort je mozné vSeobecne aplikovat’ pri Taguchiho navrhoch
na identifikovanie nastaveni parametrov, ktoré maximalizuju vykonovu charakteristiku:
e urcenie najvhodnejsich a inych porovnatel'ne vyhodnych nastaveni parametrov navrhu
a identifikovanie vyznamnych Sumovych faktorov
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e skonS$truovanie vnutorného a vonkajSiecho pola a vytvorenie navrhu experimentu
parametrov

e uskuto¢nenie navrhu experimentu parametrov

¢ vyjadrenie nového nastavenia parametrov podl'a vykonovej charakteristiky

e potvrdenie, ze nové nastavenia naozaj zlepSuju vykonovu Statistiku (najCastejSie
experimentalne). Postup je aplikovany s menSimi obmedzeniami aj v tomto priklade.

Tabulka 2: Analyza rozptylu pre SN pomer.

Zdroj | Df Sucet Priemerné F
Stvorcov Stvorce Statistika
Model | 8 | 5,2875264 0,660941 )
Chyba | 0 | 0,0000000 Prob > F
C.Total| 8 | 5,2875264

Obr. 3: VPavo 3D vyobrazenie premennej SN pomer.

Statisticky modul SAS JMP poskytol vysledky metédou najmensich §tvorcov, vo
forme vypoctov aj grafickych vystupov. Vo funkcii ,Prediction profiler (profil predikcif)
moznost’ zvolit' funkciu ,Maximalize desirability® (maximalizacia funkcie vhodnosti
nastaveni urovni faktorov), ktord umoziuje najst’ také nastavenia faktorov (predikciu), aby
ziskané vysledky boli, co mozno najziadanejSie ato vzhladom na ,Desirability function®
(funkcia vhodnosti). Pomer SN sa touto maximalizaciou zmenil z hodnoty 24,02534 na
26,90753. Maximalizacia zmenila nastavenie faktora interferencia a stena z urovne L1 na L2,
nastavenie faktora hibka z L1 na L3. Posledny $tvrty kontrolovany faktor svoje nastavenie
nezmenil. Takto sa ziskalo pozadované nastavenie kontrolovanych faktorov tak, aby boli
minimalizované ndklady a maximalizovana pril'navost’ nylonovych vyrobkov.

Mean Y
26,90753 22,825

SN Ratio Y

Desirability
0,952905

23

21+

19

17

27+

26—

25+

24+

~— —

Interfer

Wall

N o ™~
3 1 o o
Depth Adhesive Desirability

Obrazok 4: Funkcia Prediction profiler okrem ucinku faktorov umoZiiuje
ndjst’ aj najvhodnejsie nastavenie, resp. vo vol’be Desirability functions
(funkcia vhodnosti nastaveni) ziskat’ poZadované maximum tejto funkcie.
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5. Zaver

Navrhovanie experimentov je metodika, ktorda sa pouziva pred samotnym
uskuto¢nenim experimentu, pred tym ako sa vobec zacne nieCo testovat’, merat’, skusat’ alebo
sledovat’. Experimentovanie sa pouziva za uc¢elom pochopenia a zlepsenia systému. Prispevok
prinaSa zaklady tvorby Taguchiho navrhov a vSetky vyznamné kroky, ako vytvorenie
ortogonalneho pola a pod. vysvetluje aj pomocou Statistického softvéru SAS JMP.

Najvhodnejsie nastavenie z aplika¢ného prikladu je v pokuse ¢. 5 podl'a obr. 2, kedy je
hodnota ozvy najvyssia (vySe 22 a SN pomer vyse 26). Pre dani hodnotu je mozné vypocitat
podl'a podkapitoly 3 interval spol'ahlivosti pre jeden pokus v 5 riadku, ktory sa rovna:

e na o =0,05 pre ozvu 22,03+3,60 m,j.,

e na o =0,01 pre ozvu 22,03£ 5,24 m,j.
V zévere prispevku je treba poznamenat’, ze Taguchi robustny navrh je mozné aplikovat’ na
statické systémy. Rovnako vSak je aplikovateny aj na dynamické systémy. Dynamickym
oznacujeme taky systém, kedy vystupna premennd zavisi od vstupnej premennej (signalu).
Prikladom je brzdovy systém automobilu, kedy vodi¢ generuje stlatenim brzdy vstupny
signal, ktory sa linearne prenasSa d’alej v podobe brzdného ucinku (vystupny signal), a pod.
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Moznosti vyuzitia MS Excel pri operativhom sledovani kvality vyrobného
procesu

Possibilities of using MS Excel to operative control of manufacturing
process quality

Stella Hrehova

Abstract: In this paper are presented the possibilities of using MS Excel such as a tool of
operative process control. There is shown a connection between MS Excel and the internet
explorer in time. The principle of this method is using the empty cells to prepare the graph of
manufacturing process which will be gradually completed.

Key words: Quality, MS Excel, Process, Control

Klacové slova: kvalita, MS Excel, proces, riadenie.

1. Uvod

Statistické riadenie procesov aplikujeme na kritické znaky, ktoré su dolezité &i uz
z hladiska funk¢nosti vyrobku, alebo su pozadované priamo odberatelom. Ddlezité je
stanovit’ si jasné pravidla a postupy, ako sa zachovat v pripade prekrocenia povolenych
hranic. Coraz &astej$im $tandardom je stanovenie dvoch regulaénych medzi pre rozne sigma
urovne. Podl'a prekroc¢enia tychto regulaénych medzi sa rozhoduje o tom, ¢i je potrebné dana
davku aj triedit, alebo je potrebné iba regulacny zasah.

Pri hodnoteni kvality vyrobného procesu sa vytvara regulacny graf, ktory v grafickej
podobe popisuje schopnost’ procesu dodrziavat’ pozadované tolerancné hranice. Pouzivanie
regulac¢nych diagramov sa ¢leni na dve etapy.

V prvej etape je tlohou zostrojit’ regulacny graf, urcit jeho :
- dolnu toleranénu medzu,

- hornu toleran¢nti medzu.
V ramci tychto toleran¢nych pasiem sa moze pohybovat’ skimany parameter.

Druhou etapou je vlastné monitorovanie priebehu vyrobného procesu. V pripade, Ze
hodnota regulovaného parametra padne mimo regulacného pasma, vyrobca zistuje pri¢inu
tohto javu a prijima opatrenia na navrat parametra medzi regulacné medze. V priebehu
monitorovania mozno tiez sledovat’ priebeh regulovanych hodnét a podl'a ich vyvoja mozno
prijat’ opatrenia na korekciu tohto smeru vyvoja skor, neZ nastane mimoriadna situacia. Je
predpoklad, Ze zabehnut4 vyroba uz ma vytvoreny regulacny graf. Pre takyto pripad, je mozné
pouzitie programového prostriedku MS Excel.

2. Sposoby hodnotenia regulovanych hodnot
Hodnotenie regulovanych hodnét je mozné vykonavat’ dvoma moznost’ami.

- off-line techniky. Tieto techniky su zaloZené na hodnoteni parametrov az po ich
vyhodnoteni, teda az po urcitom ¢ase. V mnohych pripadoch vsak tieto techniky nie st
vhodné pre plynulé, kontinudlne systémy [6].

- on-line techniky. Pri takomto pristupe nie si definované len regulacné hranice, ale su tiez
definované pravidld ako regulovat proces tak, aby boli regulované parametre v rdmci
regulacnych medzi. Tieto techniky sa ukazuju byt efektivne pre regulovanie procesu, avsak
ich pouzitie si vyzaduje Specificky softvér a hardvér a samozrejme st aj financné narocné. Pre
pouzitie u malych a strednych firiem by to zrejme nebolo efektivne.
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V takychto pripadoch je mozné pouzitie konvencného prostriedku, ktory je schopny vytvarat’
iluziu on-line hodnotenia kvality vyrobného procesu. Predpokladom je, Ze regulacny graf je
vytvarany pomocou tabul’kového prostriedku MS Excel.

Pre potreby vyuzitia jeho prostredia je dolezitd jeho vlastnost prepojenia zdrojovej
tabul’ky pre graf a samotného grafického zobrazenia. V pripade takéhoto pouzitia je potrebné
dopredu mysliet’ na tento fakt a oznacit’ oblast’ pre vytvorenie grafu aj z prazdnych buniek,
ktoré sa potom priebezne pri kontrolach buda dopliiat. Takto zostrojeny graf sa bude sam
aktualizovat’ po doplneni hodnoty do zdrojovej tabulky bud’ pri kazdom otvoreni, alebo pri
kazdom stlaceni tlacidla "Obnovit" ( Refresh) na paneli nastrojov internetového prehliadaca.

Nasledujuci obrazok ukazuje zostrojeny regulacny graf s pouzitim prazdnych buniek.
Vytvorme graf priemerov z nasledujticich hodnot.

Tabulka 1 : Zdrojovd tabul’ka

P.c. Priemery Rozpdtie CL UCL LCL
1 2,8 3.4 3,1 3 2,8 2,7 2966667 0,7  3,091867  3,285419  2,890969
2 34 33 33 3,2 3,1 3,3 3,266667 0,3  3,091867  3,285419  2,890969
3 3,1 2,9 3,2 32 3,3 3,3 3,166667 0,4  3,091867  3,285419  2,890969
4 3 2,8 2,7 2,7 32 3 2,9 0,5 3,091867  3,285419  2,890969
5 3 3 3,1 2,9 3,1 3 3,016667 0,2  3,091867  3,285419  2,890969
6 2,9 29 32 2,9 3,3 3,1 3,05 0,4  3,091867  3,285419  2,890969
7 2,8 3 32 2,9 32 32 3,05 0,4  3,091867  3,285419  2,890969
8 3 32 34 3 3 3,1 3,116667 0,4  3,091867  3,285419  2,890969
9 32 34 32 2,9 3,1 32 3,166667 0,5 3,091867  3,285419  2,890969
10 35 34 32 3,1 3 3,1 3,216667 0,5 3,091867  3,285419  2,890969
11 3 32 33 33 32 3,1 3,183333 0,3  3,091867  3,285419  2,890969
12 3,2 3,1 3,1 2,9 2,9 2,8 3 0,4  3,091867  3,285419  2,890969
13 3 3,1 32 32 3,1 3,1 3,116667 0,2 3,091867  3,285419  2,890969
14 3 3 2,5 3,1 3 2,9 2916667 0,6  3,091867  3,285419  2,890969
15 3 3,3 3,1 3 3 3,1 3,083333 0,3  3,091867  3,285419  2,890969
16 34 32 32 3,1 3,1 3,1 3,183333 0,3  3,091867  3,285419  2,890969
17 32 32 3,1 3 2,9 2,8 3,033333 0,4  3,091867  3,285419  2,890969
18 32 32 32 34 34 3,4 3,3 0,2  3,091867  3,285419  2,890969
19 32 32 2,7 3 2,9 3 3 0,5 3,091867  3,285419  2,890969
20 3 2,9 32 3 3 3 3,016667 0,3  3,091867  3,285419  2,890969
21 33 33 3 3 3,1 32 3,15 0,3  3,091867  3,285419  2,890969
22 3,1 2,8 34 3 33 3,1 3,116667 0,6  3,091867  3,285419  2,890969
23 2,9 2,9 3,1 32 34 3,1 3,1 0,5 3,091867  3,285419  2,890969
24 3,1 3 2,7 2,8 3,3 3,1 3 0,6  3,091867  3,285419  2,890969

3,091867  3,285419  2,890969
3,091867  3,285419  2,890969
3,091867  3,285419  2,890969
3,091867  3,285419  2,890969
3,091867  3,285419  2,890969

Na zaklade tychto ziskanych hodnét bol vytvoreny regulacny graf priemerov v prostredi
MS Excel, pricom boli pouzité prazdne bunky (sivo vyplnené), ktoré sa rezervovali na d’alSie
dopliianie hodnét podla toho, ako sa bude proces vyvijat. Hodnoty st uréené automaticky z
nameranych hodnét pomocou vzorca, ktory je skopirovany aj do tychto buniek. Podobne st
uréené hodnoty toleran¢nych hranic. Je potrebné vsak dosledne dodrziavat’ odkazy na bunky,
aby sa ich hodnoty menili podl'a aktudlneho stavu.
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Regulaény graf priemerov

3.4
3,3 1
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Obrazok 1: Zostrojeny regulacny graf

Pre vytvorenie webovskej stranky pouzijeme volbu MS Excel a to ulozenie suboru
v tvare web stranky. Z moznosti si vyberieme len polozku grafu, ktory ma pre nas najvyssiu
vypovedaciu hodnotu a pripadne si ddme zobrazit’ aj vytvorenu stranku, ktoru si ulozime.

Publikovat jako webowvou stranku &l

Publikovana pologka
Zvolte paloZku:

MoZnosti zobrazeni

[] pridat inkerakkivity k:

__ wbrana polofka bude publikovana jako staticka stranka bez moZnosti interakee,
1
]

Publikovat jako
Mazey soubory; | CVHREHOWAKvalita web.htm

Znow automaticky publikowvat pfi kaZdém uloZeni tohoko sedity

Dtewfit publikowanou weborvou stranky v prohlized [ Publik:ovat ] [ Skorno ]

Obrazok 2: Okno pre aktivdciu grafu v internetovom prehliadaci

Pretoze predpokladdme, ze graf sa bude aktualizovat’ po nejakom case, je potrebné
zaskrtnut’ Znovu automaticky publikovat’ pri kazdém uloZeni tohoto seSitu. Po otvoreni
tejto stranky buda zobrazené hodnoty uz podla novej situacie a je mozné rozhodnut’ ¢i proces
je stabilny, alebo nie.
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Obrazok 3: Zobrazenie webovskej stranky

3. Zaver

V prispevku bol uvedeny mozny sposob vyuzitia MS Excel, ktory umoziuje ukladanie
stborov aj ako web subory a teda je ich mozné zobrazit’ v internetovom prehliadaci. Spojenim
tejto vlastnosti a vlastnosti prepojenia oblasti z ktorej vytvarame graf sa z MS Excelu stdva
pouzitelny prostriedok pre operativne riadenie kvality vyrobného procesu. Moznostou tvorby
web stranky, ktora by zobrazovala regulacny graf ma zodpovedny pracovnik moznost
operativne riadit’ tento proces. Okrem tejto moznosti vyuzitia sa tato informicia moéze
poskytovat’ aj vysSiemu manazmentu pri potrebe hodnotenia vyrobného procesu.
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Statistické riadenie kvality. Analyza sposobilosti procesu.
Statistical Quality Control. Process Capability Analysis.

Lubica Hrnéiarova, Milan Terek

Abstract: Statistical techniques are able to be much useful before process activities, to
modelling of process variation, to analysis of this variation in respect of demands or
specifications and also they can help to its reduction. This common activity is known as
process capability analysis. The content of this contribution is short description of the
techniques, which are possible to use in process capability analysis.

Key words: Statistical Quality Control, Process Quality Analysis, Histograms, Control Charts,
Process Capability Indices, Experimental Design.

KPuacové slova: statistické riadenie kvality, analyza spdsobilosti procesu, histogramy, regula¢né
diagramy, indexy spdsobilosti procesu, navrhovanie experimentov.

1. Uvod

Na dnesnych svetovych trhoch, s mnozstvom konkurencieschopnych firiem, otazka
kvality mé& vyznamnejsie postavenie, ako v minulosti. Efektivne programy zlepsovania kvality
su nastrojom udrziavania, resp. zlepSovania pozicie podnikov na trhu. Integralnou sucast'ou
tychto programov je analyza spésobilosti procesu .

Obsahom prispevku je struény prehl'ad technik, ktoré mozno pouzit’ v analyze
sposobilosti procesu.

Ziskané informdcie o sposobilosti procesu su:
1. pre vyrobcov vel'mi dblezitym podkladom pre kvalifikované rozhodnutia pri planovani
kvality.
2. pre zakaznika dokazom o tom, ¢i vyrobok bol vyrobeny v stabilnych vyrobnych
podmienkach a boli dodrzané predpisané kritéria kvality.

2. Analyza sposobilosti procesu pomocou histogramu
Histogram sa pouZiva na grafické znazornenie rozdelenia pocetnosti hodnot znaku.
V riadeni kvality mozno tuto grafickii metddu pouzit’ pri analyze spdsobilosti procesu.
Ak budeme mieru sposobilosti definovat’ ako 6 a mozno prijat’ predpoklad
o pomernej stabilite rozdelenia pocetnosti, potom 60 rozpitie rozdelenia pravdepodobnosti
ukazovatela kvality centrované na strednej hodnote ¢ moZno odhadnut’ pomocou

vyberového priemeru X a vyberovej smerodajnej odchylky S ako X £3§.

Pouzitie histogramu na odhad sposobilosti procesu umoznuje ziskat' okamzitu vizudlnu
predstavu o sposobilosti procesu, ale nie vzdy o potencialnej sposobilosti. Prislusné
rozdelenie moze byt napriklad ovplyvnené vymedziteI'nymi pri¢inami, eliminéaciou ktorych sa
mdze variabilita ukazovatel'a kvality redukovat’. Na redukciu variability eliminovanim
vymedziteI'nych pri¢in variability je vhodné pouzit’ regulacné diagramy.

3. Analyza spoésobilosti procesu pomocou regula¢nych diagramov
Regula¢né diagramy sa povazuju za primarnu techniku analyzy sposobilosti [6].
Analyza sposobilosti pomocou regulacného diagramu moze indikovat, Ze proces sa
dostal do Statisticky nezvladnutého stavu. Vtedy nie je vhodné odhadovat sposobilost procesu.
Stabilita procesu je nevyhnutnym predpokladom na ziskanie spol'ahlivého odhadu
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spdsobilosti procesu. Ked’ je proces nestabilny, prvou tlohou je samozrejme najst’
a eliminovat’ vymedzitel'né pri¢iny variability.

V analyze sposobilosti mozno vyuzit 30 - regulacné diagramy na reguldciu meranim
aj 30 - regulacné diagramy na reguldaciu porovndvanim.

Pri aplikacii regula¢nych diagramov je nevyhnutné stanovit’ rozsah vyberu #,
frekvenciu vyberov a parametre regulacného diagramu (regula¢né hranice UCL a
LCL, centralna priamka CL).

Vzt'ahy na vypocet hornej regula¢nej hranice UCL a dolnej regulacnej hranice LCL v
30 - regulacnom diagrame st nasledovné:

UCL =y, +30,
UCL =y, 30,

V uvedenych vzt'ahoch V je vyberova charakteristika, pomocou ktorej odhadujeme nejaky
parameter rozdelenia pravdepodobnosti regulovaného ukazovatel'a kvality a predpokladame,
Ze V' ma strednt hodnotu x4, a smerodajnu odchylku o, .

Konstrukcie zédkladnych typov Shewhartovych regulacnych diagramov na regulaciu
meranim a na reguléciu porovnadvanim mozno ndjst’ napriklad v [1] [6], [8] [9]. Podl’a [6], by
sa mali vzdy ked’ je to mozné uprednostnit’ regulacné diagramy priemerov a regulacné
diagramy rozpiti, pretoze poskytuju lepsiu informéciu v porovnani s regulacnymi diagramami
na reguldciu porovnavanim, aj ked’ aj tieto mozu byt’ v analyze spdsobilosti uzitocné.

Pomocou regula¢nych diagramov priemerov a regulacnych diagramov rozpéti mozno
analyzovat’ proces bez ohl'adu na toleran¢né hranice. Naopak, napriklad regula¢né diagramy
podielu nezhodnych jednotiek umoziuji analyzovat’ proces len s ohl'adom na tolerancné
hranice [8].

4. Analyza sposobilosti procesu pomocou indexov sposobilosti
Na hodnotenie sposobilosti procesu sa najprv pouzivali histogramy . PoZiadavkou

manazérov z praxe bolo, aby to, ¢o prezradza histogram, bolo mozné vyjadrit’ nejakym ¢islom
(ukazovatel'om). To bol zaklad pre vznik indexov spdsobilosti procesu (Process Capability
Indices). V citateli indexov je poZadovana (predpisanii) presnost’ procesu, v menovateli
inherentna (prirodzend) variabilita procesu.

Privypocte indexov sposobilosti sa vS§eobecne predpoklada Ze proces je stabilny,
pozorovania su Statisticky nezavislé a maju normdlne rozdelenie.

J. M. Juran, so svojimi spolupracovnikmi v roku 1974 navrhol index sposobilosti
procesu C

_ USL-LSL
60

C

P

(1)

kde USL je hornd toleran¢nd hranica, LSL je dolnd toleran¢nd hranica ac je smerodajna
odchylka procesu.

Index sposobilosti prvej generdcie C, je iba potenciondlnou mierou spdsobilosti

~ on LI . ’ . v 7 ;. .
procesu, pretoze nevyc¢isl'uje, kde je proces centrovany. Pri pouZivani indexu C, iba
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predpokladdme, ze strednd hodnota procesu u sa rovna cielovej hodnote 7 sledovaného
ukazovatela kvality.

Od zaciatku pouzivania indexu spdsobilosti C, sa pouZiva hodnota 1,33 za minimalne
pozadovanu hodnotu spdsobilosti procesu.

Dalsim indexom spdsobilosti prvej generdcie je C L« - Tento index uZ reaguje na
vychylenie strednej hodnoty procesu x od stredu toleran¢ného intervalu procesu MSL, resp.
od ciel'ovej hodnoty 7 sledovaného ukazovatel'a kvality, ked’ 7= MSL.

Je ukazovatel'om aktudlnej spdsobilosti procesu. Index C,, kvantifikuje sposobilost’

,horsej polovice” udajov procesu. Vyplyva to z toho, ze

C, =min(C,,.C,), (2)
kde C, = % aC, :,u—3—LSL. C,, Je horny index spdsobilostia C,, je dolny
o) o)

index sposobilosti pri zadani jednostranného toleranéného intervalu (teda bud’ LSL =

— oo (resp. 0 ) alebo USL = oo ) a minimalne C,, , resp. C,, obsahuje vyssi podiel hodn6t

sledovaného ukazovatela kvality mimo pozadovanych toleranénych hranic USL, resp. LSL.
Kde je proces centrovany, mozno zistit’' napriklad z nasledujucich vztahov:

ked C, = C,, proces je centrovany v strede toleran¢ného intervalu,
ked C, >C , , proces nie je idealne centrovany,

ked C,, =0, proces je centrovany na jednej z toleran¢nych hranic,
ked C,, <0, proces je centrovany mimo toleran¢nych hranic.

V pripade, ked’ sa stredna hodnota procesu u priblizuje k niektorej z toleran¢nych
hranic procesu (LSL, resp. USL) a stc¢asne sa zmensuje smerodajna odchylka procesu o,
nereaguje ani C,, na vychylenie strednej hodnoty procesu u od stredu toleranného

intervalu procesu MSL, resp. ked’ 7=MSL od ciel'ovej hodnoty 7 sledovaného
ukazovatela kvality.
Ked T#MSL, C,, vobec nevystihuje odchylku 4 od ciel'ovej hodnoty 7.

Kde je proces centrovany mozno zistit’ aj pomocou indexu prvej generdcie K. Tento
index sa niekedy nazyva ukazovatel' presnosti nastavenia a je definovany vztahom:

T -4

K==
(USL-LSL)

€)

Ked 7= MSL, index K zachytdva odchylku strednej hodnoty od stredu toleran¢ného
intervalu. Ked’ 7 # MSL, index K zachytava odchylku strednej hodnoty od pozadovane;j
hodnoty, ¢o je vel'mi uzito¢na informacia.

Obor hodnét indexu K je [0, «0). Ked’:

4. K=0,potom u =T,

5. 0<K<1,potom u sanachddza medzi LSL a USL,

6. K> 1, potom u sanachadza mimo toleran¢nych hranic.
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Pretoze index K nevyjadruje vzt'ah velkosti prirodzeného toleran¢ného rozpitia k
predpisanému toleranénému rozpétiu, je vhodné ho pouzivat’ spolu s niektorym zo skor
uvedenych indexov.

Konstrukcia indexov prvej generdcie vychadza z klasického pristupu k riadeniu
kvality, podla ktorého sa vyrobky vyrobené v rozsahu pozadovanej tolerancie povazuji za
zhodné a vyrobky vyrobené mimo pozZadovanej tolerancie za nezhodné. Klasické Statistické
riadenie kvality je vSak podriadené programom zlepSovania kvality zameranym na vyrobu
vyrobkov, ktorych ukazovatele kvality by sa rovnali cielovej hodnote.

Pouzitim Taguchiho stratovej funkcie boli indexy spdsobilosti procesu prvej
generacie modifikované na indexy sposobilosti procesu druhej generdcie.

Index C,, je definovany takto

_ USL-LSL
oy

C

o 4)
kde v je druha odmocnina zo > .

w* vyjadruje o¢akavanu mieru kolisania ukazovatel'a kvality X okolo ciel'ovej hodnoty T a je
definovana:

v =E[(x-T)|= o* +(u-T)

Ked’ sa rozptyl o zvicsuje a (alebo) sa strednd hodnota procesu u vzdaluje
od cielovej hodnoty T, menovatel’ indexu rastie a C,,, klesa. Obyc¢ajne sa predpoklada, ze
cielové hodnota je v strede toleranéného rozpétia (7= MSL). Ked 7# MSL , index C,, nie je
vhodnou mierou spdsobilosti procesu. Ked” 7'=pu , potomC,, = C,.

Ked' proces nie je centrovany na cielova hodnotu (7# MSL) , index C,,
nie je vhodnou mierou sposobilosti procesu. V tomto pripade je vhodné pouzit’ index druhej
generdcie C;m .

Je definovany takto

o= min(USL—T; T —LSL)

" 3 (72 +(/U_T)2 alebo CP'": min (Cpml’cpmu) > (5)
kde C r-LSk SO —

" 3ot (u-1) " 3ot (u-T)

Ked 7=MSL, potom C, =C,, . Ked sa okrem toho # = MSL, potom C,, = C,= Cp-
Nevyhodou indexu C pm , podobne ako C,, je, ze hoci poskytuje informéciu, Ze

proces je aktualne nespdsobily, neposkytuje informaciu o jej pri¢inach. Preto je vhodné spolu

s indexom C';m sledovat’ aj index K.

C

Medzi indexy tretej generdcie patria napriklad indexy C -

pmk >
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Index C,,, ,je kombindciou indexov C, a C, aje definovany takto

_ min(USL — u, p— LSL)
3Jo? +(u-TY (6)

pmk

Vyhodou tohto indexu je, Ze je citlivejsi na variabilitu okolo cielovej hodnoty ako
indexy C,, a C,,

Dalsi index sposobilosti procesu tretej generacie meria variabilitu ukazovatela kvality
X pred aj za cielovou hodnotou. /ndex C,, mozno pouZit aj v pripade, ked’ rozdelenie

pravdepodobnosti X' je zoSikmené. Index C | je definovany takto

Cip = min(CUjkp’ CLy, ) (7)

Indexy CU ,,, CL,, definuji spdsobilost’ procesu na zaklade hornej a dolnej polovice
udajov:

U 1 USL-T e 1 T-LSL

S N o | el M ey |

B (X -1Y|=E[x 1) |x > TlP(x > T) B, [(X ~ 7} |= E[(x -7} |x <T]P(x <T)

Podrobnejsie informdcie o indexoch spdsobilosti mozno ndjst’ napriklad v [3] [4], [5],

(6], [8], [9].

5. Analyza sposobilosti procesu pomocou navrhnutych experimentov
ZlepSovanie kvality mozno chapat’ jednoducho ako redukciu variability procesu
a produktov[6].

V procese hl'adani moznosti redukcie tejto variability st vel'mi u€innym néstrojom
metddy navrhovania (planovania) experimentov (Experimental Design alebo Design of
Experiments). Zakladné poznatky o navrhovani experimentov s jednym faktorom
a viacfaktorovych experimentov (dvojuroviiovych) a analyze u¢inkov faktora (faktorov) na
vystupnu premennd mozno najst’ napriklad v [7], [9].

6. Zaver

Usilie o zlep$ovanie kvality bude nad’alej pokratovat’ a vyvijat sa. Vieobecne sa
zlepSovanim kvality chépe ¢ast manazérstva kvality zamerand na zvySovanie spdsobilosti
plnit’ poziadavky na kvalitu [10].
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Statistické porovnanie zhody analyzovaného a referencného suboru

Statistical comparison deuces to analyse and reference file
Jozef Chajdiak, Maro§ Suchdnek

Abstract: Prispevok obsahuje Statistické porovnanie stiboru pacientiek s indikaciou abruptio
placentae praecox a referencného stiboru rodiacich zien bez tejto indikacie.

Paper includes statistical comparison file patient with indication abruptio placentae praecox
and reference file bearing woman without this indication.

Key words: abruptio placentae praecox, F test, t test, Chi square test.
Krucové slova: abruptio placentae praecox, F test, t test, Chi kvadrat test.

1. Uvod

Analyzuje sa subor pacientiek s indikdciou abruptio placentae praecox. Na kontrolu
sluzi referencny subor rodiacich Zien bez tejto indikacie. NaSou tlohou je porovnat’ zhodu
stiborov podl'a vybranych znakov.

2. Pouzité testy

Pri  kardindlnych znakoch anominalnych znakoch s alternativnymi hodnotami
koédovanymi Cislami O a 1 resp. 1 a2 sme zhodu hodndt prislusnych premennych overovali
prostrednictvom zhody strednych hodndt a zhody rozptylov. Testovali sme hypotézy zhody
rozptylov 6 (homoskedasticitu resp. heteroskedasticitu):

H,: o =0,

H : ol #0; ’
kde dolny index 1 predstavuje rozptyl hodnot v subore PLACE (subor pacientiek s indikaciou
abruptio placentae praecox) a index 2 rozptyl v referenénom subore REFER (stubor rodi¢iek
bez indikécie abruptio placentae praecox).

Podla vysledku vyjadrujicom zhodu rozptylov (homoskedascititu) alebo roéznost

rozptylov (heteroskedasticitu) sme pouzili prislusnu verziu t testu zhody strednych hodndt p
v suboroch PLACE a REFER:

Hy:opy =i,

Hy ooy # py

Pri nominalnych znakoch s viac ako dvoma hodnotymi sme pouzili y* test (chi kvadrat
test) testujicom zhodu napozorovanych hodnot f(x) (Actual) a teoretickych hodndt g(x)
(Expected):

H,: f(x): g(x)

H, : f(x);tg(x)
kde funkcie f a g predstavuju funkcie rozdelenia hodndt premenne;j x.

K numerickym vypoc¢tom boli pouzité funkcie FTEST, TTEST a CHITEST systému
Excel verzie 2007. Vystupom funkcii je p-hodnota, ktort porovndvame s zvolenou hladinou
vyznamnosti o (v naSom pripade sme zvolili a=0,05). V pripade, Ze p-hodnota je vicsia ako a
nie je dovod zamietnut hypotézu Hj (prijimame hypotézu Hy). V pripade, Ze p-hodnota je
mensia ako a je dovod zamietnut’ hypotézu Hy (prijimame hypotézu H;).

3. Overovanie vstupnej zhody

Subor PLACE obsahuje udaje o 106 pacientkach a referenény stibor REFER udaje
o 110 rodickéch.
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Testovali sme zhodu strednych hodndt arozptylov za vek, hmotnost’ pri porode,
prirastok hmotnosti za tehotenstvo, hmotnost’ pred poérodom, vysku atyzdenn ukoncenia
tehotenstva. Zakladny Statisticky rozbor premennych a vysledky testov st v tab.1.

Tabulka 1: Vysledky za Ciselné premenné

vek hmot Kg+ | Kg vyska | tyzden
pred

PLACE
N 106 106 106 106 106 106
MIN 19 53 0 46 147 26
MAX 56 97 21 95 181 42
PRIEMER 30,80 71,28 | 11,89 59,48 | 165,25 | 36,28
MEDIAN 30 70 11 57,5 165 37
STDEV 5,67 9,15 | 4,20 8,46 6,68 3,66
REFER
N 110 110 110 110 110 110
MIN 19 56 0 48 154 37
MAX 57 124 35 110 180 42
PRIEMER 33,87 77,03 | 14,47 62,52 | 167,76 | 39,71
MEDIAN 33 75 14 60 168 40
STDEV 8,02 11,80 | 5,54 10,52 5,40 1,03
TESTY
F 0,00041 | 0,009397 0| 0,02533 | 0,028 | 2E-32
Vysledok # # # # # #
T 0,00131 | 8,61E-05 0| 0,02017 | 0,003 | 7E-16
Vysledok # # # # # #

Referenény subor obsahuje variabilnejSie hodnoty ako analyzovany subor - Zeny su trocha
starSie, hmotnejSie, vyssie a porodili neskor. Vsetky testy zhody naznacujui roznost’ udajov.

U premenych pocet plodov, DVT (deep venous thrombosis - hlboka Zilova trombdza),
DM (diabetes mellitus - pravd netehotenska cukrovka) a IUD (intrauterine device -
vnutromaternicové antikoncepcné teliesko pred tehotnostou) boli zistené len hodnoty 0 (nie)
- nevyskytuju sa.

4. Overovanie vysledkov experimentu

Postatnymi  vysledkami experimentov je preukdzanie/nepreukdzanie Statisticky
vyznamného vplyvu ¢lenenia zien do experimentalneho suboru PLACE a do referencného
suboru REFER pri premennych FVL (faktor V Leiden — dedi¢nd mutéacia 5. faktora krvnej
zrazanlivosti - zvySuje tendenciu ku krvnej zradzanlivosti), PL (mutacia génu protrombinu —
dedicna mutacia zvySujuca krvnu zrézanlivost) a MTHFR (muticia génu enzymu
metyléntetrahyrofolatreduktdzy — zvysuje krvnua zrazanlivost’). Premenné FVL, PL a MTHFR
majui moznosti:

mutacia nepritomna (0),
heterozygotna mutédcia (1) - 1 gén zdravy a 1 chorobny,
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homozygotnad mutacia (2) oba chorobné gény (od oboch rodicov).

K testu vysledkov experimentu sme pouzili ° test (chi kvadrat test) testujucom zhodu
napozorovanych hodndt f(x) (Actual) a teoretickych hodnét g(x) (Expected).
Vysledky testov st v tab.2, 3 a 4.

Tabulka 2: Vysledky vyznamnosti FVL

FVL(Actual) PLACE | REFER | Spolu | FVL(Actual) PLACE | REFER | Spolu

0 87 103 190 | 0 87 103 190
1 17 7 24 | 1+2 19 7 2624
2 2 0 2

Spolu 106 110 216 | Spolu 106 110 216
FVL(Expected) | PLACE | REFER | Spolu | FVL(Expected) | PLACE | REFER | Spolu

0 93,24 96,76 190 | 0 93,24 96,76 190
1 11,78 12,22 24 | 1+2 12,76 13,24 26
2 0,98 1,02 2

Spolu 106 110 216 | Spolu 106 110 216
CHI TEST 0,024204 CHI TEST 0,009044

Zhoda # Zhoda #

Poznamka: Vzhl'adom k tomu, Ze pocetnost’ tried s vyskytom FVL=2 je menSia ako 5, triedy
FVL=1 a FVL=2 sme zIG¢ili do spolo¢nej triedy (1+2).

Tabulka 3: Vysledky vyznamnosti PL

PL(Actual) PLACE | REFER | Spolu
0 102 109 211
1 4 1 5
2 0 0 0
Spolu 106 110 216
PL(Expected) | PLACE | REFER | Spolu
0 103,55 107,45 211
1 2,45 2,55 5
2 0 0 0
Spolu 106 110 216
CHI TEST

Zhoda
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Tabulka 4: Vysledky vyznamnosti MTHFR
MTHFR(Actual) PLACE | REFER | Spolu

0 41 41 82
1 40 61| 101
2 25 8 33
Spolu 106 110 | 216

MTHFR(Expected) | PLACE | REFER | Spolu

0 40,24 41,76 82
1 49,56 51,44 101
2 16,19 16,81 33
Spolu 106 110 216
CHI TEST 0,001463

Zhoda #

Experiment preukazal Statisticky vyznamny vplyv faktorov FVL a MTHFR (p-hodnota
v riadku CHI TEST v tabul’k4ch 2 a 4 je menSia ako hladina vyznamnosti a=0,05). Pri faktore
PT vzhl'adom k rozdeleniu hodn6t mozno len slovne konStatovat’, ze vyskyt PT v stibore
PLACE je 4/106 ¢o je zhruba §tyri krat viac ako vyskyt v sibore REFER rovny 1/110.

5. Zaver

Z vysledkov experimentalneho suboru a referenéného suboru vyplyva, Ze vplyv faktora
FVL aMTHFR je Statisticky vyznamny, pri PT faktore je len vy$§i vplyv. Zeny
v referen¢nom subore su v priemere biologicky mohutnejsie, t.j. starSie, hmotnejsie (pred a po
porode ako aj prirastkom hmotnosti pocas tehotenstva), st vysSie a rodia neskor (nerodia
predcasne) ako Zeny s experinetalneho stiboru s indikéciou abruptio placentae praecox.
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Statisticka regulacia v plniacom procese
Statistical control in filling process

Ivan Janiga

Abstract: In the paper we deal with the filling process. We want to find out if the filling
process can be controlled.

Key words: filling process, statistical process control, control chart, normal distribution,
statistical hypothesis, goodness-of-fit test.

Klucéové slova: plniaci proces, Statisticka reguldcia procesu, regulaény diagram, normadlne
rozdelenie, Statisticka hypotéza, test dobrej zhody.

1. Uvod

V prispevku sa zaoberame moznostou zavedenia Statistickej reguldcie do plniaceho
procesu. Uvazujeme objemové plnicky, ktoré tvoria najrozsiahlej$i pouZivany systém plnenia
homogénnych tekutych Ilatok. Charakteristickym predstavitelom objemovej plnicky je
univerzalna Stvorpolohova objemova kruhové krokova plnicka, ktora sa pouziva na plnenie
rastlinnych stolovych olejov, ale aj na plnenie motorovych i dal§ich syntetickych olejov.
Linka na plnenie oleja obsahuje plniacu jednotku, ktort tvoria dva rotory spojené dopravnym
pasom, na ktorom st uchytené nosice. Nosi¢e vykonavaju plynuly pohyb z jednej polohy do
druhej. Ked’ sa nosice zastavia v danej polohe, nasleduje proces plnenia.

Plnicka ma dva odmerné valce (OV1, OV2) a styri hubice (H1, H2, H3, H4). Objemové
plnenie sa vykonava v Styroch fazach, ktoré sa cyklicky opakuja. Pri Starte je nultd faza pri,
ktorej sa napiiia OV 1, potom nasleduji jednotlivé fazy plnenia:

1. faza. OV sa vyprazdiiuje cez H1 do flae &. 1 & OV2 sa napitia,
2. faza. OV2 sa vyprazdiiuje cez H2 do flae &. 2 & OV1 sa napifia,
3. faza. OV sa vyprazdiiuje cez H3 do flae &. 3 & OV2 sa napiia,
4. fhza. OV2 sa vyprazdiiuje cez H2 do flase ¢. 4 & OV sa napliia.

2. Realizacia experimentu plniaceho procesu

Boli vykonané tri etapy merania pre H1, H2, H3 a H4. V druhej etape vypadlo jedno
meranie pri H 2 aj H 4. Teda v etapach 1 a 3 bolo naplnenych a odmeranych po 40 flias,
v etape 2 len 38 flias. Fl'aSe o objeme 1 liter sa plnili vodou. Oznacené boli tak, aby sa dalo
identifikovat’, na ktorej z plniacich hubic bola fl'aSa naplnend. Dbali sme pritom aj na
dodrzanie ¢asovej naslednosti plnenia.

Objem plnenia bol nastaveny na 1000 ml, avSak namerané¢ hodnoty sa pohybovali
v intervale od 989 ml do 1006 ml. Merania ukazuji na zdvislost medzi plniacimi hubicami
H1 a H3, ktoré¢ st plnené plniacim valcom OV1, a hubicami H2 aH 4, ktoré si plnené
odmernim valcom OV2. Pri H1 a H3 sa zdaju odchylky od 1000 ml nevyrazné, avSak H2 a
H4 plnili s vynimkou 5 hodn6t pod 1000 ml.

3. Model vyhodnotenia experimentalnych dat

Predpokladajme, Ze nahodna premennd X" ktora predstavuje meranie hodnét vo
flasiach naplnenych na i-tej hubici v k-tej etape, mé rozdelenie s distribu¢nou funkciou
F™(x), pri¢om parametre rozdelenia st u*) — stredna hodnota — a ¢ — smerodajna
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odchylka. Celkove je to dvanast ndhodnych premennych, pretoZe v experimente sa pouziju
Styri plniace hubice (i =1, 2, 3, 4) a tri etapy plnenia (k =1, 2, 3).

Dalej uvazujeme d’alsie $tyri nahodné premenné:

X, s distribu¢nou funkciou F;(x), s parametrami s, a o, ktord predstavuje meranie
hodnot vo fTasiach naplnenych na i-tej hubici, pricom i=1,2, 3,4,

X,; sdistribu¢nou funkciou Fj;(x), s parametrami g, a o,;, ktord predstavuje
meranie hodnot vo fl'asiach naplnenych hubicami H1 a H3,

X,, sdistribu¢nou funkciou F,,(x), s parametrami u,, a o,,, ktord predstavuje
meranie hodndt vo flasiach naplnenych hubicami H2 a H4,

X, , sdistribu¢nou funkciou F, ,(x), s parametrami y, , a o, ,, ktord predstavuje
meranie hodndt vo fl'aSiach naplnenych hubicami H1 az H4.

Predpokladdame, Ze rozdelenia vSetkych 19 ndhodnych premennych su spojité.

Definujme a ozna¢me nahodné vybery takto:

y© je mnoZina hodn6t ndhodného vyberu z rozdelenia s distribu¢nou funkciou (dalej
d. f) F®(x), ktoré predstavuju merania vo fladiach naplnenych na i-tej hubici v k-tej etape.
Pretoze v experimente sa pouziju Styri plniace hubice (i=1,2,3,4) atri etapy plnenia
(k=1,2,3), predstavuje to celkove hodnoty dvanastich nahodnych vyberov.

V. je mnozina hodnét ndhodného vyberu z rozdelenia s d. f. F,(x), ktoré predstavuju
vSetky hodnoty namerané vo flasiach naplnenych i-tou hubicou, pricom i=1,2,3,4.
Matematicky to vyjadrime ako V, = V" UV® UV,

Vi; je mnozina hodnét ndhodného vyberu z rozdelenia s d. f. F{;(x), ktoré predstavuju
vSetky hodnoty namerané vo flasiach naplnenych hubicami H1 a H3, ¢o vyjadrime
matematicky V; =V, UV;.

V,, je mnozina hodno6t ndhodného vyberu z rozdelenia s d. f. F,,(x), ktoré predstavuju
vsetky hodnoty namerané vo flasiach naplnenych hubicami H2 a H4, pricom matematicky
zapisje V,, =V, UV,.

V., je mnoZina hodndt ndhodného vyberu z rozdelenia s d. f. F| ,(x), ¢o su hodnoty
namerané vo flaSiach naplnenych vSetkymi hubicami. Matematicky to zapiSeme
Vi, =V,uV,ulr,ur,.

Overenie predpokladu normality

Pri implementacii Statistickej reguldcie do procesu predpokladdme, ze merania
(vyberové data) pochédzaji z normalneho rozdelenia. Tento predpoklad treba overit' na
zéklade vyberovych dat. Overovanie sa robi pomocou testov zhody. Testuje sa pritom nulova

hypotéza H,, Z¢ dand ndhodnid premennd mé normalne rozdelenie oproti alternativnej
hypotéze H,, ze nemé normalne rozdelenie.
V nasom pripade testujeme tieto nulové hypotézy:

H,: Xi(k) ma normalne rozdelenie s d. f. Fi(k) (x)prei=1,2,3,4a k=1,2,3,

H,: X, manormalne rozdelenie s d. f. F;(x) pre i=1,2,3,4,
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H,: X,; manormalne rozdelenie s d. f. F;(x),
H,: X,, ma normalne rozdelenie s d. f. F,,(x) a
H,: X, , mdnormalne rozdelenie s d. f. F, ,(x).

Chceme zistit’ ¢i sa d& proces regulovat’ tak, ze sa reguluje proces plnenia kazdej hubica
samostatne, alebo sa reguluje proces napliiiania kazdého odmerného valca samostatne, alebo
sa reguluje cely proces plnenia.

Pri Statistickej reguléacii procesu musi byt’ splneny aj predpoklad, Ze merania pochadzaju
z toho istého rozdelenia, z Coho vyplyva, Zze musia mat’ rovnaké rozptyly aj stredné hodnoty.
Tento predpoklad treba overit’ na zdklade vyberovych dat. Overenie predpokladov sa robi
pomocou dvoch testov v uvedenom poradi:

1. Testuje sa nulova hypotéza H, Ze vSetky rozptyly st rovnaké oproti alternativne;j
hypotéze H,, ze asponi jeden sa lisi od ostatnych.

2. Testuje sa nulova hypotéza H,, ze vSetky stredné hodnoty st rovnaké oproti
alternativnej hypotéze H,, ze asponi jeden sa lisi od ostatnych.

V d’alSom vyhodnocovani porovnavame tri etapy plnenia pre kazdu zo Styroch hubic

samostatne. Dalej porovnavame plnenie hubicou H1 s plnenim hubicou H3 a plnenie hubicou

H2 s plnenim hubicou H4. Nakoniec porovnavame plnenie hubicami H1 a H3 s plnenim
hubicami H2 a H4.

Najprv testujeme nulové hypotézy o rovnosti rozptylov:

He: 0 =6} =0T, 212,34,

1
. 2 2 . 2 2 . 2 2 . 2 _ 2 _ 2 _ 2
H,: 0/=0;, H:0,=0,, H :0,=0,, H,: 0f =0, =0, =0,.

Ak danud hypotézu rovnosti rozptylov nezamietneme, povazujeme rozptyly za rovnaké.

V d’alSom kroku testujeme nulové hypotézy o rovnosti strednych hodndt:
Hy:p =p? =pf,i=1,2,3,4,

Hy: po=py, Hytpy=p,, Hy: py=py, Hy:p=p,=1=u,.

V d’alSom postupe na testovanie rovnosti prislusnych strednych hodnét resp. medianov
pouzijeme

— analyzu rozptylu (ANOVA), ak ide o porovnavanie normalnych rozdeleni alebo

— Kruskalov-Wallisov test (K-W test), ak porovnadvame iné ako normélne rozdelenia.

V pripade, Ze hypotézu rovnosti rozptylov zamietneme, nemame momentalne k dispozicii
vhodnu metddu na testovanie hypotézy o rovnosti prislusnych strednych hodnot.

V kazdom pripade viak mozeme pouzit’ metddy opisnej Statistiky (MOS), ked’ sa nedaji
pouzit’ exaktnejSie metody.

4. Vyhodnotenie experimentalnych dat

Postupujeme podla casti3. Na testovanie normality sme pouzili pét testov
(Kolmogorovov-Smirnovov D, Kuiperov V, Cramerov-Von Misesov W?, Watsonov U?
a Andersonov-Darlingov A%),V tabul’ke 1 su uvedené P—hodnoty pre jednotlivé testy.

Tabulka 1: Testy normality vyberov (P—hodnoty)
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Vyber | Rozsah | Test | Test | Test Test Test | Normalne | 1-q
D vV | W U’ A’ | rozdelenie

0 10 >0,10 | >0,10 | 0,3476 | 0,3097 | 0,4408 ma >90%
v 10 >0,10 | >0,10 | 0,3436 | 0,3099 | 0,4498 ma >290%
Ve 10 >0,10 | >0,10 | 0,5738 | 0,5289 | 0,5412 ma >90%
v, 30 <0,10 | <0,01 | 0,0203 | 0,0142 | 0,0104 nema 99%
v 10 >0,10 | >0,10 | 0,4606 | 0,4899 | 0,5030 ma >90%
v 9 <0,05 | <0,05 | 0,0098 | 0,0069 | 0,0153 nema 95%
v 10 >0,10 | >0,10 | 0,1725 | 0,1710 | 0,1871 ma >90%
v, 29 <0,01 | <0,01 | 0,0016 | 0,0010 | 0,0024 nema 99%
v 10 >0,10 | >0,10 | 0,8359 | 0,8060 | 0,8630 ma >90%
v 10 <0,10 | >0,10 | 0,1748 | 0,1619 | 0,1618 nema 90%
Ve 10 <0,10 | <0,05 | 0,0512 | 0,0511 | 0,0696 nema 95%
v, 30 >0,10 | >0,10 | 0,4831 | 0,4399 | 0,5083 ma 90%
v 10 >0,10 | >0,10 | 0,8396 | 0,8404 | 0,8345 ma >290%
7% 9 >0,10 | >0,10 | 0,2796 | 0,2559 | 0,2179 ma >90%
v 10 >0,10 | >0,10 | 0,8014 | 0,7965 | 0,7999 ma >90%
v, 30 >0,10 | >0,10 | 0,1703 | 0,2159 | 0,1378 ma >90%
V., 60 >0,10 | <0,10 | 0,2232 | 0,2045 | 0,1741 nema 90%
Vs 58 <0,05 | <0,01 | 0,0164 | 0,0107 | 0,0150 nema 99%
V., 118 | <0,01 | <0,01 | 0,0000 | 0,0000 | 0,0000 nema 99%

Z tabul’ky 1 vyplyva, Ze normalne rozdelenie nemajii nahodné premenné X,, X,, X\”,
xX®, xP, X, X,, a X,,. Naopak ndhodné premenné X", X”, X® xI Xx{,

X0, x,, X0, X2, XP a X, maja normalne rozdelenia.

Pri testovani rovnosti rozptylov sme pouzili Cochranov test, Bartlettov a Leveneov test.
Vysledky testov o rozptyloch su uvedené v tabul’ke 2. Bartlettov test sa pouziva vtedy, ked’ je
splneny predpoklad normality. Leveneov mozno pouzit’ vtedy, ked’ nie je splneny predpoklad

normality. Vysledky testov st v tabul’ke 2.
Tabulka 2: Testy rovnosti rozptylov (P—hodnoty)

Nezav. vybery Hypotéza H, C-test | B-test | L-test | Rovnost’ | 1 - o
v, ve, v (a ) )2 _ ((71(2) )2 _ (af” )2 0,00 | 0,00 | 0,03 nie 95%
vo ye p® (Uél))z _ (UEZ) )2 _ (Gf) )2 0,36 | 0,55 | 0,99 ano 95%
V;”, 1/3(2>’ V3(3> (0_3(1) )2 _ (0_3(z> )2 _ (0_3@) )2 0,37 | 0,55 | 0,82 ano 95%
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V4(”, Vj”, Vf’) (O_il))2 :(af))z :(6513) )2 0,41 0,06 | 0,16 ano 95%

V., Vs ol =03 0,63 | 0,63 | 0,59 4no 95%
.V ol =0, 0,19 | 0,19 | 0,28 ano | 95%
Vis, Vs ol =o’, 0,00 | 0,00 | 0,00 nie | 95%

v,V VsV, | ol=cl=0’=0> 0,00 | 0,00 | 0,00 nie | 95%

Z tabul’ky 2 vidiet’, ze sme zamietli 3 hypotézy o rovnosti rozptylov

) <1)2_( (2>)2_( (3))2 R L2 2_ 2 2
HO.(GI)—JI =\o,”), H,: o3=0y, H,: 0 =0, =0; =0}.

Na sprehladnenie korektnosti pouzitych metod a praktického vyznamu testovanych
Statistickych hypotéz sme vytvorili tabul’ku 3, z ktorej mozno nasledujice porovnania.

Tabulka 3: PouZitie korektnych metod a prakticky vyznam hypotéz

Rozdelenia | Rozptyly | Test hypotézy Metody | Prakticky vyznam hypotézy.

normalne? | rovnaké? H, Plnenie fliaS. Porovnanie
ano nie ,Ufl) = M(z) = ,Ul(3) MOS etap plnenia 1. hubicou
nie ano WV = =y | K-W test etap plnenia 2. hubicou
nie ano w =P = pf | K-W test etap plnenia 3. hubicou
ano ano ﬂf) = ,Uf) = qu) ANOVA etap plnenia 4. hubicou
nie ano Uy = K-W test plnenia 1. hubicou

s plnenim 3. hubicou

nie ano Uy = p, K-W test plnenia 2. hubicou
s plnenim 4. hubicou

nie nie Ly = I, MOS plnenia 1. a 3. hubicou
s plnenim 2. a 4. hubicou

nie nie W=y = 1 = U, MOS plneni Styroch hubic
medzi sebou

Porovnanie etdap plnenia na jednotlivych hubiciach

H1. Datové subory v jednotlivych etapach pochddzaji z normalnych rozdeleni
s rozdielnymi rozptylmi, nespliiaju teda poziadavky pre pouzitie vyssich Statisticky metdd.
Pouzili sme néstroje opisnej Statistiky (MOS), konkrétne &iselné charakteristiky (priemer,
mediadn, smerodajné odchylku, minimalnu a maximalnu hodnotu, dolny ahorny kvartil)
potrebné na konstrukciu Boxovho-Whiskerovho. Rozpétie hodnoét v etape 1 je 3,6 krat vacsie
ako v etapach 2 a 3. Najmensi priemer hodnot je v etape 1, najvacsi v etape 3. Median je
naopak najmensi v etape 2, najvacsi v etape 1. Rozdielnost” medzi plnenim flia§ v etape 1
a v d’alsich evidentne existuje, nevieme ho v§ak rozumne vysvetlit’.

H2. Déta z etapy 2 a 3 nespliiaju poziadavku normality, rozptyly v jednotlivych etapach
si vSak rovnaké. Pouzili sme preto Kruskalov-Wallisov test, ktory ukazal Statisticky
vyznamny rozdiel medzi medidnmi jednotlivych etdp na tdrovni spolahlivosti 95%.
Z Boxovho-Wiskerovho grafu sme zistili, Ze medidn v etape 3 sa vyznamne lisi od ostatnych.
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Teda v etape 2 plnenia flia§ hubicou H2 boli vyrazne nizSie hodnoty ako v ostatnych dvoch
etapach. Rozdielnost’ plnenia v jednotlivych etapach nevieme rozumne vysvetlit’.

H3. Déta z etapy 2 nespliiaju poziadavku normality, rozptyly v jednotlivych etapach su
v8ak rovnaké. Pouzili sme preto Kruskalov-Wallisov test, ktory ukézal Statisticky vyznamny
rozdiel medzi medianmi jednotlivych etdp na urovni spolahlivosti 95%. Z Boxovho-
Wiskerovho grafu sme zistili, Ze mediany sa medzi sebou vyrazne odliSuju. V etape 1 je
median najniz§i (998,5 ml), vyssi je vetape 2 (1000,5 ml), avSak najvyssi je v etape 3
(1002,25 ml). Toto rozdielne plnenie v jednotlivych etapach nevieme rozumne vysvetlit'.

H4. Data vo vietkych troch etapach plnenia spifiaji obidve poziadavky (normalitu,
rovnost’ rozptylov) pre pouzitie metdédy ANOVA. Pretoze P-hodnota (0,0012) F-testu je
mensia ako 0,05, existuje Statisticky vyznamny rozdiel medzi strednymi hodnotami
jednotlivych etap plneni na urovni spolahlivosti 95%. Na zistenie rozdielov medzi strednymi
hodnotami sme pouzili Fisherovu LSD (Fisher’s least significant difference) metddu, na
zaklade ktorej sme zistili, Ze existuje Statisticky vyznamny rozdiel medzi strednymi
hodnotami, strednd hodnota etapy 3 je Statisticky vyznamne mensia ako stredné hodnoty etap
la2.

Porovnanie dvoch hubic (spoloény odmerny valec)

H1 s H3. Namerané hodnoty vo flasiach naplnenych hubicou 1 a hubicou 2 (data zo
vSetkych troch etap) nespiﬁajﬁ predpoklad normality, spiﬁajﬁ vSak predpoklad rovnosti
rozptylov. Pouzili sme preto Kruskalov-Wallisov test, ktory nepreukézal Statisticky vyznamny
rozdiel medzi dvomi medianmi na Grovni spolahlivosti 95%. Z Boxovho-Wiskerovho grafu
sme zistili, Ze medidny sa rovnaji. M6zeme teda konstatovat’, Ze obidve hubice plnia rovnako
spravne.

H2sH4. Data v tomto pripade nespifiaja predpoklad normality, spiiiaju viak
predpoklad rovnosti rozptylov. Pouzili sme preto Kruskalov-Wallisov test, ktory sice
nepreukdzal Statisticky vyznamny rozdiel medzi medianmi dvoch zakladnych stiborov. Ked’
sa vSak porovname vyberové hodnoty priemerov, medidnov, rozptylov a pozrieme na Boxov-
Wiskerov graf zistime, Zze ich nemozeme povaZzovat za rovnaké s 95% spolahlivostou.
Nemozeme teda tvrdit’, Zze obidve hubice plnia rovnako.

Porovnanie vietkych Styroch hubic

Na porovnanie mozeme korektne pouzit iba metédy MOS. Na zéklade Boxovho-
Wiskerovho grafu moézeme tvrdit, ze H1 a H2 plnia rovnaké objemové mnoZstvo, ktoré je
vacsie ako 1000 ml, kym H2 plni priemerne o 5 ml menej a H4 priemerne o 6 ml mene;.
V medidnoch je medzi H2 a H4 eSte vicsi rozdiel, teda plnenie tymito dvoma hubicami
nemdzeme povazovat’ za rovnaké.

Porovnanie dvoch odmerny valcov (V,;, V,,)

Vieme, ze V|, predstavuje vSetky hodnoty namerané vo fl'asSiach naplnenych hubicami

H1 a H3, ktoré s napitiané z odmerného valca OVI. V,, predstavuji vSetky hodnoty
namerané vo fl'aSiach naplnenych hubicami H2 a H4, ktoré su napitiané z odmerného valca
OV2. Data nespliiaju ani jeden z predpokladov (normalita, rovnost rozptylov). MoZeme
pouzit iba metéody MOS. Boxov-Wiskerov graf ukazuje pomerne velky rozdiel medzi
medidnmi (5,5 ml) aj medzi priemermi (5,4 ml). Moézeme teda tvrdit, ze dva odmerné valce
neplnia do prislusnych hubic rovnaky objem.

5. Zaver

Na zéklade vysledkov analyzy dat sme dospeli k ndzoru, Ze vSetky uvazovane procesy —
proces plnenia kazdej hubice samostatne, proces napliiania kazdého valca samostatne a cely
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proces plnenia — vykazuju nestabilitu. Nespiiiaju zékladne predpoklady ako je normalita,
homoskedasticita a pod. Na zaver mozno konstatovat’, ze prezentované procesy sa v danom
stave nedaji regulovat ani pomocou jednorozmernych ani pomocou viacrozmernych
regulaénych diagramov. Statistickymi metédami v riadeni kvality sa zaoberajii citované
publikacie [1], [2], [3], [5], [6], [7], [8], [9] [10].
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Nezaméstnanost cizinci v Ceské republice podle vzdélani
Unemployment of Foreigners in the Czech Republic

Eva Kacerova

Abstract: The number of long-term or permanently residing foreigners in the CR exceeded in
the 2008 the amount of 410 000. More then 50 % of them are in the age of economic activity.
This paper is focused on unemployment of foreigners in the Czech Republic according to
education level. This article came into being within the framework of the long-term research
project 2D06026, "Reproduction of Human Capital”, financed by the Ministry of Education,
Youth and Sport within the framework of National Research Program II.

Key words: Unemployment, education, Czech Republic.

Kracové slova: Nezaméstnanost, vzdélani, Ceska republika

1. Uvod

Nezaméstnanost cizinci je v Ceské republice relativné novym jevem, ktery miize
v budoucnu nabyvat na vyznamu. Dlouhodoby trend nardstu poétu cizinct na uzemi Ceské
republiky, rlist poctu cizinci s trvalym pobytem, pfiemz vétSina cizincl je ve veéku
ekonomické aktivity, a tedy pohybuji se aktivné na trhu prace, zvysuji riziko nardstu poctu
nezaméstnanych cizincti na uzemi Ceské republiky. Rizikovym faktorem pro nezamé&stnanost
cizincl je zejména neznalost jazyka a nedostate¢nd integrace do spolecnosti. Tyto faktory se
vSak netykaji zaméstnancl-cizincii v nadnarodnich spolecnostech, v nichz dorozumivacim
jazykem neni jenom cestina. Cizinci jsou na trhu prace velmi zranitelnym segmentem, jehoz
(ne)zaméstnanost je podstatné ovlivnéna vykyvy hospodarského cyklu, a proto je na misté
uvazovat o aktivni politice zaméstnanosti cilené pravé na tuto rizikovou skupinu.
V neposledni fad¢ ziistava téz nezodpoveézenou otdzkou, zda-li by se v ptipad¢ zvysujici se
nezaméstnanosti cizincti na izemi Ceské republiky (zejména pak t&ch, kteii by méli narok na
podporu v nezaméstnanosti a jiné davky ze systému statni socidlni péce a podpory) nezacaly
projevovat nacionalistické tendence v majoritni spolecnosti, jak tomu bylo v nedavné dobé ve
Francii a v Nizozemsku.

2. Nezaméstnanost cizincu

Kvantitativni data o zaméstnanosti cizincli poskytuji jednotlivé okresni urady prace,
dale Ministerstvo prace a socialnich véci a Cesky statisticky tfad. Aviak udaje jimi
poskytované mnohdy postradaji ¢asovou kontinuitu. Tak je tomu napiiklad pii zjiStovani
vlivu struktury vzdélani cizincli na jejich nezaméstnanost.

Pocet nezaméstnanych meziro¢né (30.62007-30.6.2008) klesl z 371 tisice na 298 tisic,
pricemz klesajici tendence vyvoje (s vyjimkou sezénniho kolisani) je patrna jiz od poloviny
roku 2004 kdy doslo ke zmén€ metodiky v méfeni nezaméstnanosti. U uchazecli o zaméstnani
vedenych v evidenci tfadu prace se krom¢ mnoha jinych udaji zjiStuje také udaj o nejvyssim
dosazeném vzdélani. DosaZzené vzdélani je tfidéno do 14 skupin (tab. 1). Pocet
nezamé&stnanych v jednotlivych vzdélanostnich skupinach samoziejmé& kromé ,rizika byt
nezameéstnany s urcitou Urovni vzdélani je ovlivnén celkovym poctem osob s dosazenym
vzd&lanim v celé populaci, resp. v nékteré jeji zkoumané &asti. Uroveii dosazeného vzd&lani
se zjistuje pfi sGitdni lidu, posledni bylo na tizemi CR k 1.3.2001. Tato struktura se
samoziejm¢ od uvedeného data zménila o nové absolventy jednotlivych typt $kol a také se
méni Gmrtnim. Bohuzel nejsou k dispozici tdaje o hledajicich zaméstnani podle vSech
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obcanstvi, a tak jsou pocty nezaméstnanych v tabulkach 1 a 2 tfidény z hlediska obcanstvi dle
dostupnych kritérii. ,,EU* v tomto ptipad¢ znamena obCany nejen zemi Evropské unie ale i
Islandu, Norska, Lichtenstejnska a SV}'/carska. Casova fada za obcany ,tretich zemi*“ nebo
ob&any CR podle vzd&lani neni k dispozici, tak data ,,celkem bez EU“ zahrnuji jak ob&any CR
tak i uchazeCe o zaméstnani ze tietich zemi, kterych bylo evidovano okolo 3 tisic. Zeny
predstavuji mezi nezaméstnanymi vétsinu (56 %). V celkové populaci je pomér zen a muzi
51:49, takze lze konstatovat, Ze v majoritni populaci jsou nezamé&stnanosti vice ohroZeny
zeny. Mezi nezaméstnanymi cizinci z ,,EU* tvoii zeny také 56 %, pfitom vSak v populaci
cizincl z téchto zemi Zeny tvoii pouze 40 %.

Z hlediska vzdélani jsou nejvice nezaméstnanosti ohrozeny osoby se zdkladnim
vzdélanim, osoby svyucnim listem a osoby se stfedoSkolskym vzdélanim, kterému
nepiedchdzelo vyuceni. Tyto kategorie jsou zcela jasné vysvétlitelné i Cetnosti vyskytu téchto
vzdélanostnich skupin v celkové populaci. Podobné situace je i u ob¢anti ,,EU*, avSak zde
vice neZ polovinu nezaméstnanych predstavuji osoby se zakladnim vzdélanim.

V roce 2006 provedlo Ministerstvo prace a socidlnich véci CR analyzu miry vyuzivani
vyuky Eeského jazyka v ramci rekvalifika¢nich kurzl pro cizince vedené v evidenci uiadi
prace a jeji efektivity. Udaje byly zjistovany za rok 2005 a za obdobi leden aZ fijen 2006.
Z analyzy vyplyva, ze v roce 2005 byla z celkového poctu 6 778 cizincl v evidenci ufadu
prace poskytnuta vyuka ceského jazyka jako rekvalifikace 66 cizinclim (tj. 1,0 %). V obdobi
leden az fijen 2006 to bylo z 7 642 cizincii 115 cizincii (1,5 %). Podle uvedené analyzy je
tento nizky podil dan zejména malym zdjmem cizincii o Ucast na rekvalifikaci. V roce 2005
projevilo zéjem o vyuku 89 cizincti, v obdobi leden az fijen roku 2006 to bylo 157 cizincti.
V nékterych ptipadech vsSak nebylo mozné zajemce do rekvalifikace zaradit, protoze se
jednalo o jednotlivce a nebylo mozné oteviit kurz a individudlni kurzy ufady prace nehradi.
Co se tyce efektivity kurzi zhruba 58 % cizinci, ktefi se v roce 2005 zcastnili vyuky
¢eského jazyka jako rekvalifikace, naslo do 6 mésict praci.

OCelkem W Trvaly pobyt @ Dlouhodoby pobytnad 90 dnt
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Obr. 1: Pocet cizinciui s trvalym a dlouhodobym pobytem nad 90 dnii v CR v letech
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Tabulka 1: Poéet nezaméstnanych v CR k 30.6.2008

Celkem bez "EU" "EU"
VIL08 zeny muzi zeny muzi

bez vzdélani 312 197 13 3
neuplné zakl. vzdelani 727 874 9 24
zakladni vzdélani 53062| 39377 813 605
nizsi stfedni vzdélani 169 74 0 0
nizs§i stfedni odborné vzdélani 3 054 2 821 10 4
sttedni odborné vzdélani s vyuc.listem 56584 | 54473 299 308
stf.nebo stf.odb. bez mat.i vyud.listu 2370 452 4 10
USV 6 034 3054 35 21
USO s vyuéenim i maturitou 6 208 5434 36 36
USO s maturitou (bez vyuéeni) 29007 | 15798 189 123
vys$S§i odborné vzdélani 1037 493 4 6
bakalarské vzdélani 1091 798 12 4
vysokoskolské vzdélani 5218 6 059 77 66
doktorské vzdélani 161 227 3 1

165034 | 130 131 1504 1211

Tabulka 2: Pocet nezaméstnanych v CR k 30.6.2007

Celkem bez "EU" "EU"
VLO7 zeny muzi zeny muzi
Bez vzdélani 389 271 11 6
Neuplné zakl. vzdélani 833 1011 10 28
Zakladni vzdélani 66370 51531 876 833
Nizsi stfedni vzdélani 250 98 0 1
Nizsi stiedni odborné vzdélani 3774 3 683 17 10
Stredni odborné vzdélani s vyuc.listem | 72 085| 69 727 333 342
Sti.nebo sti.odb. bez mat.i vyuc.listu 2954 586 7 11
USV 7427 3799 46 25
USO s vyudenim i maturitou 7322 6 302 43 30
USO s maturitou (bez vyuéeni) 34595| 18621 184 114
Vyssi odborné vzdélani 1152 620 5 2
Bakalarské vzdélani 1 040 774 7 3
Vysokoskolské vzdélani 5490 6 561 89 72
Doktorské vzdélani 170 248 2 1
Celkem 203 851 | 163 832 1 630 1478

3. Nezaméstnanost cizincu ze tietich zemi

Podle udaji k 31.3.2008 bylo vedeno v evidenci ufadli prace celkem 2 710 obcanti
ttetich zemi, z ¢ehoz 58 % tvoftily Zeny. Narok na davky v nezaméstnanosti mélo 45 % téchto
cizincd. Vzd¢lanostni strukturu obcanli tfetich zemi vedenych v evidenci uchazecl o
zaméstnani bylo mozné jistit pouze k 30.6.2007 (obr. 2). Potize pti opétovném zaclenéni na
trhu prace lze ofekavat u uchazect ze zakladnim vzdélanim, kterych je vice nez polovina.
Protoze obcané tietich zemi Casto vykonavaji zaméstnani s niz§imi pozadavky na vzdélani
muze byt ukazatel o nejvy$Sim dosazeném vzdélani cizinci zavadéjici. U nezaméstnanych
z fad cizincu ze tietich zemi primérna mzda v poslednim zaméstnani jen o malo piekracovala
minimdlni mzdu, kterd 1.1.2007 byla 8 000,- K¢&. Pouze 34 (1,2 %) osob zuvedeného
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celkového poctu nezaméstnanych obc¢anil tfetich zemi bylo zatfazeno do nékteré¢ho z opatieni
aktivni politiky zaméstnanosti.

doktorské vzdélani

vysoko$kolské vzdélani

vy8S8i odborné vzdélani

Uplné stfedni odborné vzdélani s maturitou

stfedni odborné vzdélani

zakladni vzdélani 549

0% 10% 20% 30% 40% 50% 60%

Obr. 2: Vzdélanostni struktura obcanii tietich zemi vedenych v evidenci uchazeci
o zaméstndani (stav k 30.6.2007)
Zdroj: MPSV

4. Zavér

Pro podrobnéjsi zkoumani integrace cizinci na trhu prace bude do budoucna tieba
vytvofit systém pravidelného monitoringu nezaméstnanosti cizinctli, a to jak ob¢ani tfetich
zemi, tak také obCani EU/EHP. Jedna se o potiebu pravidelného sbéru dat tykajicich se
zejména délky nezaméstnanosti cizincll a jejiho opakovani, vySe ddvek v nezaméstnanosti a
poslednich vydélka, tiid zaméstnani a opatfeni aktivni politiky zaméstnanosti, do nichz jsou
cizinci zafazovani. Tyto tdaje by mohly pomoci odhalit pfipadnou marginalizaci cizincii na
eském pracovnim trhu. Udaje o cilenosti opatieni aktivni politiky zaméstnanosti na cizince
pak mohou odhalit mozné institucionalni vylouéeni cizincti v Ceské republice.
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Robust GMM estimation
Jan Kalina

Abstract: The robustification of the GMM (generalized method of moments) estimation has
obtained an attention in robust econometrics only recently. This work discusses the weighted
generalized method of moments (WGMM) estimator, which is a robust analogy of the GMM
estimator based on downweighting less reliable observations. Our aim is to describe possible
applications and two special cases of the WGMM estimator for the linear regression and their
computational aspects. The first case is the least weighted squares regression modified to be
efficient under heteroscedasticity. Another application is the instrumental weighted variables
(IWV) estimator, which is a robust analogy of the instrumental variables. We present the
computational aspects of the least weighted squares regression, which is crucial for
understanding the computational aspects of the robust GMM estimator.

Key words: robust econometrics, computational aspects, generalized method of moments,
least weighted squares, instrumental variables.
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1. GMM estimation

The generalized method of moments (GMM) was proposed by [4] as a general tool for
statistical estimation. The estimator is given by orthogonality conditions and is defined in a
very abstract way for a general parametric situation, involving instrumental variables. This
chapter starts with a short general description of the estimator and proceeds to two special
cases which are popular in applied econometrics.

[12] showed the connection to the classical method of moments, so that the estimator can
be defined by means of moment conditions allowing for an overidentification. In other words
there can be more conditions than parameters of the model. While the classical method of
moments estimator is given as the solution of the system of equations g=0, where g is the
vector of particular moment conditions, there is no such solution if the overidentifaction
occurs. There [4] proposed the estimator in the form

min g' Wg

and computed the optimal weight matrix W to be the inverse of the variance matrix of the
equations g. In practice a consistent estimator is however used instead of W itself. [12]
explains that this estimator can be useful as a combination of several available consistent
estimators. A numerical example is presented for example in [3] for estimating two
parameters of the gamma distribution combining four different moment conditions. The
computation involves optimizing a nonlinear function and iterative procedures must be
applied, usually based on a linear approximation to the nonlinear function g" Wg. Further
paragraphs are devoted to two special cases for the linear regression context.

One special case of the GMM estimator is the well known instrumental variables
estimator, which has become a standard tool for estimation in econometrics (see [3]).
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Another special case of the GMM estimator proposed by John Cragg in [2] is less known.
It is a modification of the least squares regression, which is efficient also under
heteroscedasticity. Let us consider the linear regression model in the form

Y, =by+bx, +..+b,x, +e ,i=12,.,n, (1)

which can be rewritten in the usual matrix notation as ¥Y=Xp+e. [3] or [6] warn that under
heteroscedasticity of the random errors e the least squares estimator b of the regression
parameters f is not efficient, and further the estimator of var b is biased. It follows that the
confidence intervals and hypothesis tests concerning f are not valid. Therefore it is very
useful that [2] proposed such transformation, which allows to obtain a more reliable estimator
of f itself and mainly of var b even without testing if the heteroscedasticity is present in the
model (1) or not.

The idea of [2] is to use some auxiliary variables which could contribute to explaining the
variability of the errors e. The usual choice contains squares of all independent variables from
(1) and also products of always two different independent variables. This corresponds to using
a matrix Q consisting of all columns of the original design matrix X and the auxiliary
variables as additional columns. The model (1) is transformed to

Q'Y=0"Xp+ Qe )
The parameters £ can be estimated by Aitken’s estimator. The variance of matrix of the errors
e can be estimated by diagonal matrix § containing squares of residuals

u,=Y,-by-byx;-.-b,x

ip*
Now var b can be estimated by

X0@Q'so'ox

2. Least weighted squares regression

The least weighted squares (LWS) regression is a robust regression method with a high
breakdown point proposed by [9]. There must be nonnegative weights w,, w,, .., w

specified before the computation of the estimator. While the classical weighted regression
assigns a fixed and known weight to each observation, in the context of least weighted
squares only the magnitudes of the weights are known a priori. These are assigned to the data
after a permutation, which is determined automatically only during the computation based on
the residuals. It is reasonable to choose such weights so that the sequence w,, w,,...w  1is

decreasing (non-increasing), so that the most reliable observations obtain the largest weights,
while outliers with large values of the residuals get small (or zero) weights.
Let us denote the i order value among the squared residuals for a particular value of the

estimate b of the parameter # by u’ (b ). The least weighted squares estimator b, ,,; for model
(1) 1s defined as

h
. 2
b,,s =argmin E wug (D).
i=1
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The least trimmed squares (LTS) regression proposed by [8] represents a special case of least
weighted squares with weights equal to zero or one only. The computation of the LWS
estimator is intensive and an approximative algorithm is proposed in [6].

The least weighted squares estimator has interesting applications, which follow from its
robustness and at the same time efficiency for normal data. Theoretical properties including
the breakdown point of the estimator are studied by [1]. It is especially suitable to use the
LWS estimator rather than other robust regression estimators, because diagnostic tools (such
as tests of heteroscedasticity and autocorrelation of the errors e) can be computed directly
using the weighted residuals and again are not affected by outliers. Such diagnostic tests are
equivalent with those computed for least squares regression, see [5]. Another advantage of the
estimator is that no detection of outliers is actually needed to compute it, because outlying
data are downweighted automatically. [11] conjectures that the LWS estimator is a reasonable
compromise between the least squares and least trimmed squares, namely the estimator
combines the efficiency of the least squares with the robustness of the least trimmed squares.

3. Robust GMM estimation

This section discusses a robust version of the GMM estimator together with
robustifications for the two special cases from Section 1, namely the instrumental variables
and the regression efficient under heteroscedasticity. All these approaches are based on
downweighting less reliable observations similarly with the idea of the LWS regression.
While some methods are proposed already by [10] or [11], we discuss other possible ways
how to propose robust estimators.

[10] proposes the weighted generalized method of moments (WGMM) estimator as a
robustification of the GMM estimator in a very general context. There are weights in the
system of equations g assigned to particular observations in an implicit way based on the
values of the residuals. The equations can be interpreted as weighted sums of residuals. While
an algorithm is not available, it must combine the iterative search for the optimal permutation
of weights with the iterative nonlinear optimization. Such computation is very intensive. We
believe that only the two special cases in the following paragraphs are useful for practical
applications. Recalling that [12] recommends the GMM estimator in this general form mainly
as a tool to combine several estimators, we suggest to use always robust estimators (robust
equations g) and to use the GMM estimator itself, which does not need to be robustified any
more.

A robust version of the instrumental variables was proposed by [11] and called
instrumental weighted variables (IWV) estimator. [11] studies the consistency and asymptotic
normality of the estimator and [7] derives asymptotic diagnostic tools based on its residuals,
namely tests of heteroscedasticity and autocorrelation of the errors e. The definition is rather
technical. The usual instrumental variables is computed as the two-stage least squares
estimator, using the regression of the regressor against the instruments in the first step and
using the regression of the response against the fitted values from the first step (see [3]).
Therefore we propose to compute the robust instrumental variables estimator by applying the
least weighted squares in both steps of this two-stage procedure.

The other special case of the GMM estimator described in Section 1 was Cragg’s
modification of least squares ensuring efficiency under heteroscedasticity. The robustification
was proposed by [10], who introduces weights to the model (2). We stress that there are as
many rows in the model (2) as there are columns in the matrix Q. This is the number of
variables in the original model (1) together with the number of auxiliary variables contained
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in Q. Therefore is an error in the definition of the estimator in [10] and we propose a different
approach. Namely our idea is to introduce the weights directly in the model (2) in the form

0" Wy =0  WXB+ Q" We, 3)

where W is a weight matrix containing weights determined by the least weighted squares in
the original model (1). Therefore the whole procedure starts by the LWS and then uses the
(classical) weighted regression to estimate £ in the transformed model (3).

The computation of the robust instruments and robust regression efficient under
heteroscedasticity is based on computing the least weighted squares regression. Therefore it is
crucial to study its computational aspects now.

4. Computational aspects of the least weighted squares regression

A fast and reliable algorithm for computing the least weighted squares regression is
proposed by [6]. Now we study the computational aspects of both the least weighted squares
(LWS) and the least trimmed squares (LTS) estimators. We use the function |[tsReg() from
package VR of the software package R to compute the LTS estimator and our own subroutine
programmed in C++ to compute the LWS estimator, which is not implemented in any
commercial software.

The following example studies the time series of real gross domestic product (GDP) and
real gross private domestic investment (INVESTMENT) in the United States in the years
from 1980 to 2001. Both variables are expressed as multiples of 10’ dollars. The data are
summarized in Table 1 and come from the website of the U.S. Department of Commerce. The
data are adjusted for deflation of money rather than nominal. Therefore it has a reasonable
economic interpretation to model INVESTMENT as a linear response of GDP. [3] presents a
similar investment equation.

Year 1980 1981 1982 1983 1984 1985
GDP 49009 | 5021 49493 | 51323 | 5505.2 | 5717.1
Year 1986 1987 1988 1989 1990 1991
GDP 5912.4 | 61133 | 6368.4 | 6591.8 | 6707.9 | 6676.4
Investment | 357.7 879.3 902.8 936.5 907.3 829.5
Year 1992 1993 1994 1995 1996 1997
GDP 6880 | 7062.6 | 7347.7 | 7543.8 | 78132 | 81595
Investment | 899.8 | 977.9 1107 | 1140.6 | 1242.7 | 1393.3
Year 1998 1999 2000 2001

GDP 8508.9 | 8856.5 9224 9333.8
Investment 1558 1660.1 1772.9 1630.8

Table 1: Investment data.
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The least squares estimate for the slope b, is highly significant, the ¢ statistic equals
t=15.28 and the corresponding p-value is less than 0.0001. Therefore the linear model appears
to be reasonable. The coefficient of determination equals R * =0.921.

LS LTS. h=19 | LWS
Intercept -582.0 -371.4 -465.4
GDP 0.239 0.203 0.221
22

S u? 198827 | 272146 | 269335
i=l

15 115 891 107262 | 120 656
D upy(b)

i=1

19 s

Z} w ;) (b) 48 538 48 597 44 977

Table 2: Results of the example with investment data.

Table 2 starts with results of the least squares. A subjective search for a proper value of the
trimming constant for the least trimmed squares suggests to choose #=19. The years 1998,
1999 and 2000 are detected as outliers. The weights determined by the least weighted squares
are values of a linear decreasing function with values 1, 1-1/n, ..., 1/n standardized so that the
sum of weights equals 1.

The least weighted squares regression searches for the minimal weighted sum of squared
residuals over all permutations of the weights. In our example, these optimal weights are
equal to

(15,9,22,20,6, 10,18,21,17,13, 8,2,4,7,14, 12,19,11,5,3, 1,16)"

standardized so that the sum of weights equals 1. The estimates of the intercept and slope in
Table 2 suggest the least weighted squares to be a reasonable compromise between the least
squares and least trimmed squares.

Now we verify that our algorithm for computing the least weighted squares estimate gives
a reliable result. Our argument resembles that of [9] who studies the tightness of his least
trimmed squares algorithm. We compare the trimmed sum of squared residuals and the
weighted sum of squared residuals of the least trimmed squares (again with #=19) and the
least weighted squares with linear weights from Table 2.

The least trimmed squares minimize the value of

19 5
2 Uy (b)
i=1
and namely they find the minimal value of this loss function to be 107 262 (see again Table

2). While the least weighted squares yield a much larger value 120 656, one would deduce
that also



-83 -

19 )
z Wil (b)
=)

is larger compared to least trimmed squares. However the LTS yield the value 48 597 and the
LWS designed to minimized this weighted sum of squared residuals find a much smaller
value 44 977. Therefore the approximation to least weighted sum of squares minimizes the
loss function reliably, which gives evidence in favour of the approximative algorithm.
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Stabilita poptavky po penézich v Ceské republice
Money Demand Stability in the Czech republic
Svatopluk Kapounek

Abstrakt

The effectiveness and success of a monetary policy depends on a stable money demand
function. The stable money demand function ensures that the money supply would have
predictable impact on the macroeconomic variables such as inflation and real economic
growth. This article deals with the money demand definition under the Keynes theoretical
aproach and selected monetary aggregates M1, M2 and M3 in the Czech republic for the year
2003-2008.

The target of the article is empirical analysis of the money demand stability with the
CUSUM and Hansen's stability tests.

Key words
stability test CUSUM, Hansen's stability test, monetary aggregates, optimum currency area,
asymmetric shock

Klucové slova
test stability CUSUM, Hansentliv test stability, pen¢zni agregaty, efektivita hospodarské
politiky

1. Uvod

Stabilita poptavky po penézich je spolu s jeji urokovou elasticitou hlavni podminkou
efektivnosti ménové a fiskalni politiky, nebot’ umoziuje zajistit piimou vazbu mezi
relevantnimi ménovymi agregaty a nominalnim diichodem. Jeji dulezitost roste v prostiedi
inflacniho cileni spolu s potifebou predikce dopadii zmén charakteru monetarni politiky na
inflaci a ekonomicky rtist. Kvantitativni rovnice penéz definuje vztah mezi mnoZstvim penéz
v ekonomice, redlnou produkci a inflaci prostiednictvim nasledujiciho vztahu:

MxV =PxY, (1)

kde M vyjadiuje ménovou zédsobou, V rychlost obéhu penéz v ekonomice, P agregatni
cenovou hladinou a Y redlny produkt. Z pohledu keynesiancti 1ze za pfedpokladu konstantni
rychlosti obéhu penéz v ekonomice povazovat za jediny spojovaci ¢lanek (mezi zménou
mnozstvi pen€z v ekonomice a redlnym diichodem) urokovou sazbu.

Ptedpokladejme, Ze pro urcity objem celkového bohatstvi drzi ekonomické subjekty jednu
jeho c¢ast v penézni form& a zbyvajici Cast bohatstvi v jinych formach aktiv. V cennych
papirech, nemovitostech, dlouhodobych vkladech, cennostech apod. Keynes vymezuje
poptavku po penézich prostiednictvim funkce preference likvidity a motivii drzby penéz
(transak¢ni, opatrnostni a spekulacni motiv). Poptavka po penézich z transakéniho a
opatrnostniho motivu je pfitom pozitivné zavisld zejména na wrovni redlného dichodu a
negativné na urokové sazbé. Spekulativni motiv piedstavuje poptavku po alternativnich
aktivech, nez jsou penize. Tato alternativni aktiva se ovSem vyznacuji riznymi vynosy i
riziky. Reakce poptavky po penézich na vysi urokové sazby v ptipadé spekulativniho motivu
je proto vice ¢i méné diskutabilni. Pfi ocekdvani zvySeni urokovych sazeb tento motiv mize
pozitivné ovlivnit poptavku investori po penézich, nebot se tito mohou piesunovat sva aktiva
z alternativnich, rizikové¢jSich aktiv zpét do penéznich zistatk.
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Keynesovu funkei poptavky po penézich (funkei preference likvidity) 1ze zapsat vztahem:
M
PD =f(Y,IR), (2)

kde Mp je poptavka po nomindlnich penéznich zustatcich, P agregatni cenova hladina, Y
realny dichod a /R Grokova sazba.

Keynes dale predpoklada, ze agregéatni cenova hladina je v kratkém obdobi nepruzna
z divodu rigidit mezd a cen (Mach, 2002). Pro dalsi empirickou analyzu proto faktor zmény
cenové hladiny nebude uvazovan. ,,Pfi empirickych odhadech rizné specifikovanych modelt
poptavky po penézich k témto (vysSe uvedenym) zékladnim vysvétlujicim faktorim ptistupuji
1 exogenni vlivy, které se vSak v fad¢ ptipadii nahrazuji z divodu obtizné kvantifikace pomoci
proxy proménnych (HuSek a Pelikan, 2003, s.114).

Zatimco teoretické vymezeni poptavky po penézich je zalozeno na ptistupech jednotlivych
ekonomickych $kol, jeji empiricka definice vychazi z predpokladu rovnosti skutecné penézni
zasoby a poptavky po penézich. S rozvojem finan¢nich trhi Ize do empirické poptavky po
penézich zahrnout nejen poptavku po obézivu jako takovém ale také bezhotovostni penize
(vklady u bankovnich ¢i jinych instituci). Zavislost rtiznych druhli penéz, odlisujicich se
riznym stupném jejich likvidity, na Grokové sazb&é a dichodu z divodu riznych motivii
poptavky po penézich je diskutabilni. Jak uvadi Revenda (Revenda a kol, 1999, s.26):
., nejlepsim vymezenim penéz je to, které nejlépe predpovida vyvoj téch proménnych, jez by
penize mely vysvetlit. “ V empirické ¢asti tohoto ¢lanku bude proto uvazovano s vice zplisoby
vymezeni penéz prostiednictvim penéznich agregati M1, M2 a M3.

Penézni agregat M1 tvoii hotovostni obézivo a vklady na béznych uctech v bankach.
Penézni agregat M2 se skladd z pen¢zniho agregatu M1, z uspornych vkladi v bankach a
terminovanych vkladi v bankach. Penézni agregat M3 je pak oproti M2 rozsifen o
euroménové vklady u domdcich bank. V nékterych ptipadech lze pouzit také agregaty M4 i
MS5, od Sirsiho vymezeni penéz nez je vymezuje penézni agregat M3 bude ovSem vzhledem
k teoretickym tvahdm pramenicich z keynesidnské poptavky po penézich v tomto piispévku
abstrahovano.

Prispévek se zabyva nejen vySe uvedenou definici poptavky po penézich z pohledu
keynesianské ekonomické teorie a jejim empirickym odvozenim pro Ceskou republiku, ale
predevsim testovanim jeji stability. Cilem pfispévku je ovéfit hypotézu, zda je poptavka po
penézich méfena riznymi penéZnimi agregaty v Ceské republice stabilni &i nikoliv.

2. Metodika

Thomas (1993) popisuje stabilitu funkce poptavky po penézich jako stalost vztahu mezi
poptavkou po penézich a nékolika malo proménnymi. Pifedpoklada, Ze vice nez dvé ¢i tfi
vyznamné vysvétlujici proménné identifikované vicerozmérnou regresni analyzou negativné
ovliviiuji stabilitu poptavky po penézich. Husek a Pelikan (2003) hovoti o stabilité¢ poptavky
po penézich v souvislosti se stalosti parametrli vicerozmérné regresni funkce v ¢ase a zarovei
v souvislosti s relativné malym rozptylem ndhodné slozky.

Nejcastéji pouzivanym testem stability poptavky po penézich je CUSUM test zalozeny
na kumulovanych souctech rezidui (Greene, 2003). Testovou statistikou je:

S — t=k+1 (3)

kde w; jsou rekurzivni rezidua modelu. Za predpokladu hypotézy o konstantnosti parametrt
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t—k
(E|s,) =48 (4)
(T'-k)
pro t jdouci od nuly za ptedpokladu 7=k k r=T. Test je prezentovan prostiednictvim grafu
proménné S; vici ¢, kde horni a dolni mez tvofi hranice 5% hladiny vyznamnosti. (Brown,
Durbin a Evans, 1975)

Pomocnym nastrojem pro identifikaci stability/nestability modelu slouzi také graf

rekurzivnich rezidui w,
vy, —x/b
w, = T BN TY pro t=k+1,...,T. (5)
(1+xt(XtXt_1) x,)

Podminkou je nezavislé a normdlni rozdéleni s nulovou stiedni hodnotou a konstantnim
rozptylem rekurzivnich rezidui. Pokud rekurzivni rezidua v grafu ptekroc¢i horni ¢i dolni mez,
model lze povazovat za nestabilni.

Velmi elegantnim néstrojem pro identifikaci nestability parametrii v linedrnim modelu je
Hansentiv test. (Hansen, 1992). Mé&mé¢ standardni linedrni regresni model, kde:

Y= ﬂl'xl,t + ﬁzxz,r + B.%, +TEs (6)
E<e, |xt> =0, E<e12> =o’.
Prosttednictvim OLS odhadu ziskdvame odhad parametri ,B a 6. Za podminky

0=)> x,.e proi=1,.. m (7)

kde é =y, +x/ ,5’ Vztah (7) Ize pro Gcely definice testového kritéria zapsat jako
y X, 6,i=1,.. ®)
el -6ti=m+1

Za ptedpokladu, Ze je kumulativni soucet rezidui S;, roven nule, kde

$.,=3 i ©)
je testové kritérium pro stabilitu jednotlivych parametri modelu definovan vztahem
L= fz 2, (10)
kde
D (1)
Testové kritérium pro stabilitu v§ech parametri modelu soucasné pak
L=%ZH:S,’ Vs, (12)
P

kde

v=37r1. (13)
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Hypotéza ptitom predpoklada nulovou stfedni hodnotu podminky f;; a kumulativnimu souctu
blizicimu se nule, proti hypotéze alternativni, Ze parametry modelu jsou nestabilni.

3. Vysledky empirické analyzy

Pro empirickou analyzu byly zvoleny meziro¢ni zmény ctvrtletnich absolutnich hodnot
ménové zasoby definované penéznim agregatem M1, M2 a M3, dle meziro¢ni zmény
Ctvrtletnich absolutnich hodnot HDP v konstantnich cendch a meziro¢ni zmény ctvrtletnich

praméri kratkodobé jednodenni urokové sazby na mezibankovnim trhu a to v obdobi 2003/1
—2008/1.

Vysledky vicerozmérné regresni analyzy v Tabulce 1 prezentuji 3 statisticky vyznamné
modely na 1% hladin€¢ vyznamnosti. Druhy a tfeti model odhaduje poptavku po penézich
definovanou prostiednictvim penéZnich agregati M2 a M3. Oba tyto modely sice vykazuji
vyznamnost a to vetné parametrl, nicméné pozitivni kauzalitu mezi trokovou sazbou a
poptavkou po penézich lze predpoklddat pouze v piipadé spekulativniho motivu, kdy je
poptavka po penézich determinovana ocekavanim ekonomickych subjektt, tedy budoucimi
hodnotami urokové sazby. Vysledky odhadli modelti predpokladaji zpozdéni fadu t-1, coz
nekoresponduje s predpoklady ekonomické teorie.

Tabulkal: Vysledky vicerozmérné regresni analyzy

odhad . £ t-statistika  F-test p-value DW n
parametru
Model M1 53,930 0,000 0,266 21
Y, 2,317 0,223 10,380 0,000
IR -0,094 0,047 -1,999 0,060
Model M2 148,880 0,000 0,378 20
Y, 1,701 0,107 15,940 0,000
IR 0,058 0,023 2,486 0,023
Model M3 153,560 0,000 0,550 20
Y, 1,754 0,108 16,196 0,000
IR, 0,059 0,024 2,506 0,022

Naopak, model poptavky po penézich definovany prostfednictvim pen€zniho agregatu
MI napliuje keynesianské ptedpoklady motivlii drzby penéz v souvislosti s transakénim i
opatrnostnim motivem. Nizky rozptyl ndhodné slozky dany vyznamnosti modelu (F-test) a
pouze dvé proménné majici vliv na poptavku po penézich potvrzuji volbu prvniho modelu pro
testovani stability jeho parametrti.

Obrazek 1 prezentuje vysledky CUSUM testu. Kumulativni soucet rezidui modelu
poptavky po penézich neprotina horni ¢i dolni mez danou 5% hladinou vyznamnosti a tedy
l1ze ptedpokladat, ze funkce poptavky po penézich odvozend v tomto piispévku je stabilni.
Graf rekurzivnich rezidui (obrazek 2) jiz tak presvédCivé o stabilité poptavky po penézich
definované prosttednictvim penézniho agregatu M1 nehovori.

Vysledky Hansenova testu stability parametrd modelu prezentuje Tabulka 2. Na 5%
hladin€ vyznamnosti nezamitnul Hanseniv test hypotézu o stabilit€¢ parametrii pouze
v piipad¢ parametru redlného HDP. Spole¢ny test parametrti i parametr irokové sazby zamitl
hypotézu o stabilité.
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Obrazek 1: Kumulativni soucet rezidui (CUSUM test)

2003 2004 2005 2006 I 2007

Obrazek 2: Rekurzivni rezidua

Tabulka?2: Vysledky Hansenova testu stability parametrii
Test parametrd t-statistika  p-value
Spolecny 1,9141 0,0000
Y 0,4466 0,0600
IR 1,2057 0,0000

4. Zavér

Jak jiz bylo feceno v uvodu tohoto ptispévkd, stabilita poptavky po penézich je zdkladni
podminkou efektivni aplikace néstroji hospodaiské politiky, zejména pak monetarni politiky
ve smyslu podpory trvalého a udrzitelného ekonomického riistu a stabilizace cenové hladiny
ze strany centralni banky. Poptavka po penézich byla dle keynesianského konceptu
definovdna prostfednictvim transakéniho, opatrnostniho a spekulativniho motivu a
determinovana redlnym ekonomickym ristem a kratkodobou urokovou sazbou na
mezibankovnim trhu. Z empirického hlediska bylo pro odvozeni keynesianské funkce
preference likvidity pouzito penézniho agregadtu M1, zahrnujictho hotovostni obézivo a
vklady na béZnych tctech v bankach. Pro agregaty M2 a M3 nebyl v tomto piispévku nalezen
vyznamny regresni model.
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Hypotéza o stabilit¢ poptavky po penézich byla podpotfena jednoduchosti modelu
(pouze dvé proménné), jeho vyznamnosti 1 vyznamnosti jeho parametrii. Stabilitu podpofil
také test zaloZzeny na kumulovanych souctech rezidui, CUSUM test. Test rekurzivnich rezidui
a Hansentiv test stability parametr modelu hovoti ovSem proti stabilité poptavky po penézich
definované v tomto ptispévku.

Zakladni problém odhadu poptavky po penézich je mozné vidét v jeji determinaci.
Pokud je poptavka po penézich ur€ovana exogennim zplisobem ze strany centralni banky, 1ze
jednorovnicovy model odhadnuty vtomto ptispévku povazovat za dostateCny. Za
predpokladu endogenniho charakteru poptavky po penézich je nutné uvazovat napt. soustavu
simultannich rovnic ¢i kiontegracni analyzu zahrnujici error correction model.

Z vysledkii empirické analyzy v tomto pfispévku lze fici, ze poptdvka po penézich
v Ceské republice v letech 2003-2008 je vyznamné determinovana redlnym ekonomickym
rustem a kratkodobou trzni Grokovou sazbou a je tedy mozné ji efektivné ovliviiovat nastroji
monetarni politiky centrdlni banky (operace na mezibankovnim trhu urcujici vysi tamni
kratkodobé urokové sazby). Ceska republika se oviem stale fadi mezi posttransformaéni
ekonomiky sne pln€ rozvinutym kapitdlovym trhem. Stejné tak fada strukturdlnich zmén
souvisejici s procesem evropské integrace vyznamne omezuji stabilitu poptavky po penézich
testovanou metodami vyvinutymi predev§im pro rozvinuté trzni ekonomiky a dlouhé ¢asové
fady.
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Diferenciacia slovenskych domacnosti vyplyvajuca z ekonomickej aktivity

Differentiation of Slovak Households Followed from the Activity Status

Alena Kasc¢akova, Gabriela Nedelova

Abstract: The aim of this article is to detect the difference in demographic and income-
expenditure characteristics among the Slovak households separated into groups
according to activity status using the logistic regression.

Key words: household income, consumption expenditures, Household Budget Surveys,
activity status, logistic regression.
Kracové slova: prijem domacnosti, spotrebné vydavky, Statistika rodinnych uctov,
ekonomicka aktivita, logisticka regresia.

1. Uvod
Cielom prispevku je popisat rozdiely v demografickych a prijmovo-vydavkovych
charakteristikach medzi skupinami slovenskych domacnosti v ¢leneni podla ekonomickej
aktivity s vyuzitim nominalnej (multinomickej) logistickej regresie.
Pre analyzu sme pouzili najnovs$ie udaje Statistiky rodinnych uctov, ktoré sme mali
k dispozicii a to za rok 2006, pre ich spracovanie sme vyuzili $tatisticky softvér SPSS.

2. Vybrané ukazovatele domacnosti v ¢leneni podl’a ekonomickej aktivity

Do roku 2003 sa na Slovensku realizoval kvotovy zdmerny vyber spravodajskych
jednotiek do vyberovej vzorky. Na zaklade odporti¢ania Eurostatu sa od roku 2004 zmenil
sposob vyberu a od 1.1.2004 sa vyber uskutoc¢iiuje ndhodne. Zmenil sa aj spdsob klasifikacie
domaécnosti podl'a ekonomickej aktivity.

Tabulka 1. Klasifikdcia domdcnosti podla ekonomickej aktivity

Do roku 2003 Od roku 2004
1 | manuélne pracujlici mimo 1 o e a
polnohospodarstva pracujuci (na plny aj ¢iastocny uvizok)
2 | samostatne zarobkovo ¢inny 2 | zamestnany, ale do¢asne mimo pracu
3 | nemanualne pracujuci 3 | nezamestnany
5 | manudlne pracujuci v pol'nohospodérstve | 4 | nepracujlci starobny dochodca
7 | nepracujuci starobny dochodca 5 | Student, ucen, vojak zékladnej sluzby
6 | ekonomicky neaktivny, Zena v
domacnosti
7 | neschopny prace

9 | neaplikovatelné (diet'a do16 rokov, ak
nezaradené, do kodu 5)

Z rodinnych uc¢tov je mozné poznat’ informacie o pocte ¢lenov domacnosti, ich Struktire
podla ekonomickej aktivity, zamestnania, postaveni referenta domadacnosti. Rodinné ucty
podavaju Siroky a podrobny prehl'ad o prijmoch domécnosti aj o vydavkovej Struktiure podl'a
medzinarodnej klasifikdcie COICOP, podla ktorej je mozné vSetky vydavky domacnosti
roz€lenit’ do 12 vydavkovych skupin. Z nasledujucich tabuliek je zrejma diferencovanost’
sledovanych ukazovatel'ov v domécnostiach ¢lenenych podl'a ekonomickej aktivity.
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Tabulka 2. Demografické a prijmové charakteristiky domdcnosti podla skupin ekonomickej
aktivity (v ,,novom** ¢leneni platnom od roku 2004) v priemere za mesiac v roku

2006
Pocet ¢lenov Pocet Hruby | Socialny Prijmy _— S
EA domAcnosti | NEZaopatre- prijem prijem z Iné prijmy | Cisty prijem
nych deti majetku
1 3,29 1,13 3412539 3901,90] 90,57| 1799,51| 2899842
2 3,09 0,82 25632,27| 9314,55 0,00 1133,55| 22993,73
3 2,91 0,94 14 756,86 8092,84| 15,77 2182,86| 1402991
4 1,82 0,08 15975,56| 12776,86| 42,87 391,59 15509,65
5 2,00 0,00 13 680,00 5430,00 0,00] 7250,00] 13 680,00
6 2,77 0,91 20 476,10 8010,57| 17,61 2746,33| 1933092
7 2,46 0,33 20 546,67| 11 512,37| 65,04 3 509,11 19 677,50
9 1,00 0,00 7317,50| 7317,50 0,00 0,00 7 317,50

Zdroj: Vlastné spracovanie. Udaje rodinnych victov, SU SR, 2007.

Tabulka 3. Objem priemernych mesacnych vydavkov domacnosti podla skupin ekonomickej

aktivity v roku 2006
Potraviny a Nabytok a
nealkoholické | Alkohol a | Odievanie |Byvanie, voda, | zariadenie
EA |ndpoje tabak a obuv energia, palivd | domdacnosti | Zdravie
1 6017,49 738,63 1616,96 5 546,47 1201,08| 589,24
2 5703,02 395,42 1 780,35 4 838,05 394,85| 676,82
3 4 361,97 590,59 684,43 3 921,64 329,16 258,80
4 4 253,33 406,34 621,25 4 690,73 741,86| 714,06
5 2420,25 116,50 327,00 3 333,00 22,60 630,30
6 4 898,60 612,45 528,24 3 905,39 391,11 409,51
7 4 884,37 594,50 735,70 4 652,82 787,88 691,35
9 1 824,25 54,00 205,00 3 925,00 161,30 368,50
okraCovanie tabul’ky
Posta a tele- | Rekreacia Hotely a Ostatné tovary
EA |Doprava |komunikdcie |a kultira | Vzdelanie |reStaurdcie |a sluzby

1 2 469,46 1426,05 1 918,60 226,06 1 535,64 2 326,94
2 1 920,83 972,46 971,44 90,91 986,98 1484,12
3 701,84 836,08 738,80 30,29 487,71 949,58
4 723,94 621,46 787,81 40,83 283,62 771,70
5 1 252,00 840,50 308,45 212,50 394,00 843,40
6 797,47 784,35 1 087,58 12,50 518,01 1 135,29
7 823,00 879,12 1 070,41 41,06 449,23 956,08
9 70,00 429,45 145,25 0,00 0,00 282,40

Zdroj: Vlastné spracovanie. Udaje rodinnych ictov, SU SR, 2007.

3. Pouzitie logistickej regresie

Pre analyzu domadcnosti za rok 2006 bolo k dispozicii 4701 pozorovani o hospodareni
domacnosti a ich demografickych charakteristikdch. Struktira sledovanych domacnosti podl'a
ekonomickej aktivity je uvedena v tabul’ke 4.

Pre velmi mali pocetnost’ sme z analyzy vylucili skupiny 2, 5 a9, ¢ize celkovo 15
pozorovani. NajpocetnejsSiu skupinu 1- domacnosti pracujicich - sme ponechali bezo zmien,
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skupiny 3, 6 a7 sme pre analyzu zlucili, dalej ich nazveme skupinou, kde referent
domadcnosti je nepracujuci, ale nie déchodca (nepracujuce domécnosti) a vo vystupe v prilohe
je tato skupina oznafend ako skupina 3. Poslednou sledovanou skupinou domadacnosti su
déchodcovské domacnosti (skupina 4). Referencnou skupinou oproti ktorej sa predchadzajice
dve skupiny domacnosti porovnavali bola skupina 1 — domécnosti pracujucich.

Tabulka 4. Struktiira sledovaného sitboru podla ekonomickej aktivity

Skupina EA Pocet Podiel Skupina EA Pocet Podiel
pozorovani (v %) pozorovani (v %)

1 3033 64,5 5 2 0,0

2 11 0,2 6 44 0,9

3 128 2,7 7 123 2,6

4 1358 28,9 9 2 0,3
Celkom 4701 100,0

Do modelu boli najprv vybrané vsetky demografické, prijmové a vydavkové
charakteristiky, postupne vSak boli vylu¢ené nevyznamné charakteristiky. Vysvetlovanou
premennou bola ekonomické aktivita domdcnosti, Statisticky vyznamnymi vysvetl'ujicimi
premennymi demografické charakteristiky - pocet ¢lenov domécnosti a pocet nezaopatrenych
deti, charakteristiky prijmu — Cisty pefiazny prijem a socidlny prijem a vydavkové polozky —
naklady na byvanie, dopravu, vzdelanie a zdravie. Na hladine vyznamnosti 0,05 je model ako
celok aj vsetky uvedené vysvetlujuce premenné Statisticky vyznamné. Nagelkerkovo
R?=0,735 vyjadruje dobrt kvalitu modelu, diskrimina¢na sila modelu je vysoka, model dobre
klasifikoval 89,3 % pripadov zcelkového poctu domadcnosti. V pripade pracujicich
domacnosti bolo dobre klasifikovanych 95,7 %, z dochodcovskych domdacnosti bolo spravne
klasifikovanych 92,6 % pripadov a zostdvajica skupina domacnosti nepracujucich osob bola
pocet pozorovani — len 6,3 % z celkového poctu sledovanych domacnosti).

Vsetky vysledky vyuzitia multinomickej logistickej regresie s uvedené v prilohe
a popisané v zavere.

4. Zaver
Interpretaciou ziskanych parametrov modelu zistujeme, ze v roku 2006 pre slovenské
domacnosti pracujucich, nepracujicich a dochodcov platili nasledujuce vzt'ahy:

- ak sa zvysil pocet ¢lenov domacnosti o 1 osobu, Sanca, Ze domécnost’ je

o nepracujuca vzrastla oproti tomu, Ze je pracujuca 1,54 krat
o dbchodcovska oproti tomu, ze je pracujuca poklesla 0,73 krat,

- ak sa zvysil pocet nezaopatrenych deti, pri nezmenenych ostatnych vysvetl'ujiicich
charakteristikdch, Sance, ze ide o pracujucu domacnost’ v oboch skupinach
(nepracujtica i dochodcovskda) domdacnosti poklesli (viac v skupine dochodcovskych
domacnosti),

- to isté plati aj pre Cisty prijem domacnosti,

- ak sa zvysil socidlny prijem domacnosti o1 tis. Sk, Sanca, ze ide o nepracujicu
domacnost’ sa zvysila 1,31 krat, Zze ide o dochodcovsku domacnost’ 1,62 krat oproti
pracujucej domacnosti,

- ak sa zvysili vydavky na byvanie, dopravu aj na zdravie, Sance, Ze domdacnost’ je
dochodcovskd alebo nepracujuca klesli oproti pracujucej domdécnosti, avSak
v dochodcovskych domacnostiach bol pokles Sance len vel'mi mierny,

- zaujimavy je vysledok tykajici sa vydavkov na vzdelanie — pri zvySeni vydavkov na
vzdelanie o 1000 Sk sa meni Sanca, Ze domdacnost’ je nepracujuca 0,653 krat (klesd)
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ale Sanca, ze domécnost’ je dochodcovska rastie oproti tomu, zZe domdicnost je
pracujuca 1,15 krat.

V slovenskych domacnostiach v roku 2006 je mozné povaZovat' za najvyznamnejSie
premenné identifikujice prislusnost’ ku skupine domécnosti podl'a ekonomickej aktivity
(pracujucich, nepracujicich a dochodcovskych domacnosti) nasledujuce charakteristiky:
pocet ¢lenov domécnosti, pocet nezaopatrenych deti, Cisty a socidlny prijem a z vydavkovych
poloziek hlavne néklady na vzdelanie a na zdravie, ¢iasto¢ne aj na byvanie a dopravu.
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Prilohy:
Model Fitting Information Goodness-of-Fit
II\:/!?t'del Chi-Square df Sig.
ittin
Model Criteriga Likelihood Ratio Tests Pearson 174E+021 9354 000
-2 Log Chi- Deviance 3307,791 9354 | 1,000
Likelihood Square df Sig.
Intercept Only 7634,383
Final 3307,791 | 4326,592 16 ,000
Likelihood Ratio Tests Classification
Model Fitting Observed Predicted
Effect Criteria Likelihood Ratio Tests Percent
2 Log 1 3 4 Correct
Likelihood of 1 2903 6 124 95,7%
Reduced Chi- _ 3 118 23 154 7,8%
Model Square df | Sig. 4 94 6 1258 92,6%
Intercept 3344,281 36,490 2| ,000 Overall
pocclen 3348,098 | 40,307 | 2| ,000 Percentage | 66:°% | 7% | 328% | 89.3%
nezdet 3366,358 58,568 2| ,000
cptis 3698,213 | 390,422 2| ,000
socprtis 5384,942 | 2077,152 | 2| ,000 Pseudo R-Square
bthiS 3317,599 9,808 2| ,007 Cox and Snell 608
dopr.‘us 3314,637 6,846 2| ,033 Nagelkerke 735
vzdtis 3315,841 8,050 2 ,018 McFadden 533
zdrtis 3317,859 10,069 2| ,007
Parameter Estimates
95% Confidence Interval for
Exp(B)
EA B Std. Error | Wald df Sig. Exp(B) |Lower Bound |Upper Bound
3 Intercept|] -1,175 ,195 36,227 1 ,000
pocclen ,430 ,109 15,691 1 ,000 1,538 1,243 1,903
nezdet -,552 ,132 17,613 1 ,000 ,576 ,445 , 745
cptis -,138 ,012 | 127,943 1 ,000 ,871 ,851 ,892
socprtis 272 ,015 | 313,165 1 ,000 1,312 1,273 1,352
byvtis -,087 ,032 7,407 1 ,006 ,916 ,861 ,976
doprtis -,129 ,066 3,848 1 ,050 ,879 773 1,000
vzdtis -,427 ,330 1,671 1 ,196 ,653 ,342 1,246
zdrtis -,345 ,123 7,866 1 ,005 ,708 ,557 ,901
4 Intercept -,266 ,163 2,650 1 ,104
pocclen -,319 ,(108 8,661 1 ,003 727 ,588 ,899
nezdet -1,149 ,160 51,501 1 ,000 317 ,232 434
cptis - 174 ,011 | 249,002 1 ,000 ,840 ,822 ,858
socprtis ,482 ,017 | 828,309 1 ,000 1,619 1,567 1,673
byvtis -,006 ,019 ,089 1 ,766 ,994 ,958 1,032
doprtis -,012 ,011 1,151 1 ,283 ,988 ,967 1,010
vzdtis 137 ,054 6,503 1 ,011 1,147 1,032 1,275
zdrtis -,102 ,056 3,330 1 ,068 ,903 ,809 1,008

a.The reference category is: 1.
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Grilichesove konzistentné hranice parametrov Cobbovej-Douglasovej
produk¢nej funkcie stavebnych podnikov
Griliches® consistent bounds of Cobb-Douglas production function
parameters of construction companies

Samuel Korény'

Abstract: The paper deals with application of Griliches® consistent bounds of Cobb-Douglas
production function parameters. Examined production function was estimated from absolute
economic production indicators of Slovak construction joint stock and ltd. companies from
the year 2001 (value added, sum of assets and average number of employees).

Keywords: Regression analysis, Errors in variables, Construction sector
Klacové slova: Regresna analyza, Chyby v premennych, Stavebnictvo

1. Uvod

Prispevok vol'ne nadvizuje na Klepperove ohranic¢enia regresnych parametrov (Klepper
1984) aplikované na Cobbovu-Douglasovu produként funkciu (dalej CDPF) slovenskych
stavebnych podnikov (Korény 2008). Grilichesov postup pre zistenie konzistentnych
ohrani¢eni regresnych parametrov je star$i (Maddala 1992 podla Griliches 1971) a vychadza
z predpokladu znalosti podielu rozptylu chybovej zlozky voci prislusnej premenne;.

2. Data

Pre zistenie konzistentnych hranic parametrov CDPF boli opit pouzité vybrané
ukazovatele - pridand hodnota (v mil. Sk) ako vystup, priemerny evidenény pocet
zamestnancov vo fyzickych osobach a celkovy kapital (v mil. Sk) ako vstupy sukromnych
slovenskych stavebnych podnikov pravnej formy a. s. a s. r. 0. Udaje su z vykazu SU SR
Prod 3-04 za rok 2001. Regresnd analyza dat bola urobend v Statistickom systéme SPSS
verzia 13.

3. Vztahy pre Grilichesove konzistentné hranice regresnych parametrov

Majme linearny regresny model s dvomi nezavislymi premennymi v normalizovanom
tvare

y=p0x+px, +e,
v ktorom vSetky premenné st merané s chybou. Nech pozorované premenné st
Y=y+v, X, =x +u,X,=x,+u,.

Za navzijom nekorelované povazujeme chybové zlozky u,,u,,v atieZ nekorelované
s premennymi Xx,,x,,y. Chybové zloZky e a v sa daju zahrnat do jednej zloZenej chyby
v premennej Y, preto o’ =var(e+v). Nech cov(X,,X,)=p. Rozptyly relativnych chyb
nezavislych premennych oznac¢ime

' Samuel Korény, Ustav vedy a vyskumu UMB, Banska Bystrica
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By =) cartu), 2y =220 )
var(X,) var(X,)

Regresna rovnica v pozorovanych premennych je

Y=0X +B5X,+w,
kde

w=e+v—LBu, - pu,.
Pre rozptyl zavislej premennej potom plati

var(Y) = 7 + B, +2pB B+ 0" = Bl A — B Ay = 1. (1)

Po upravach dostaneme pravdepodobnostné limity /3, 3, pre regresné parametre /S, [,
ziskané metddou najmensich Stvorcov

plim (,31 —ﬂl) = ——A&l:/p)fzﬂz )
plim (:82 _ﬂz) = _%- (2)

Na zaklade vztahu (2) a rozsahu predpokladanych hodnoét pre parametre relativnej chyby
A, A, je potom mozné dostat’ intervaly konzistentnych odhadov £, 3,. Na zdklade toho sa da

urobit’ analyza citlivosti regresnych parametrov na relativnu velkost rozptylu chyb.
Vychylenie odhadu je navySe zvidcSené faktorom 1/ (1— pz), priCom pre vicSie p, je vicsie
aj vychylenie. Multikolinearita teda zhorSuje odhady aj v tomto pripade.

Pre hodnoty parametrov A,,4, st vSak isté ohranicenia, ktoré vyplyvaju z toho, Ze musi
platit podmienka

(=A)(1-4) = p* 20, 3)

Znej vyplyva, Ze pre vy$Sie hodnoty p* (vysoku multikolinearitu medzi premennymi X,
a X,)nemoZeme vobec uvazovat niektoré hodnoty parametrov 4, 4,.

Pre ziskanie spravnych hodndt regresnych parametrov musi byt splnena eSte druha
podmienka kladnosti rozptylu celkovej chybovej zlozky

o =1-(B2 + B2+ 2pBB, — 4B+ 52) > 0. )

Grilichesov postup je teda vhodny, ak mame urciti predstavu o velkosti chybovej zlozky
v premennych. Klepperov postup to nevyzaduje, ale jeho vysledkom su vécSie oblasti
konzistencie.
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4. Vysledky pre Grilichesove konzistentné hranice regresnych parametrov

Na zaklade Grilichesovho postupu je mozné ziskat’ intervaly pre konzistentné hodnoty
regresnych parametrov CDPF pri uvazovani rozsahov konkrétnych hodnot relativnej chyby
v premennych. V tabul’ke 1 agrafe 1 st uvedené vysledky. Uvazovali sme o hodnotach
relativneho rozptylu chyb v intervale od 0 po 0,5 s krokom 0,05.

Pre stavebné podniky pravnej formy s. r. o. pévodné hodnoty parametrov CDPF bez
uvazovania chyb v premennych st Bzam = 0,694 a Bck = 0,382. Na grafe 1 je to bod oznaceny
prieseCnikom priamok. Parameter ucinnosti pracovnej sily mé& minimalnu hodnotu
Bzam = 0,427 pre Azam = 0, Ack = 0,5. Vtedy je parameter Gcinnosti celkového kapitalu
maximalny a rovna sa Bck = 0,648. Maximalnu hodnotu ma parameter u¢innosti pracovnej
sily Bzam= 1,176 pre Azam = 0,5; Ack = 0. Uginnost’ celkového kapitalu je naopak minimalna
a rovna sa Bck = 0,246.

Beta CK
o
D
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600 0.800 1.000 1.200 1.400 1.600 1.800 2.000 2.200
Beta ZAM
Graf 1: Zobrazenie Grilichesovych konzistentnych oblasti regresnych parametrov CDPF
podnikov formy s. r. o. pre relativne chyby premennych do 0,5

V tabulke 1 st uvedené suradnice vrcholov obalu konvexnej mnoZiny konzistentnych
parametrov CDPF stavebnych podnikov pravnej formy s. r. o.

Tabulka 1: Hranic¢né hodnoty Grilichesovych konzistentnych regresnych parametrov
CDPF stavebnych podnikov prdavnej formy s. r. o.

Azam | Ack | 0% | Bzam | Bek

0.00 { 0.0 |0.378]0.694 | 0.382
0.00 [ 0.5 |0.397]0.427 [ 0.648
040 | 0.5 |0.271]0.813]0.539
0.50 [ 0.0 |0.395]1.176 [ 0.246
0.50 | 0.4 ]0.269]0.963 | 0.459
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V tabulke 2 a grafe 2 su uvedené vysledky pre stavebné podniky pravnej formy a. s.
Znova sme uvazovali o hodnotach relativneho rozptylu chyb v intervale od 0 po 0,5 s krokom
0,05, ale mnoho ich pre vicsie hodnoty chybovej zlozky vypadlo, lebo nedavali konzistentné
hodnoty regresnych parametrov CDPF (nespiiiali podmienku 3 alebo 4).

Pre stavebné podniky pravnej formy a. s. pévodné hodnoty parametrov uUc¢innosti
CDPF bez uvazovania chyb su Bzam= 0,792 a Bck = 0,174.

Minimalnu hodnotu ma ucinnost pracovnej sily Bzam = 0,657 pre Azam = 0,
Ack = 0,45. Vtedy je ucinnost’ celkového kapitalu maximalna a rovna sa Bck = 0,337.

Maximalnu hodnotu ma ucinnost’ pracovnej sily Bzam = 1,039 pre Azam = 0,15;
Ack = 0. Vtedy je uCinnost celkového kapitdlu naopak minimalna arovna sa

Bck = 0,018. Hodnota ucinnosti celkového kapitalu je prakticky rovna nule, ¢o ukazuje na
nezrovnalosti v dostupnych datach. Moznych minim je viac, vybrali sme dany pripad, pretoze
je v zhode s Klepperovym ohrani¢enim.

Beta CK
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Beta ZAM

Graf 2: Zobrazenie Grilichesovych konzistentnych oblasti regresnych parametrov CDPF
podnikov formy a. s. pre relativne chyby premennych do 0,5

V tabulke 2 su pripady, ktoré lezia na hranici a tvoria vrcholy obal konvexnej mnoziny
konzistentnych parametrov CDPF stavebnych podnikov pravnej formy a. s.

Tabulka 2: Hranic¢né hodnoty Grilichesovych konzistentnych regresnych parametrov
CDPF stavebnych podnikov prdavnej formy a. s.

Azam | Ack | 0® | Bzam | Bek

0.00 | 0.00 | 0.317]10.792 | 0.174
0.00 | 0.45 |0.329 | 0.657 | 0.337
0.15 | 0.00 | 0.275]1.039 | 0.018
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Na grafoch 1 a2 su zobrazené oblasti konzistencie regresnych parametrov uc¢innosti
vstupnych produkénych faktorov priemerného eviden¢ného poctu zamestnancov a celkového
uhrnu aktiv CDPF stavebnych podnikov. Pre orientaciu v nich je uZito¢né vediet’, Ze ak rastie
relativna chyba danej premennej (produkéného faktora), tak rastie aj konzistentna hodnota jej
regresného parametra. Relativna chyba priemerného evidencného poctu zamestnancov CDPF
rastie smerom zlava doprava. Relativna chyba celkového tthrnu aktiv CDPF rastie smerom
zdola nahor.

Z grafu 1, ktory zobrazuje situaciu v pripade stavebnych podnikov pravnej formy
s. . 0. vyplyva ur€itd symetria hodndt voci hodnote ziskanej metddou najmensich Stvorcov.

Pre stavebné podniky pravnej formy a. s. (graf 2) je zrete'na nesumernost’ v hodnotach
parametrov G&innosti Cobbovej-Douglasovej produkénej funkcie. Uginnost celkového
kapitalu (celkového uhrnu aktiv) ma nizsie hodnoty pre vSetky kombindcie relativnych chyb
produkénych faktorov. Vysledkom toho je, Ze mnoho hodndt parametra G¢innosti celkového
uhrnu  aktiv  Cobbovej-Douglasovej produkénej funkcie je prakticky rovné nule.
Pravdepodobne to ukazuje na d’alej nezistované nezrovnalosti vo vstupnych tdajoch.

5. Zaver

Grilichesov postup pre zistenie konzistentnych ohraniceni regresnych parametrov je
vhodny vtedy, ak mame aspon urcité konkrétne informacie o velkosti chyb v nezdvislych
premennych. Jeho d’alSou vyhodou je ndzornd geometrickd interpretacia, ktord sa samozrejme
straca pri pouziti viac ako dvoch nezavislych premennych. Autor dufa, ze takto upozorni na
urcité moznosti rieSenia regresie s chybami v premennych.
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Situation in University Educational System in the Czech Republic
Bohdan Linda, Jana Kubanova

Abstract:

The main target of the paper is the university educational system analysis. Authors believe,
that the contemporary system of both three-stage education, and system of financing negative
influence level of education.

Key words: number of graduates of high schools, number of students at universities, quality
of graduates, students enrolled to universities

This paper deals with quality of the university education and it's an attempt to document
the tendency of its development. In advance we want to draw attention to reality, that none
tests of the level of university education were provided, but speculations are performed both
on the basis of personal experiences, and some experience transmitted by colleagues from
other universities. Is generally known that the pedagogues systematically appeal decreasing
quality of students. This is a problem of all kind of schools. We try to analyze, from statistical
point of view, the reasons of this situation in the time horizon of post November period.

Generally dominates the opinion, that if we want to grant certain education to more people,
the lower is final level of this education. To be able to express this opinion, it is necessary to
clarify at first the term ,,to grant certain education". As long as we understand this term ,,give
education" (accurately to give any relevant certificate about graduation of studies), then this
statement is true. However as far as we understand this term ,,to give a possibility to obtain
this education in the case, that the applicant is interested in knowledge", then the mentioned
statement is insignificant. It is possible to reply that this isn't problem, if we during studies
affect the unthrifty students. It would not be really problem, if wouldn’t have existed a
contemporary system of universities financing. These universities are funding on the basis of
a number of students, who are registered in certain academic year. This financing system
could bee accepted in case, when “surplus of applicants”. Have a look at the situation in
the Czech Republic. It is evident, that the fundamental determining element for the number
of applicants for university education is the number of inhabitants and their age structure. The
figure number 1 shows the time series of a number of inhabitants from the year 1989.
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Figure 1: Development of mid-year population with and without migration
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The upper line presents the absolute number of inhabitants, that systematically dropped till
the year 2004 and after this year the trend reversed. Unfortunately the optimistic growth,
above all in the last years, is caused above all by migration. According to the statistical
methodology all foreigners either with permanent residence or with visa over 90 days are
included with into population. It is evident, that the great deals of foreigners come into the
Czech Republic only to work, they haven't family members here and they can’t be counted in
the reproduction able population.
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Figure 2. Development of number of births

The lower line in the figure 1 presents the number of population purified from the migration.
It hasn’t so optimistic trend, above all when we remember, that from the year 2004, when the
fertility period of the “Husaks” children” finishes and postponed parenting are probably
realized in this period.

The students who were born in the year 1989 enter at university now. The number of born
children toboggans from the year 1991 till the year 1996 and then following five years keep
approximately equivalently (see figure number 2). It means that minimal by other 6 years the
number of young people, that could attend the university, will naturally decline, and minimal
by other five years will this number stagnate.

From the other hand, let’s look the situation of the number of students at the high schools.
The figure number 3 presents the time series of the development of the number of public and
private universities and the total number of faculties at both kinds of schools. The intense
growth of faculties was registered in the first two past November years. At this time the
number increased to 21 which presents approximately 30% growth.
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Figure 3. Number of public and private high schools and all faculties
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The number of universities stagnated at the number 23 till the year 2000, when started to raise
the private universities. The whole growth can be ascribed to private universities, number 38
of them already predominate the number of public ones. More important is the number of
university students. The development of this from the year 1993 is demonstrated in the figure
4. The numbers of students in bachelors, masters and doctoral study programs are also stated
in the figure. The number of private universities students is stated summary, the number of
master studies students was insignificant in past years. The educational programs, in which
get on the high school alumni, are important for our further thinking. They are, except some
few exceptions mainly bachelor educational programs, because majority of universities
passed to the three-stage educational system from the year 2005.
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Figure 4 The development of the number of students at universities totally and
according to the study programmes.

The potential of students, who enter for the first time university, create alumni of the high
schools. There're stated the numbers of graduate students at the high schools with GCE
examination and for confrontation even numbers of students, entering university in the figure
5. The graph of ingoing students to university provides the relevant information from the year
2004 when finished the five-year master study at majority of schools. The number of entering
bachelor students are determining for the numbers of students, who for the first time register
at university.
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Figure 5. Numbers of graduate students at high schools and number
of students entering the universities

The considerable disproportion among number of graduate students at the high schools and
number of student entering university is evident in the figure 6. To sketch the situation we
introduce even the figure 6. The trend of the number of pupil at basic school and high school
is shown.
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Figure 6. Numbers of pupils of basic and high schools

We can see again any disproportion among these time series. At systematic shortage of pupils
of the basic schools grows the number of high schools students.
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Finally it is possible to claim, that if declines the number of pupils of the basic schools and
grows the number of students at high schools and if the number of university students grows
faster than at high schools, this all must express in the quality of graduates. The struggle for
students started, unfortunately no resulted in quality production, but in demand reduction. The
figure 7 compares fruitfulness of the university study applicants at entrance examinations at
public and private universities.
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Figure 7. Fruitfulness of the university study applicants at entrance
examinations at public and private universities.

Very interesting is improvement of fruitfulness from the moment, when started to work the
private schools. Fruitfulness increased at public universities from 45% to more than 60%.
Fruitfulness at private schools was over 80%. We can believe, that the ministry should re-
value the system of universities financing with regard to presented numbers. The system of
three-stage education should be revaluated as well. It is acceptable only for some types of
study programs, however certainly not for technical and economical programs. It is good idea
to provide the university education to widest population; however it shouldn’t decrease
quality of education. Some kind of solution might be comeback to the parallel system of the
three-year bachelor and five-year master study, mutually impenetrable.
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Korelacia komplementarnych a disjunktnych javov
Correlation of complementary and disjoint events

Jan Luha

Abstract: Article dealt with specific model correlation of complementary and disjoint events.
Application is provided by results from population research with questions with nominal
scales.

Key words: complementary events, disjoint events, qualitative attribute, nominal scale,
correlation of disjoint and complementary events, indicator variables.

Kracové slova: komplementarne javy, disjunktné javy, kvalitativny znak, nominalna $kala,
korelacia disjunktnych a komplementarnych javov, indik4torové premenné.

1. Uvod

V prispevku sa zaoberame S$pecifickou situdciou koreldcie elementarnych javov
definovanych kvalitativnym znakom. Pri skiimani ich zavislosti mézeme vyuzit' vyjadrenie
pomocou indikdtorovych (nula/jedna) premennych. Na vypocet korelacie pouzivame vtedy
Pearsonov korelacny koeficient. V prispevku ukdZeme zjednodusené vzorce na vypocet
korelacii pre komplementéarne a disjunktné javy a dokaz o ich zapornej korelécii.

Prispevok nadvdzuje na pracu [9]Luha J.(2008): Korelacie vnorenych javov. FORUM
STATISTICUM SLOVACUM 5/2008. SSDS Bratislava 2008. ISSN 1336-7420.
Indikdtorova premennd Z je definovana:

1 , ak skiimany jav nastal,

z={
0, ak skiimany jav nenastal.
Ak E(Z)=p, tak D(Z)=E(Z — E(Z))=p(1-p).
Oznaéme € mnozinu vSetkych skimanych prvkov. Potom zrejme 1 — Z je indikéatorova
premennd komplementarneho javu Q -Z.

Disjunktné javy definujeme jednoducho pomocou prislusnych podmnozin elementarnych
javov skumaného kvalitativneho znaku. Uvazujme kvalitativny znak Z s mnozinou hodnoét {1,
2, ..., r}. Tento znak reprezentujeme pomocou r indikatorovych premennych Z,, Z,, ..., Z;,
odpovedajucich mnozinam rozkladu, ktoré kvoli zjednoduseniu oznacme rovnakymi
symbolmi Z,, Z,, ..., Z;, znaku Z, tym sa urCené aj disjunktné javy urcené kvalitativhym
znakom Z. Specialnym pripadom st komplementdrne javy v pripade ked’ r=2.

2. Korelaé¢ny koeficient komplementarnych javov

Majme kvalitativny znak Z s dvojprvkovou mnozinou hodnét. Tento moézeme vyjadrit
pomocou jednej indikdtorovej premennej alebo pomocou dvoch komplementdarnych
indikéatorovych premennych. Najprv uvazujme mnozinové vyjadrenie:
Z; a Z; su komplementdrne, ak pre mnoZinové vyjadrenie plati: Z; N Z,=0,a Z;|J Z,= Q,
kde 0 symbol reprezentuje prdzdnu mnozinu a Q mnozinu vSetkych skimanych prvkov.
Potom Z2= Q- Zl.
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Graficky zobrazime komplementarne javy definované nominalnym znakom
s dvojprvkovou mnozinou hodn6t pomocou odpovedajicich mnozin:

Zrejme, pre indikatorové premenné dvojice komplementarnych javov, plati:
22: 1- Zl.

VyuZijeme vztah uverejneny v Luha J.(2008). Mozno ho najst’ aj v Rehdk J., Rehakova
B. (1986). Kvoli uplnosti uvadzame korelacny koeficient dvoch elementdarnych javov:

P(Z1,Z)=E((Z: - EZ\)(Z> — EZ5))/ | D(Z1)D(Z>2) = E(Z,Z)~ B(Z))E(Z>)/ | D(Z1)D(Z2) =
(P11-Pr.-P.)/N(P1.-P.1-P2.-P2)=

=(p11-p22 - plz-pzl)/\/(pl.‘p.l-p2.~p.2):
=(P11-p1.-p)NP1.Pa-(1-pry-(1-p.y).

kde:

P P12 =P1. — P11 p1.

P21 =Pa-Pi1 |P2=P-Pr.-patpu |1 -pu
pa 1-pa 1

Uvazujeme dvojicu komplementarnych javov Z;, Z,. Pre ich indikatorové premenné
plati:
7,7,=0, a preto d’alej plati:
Zy(1-22)=2,- 2, 25714,
(1-21)22222-2122:Z2 a
(1-21)(1-Z2)=1-21-Zy+ 7, Z,=1-Z4-Z>=0, pretoze
pre komplementarne javy plati: Z,=1-Z;.
Vyuzijeme vyjadrenie kontingencnej tabul’ky pomocou indikatorovych premennych:

7,1, |Z, Q-7, suma

Z, VAVZ Z,(1-2,) Z,

Q -7, |(1-Z1)Z, | (1-Z1)(1-Z,) | 1-Z,4

suma |7, 1-7Z, 1

Potom pravdepodobnosti v polickach 2x2 tabulke dostaneme ako stredné hodnoty hore
uvedenych vztahov pre indikatorové premenné. Vysledok je v redukovanej tabul’ke:

0 p1. p1.

p.1 0 1 -p1

P 1-pa 1
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Pre komplementarne javy ale plati p;=1 — p1.. Potom mdézeme vyuzit’ vyjadrenie:

0 p1. p1.
p.a 0 Pa
p.a p1. 1

Hore zistené zjednodusenie vyplyvajice z vlastnosti komplementarnosti dvojice javov
aplikujeme na vSeobecny vzorec a dostavame koeficient korelacie komplementarnych javov:

P(Z1,22)7E(Z1Z2)~ E(Z1)E(Z2)/  D(Z1)D(Z>) =
=(P11-pr.-P.)V(Pr.-p.1.(1-pry.(1-p.1)=
=- p1.-p.1/\/(p1.p.1p1.p.1)= -1.

Korelacny koeficient komplementdarnych javov je rovny — 1. Uvedeny vysledok je prirodzenym
dosledkom vzdajomnej komplementdrnosti dvoch javov.

3. Korelacie disjunktnych javov uréenych kvalitativnym znakom

Pre mnozinové vyjadrenie disjunktnych javov urcenych kvalitativnym znakom s r
prvkovou mnozinou hodnot plati:

ZiNZi=0pre i#j a UZ,:Q.
i=1

Resp. odpovedajice grafické vyjadrenie:

Uvazujeme r disjunktnych javov Z,, Z,, ..., Z; s pravdepodobnostami ich nastatia

P1, P25 --+5 Pr- Zrejme plati pi >=0a 2;1 pi =1.
Pre indikatorové premenné uvazovanych disjunktnych javov plati:

Z;Z;=0, pre pre 1 # ], a preto d’alej plati:

Zi(l —Zj):Zi— ZiZj:Zi,

(I-Zi)Zj:Zj-ZiZj:Zj a

(1-Z)(1-Zy)=1-Z;-Z+ Z:Z=1-Zi- Z;.

Vyuzijeme vyjadrenie kontingencnej tabul’ky pomocou indikatorovych premennych:

Zi/Zj Zj Q-Zj suma Zi/Zj Zj Q-Zj suma

Z. |zz Z(1-Z) Zi Z o |z 2

Q-7 |(1-2)z; |(1-2)(1-Z5) [1-Z; oz |z, \1-z-z; 1-z;
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suma|Z; 1-Z; 1 suma |Z; |1-Z; 1

Potom pravdepodobnosti (alebo ich odhady) v polickach 2x2 tabulke dostaneme ako stredné

hodnoty hore uvedenych vztahov pre indikatorové premenné. Vysledok je v redukovanej
tabul’ke:

0 Pi Di
p21=pj |[p22=1-pi-pj [1-Di
Dj 1-pj 1

Pomocou zjednodusenia vyplyvajuceho z vlastnosti disjunktnosti javov a dostaneme koeficient
koreldcie medzi disjunktnymi javmii a j-
P(Zi,Z))=E(ZZ))~ E(Z)E(Z;)/ | D(Z) D(Z)) =
=(Pi-pipy V(pipy(1-pi.(1-pp) =
= - pip; N(pipi(1-po) (1-py) =
= - N(pipy/(1-py) (1-py)-

Ak oznacime Sancu javu Z; oproti komplementarnemu javu Q - Z; si=pi/(1-p;) a odpovedajiico
aj pre jav Z; a ;=s;/s; pomer Sanci (cross product ratio), tak

P(ZiZj)y= -sis = - s .

Korelaény koeficient disjunktnych javov je zdporny.

V priestore 0 < pi < p; <=1, pi + p; <=1 mdézeme vypocitat’ priebeh hodnét korelacie dvoch
disjunktnych javov. V tabulke uvddzame okrem vybranych hodnét podielov aj prislusné
Sance, pomer Sanci a koleracny koeficient. Pricom hodnotu koreldcie -1 dostdvame v pripade
pi+ p;j =1, teda ked’ ide o dvojicu komplementarnych javov.

Pi | Pj Si Sj Oji p Pi Pj Si Sj Oji P
0,1/ 0,1/0,111/0,111| 1,000| -0,012 0,3 0,610,429 | 1,500 3,500 | -0,643
0,1] 0,2/0,111]0,250| 2,250 | -0,028 0,3 0,7]0,429| 2,333|5,444 | -1,000
0,1] 0,3/0,111]0,429| 3,857 | -0,048 0,4 0,1]0,667| 0,111]0,167 | -0,074
0,1] 0,4/0,111]0,667| 6,000 -0,074 0,4 0,210,667 | 0,250]|0,375| -0,167
0,1] 0,5/0,111(1,000| 9,000| -0,111 0,4 0,3|0,667| 0,429|0,643| -0,286
0,1] 0,6/0,111]1,500|13,500| -0,167 0,4 0,410,667 | 0,667 |1,000| -0,444
0,1] 0,7/0,111]2,333|21,000| -0,259 0,4 0,5|0,667| 1,000]1,500| -0,667
0,1] 0,8/0,111[4,000] 36,000 | -0,444 0,4 0,60,667| 1,500]2,250| -1,000
0,1] 0,9/0,111]9,000|81,000| -1,000 0,5 0,1]1,000| 0,111]0,111| -0,111
0,2| 0,1/0,250|0,111| 0,444| -0,028 0,5 0,2]|1,000| 0,250 0,250 | -0,250
0,2| 0,2/0,250|0,250| 1,000| -0,063 0,5 0,3|1,000| 0,429|0,429| -0,429
0,2| 0,3/0,250|0,429| 1,714| -0,107 0,5 0,4]|1,000| 0,667 ]0,667| -0,667
0,2| 0,4)|0,250|0,667| 2,667 | -0,167 0,5 0,5]|1,000| 1,000] 1,000/ -1,000
0,2| 0,5/0,250(1,000| 4,000| -0,250 0,6 0,1]1,500| 0,111]0,074| -0,167
0,2| 0,6/0,250|1,500| 6,000| -0,375 0,6 0,2|1,500| 0,250]|0,167| -0,375
0,2| 0,7/0,250|2,333| 9,333| -0,583 0,6 0,3]1,500| 0,429]0,286| -0,643
0,2| 0,8)|0,2504,000]16,000| -1,000 0,6 0,4]1,500| 0,667 0,444 | -1,000
03| 0,1/0429|0,111| 0,259| -0,048 0,7 0,112,333 0,111]0,048 | -0,259
0,3| 0,2/0,429|0,250| 0,583| -0,107 0,7 0,2]|2,333| 0,250 0,107 | -0,583
0,3| 0,3/0429|0,429| 1,000| -0,184 0,7 0,3|2,333| 0,429|0,184 | -1,000
03| 0,4/0429|0,667| 1,556| -0,286 0,8 0,1]4,000| 0,111]0,028 | -0,444
0,3] 0,5/0,429|1,000| 2,333| -0,429 0,8 0,214,000 0,250 0,063 | -1,000
0,9 0,1]9,000| 0,111]0,012| -1,000
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Priebeh korelacie disjuntnych javov mozno ilustrovat’ v grafe:

Uvedené ilustracie nezachytdavaju vSetky obmedzenia kladené na disjunktné javy. Na
komplexnejsi pohl'ad musime uvaZovat disjunktné javy prir > 2 simultanne.

Priebeh koreléacie r disjunktnych v priestore pi > 0 Zf_l pi =1 mdZeme reprezentovat' r X r

korela¢nou maticou. Kvoli uplnosti uvadzame aj korelacie dvojic javov Z;,Z; , ktora je zrejme
rovna 1.

Z7i/Z; | 7, 7, cee | Z .o 7.1 7.

74 1 P(ZZer) |- | P(Z1,Z) e p(Z1,Zey) |1

7, p(2>,2,) 1 p(2,,Z;) 1 p(Z22,2,)
Z; p(Zi,Z,) p(Zi,Z;) p(ZiZ) | p(ZiZy)
Zr-l p(Zr-l,Zl) p(Zr-ij) 1 p(Zr-l,Zr)
Zr P(Zr,zl) p(zraZZ) p(ZraZj) p(Zr’Zr-l) 1
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V polickach korela¢nej matice st korelacie pocitané pomocou vztahu p(Z;,Z;)= - +/sis; .

Na ilustraciu uvaddzame priklad priebehu korelécii, Sanci a pomeru Sanci pre vybrané hodnoty
podielov pre =3.

P1 P2 P3 suma | Sq S2 S3 [P 03 ™3 ri2 ri3 ra3

0,10/0,10| 0,80 0,111)0,111| 4,000| 1,000] 36,000| 36,000| -0,111| -0,667 | -0,667

0,10]10,20| 0,70 0,111]0,250| 2,333| 2,250 | 21,000 9,333 | -0,167 | -0,509 | -0,764

0,10]0,30| 0,60 0,111]0,429| 1,500| 3,857 | 13,500 3,500 | -0,218 | -0,408 | -0,802

0,1010,40| 0,50 0,111]0,667| 1,000| 6,000 9,000 1,500 | -0,272 | -0,333 | -0,816

0,10]/0,50| 0,40 0,111]1,000| 0,667 | 9,000| 6,000 0,667 | -0,333 | -0,272 | -0,816
0,10/0,60| 0,30 0,111]1,500| 0,429 | 13,500 | 3,857 0,286 | -0,408 | -0,218 | -0,802

0,10/0,70| 0,20 0,111]2,333| 0,250| 21,000 | 2,250 0,107] -0,509 | -0,167 | -0,764

0,10]10,80| 0,10 0,111]4,000| 0,111] 36,000 | 1,000 0,028 | -0,667 | -0,111| -0,667

0,2010,10| 0,70 0,250|0,111] 2,333| 0,444| 9,333| 21,000| -0,167 | -0,764 | -0,509

0,2010,20| 0,60 0,250 0,250 | 1,500| 1,000| 6,000 6,000 | -0,250 | -0,612 | -0,612

0,20/0,30| 0,50 0,25010,429| 1,000| 1,714| 4,000 2,333 | -0,327 | -0,500 | -0,655
0,20/0,40| 0,40 0,250 0,667 | 0,667 | 2,667 | 2,667 1,000 | -0,408 | -0,408 | -0,667

0,2010,50| 0,30 0,250 1,000| 0,429| 4,000| 1,714 0,429| -0,500,| -0,327 | -0,655

0,2010,60| 0,20 0,250 1,500| 0,250 6,000| 1,000 0,167| -0,612| -0,250 | -0,612

0,2010,70| 0,10 0,25012,333| 0,111] 9,333| 0,444 0,048 | -0,764 | -0,167 | -0,509

0,30]0,10| 0,60 0,429,0,111] 1,500| 0,259 | 3,500| 13,500| -0,218 | -0,802 | -0,408

0,30/0,20| 0,50 0,42910,250| 1,000| 0,583 | 2,333 4,000| -0,327 | -0,655| -0,500

0,30/0,30| 0,40 0,42910,429| 0,667 | 1,000 | 1,556 1,556 | -0,429 | -0,535| -0,535

0,3010,40| 0,30 0,42910,667| 0,429| 1,556| 1,000 0,643 | -0,535,| -0,429 | -0,535

0,30]10,50| 0,20 0,42911,000| 0,250 2,333| 0,583 0,250 | -0,655| -0,327 | -0,500

0,30{0,60| 0,10 0,42911,500| 0,111] 3,500| 0,259 0,074 | -0,802 | -0,218 | -0,408

0,40/0,10| 0,50 0,667]0,111] 1,000| 0,167 | 1,500 9,000 | -0,272| -0,816 | -0,333
0,40/0,20| 0,40 0,667)0,250| 0,667 | 0,375| 1,000 2,667 | -0,408 | -0,667 | -0,408

0,40]0,30| 0,30 0,667)0,429| 0,429| 0,643| 0,643 1,000 | -0,535| -0,535| -0,429

0,4010,40| 0,20 0,667 0,667 | 0,250 1,000 0,375 0,375| -0,667 | -0,408 | -0,408

0,40/0,50| 0,10 0,667]1,000| 0,111] 1,500| 0,167 0,111| -0,816 | -0,272 | -0,333

0,50/0,10| 0,40 1,000|0,111| 0,667 0,111]| 0,667 6,000 | -0,333| -0,816 | -0,272

0,50/0,20| 0,30 1,000 0,250| 0,429| 0,250| 0,429 1,714 | -0,500| -0,655| -0,327

0,50/0,30| 0,20 1,000/ 0,429| 0,250 0,429| 0,250 0,583 | -0,655| -0,500 | -0,327

0,5010,40| 0,10 1,000 0,667| 0,111| 0,667 | 0,111 0,167 | -0,816 | -0,333 | -0,272

0,60]0,10| 0,30 1,500 0,111| 0429| 0,074| 0,286 3,857 | -0,408 | -0,802 | -0,218

0,60/0,20| 0,20 1,500 |0,250| 0,250| 0,167 | 0,167 1,000 | -0,612| -0,612| -0,250
0,60{0,30| 0,10 1,500/ 0,429| 0,111| 0,286| 0,074 0,259| -0,802 | -0,408 | -0,218
0,70/0,10] 0,20 2,333|0,111| 0,250| 0,048 | 0,107 2,250| -0,509| -0,764 | -0,167

0,70/0,20| 0,10 2,333|0,250| 0,111| 0,107 | 0,048 0,444 | -0,764| -0,509 | -0,167

0,80]10,10| 0,10 4,000|0,111| 0,111| 0,028 | 0,028 1,000 | -0,667 | -0,667 | -0,111

Al |lalalalaalalaaala Al

0,90]/0,05| 0,05 9,000] 0,063 0,053| 0,006| 0,006 1,000 | -0,688 | -0,688 | -0,053

4. Priklad korelacie disjunktnych javov

Kazdy kvalitativny znak s konecnou mnozinou r hodnot generuje r disjunktnych javov.
Predpokladdme nenulové pravdepodobnosti ich vyskytu. Na ilustrdciu vyuZijeme umely
priklad, ktory ale znacne zodpoveda skutocnosti. Ako nominalny znak uvazujme otazku, ktora
sa pravidelne opakuje pri vyskumoch verejnej mienky — a sice koho by ste volili vo vol'bach



do NR SR. Na ilustrativne G¢ely sme zostrojili simulaény sibor, kde sa vyskytuju iba strany:
KDH, LS-HZDS, SDKU, SNS, SMER a ,strany”“ nezucastnil by som sa aneviem.
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Frekvencna tabul’ka zo simula¢ného suboru dava vysledky:

Ktoru stranu by ste volili do NR SR?

Cumulati
Frequenc Valid ve

y Percent Percent Percent

Valid KDH 158 5,7 5,7 5,7

LS-HZDS 153 5,5 5,5 11,3

SDKU 209 7,6 7,6 18,8

SNS 223 8,1 8,1 26,9

SMER 851 30,8 30,8 57,7

SMK 179 6.5 6,5 64,2

nezudastnil by sa 520 18,8 18,8 83,0

neviem 469 17,0 17,0 100,0
Total 2762 100,0 100,0

Skumany nomindlny znak ma v naSom umelom priklade r=8 hodndt a preto vytvorime 8
indikatorovych premennych. Ich ndzvy budu reprezentovat’ ,hodnoty kvalitativneho znaku

a preto ich nazveme rovnako ako ,.hodnoty* znaku.
Vysledky st v korela¢nej matici:

Correlations
kdh hzds sdku sns smer smk nezucast neviem
kdh Pearson Correlation 1| -0600<%) | -070(**) | -,073(**) | -,164(**) | -,065(**) S11905%) | - 111(+%)
Sig. (2-tailed) ,002 ,000 ,000 ,000 ,001 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762
hzds Pearson Correlation -,060(**) 1| -0690<%) | -0720**) | -,162(**) | -,064(**) S11705%) | -,1100%%)
Sig. (2-tailed) ,002 ,000 ,000 ,000 ,001 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762
sdku Pearson Correlation -070(%) | -,069(**) 1| -,08504%) | -,191(%%) | -075(**) | -,138(*%) | -,129(**)
Sig. (2-tailed) ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762
sns Pearson Correlation S073(%%) | -,072(%%) | -,085(**) 1| -198(%%) | -,078(*%) | -,143(**) | -,134(**)
Sig. (2-tailed) ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762
smer Pearson Correlation S16404%) | - 162(%%) | - 191(**) | -,198(**) 1| S176(%) | -321(*¥*) | -,302(**)
Sig. (2-tailed) ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762
smk Pearson Correlation -065(5%) | -,064(%*) | -075(**%) | -078(**) | -,176(**) 1 S12704%) | - 119(+*)
Sig. (2-tailed) ,001 ,001 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762
nezucast Pearson Correlation ST190%) | = 11704%) | - 138(*%%) | -,143(**) | -321(**) | -,127(*%) 1] -218(**)
Sig. (2-tailed) ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762
neviem Pearson Correlation STLLCE) | = 11005%) | -129¢%%) | -,134(**) | -302(**) | -,119(**) -218(**) 1
Sig. (2-tailed) ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000 ,000
N 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762 2762

** Correlation is significant at the 0.01 level (2-tailed).

Interpretaciou korelacnej matice vzhl'adom ku meritu skimanych javov sa v tomto prispevku
nezaoberame. Na doplnenie uvadzame kontingenénu tabulku vybraného vztahu SMER

s SDKU:
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smer * sdku Crosstabulation

sdku Total
0 1 0

smer 0 Count 1702 209 1911

% within smer 89,1% 109% | 100,0%

% within sdku 66,7% | 100,0% 69,2%

Adjusted Residual -10,0 10,0

1 Count 851 0 851

o within smer 100,0% 0% | 100,0%

% within sdku 33,3% 0% 30,8%

Adjusted Residual 10,0 -10,0
Total Count 2553 209 2762

% within smer 92,4% 7,6% 100,0%

% within sdku 100,0% | 100,0% | 100,0%

Symmetric Measures
Asymp.
Std. Approx. Approx. Exact
Value Error(a) T(b) Sig. Sig.

Nominal by Nominal Contingency Coefficient ,188 ,000 ,000
Interval by Interval Pearson's R -,191 ,007 -10,219 ,000(c) ,000
Ordinal by Ordinal Spearman Correlation -,191 ,007 -10,219 ,000(c) ,000
N of Valid Cases 2762

a Not assuming the null hypothesis.
b Using the asymptotic standard error assuming the null hypothesis.
¢ Based on normal approximation.

Je zrejmé, ze skimané vztahy moézeme doplnit’ analyzou kontingen¢nych tabuliek. To ale nie
je ucelom tohoto ¢lanku.

Na doplnenie uvedieme ilustrativny dendogram. Ako mieru blizkosti sme zvolili Pearsonov
korela¢ny koeficient.

Fokox ok kX ok ok ox Xk ok ox X ok x X & x *x HT ERARCHICAL CLUSTETR ANALYSTIS

Dendrogram using Average Linkage (Between Groups)

Rescaled Distance Cluster Combine

CASE 0 5 10 15 20 25
Label Num +-—-==————--— - - - o +
kdh 1 RLANY
hzds 2 AU (RN
smk 6 O =l
sdku 3 0380w =033033030300300¢
sns 4 43403 0w ERURVRURURURUR VRN
neviem 8 434348348338 0303830300300w o333003330033003300300<«
nezucast 7 4343434833830 3080330338033080000300w &
smer 5 43444344343404340048030303023024803403483480348038080803003003003000y
5. Zaver

Vlastnosti korelacii medzi disjunktnymi a komplementarnymi javmi su prirodzenym
dosledkom vlastnosti disjunktnosti, resp. v Specidlnom pripade ich komplementarnosti.
Okrem vlastnosti zadpornosti, mézeme uvedené vzt'ahy vyuzit’ pri Specifikdcii modelovych
vztahov urcenych kvalitativnym znakom.
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Grubbsov test a hypotézy o obrobenom povrchu
Test of Grubbs and Hypotheses on the Cut Surface

Anna Macurova, Dusan Macura

Abstract: The paper deals with the analysis and use of date to solve problems. This paper is
designed to equip technically oriented readers with the basic statistical skills they need to
practice their professions. The hypothesis is presented with testing experimental process in
the next text.

Key words: Surface , Hypotheses, Testing of the Hypotheses.
Kruacové slova: Povrch, hypotézy, testovanie hypotéz.

1. Uvod

Vyznam S$tatistiky v inzinierskej praxi z hladiska zvySovania kvality vyroby je
nesporny. V kazdom redlnom vyrobnom procese existuje variabilita hodndt zrdznych
hladisk. V modelovej situécii, za ktora budeme povazovat experiment, vyhodnotime ziskané
hodnoty zriedkavejSie pouzivanym kritériom, zavery formulované v experimente budeme
povazovat’ za hypotézy a pomocou vybranych Statistickych metéd budu navrhované vysledky
experimentov. Je zndme, Ze testovanie hypotéz je proces, v ktorom na zdklade vyberovych
udajov odhadujeme s urcitou pravdepodobnostou, ¢i tvrdenie o niektorom z parametrov
zakladného stboru je, alebo nie je pravdivé. Kazda tloha testovania hypotéz je formulovana
tak, ze proti sebe stoja dve hypotézy a to nulova hypotéza (Casto jednoduchd), ktord budeme
oznaCovat' H, a alternativna hypotéza (najcastejSie zlozend) oznaCovana H, .

2. Test extrémnych hodnét (Grubbsov test)

Vyskum obrobenych povrchov patri medzi zakladné problémy, ktorych rieSenie
zdokonal'uje tedriu vyrobnych technolégii. Statistika je su¢astou rozboru experimentov aj vo
vyrobnych technoldgidch. V nasledujuicom konkrétnom experimente sa sustredime na
Statistické spracovanie vybranych udajov z hl'adiska extrémnej hodnoty v ziskanom stbore
experimentalnych hodndt.  Drsnost’ obrobeného povrchu sa dd povazovat’ za nahodni

premennu s normalnym rozdelenim N (,u,az). Nech x,,x,,...,x, je nahodny vyber
z norméalneho rozdelenia N (,u,az)
48 73 54 6,2 7,1 51 9,8 (1)

hodnét drsnosti obrobeného povrchu (ststruzenim, v mikrometroch). Hodnota 9,8 vzbudila
podozrenie, Ze je extrémne velkd. Otestujeme tuto hypotézu na hladine vyznamnosti
a=0,05.

Testujeme hypotézu

H,:x_. =98 nie je extrémne velkd hodnota
proti

H, :x_. =928 jeextrémne vel'k4 hodnota 2)
Zo suboru hodnét (1) vyplyvaji hodnoty n=8, x_ =98, ¥x=6,4375, s _=1,6256 do
nasledujuce;j testovacej Statistiky



T = o . 3)
S, n—1
Po vypocte dostaneme 7,, =2,2112.
Ak
T > T,(), @)

tak H, zamietame, x, _ je extrémne velka hodnota, T, (n) je kriticka hodnota pre Grubbsov
test, ktoru ur¢ime zo Statistickych tabuliek [1]. Pre a = 0,05 je T (8)=2172.
Na zaklade vztahu (4) je

T,os(8)=2172<T,, =2.2112.

Hypotézu H, z tvrdenia (2) na hladine vyznamnosti a = 0,05 zamietame a prijimame
hypotézu H, z (2). Hodnota 9,8 je extrémne velkd a mézeme ju zo suboru (1) vylucit’.

3. Testovanie experimentalnych hodnét ziskanych dvoma sposobmi

12 merani najvacSej nerovnosti obrobeného povrchu sa uskuto¢nilo vypoctom

z diferencidlnej rovnice (premenné v nasledujiucej diferencidlnej rovnici zodpovedaju
oznacovaniu prislusnych odbornych pojmov vo vyrobnych technolégiach)

2fRz +4Rz’Rz' — f*Rz' =0, (%)

. , . . , dRz .,
Rz je nerovnost’(drsnost’) obrobeného povrchu, /' je posuv nastroja, Rz' = ?Z , rieSenim (5)

2 2
je funkcia Rz = % + 2—4 - fT , CER, % =rje polomer hrotu nastroja, pricom plati
2
o f— >20.
4

Ziskané hodnoty st oznafené y, a novym digitdlnym meracim pristrojom na meranie
nerovnosti obrobeného povrchu (drsnosti) hodnoty oznacené z,. Zistime, ¢i je medzi
ziskanymi hodnotami podstatny rozdiel.

Vysledky merani st nezavislé a zapiSeme ich do tabulky, zistené hodnoty st parové, (yl.,z,. ),
i=12,...,12. Urobime rozdiely x, =y, —z,, i=12,...,12, ktoré vyjadruja velkost
systematickej chyby.

Tabul’ka 1: Hodnoty najvicsej nerovnosti obrobeného povrchu

v, 1282 339 |38,2 |425 |37,6 |368 |36,1 |351 344 |528 |579 |51,5
2 5 5 2 2 4 2 1 5 3 0 2

z, 1282 1339 382 424 |37,6 |36,8 |36,2 |352 |344 |52,8 |57,8 |555
7 9 0 2 4 5 1 0 0 6 8 3

x; | -0,05 |-0,04 | 0,05 |0,10 |-0,02 |-0,01 |-0,09|-0,09 0,05 |-0,03 0,02 |-0,01

Vypocitame vyberové charakteristiky

F=13x =001, 5, =\/ : (Zx? —m?zj =0,0572,

n i=1 n— 1 i=1

7 =40,7875,s, =8,9725, 7 = 40,7875.
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Pouzijeme parovy test. Ak medzi vysledkami ziskanymi r6znymi pristrojmi nie je rozdiel, je
A=0.

Testujeme hypotézu o strednej hodnote
H,:u —u,=A proti H, 1y, —pu, #A.

Testovacia Statistika nadobtida hodnotu

A«/_ —001=0 115~ _0.6056 .

0,0572
V Statistickych tabul’kach najdeme t,(n-1)= to.0s (11)=2,201[2].

Hypotézu H, na hladine vyznamnosti a = 0,05 nezamietame. Medzi hodnotami ziskanymi
vypoctom a meracim pristrojom nie je podstatny rozdiel.

4. Zaver

Pri kazdom testovacom postupe sa dopuStame dvoch druhov chyb. Ak je H, platna,

mozeme vplyvom ndhody dostat’ vysledok, pri ktorom hodnota testovacej Statistiky 7
dostane do kritického oboru ( oboru zamietnutia) W . Podl'a vopred stanoveného testovacieho

postupu zamietame H |, a prijimame H, ¢im sa dopustime chyby 1. druhu. Pravdepodobnost’
chyby 1. druhu nazyvame hladina vyznamnosti testu a oznacujeme pismenom a[3].

Ak je platna alternativna hypotéza H,, mo6Zeme vplyvom ndhody dostat’ vysledok , Ze
hodnota testovacej Statistiky 7 sa dostane do oboru prijatia /. Na zaklade stanoveného
testovacieho kritéria nezamietame H,, ¢im sa dopustime chyby 2. druhu, ktora sa oznacuje
[ . Pri vopred stanovenej hodnote o sa snazime minimalizovat f. Optimalizacia hodnot

patriacich do oboru zamietnutia W nie je jednoduché, niekedy je vhodné urcit’ tieto hodnoty
ako extrémne hodnoty 7 .
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Kointegra¢ni analyza modelu inflace v Ceské republice
Cointegration Analysis of the Inflation Model in the Czech Republic

Jifi Neubauer

Abstract: The article deals with the question of modeling multidimensional non-stationary
cointegrated processes. The multidimensional process is called cointegrated if there exists any
linear combination of its one-dimensional components which is stationary. For instance this
property can be found in some series of economic indices which are predominantly non-
stationary. This contribution is focused on cointegration analysis of multidimensional time
series of Czech macroeconomic indices and on verification of some relations describing
inflation in the Czech Republic.

Key words: vector autoregressive process, cointegration, inflation.

KPacové slova: vektorovy autoregresni proces, kointegrace, inflace.

1. Uvod

Kointegracni analyza, jako metoda modelovani vicerozmérnych nestaciondrnich
procesti, nachazi uplatnéni pfevdzné v oblasti makroekonomickych casovych tad. Detailni
popis této metody je mozné najit naptiklad v [Hamilton, 1994], [Johansen, 1995], [Liitkepohl,
2007]. Clanek je vénovan kointegratni analyze &tvrtletnich makroekonomickych ukazatelt
Ceské republiky a pomoci testt kointegrace jsou ovéfovany nékteré vztahy popisujici vyvoj
inflace. Zakladni model inflace vychazi z ¢lanku [Kim, 2001].

Uvedeme nyni v kratkosti nékteré zakladni definice a nezbytna tvrzeni.

inice 1. je n-rozmérny bily Su ulovou stiedni u a varian¢ni
Definice 1. Necht g, je m-rozmérny bily Sum s nulovou stfedni hodnotou a varian¢n

matici . Stochasticky proces Y, spliuyjici Y, —EY, = Z:C.s

t — it

se nazyva 1(0) proces,

t

jestlize C = ZZOC ; #0 (EY, znadi stfedni hodnotu procesu Y, ).

Definice 2. O stochastickém procesu Y, fekneme, Ze je integrovany radu d a znalime jej 1(d),
d=12,...jestlize A’(Y, — EY,) je I(0) proces (A je diferenéni operator, AY, =Y, -Y, ).
Definice 3. Vicerozmérny proces Y, nazveme n-rozmérnym autoregresnim procesem

VAR(p), jestlize plati
Y=®Y_ ,+®,Y, ,++®)Y, ,+AD, +¢g prot=12,...T, (1)

pro dané pocatecni hodnoty Y_ ., Yy, kde €, je m-rozmérny bily Sum s normalnim

PISERE
rozd¢lenim N(0,Q), ®,,...® , jsou matice koeficientd (fadu n), A je matice koeficientl
deterministického ¢lenu D,, ktery mize obsahovat konstantu, linearni ¢len, sezonni vlivy
a dalsi regresory, které jsou nestochastické. Matice A je typu nxs, matice D, je typu sx1.

Autoregresni proces VAR(p) definovany rovnici (1) je mozné po jednoduchych upravich
zapsat ve tvaru

p-1
AY, =MY,, +> T ,AY,_ +AD, +¢, prot=12,..T, (2)

i=1
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kde I = Z;(Di -1, T, = —Z‘;:M(I) ;-Tento tvar vyjadfeni autoregresniho procesu se
nazyva ECM (,.error correction model®), pouzivd se pro popis a analyzu kointegrovanych
procesi resp. ¢asovych fad.

Hlavni mysSlenku kointegrace ukdzeme na 2 jednorozmérnych procesech typu I(1).
Rekneme, ze procesy X, a Y, jsou kointegrované, jestlize existuje takova linedrni kombinace

aX, +bY,, ktera je staciondrni. Uvedeme nyni obecnou definici kointegrovaného procesu.

Definice 4. Necht Y, je m-rozmérny integrovany proces fadu 1. Tento proces nazveme
kointegrovany s kointegracnim vektorem B (peR",p#0), jestlize pii vhodné volbé
pocate¢nich hodnot je proces B'Y, staciondrni.

V piipadé dvourozmérného procesu miize existovat pouze jeden kointegracni vektor.
Pokud je n > 2, mohou existovat dva vektory B,, B, takové, ze B1Y, i B,Y, jsou stacionarni

a pfitom jsou B,, B, linearn¢ nezavislé. Obecné miize existovat » < n linearn¢ nezavislych

kointegra¢nich vektord. Jejich maximalni pocet budeme oznaovat jako 7dad (hodnost)
kointegrace a vektorovy prostor, ktery tyto vektory generuji, jako kointegracni prostor.

2. Maximalné vérohodné odhady kointegrac¢nich vektori a testy kointegrace

Grangerova véta (viz napf. [Johansen, 1995]) udava nutnou a postacujici podminku, aby
autoregresni VAR(p) proces byl /(1) a kointegrovany. Podle hodnosti matice IT v jeho ECM
reprezentaci se definuje tzv. H () model procesu /(1).

Definice 5. H(r) model procesu /(1) je definovan jako model VAR(p) splitujici
M=ap’,
kde a a B jsou nxr matice. ECM reprezentace tohoto modelu ma tvar

p-1
AY, =aB'Y,, + > T AY,  +AD, +¢, pror=12,...T,

i=l
kde a,B,I',....’ A Q jsou parametry, na které nejsou kladena z4dné omezeni.
Za ptedpokladu platnosti hypotézy

H@): I =ap’

ziskdme maximaln¢ vérohodny odhad parametru B nasledujicim postupem (viz [Johansen,
1995], [Hamilton, 1994]). Nejprve vyfesime rovnici'

| A8, _Slos(;ésm =0
pro vlastni ¢isla 1> 4, >... > A a vlastni vektory V =(v,,...,v,), které jsou normalizovany

vztahem V'S, V' =1. Kointegra¢ni vztahy odhadneme z

B= (Vis.esV,),
maximalizovana hodnota vérohodnostni funkce je dana vztahem
Lo =186 ITT-2). 3)
i=1

! Konstrukce matic So0s--+»S,; je podrobn& popsana v [Johansen, 1995]
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Test vérohodnostnim pomérem (,,LR-test) Q(H(r)| H(n)) modelu H(r) v modelu H (n)
dvou vyrazi (3) pro r a n, tedy

s 1Sy ITTA-4)

OH(r)|H(n) " = i1

[Se ITTA=2)
i=1
Po zlogaritmovani obdrzime tzv. ,,TRACE* statistiku
~2InQ(H(r)| H(n) =-T Y In(1-2,). 4)

i=r+l
Statistika pro testovani modelu H(r) v H(r +1) (tzv. ,,MAX" statistika) je dana vztahem
-2InQH(r)|H(r+1))=-TIn(1-4_,,). (5)
Predpokladejme, ze hodnost matice II je rovna r. Asymptotické rozdéleni statistik (4) a (5)
zavisi na existenci deterministického ¢lenu v modelu.
Saikkonen a Liitkepohl (viz Liitkepohl, 2007) navrhli test kointegrace, zaloZeny na tom,
ze nejprve je v procesu odhadnut deterministicky ¢len D, , ten je odecten od pozorovani a na

vznikly proces je pouzit Johansentiv LR-test. Oba typy testli budou pouzity pii kointegracni
analyze.

3. Analyza modelu inflace pro Ceskou republiku

Pfi rozboru modelu inflace budeme vychdzet z ¢lanku [Kim, 2001], ktery se zabyva
analyzou inflace v Polsku. Pokusime se dany model aplikovat na makroekonomické ukazatele
Ceské republiky. V modelu vystupuji nasledujici veli¢iny (jedna se o ¢tvrtletni hodnoty 1996—
2005):

», - redlny hruby domaci produkt Ceské republiky
e m, - pen€zni agregat M2 Ceské republiky

pl - zahrani¢ni ménova hladina (index spotiebitelskych cen EU)

e w,- nominalni mzdy v Ceské republice

e p”- domaci cenova hladina (index spotiebitelskych cen Ceské republiky)

e ¢, - sménny kurz (¢eské koruny a eura)
Pozn.: Zdrojem dat jsou internetové stranky Ceské narodni banky (www.cnb.cz) a
EUROSTAT (epp.eurostat.ec.europa.eu), vSechny uvedené casové fady jsou zlogaritmované.

Ekonomicka teorie rozliSuje tfi druhy inflace: monetarni, mzdovou a importovanou. Lze
psat
pzD = f(ptF:mt _pzD’Wz _prD:et’yr _ptD)’

kde m, — p” je realna penézni zasoba, w, — p”jsou realné mzdy a y, — p” je redlny hruby
domaci produkt. Monetarni inflace se objevuje v ptipadé, Ze rist penézni nabidky pievysuje
rust ekonomiky. Za predpokladu homogenity redlnych penéz a redlného vystupu lze redlnou
penézni zasobu vyjadiit ve tvaru
m,—p, =b+(y, - p). (6)

K mzdové inflaci dochazi, kdyz riist redlnych mezd je vétsi nez uroveinn mezd, ktera odpovida
ristu produktivity dané zem&. Pro realné mzdy tedy miZeme psat >

’Dana rovnice predpoklada, Ze vliv nezaméstnanosti na mzdy neni vyznamny (viz [Kim, 2001]).
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w,=p. =a+(y,—p’) (7

Importovana inflace je vysledkem nerovnosti cenovych hladin jednotlivych narodnich
ekonomik. Za platnosti parity kupni sily miiZzeme psat

p. =e +p/ . (®)

Podrobnéjsi odvozeni rovnic lze nalézt v [Kim, 2001].
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Obrazek 1:Prirozené logaritmy Casovych rad

Pomoci testl kointegrace nyni zkusime ovéfit platnost danych vztaht (6), (7) a (8) pro
Ceskou republiku. Nejprve budeme analyzovat dané vztahy jednotlivé a poté se pokusime
sestavit celkovy model.

Oznatme nejprve Y, =(m, — p”,y, — p’)'. Pomoci testl jednotkovych kofenii je
mozné ukazat, ze jednotlivé slozky této dvourozmérné ¢asové tfady jsou integrované adu 1.
Tuto fadu je mozné popsat pomoci modelu VAR(5) s konstantou a sezonni sloZkou. Pomoci
zminénych testl kointegrace ovétime, zda jsou tyto fady kointegrované. Tabulka 1 obsahuje
hodnoty TRACE a MAX statistiky, dale test Saikkonena a Liitkepohla (S&L) s odpovidajicim
p-hodnotami.

Tabulka 1: Testy kointegrace — monetdrni inflace

r TRACE | p-hodnota MAX | p-hodnota S&L p-hodnota
0 21,033 0,0056 21,031 0,0028 16,23 0,0094
1 0,002 0,9630 0,002 0,002 0,00 0,9834
Nulovou hypotézu, ze » =0 (neexistuje kointegrace) miizeme zamitnout, hypotézu, ze r =1
jiz zamitnou nelze. Pfedpokladejme tedy, Ze dand Casova fada je kointegrovana s jednim
kointegra¢nim vektorem, jehoz odhad je |§ = (1;-0,78810)". Nyni mizeme provést test linearni
hypotézy o kointegra¢nim vektoru R -vec(p) = q, v naSem piipadé je R =(L1), Bp=(5,.5,)
a q=0, ktery ma asymptoticky y> rozdéleni. Testova statistika (zaloZend na
vérohodnostnim podilu) ma hodnotu 1,886 s p-hodnotou 0,1696. Danou hypotézu tedy neni
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mozné zamitnout, miZzeme tedy pfedpokladat, Ze vztah vyjadfujici monetarni inflaci pro
Ceskou republiku plati.

Oznaéme nyni Y, = (w, — p”,y, — p”)'. Testy jednotkovych kotent opét ukazaly, ze
slozky integrované tadu 1, danou ¢asovou tadu lze popsat VAR(3) modelem s konstantou
a sezdnni slozkou. Vysledky kointegra¢ni analyzy jsou shrnuty v tabulce 2.

Tabulka 2: Testy kointegrace — mzdovd inflace

r TRACE | p-hodnota MAX | p-hodnota S&L p-hodnota
0 25,444 0,0009 25,119 0,0004 28,53 0,0000
1 0,325 0,5686 0,325 0,5686 0,55 0,5157

I v tomto pfipadé mizeme predpokladat existenci jednoho kointegracniho vektoru, jehoz
odhad je ,@ =(1;-0,92739)'. Provedeme-li stejny test jako v ptfipadé monetdrni inflace,
obdrzime hodnotu testové statistiky 0,257 s odpovidajici p-hodnotou 0,6117, hypotézu tedy
neni mozné zamitnou a opé&t je mozné predpokladat, Ze vztah popisujici mzdovou inflaci plati.
Pro test posledniho vztahu popisujici importovanou inflaci  oznaéme
Y, =(p’,e, +pl). Slozky jsou opét integrované, tuto dvourozmérnou c&asovou fadu

muzeme popsat pomoci modelu VAR(1) s konstantou. Vysledky testli kointegrace jsou
shrnuty v tabulce 3.

Tabulka 3: Testy kointegrace — importovand inflace

r TRACE | p-hodnota MAX | p-hodnota S&L p-hodnota
0 23,597 0,0019 19,208 0,0063 19,94 0,0018
1 4,390 0,0362 4,390 0,0362 0,88 0,3983

Na hladin¢ vyznamnosti 0,05 nejsou vysledky testli zcela jednozna¢né, na hlading
vyznamnosti 0,01 miizeme predpokladat existenci jednoho kointegraéniho vektoru, jehoZz

odhad je ,B =(1;-0,57271)'. Test linearni hypotézy o daném kointegratnim vektoru ma
hodnotu 2,309 s odpovidajici p-hodnotou 0,1286. Ani v tomto piipadé neni mozné hypotézu
o platnosti vztahu (8) zamitnout.

V nasledujici ¢asti vytvotime vétsi celkovy model. Oznac¢me
Y, =(p e, +p s w,—p m—p/.y,—p’)
Tuto Casovou tadu, kterd ma 5 slozek, 1ze popsat pomoci modelu VAR(5) s konstantou
a sezonni slozkou. Vysledky testli kointegrace shrnuje tabulka 4.
Tabulka 4: Testy kointegrace — celkovy model

r TRACE | p-hodnota MAX | p-hodnota S&L p-hodnota
0 372,31 0,0000 219,15 0,0000 158,26 0,0000
1 153,16 0,0000 97,814 0,0000 85,62 0,0000
2 55,350 0,0000 40,671 0,0000 41,29 0,0001
3 14,679 0,0648 11,633 0,1259 15,19 0,0148
4 3,046 0,0810 3,046 0,0810 6,48 0,0129

Na hladiné vyznamnosti 0,05 nejsou vysledky zcela jednozna¢né, nicméné na hladin€ 0,01
muzeme predpokladat existenci 3 kointegracnich vektori. Na zakladé vztahi (6), (7) a (8) by
méla matice kointegracnich vektorii mit tvar
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0 0 1
0 0 -1
=0 1 0
1 0 0
-1 -1 0

To je mozné ovéfit pomoci jiz pouzitého testu linearni hypotézy. Testova statistika ma
hodnotu 223,404, odpovidajici p-hodnota se blizi nule. Hypotézu o platnosti vSech tii vztahii
popisujici inflaci zamitame.

4. Zavér

Jak vyplyva z jednotlivych vysledka statistické analyzy studovanych casovych tad
makroekonomickych ukazateli, vztahy (6), (7) a (8) popisujici monetarni, mzdovou
a importovanou inflaci nejsou zcela v souladu s hodnotami téchto ukazatelti pro Ceskou
republiku. Jsou-li tyto vztahy analyzovany oddélené, pouZité testy jejich platnost nevyvrati.
V celkovém modelu, jenz zahrnul vSechny pouzité Casové tfady, byly sice identifikovany 3
kointegraéni vektory, které mohou odpovidat néjakym dlouhodobym ekonomickym vztahtim,
nicméné test zamitl, ze by se mélo jednat pravé uvedené rovnice.
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Faktory podnikatelského prostiedi a jejich klasifika¢ni sila'
Factors of entrepreneurial environment and their power of classification

Jakub Odehnal, Marek Sedlaéik, Jaroslav Michalek

Abstract: The receiver operating characteristic curves (ROC) were used to compare the
power of classification of the entrepreneurial environment factors. These factors were created
as the result of the factor analysis. Variables were obtained from the set of database Regio of
Statistical Office of the European Communities and describe 85 European NUTS 2 regions
represent 6 European countries (Czech Republic, Germany, Poland, Austria, Slovakia,
Hungary).

Key words: ROC curves, entrepreneurial environment, multivariate statistical methods

Klic¢ova slova: ROC kfivky, podnikatelské prostfedi, mnohorozmérné statistické metody

1. Uvod

Tendence k dlouhodobému vyrovnavani socioekonomickych rozdilt patii mezi zakladni
priority evropské hospodaiské politiky, zejména vSak mezi klicové cile regionalni politiky
EU. Regiony EU prostfednictvim podnikatelského prostiedi vytvaii podminky pro vstup
novych podnikateldi, investori do regionu, jejichz podnikatelskd cinnost generuje nova
pracovni mista, sniZuje nezaméstnanost na regiondlnim trhu prace a vytvaii tak podminky pro
regionalni ekonomicky rist a tim tak napliiuje zakladni cile evropské hospodatské politiky.
Kvalita podnikatelského prostfedi regiony vyznamné odliSuje, ¢imz vytvari specifické
regionalni podminky pro podnikatele a napomaha tak pfi rozhodovani o piistupu investic do
jednotlivych regiont. Hodnoceni podnikatelského prostiedi vybranych regiont EU pak
poskytuje informace o regionech vyuzitelné pro subjekty hospodarské politiky na trovni
narodni 1 regionalni.

Mezi vyznamné projekty hodnotici podnikatelské prostiedi jednotlivych zemi fadime
zejména publikace Svétové Banky jako vystupy projektu Doing Business [9]. Vysledky
regionalniho hodnoceni podnikatelského prostiedi vybranych regioni EU mizeme nalézt v
[10] prezentujicich meziregionalni odlignosti podnikatelského prostredi krajia CR.

Prispévek  pfedstavuje vysledky faktorového hodnoceni 85 regioni EU
charakterizujicich 6 vybranych stati EU (CR, Mad’arsko, Némecko, Polsko, Slovensko,
Rakousko). 21 proménnych bylo prostiednictvim faktorové analyzy redukovano do 4 faktort
podnikatelského prostfedi pomoci kterych byla vytvofena uzitim mnohorozmérnych metod
regionalni klasifikace. Vyznamnost jednotlivych faktori pro klasifikaci byla posouzena
pomoci ROC kiivek a pomoci plochy pod ROC kiivkou oznacovanou jako AUC (Area
Under Curve).

2. Kvalita podnikatelského prostiedi méi‘ena na tirovni vybranych stati EU
Hodnoceni podnikatelského prostfedi u vybranych 6 stath EU vychazi z vysledkt
Setfeni publikovanych v [9]. Sledovanim 10 zejména regulacnich ukazatelt (vznik a zanik
podniku, ud€lovani povoleni, vynutitelnost plnéni smluv, ochrana investord, registrace
vlastnictvi, ziskdvani Uvérti, podminky pfijimani a propousSténi pracovnikl, zahrani¢ni

! Prispévek vznikl za podpory vyzkumného zaméru MSM0021622418 a VZ04-FEM-K101.
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obchodovani, platba dani) studie hodnoti zejména Casovou a nakladovou ndro¢nost plnéni
sledovaného ukazatele v dané zemi.

Z nami vybranych 6 zemi (CR, Madarsko, Némecko, Polsko, Slovensko, Rakousko) je
na nejvy$Sim misté sestavovaného zebticku [9] Némecko (20. misto), nasledovano
Rakouskem (25. misto). Ze sledovanych zemi Visegradské cCtyiky nejlepSiho umisténi
dosahuje Slovensko (32. misto), ddle Madarsko (45. misto), CR (56. misto) a s odstupem
Polsko (74. misto). V celkovém hodnoceni je tedy dobie patrny rozdil mezi tradicnimi
zemémi EU a postavenim stéle jesté novych ¢lenskych zemi EU.

Srovnanim dil¢ich charakteristik u vybranych zemi miizeme pozorovat ukazatele, u
kterych vybrané zemé dosahuji podobnych hodnot a které obé skupiny zemi v celkovém
potadi sblizuji (obr. 1), ale 1 ukazatele, u kterych existuji vyznamné rozdily, které dané zemé
vyrazné€ rozliSuji (obr. 2).

Rakousko 28 Rakousko 170
40
30
Slovensko 20 Némecko Slovensko Némecko

25 344 196
10 18

Polsko CR 17 Polsko R 930

31 418
Madarsko 16 Madarsko 340
Obrazek 1: Casovd ndrocnost zahdjeni Obrazek 2: Casovd ndrocnost plateb dani
podnikani (dny) (hodin za rok)

Podminky zahajeni podnikani hodnoceny poctem kalendainich dnd nutnych
k absolvovani nutnych administrativnich zalezitosti zobrazuje obrazek 1. Ze sledovanych
zemich je nejniz§i Casova narocnost ziejma u Mad’arska 16 dni, nejvyssi u Polska 31 dni.
V piipadé této dil¢i charakteristiky podnikatelského prostfedi tak u vybranych zemi EU
nepozorujeme vyznamné rozdily, které by vyrazné odliSovaly tradicni zemé& EU zastoupené
Némeckem a Rakouskem od novych ¢lenskych zemi Visegradské ctytky.

V ptipadé charakteristiky platby dani (obrazek 2), jejiz vySe, administrativni a asova
naro¢nost piimo ovliviiuje rozhodovani podnikatele o realizaci podnikatelskych aktivit v dané
zemi, miizeme pozorovat nejvyssi hodnotu u CR, kde je &asova naroénost piipravy a platby
dani 930 hodin. Srovnanim s ostatnimi vybranymi zemémi nejnizsi asovou narocnost platby
dani pozorujeme v ptipadé Rakouska (170 hodin) a Némecka (196 hodin).

Meziro¢ni srovnani umisténi vybranych zemi v potfadi dle kvality podnikatelského
prostiedi vypovida o zméné podnikatelského prostiedi, jehoz rostouci kvalita vedla v ptipadé
Némecka, Mad’arska a Slovenska ke zlepSeni pozic v publikovaném poradi zemi. Opacny
ptipad nastal u Polska a CR, kdy doslo ke zhorseni vysledné pozice ze 74. mista na 75. misto,
respektive z 52. mista na 56. misto.
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3. Faktory podnikatelského prostredi vybranych regionu a jejich klasifikace

Regiondlni podnikatelské prostiedi je charakterizovdno pomoci faktori ovliviiujicich
lokalizaci ekonomickych aktivit v dané oblasti. Lokaliza¢ni faktory tak regiony odliSuji a tim
poskytuji informace o podnikatelském prostfedi a jeho kvalité. Mezi hlavni lokaliza¢ni
faktory ovliviiujici investory ve volbé vhodné lokality dle [1] fadime makroekonomickou a
politickou stabilitu, dostatek kvalifikovanych pracovnich sil, kvalitni infrastrukturu, blizkost
védecko vyzkumné zékladny dale inovacni potencial, situaci na regiondlnim trhu prace.

Data pro faktorové hodnoceni regionalniho podnikatelského prostfedi 85 regioni EU
byla ziskédna z Regional Statistics Yearbook [3] a databaze Regio [4]. Vysledkem faktorové
analyzy [7] jsou 4 faktory podnikatelské prostfedi charakterizujici vybrané regiony EU
prostiednictvim vypocteného skore.

Faktor kvality pracovnich sil a inovaci (1)
Faktor trhu prace (2)

Faktor ekonomické vykonnosti (3)

Faktor infrastruktury (4)

Regionalni faktory podnikatelského prostiedi jsou tvofeny z21 proménnych
s piihlédnutim na vyznamnost faktorovych zatézi u kazdé proménné. Faktor kvality
pracovnich sil a inovaci je tak tvofen 9 proménnymi: pocet ICT patentli na mil. obyvatel,
pocet biotechnologickych patentll na mil. obyvatel, zaméstnanost v technologicky a védecky
naro¢nych oborech, pocet High-tech patenti na mil. obyvatel, celkové vydaje na védu a
vyzkum v regionech jako % HDP, procento zaméstnanych vyzkumnych pracovnikil v
regionu, zaméstnanci védy a vyzkumu jako % pracovni sily, poskytovani IT sluzeb v regionu,
podil pracovni sily s tercidlnim vzdéldnim na celkové pracovni cile. Faktor trhu prace 5
proménnymi: dlouhodoba nezaméstnanost, celkovd zména poctu obyvatel, ¢istd migrace,
procentni vyjadieni HDP na obyvatele k priméru EU, mira zaméstnanosti v regionech, mira
nezameéstnanosti v regionech. Faktor ekonomické vykonnosti 5 proménnymi: HDP na
obyvatele v béznych cendch, ptfijem domécnosti, produktivita prace (HDP na zaméstnance),
produktivita sluzeb a Faktor infrastruktury proménnou charakterizujici hustotu dopravnich
cest vregionech. Vysledky faktorové analyzy budou dale pouzity ke klasifikaci regionti
pomoci shlukové analyzy.

Mnohorozmérna klasifikace sledovanych regioni byla vytvofena uzitim shlukové
analyzy [2, 5, 7], kdy jako objekty byly zvoleny vybrané regiony EU a jako proménné
vypoctené faktorové skore pro dil¢i faktory podnikatelského prostredi. Vysledky
hierarchického shlukovani (wardova metoda, druha mocnina euklidovské vzdalenosti)
zobrazené na obrazku 3 a mapou podle [7] na obr. 4 ukazuji na piirozenou klasifikaci regionti
EU do 2 skupin odliSujicich se podnikatelskym prostfedim a jeho kvalitou. Prvni skupina je
tvofena 16 regiony Polska s oznadenim (pl11 — pl63), 7 regiony CR (cz02 — cz08), 6 regiony
Mad’arska (hu21 — hu33) a 3 regiony Slovenska (sk02 — sk04). Druh4 skupina je tvofena 41
regiony Némecka (dell — deg0), 9 regiony Rakouska (atl1 — at34), 1 regionem CR (cz01), 1
regionem Slovenska (sk01) a 1 regionem Mad’arska (hul0).

Vysledky klasifikace poslouzi jako zaklad pro zjisténi vyznamnosti jednotlivych faktorti
podnikatelského prostifedi pro danou klasifikaci. Zminénd vyznamnost sledovanych faktort
bude posuzovéna prostfednictvim tvaru ROC kiivek (napt. v [8]) a vypoctu plochy AUC
(naptf. v [8]) umoziujici srovnani faktorli podnikatelského prostiedi dle kvality pouZitého
klasifikaéniho kritéria. Vysoké schopnosti spravné klasifikace objekti a tedy vysoké
klasifikacni sile odpovida tvar ROC kiivky, kdy kiivka nejprve strmé roste a dale je témet
konstantni (tj. odpovidajici AUC se blizi k hodnoté 1). Opacné situaci, tedy nizké schopnosti
klasifikace, odpovida tvar ROC kiivky blizici se diagondle.
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Obrdzek 3: Vysledek mnohorozmérné klasifikace vybranych regionii EU

Obrdzek 4: Mapové zobrazeni vysledku klasifikace

4. Stanoveni Kklasifika¢ni sily faktoru podnikatelského prostiedi pomoci ROC
krivek

ROC ktivky odpovidajici vytvoifenym faktoriim spocteme metodou EBBUCE (Estimate
Based on the Best Unbiased CDF Estimate), kterou lze najit v [6]. Hodnoty AUC
charakteristiky odpovidajici vyse uvedenym ROC kt#ivkam jsou uvedeny v tabulce 1.

ROC curves
1 T

08

08

07

0.6

% 0.5
04 o AUC
03 FARTORT GG |+ Faktor 1 0,7264
FAKTOR2 ROG

o2 . : FAKTORBROG | 7 Faktor 2 0,5937
oafi FkM _______ - e Faktor 3 0,9846

DD Di1 D.I2 D.i3 D.i4 D.IS D.iG D.I7' D.iEl D.iQ 1 Faktor 4 0’5741

145F
Obrazek 5: Odhad ROC krivek faktori Tabulka 1: Hodnoty AUC charakteristiky

podnikatelské prostiedi vytvofenych faktori
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Mezi 2 skupinami vybranych regionta tradi¢nich zemi EU a sledovanych regionii zemi
Visegradské ctytky mlzeme dle tvaru odhadnutych ROC kiivek (viz obr. 4) usuzovat
vysokou klasifika¢ni silu zejména u faktoru ekonomické vykonnosti. Obdobné i odhadem
plochy pod ROC kiivkou (AUC) pozorujeme nejvyssi kvalitu klasifika¢niho kriteria v piipadé
faktoru 3 podnikatelského prostiedi. Prokazana je tak vyraznd odliSnost sledovanych skupin
regionll zejména u charakteristik makroekonomického vystupu, které dany faktor syti.

Nasledujici obrazek zobrazuje proménnou HDP na obyvatele v PPS jako proménnou
faktoru ekonomické vykonnosti, kterd demonstruje zjisténé rozdily v ekonomické urovni
sledovanych regionli EU. Rozdily tak mezi regiony jednotlivych zemi miZeme posuzovat
prostiednictvim maximalni respektive minimalni hodnoty ukazatele a pomoci medianu.

O Median Min-Max

Slovensko =

sSkO4Vychodné Slovensko sSkO7Bratislavslky kraj

Polsko =

pPI37 Lubelskie pPl712Mazowieckie

Rakousko =
at77 Burgenland at713 Wien

Madarsko = S=a 4

PRS- hua70Kszép-Magyarorszag

Némecko =
dee7Dessau de60Hamburg
CR ©z08 Moravskosiezsko. czO0F|Praha
20 40 60 80 100 120 140 160 180 200 220

Obrazek 6: HDP na obyvatele v PPS, NUTS2, % pruméru EU

Kyvalita podnikatelského prostiedi odrazejici se v tomto ekonomickém ukazateli ukazuje
na rozdilné drovné regiondlniho podnikatelského prostiedi u obou skupin sledovanych
zemich. Vysokd urovenl je zejména v oblastech tradicnich primyslovych center a
metropolitnich regiont. Regionalni hospodaiska politika EU by tak méla byt koncentrovana
zejména do problémovych oblasti, jejichz regiondlni podnikatelské prostiedi je oproti
tradi¢nim zemim EU méné vyspélé, coz se odrazi v ekonomickém trovni regiond a v zivotni
urovni obyvatel. Konvergenci regionli jako jeden z cilli regiondlni politiky je tak moZno
dosdhnout prostfednictvim zlepSeni podminek pro podnikani a celkového zvySeni
konkurenceschopnosti region.

5. Zavér

Prispévek predstavuje pouziti ROC kiivek ke zjiSteéni klasifikacni sily faktort
podnikatelské prostiedi. Vybranych 85 regioni EU bylo prostfednictvim zkonstruovanych
faktori a uzitim shlukové analyzy klasifikovdno do dvou skupin odliSujicich se kvalitou
podnikatelského prostfedi. Prvni skupina regioni obsahuje regiony tradi¢nich zemi EU
v textu zastoupené Némeckem a Rakouskem. Druha skupina obsahuje regiony zemi
Visegradské ctyiky s vyjimkou metropolitnich regiond Prahy, Bratislavy a Budapesté. Dle
tvaru znazornénych ROC kiivek a odhadem plochy pod kiivkou AUC je mozné pozorovat
nejvyssi odliSnosti mezi skupinami regiond a tedy nejvyssi klasifikacni silu u faktoru
ekonomické vykonnosti, ktery charakterizuje obecné ekonomické prostiedi sledovanych
regionu.
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Pokus o niajdenie spravodlivého dochodkového systému
An attempt to find the fair pension system

Karol Pastor

Abstract: The paper recalls the non-sustainability of the present pay-as-you-go pension
system. In its present form it is unfair and decreases the birth rate, as well, because it
overlooks the child-raising as an investment into the system. The solution can go in two
directions: either increase the premium or to lower the parents financial contributions into the
system. The paper suggests to increase the basic rate of contributions in 12 % of crude
salaries and to deduct 3% for each raised child as a parental bonus.

Key words: Pension system, Pay-as-you-go, Population ageing, Parental bonus, Reduction of
contributions.

Kracové slova: dochodkovy systém, priebezny pilier, populacné starnutie, rodicovsky bonus,
zniZzenie odvodového zat'azenia.

1. Uvod

Clanok vychadza z vieobecne znameho faktu, Ze totiz vd’aka populaénému vyvoju na
Slovensku a celej Eurdpe je priebezny dochodkovy systém v dne$nej podobe neudrzatelny.
Ukazeme, ze je neudrzatelny i po zavedeni II. piliera, nespravodlivy a protipopula¢ne
posobiaci. Predlozeny ¢lanok sa zaobera ospravodlivenim tohoto systému, t.j. hl'ada spdsob,
ako nespravodlivy systém zmenit’ na spravodlivy.

2. NeudrzatePnost’ priebezného piliera

Pod tlakom obav z dosledkov populacného starnutia sa u nas v poslednych rokoch
objavilo viacero prognéz  populaéného vyvoja Slovenska. Vychddzaji z rdznych
predpokladoch o plodnosti, migracii a pod. Nebudeme posudzovat, ktory nich je
najpravdepodobnej$i. Dobry dochodkovy systém by totiz aj tak nemal prili§ zavisiet' od
popula¢ného vyvoja. Pre ilustraciu spomeiime asponl prognézu Vyskumného demografického
centra z r. 2004, publikovanu na internete [8].

Dobrym ukazovatelom zmeny vekovej Struktary populacie je napr. index starnutia,
ktory dédva do pomeru poreprodukénu a predreprodukénu zlozku ([7], s. 76) a ktory v
pomeroch SR do budicnosti vykazuje trvaly nérast pri vSetkych prognézach. Z hl'adiska nase;j
témy je vSak dolezitejsi index ekonomickej zavislosti starych I'udi (old age dependency ratio,
napr. [7], s. 75). Mozno ho definovat’ rozne. Pre ilustraciu, podiel po¢tu os6b 65-rocnych a
starSich a 0s6b 18-64 ro¢nych, ktory podla tdajov [8] bol v r. 2005 iba 0,17, r. 2025 bude
0,37 a roku 2050 bude 0,56. To znamena, Ze kym r. 2005 na jedného doéchodcu pripadalo 5,6
I'udi v produktivnom veku, r. 2025 to bude iba 2,7 I'udi a r. 2050 iba 1,8 I'udi. Ak sa nezmeni
vyska odvodov, mali by dnesni pat'desiatnici pocitat’ iba s polovicnymi déchodkami ako maju
dnesni déchodcovia, a dne$ni absolventi VS iba s tretinovymi (poéitané v dnesnych cenach).
Dodajme, Ze kym pre rok 2050 uvedené ¢isla su hypotetické, lebo porodnost’ sa moze zmenit’,
¢isla pre rok 2025 su uz viac-menej isté. VSetci ti, ktori r.2025 budu mat’ 18 rokov a viac, su
uZ na svete.

Uvedeny vypocet je len orientacny, pretoze z hl'adiska vysky déchodkov v priebeZznom
pilieri je dolezity pocet pracujucich, t.j. prispievatelov do systému, a ten mdze byt odlisny.
Zavisi o0.1. na dochodkovom veku, zamestnanosti Zien, pracujucich dochodcoch, na miere
nezamestnanosti. Pri zamestnanosti 70 %, ¢o zodpovedda odporucaniam EU [1], [2], by
pripadalo asi 2,6 prispievatel'ov na jedného dochodcu. Podobny podiel je v sucasnosti na
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Slovensku v ¢ase, ked’ sa do systému odvadza 18 % z hrubej mzdy a dochodky predstavuja 44
% priemernej hrubej mzdy, ¢o znamena, ze na jedného dochodcu pripada 2,45 prispievatel'ov
do systému. Ako mozno vy¢itat’ napr. z Grafu 1 prevzatom z prace [4], to potrva eSte asi 10
rokov. Potom sa vSak tento podiel (vd’aka starnutiu obyvatel'stva) radikalne zmeni. Ak nas
dochodkovy systém nezareaguje vcas, aj pri optimistickych variantoch by dnesni mladi mali
ratat’ v 1. pilieri iba s asi polovicnym déchodkom toho dnesného (alebo s dvojnasobnymi
odvodmi).

Graf 1. Podiel prispievatelov do Socialnej poistovne na jedného dochodcu v SR pre rozny

dochodkovy vek pri zachovani sucasnych parametrov (plodnost, umrtnost, zamestnanost).
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Zdroj [4].

3. Nespravodlivy a protipopula¢ny dochodkovy systém

Na obdobie zivota, ked sa ¢lovek uz nevlddze sam uzivit, sa mozno pripravit dvomi
sposobmi: vychovat’ deti, ktoré sa ontho v zhode s prirodzenym zdkonom postaraji, alebo
nasporit’ si peniaze, za ktoré si potom takuto starostlivost’ ktipi.

Tieto dve rieSenia si navzajom konkuruji. Vychova deti nielenze znizuje terajSi a
buduci pracovny prijem rodicov, ale aj ich buduci déchodok. Sucasny déchodkovy systém (a
treba povedat, ze 1., II. aj IIl. pilier) su vyhodnejSie pre tych, ktori nemaju deti. Inymi
slovami, sucasny dochodkovy systém je protipopulacny, lebo motivuje radsej sporit’ ako mat’
deti. Sucasny populacny vyvoj je potom uz len logickym dosledkom nastavenych
ekonomickych podmienok.

Nebudeme tu rozoberat otdzku II. piliera. Diverzifikuje riziko a prenaSa cast
zodpovednosti za zabezpeCenie v starobe na samotného obcana, ¢o je spravne. Ak by sa
vyrieSila je miera Statnych zaruk za uspory v DSS, tak nech prispevkovo definované povinné
sporenie (II. pilier) zostane, nech je vlastnictvom sporitel'a a zostane ,,zasluhové®. Je spravne
oddelit’ zasluhové od solidarneho, prispevkovo definované od davkovo definovaného.

Pretoze II. pilier je zasluhovy, soliddrnost’ by mala byt vlastnostou I. piliera. Priebezny
dochodkovy systém (I. pilier, PAYG, ,,pay-as-you-go“) by mal mat’ charakter poistenia. Do I.
piliera prispieva nielen ten, kto zardba (a odvadza peniaze), ale aj ten, kto ,,dodava‘“
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prispievatelov, ¢ize vychovava deti. Viacdetni rodicia teda do 1. piliera prispievaju viac ako
ostatni, no spravidla dostavaji dokonca menej ako ostatni. Bez zveliCcovania mozno povedat,
ze ti, ktori vychovéavaju svoje deti, pracuju na bezdetnych, Cize sicasny systém okrada
viacdetnych rodi¢ov. Nast’astie, nespravodlivost’, ktort tento systém v sebe nesie, mozno
podstatne zredukovat’.

4. Moznosti ospravodlivenia dochodkového systému

Sposobov, ako zmenit’ nespravodlivy dochodkovy systém na spravodlivejsi, je viacero.
Viacdetni rodic¢ia by mali dostavat’ vyssi dochodok, alebo menej prispievat’, alebo oboje.
Pravda, existuju aj pokusy kompenzovat’ rodicom ich vklad do déchodkového systému inym
spdsobom.

Prvi moZnost’ ponuka zaujimavy a pomerne dobre rozpracovany navrh V. Palka na
zavedenie tzv. rodicovského piliera, podl'a ktorého vyska vyplacaného dochodku suvisi s
po¢tom vychovanych deti a to tak, Ze cast’ odvodov pracujiiceho dietata by Stat prevadzal
priamo na ucet jeho rodica [5], [6]. Do tejto kategdrie patria aj tie rieSenia, ktoré pocitaji so
skorsim odchodom do déchodku pre Zeny podl'a poctu vychovanych deti, alebo rozne formy
,refundacie® vydavkov na vychovu, ktoré siahaji do vysky rddovo 1 milién koran.

Névrh, ktory r. 2004 rozpracovali Hyzl a kol. [3], je akousi kombiniciou oboch
pristupov. Autori navrhuju, aby dochodok z I. piliera poberali len ti, ktori vychovali asponi
jedno diet’a. Pocas vychovy deti neplatia prispevok do II. piliera. Ak maja dost’ deti, sta¢i im
to na sluSny déchodok.

Najjednoduchs$i a administrativne nenarocny sa zda systém rodi¢ovskych bonusov pri
odvodoch do I. piliera. Pracujtci, ktory vychovéava deti, ma znizené odvody o urcitii pevni
Ciastku alebo percenta z hrubej mzdy. Takyto systém platil pred par rokmi aj na Slovensku.
Vtedy to bolo 0 0,5 % za kazdé vyzivované dieta, o je prili§ mélo. Po prvé, neodstrarnuje to
nespravodlivost’, len ju nepatrne znizuje, len na zalepenie o¢i. Po druhé, 0,5 % z hrubej mzdy
20 000.- je 100 korun, po zdaneni 82, ¢o je tak na pét piv. Aby to posobilo aspoii trochu
propopulacne, musi to byt citit, musi byt o zavidiet. Novsi Brockov navrh (SME 6.8.2008)
je 1%, €o je tieZ primalo, ale uZ trochu lepSie. Verejnost’ to eSte stale vnima ako zvyhodnenie
rodi¢ov, hoci ide iba 0 malé zmiernenie znevyhodnenia.

Tento ¢lanok uprednostiiuje rieSenia, kde od poctu deti nezdvisi vySka dochodku, ale
vyska odvodov, teda tie, ktoré obCan pociti uz teraz, nie az o 40 rokov. Ak ,,odmena“ ma
motivovat, musi byt vidiet’ uz v tom case, ked’ je eSte mozné si ju zasluzit', nie az dodatocne.
Po druhé, treba taky bonus, ktory citit. Podl'a nasich predbeznych vypoctov by to malo byt
aspoil 5 % z hrubej mzdy za kazdé vyzivované dieta. Po tretie, pokial’ ,,odmena ex post* sa
vztahuje len na pracujuce deti, je vel'mi slabo determinovand, nezarucuje dostato¢nu
predvidatelnost’, a ma charakter skor lotérie (mlady rodi¢ nevie, kol'’ko z jeho (buducich) deti
sa dozije dospelosti, zostane na Slovensku, kol'’ko budu zarabat’, ¢i neostanu pri detoch, nevie,
kol'kokrat sa eSte bude menit’ dochodkovy systém). Vyhodné je mat’ vel'a deti a malo vnukov.

Po Stvrté ,,odmena ex post™ je administrativne narocna. Zistovat’ po 50 rokoch, ¢i niekto
dieta vychoval, alebo iba splodil (alebo ani to nie), najmi ak to bolo v cudzine, je takmer
nemozné. Co ak ho vychovéval iba 5 rokov a potom odisiel od rodiny - kol’ko mé dostat’? ,,Ex
post sa spravodlivé rieSenie asi najst’ neda. Naproti tomu systém odvodovych tl'av (dnes
vychovéavas - dnes ma$ ulavu) nevyzaduje prakticky ziadne nové administrativne ukony.
Vsetko Co treba sa zistuje uz pri daiovom priznani a je 'ahko overitelné. Zostava uz len
urcit’ vysku spravodlivého rodi¢ovského bonusu.

5. Orienta¢ny vypocet vy§ky odvodového bonusu

V tejto Casti budeme vychadzat z modelu, v ktorom sa vychova deti pocita ako
investicia do priebezného 1. piliera, ¢o sa zohladiiuje nie pri urCovani vysky déchodku, ale
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odvodov. Znizenie odvodov (rodicovsky bonus) nemd povahu refundacie ndkladov na
vychovu dieta (rodi¢ia nepreddvaju svoje deti), ale je uréené cenou dietata pre déchodkovy
systém.

Vypocet vySky rodiovského bonusu nie je jednoznacny. Pre orientdciu mdzeme
vychéadzat’ z nasledovnej uvahy: Nech A a B su dva takmer rovnaké staty, ktoré sa liSia iba v
tom, ze v B je dvakrat vysSia porodnost’ ako v A. V oboch Statoch je prispevok do I. piliera
rovnaky, 9 % hrubej mzdy. Nech v State A je tzv. staciondrna populécia - I'udi neubtda, ani
nepribuda, Cistd miera reprodukcie je 1, o znamena Ze kazdy ma priemerne 2,1 dietata (pre
jednoduchost’ d’alej pocitajme s celymi €islami, t.j. iba s dvomi detmi). V State B je Cista
miera reprodukcie 2, ¢o znamena, ze za 40 rokov od néstupu do zamestnania do odchodu do
penzie sa po&et obyvatelov zvysi asi 3 krat (2*7% = 2% = 3,03, kde 25 je dizka generécic a
40 je dizka pracovnej kariéry). Znamena to, e aj podet prispievatelov je trikrat vys$si a
Cerstvy dochodca v State B moze pocitat’ s 3-krat vysSim dochodkom ako v State A. Je to
akoby odmena za to, Ze miesto dvoch mal Styri deti.

Teda aj obratene, na to, aby rodi¢ Styroch deti Staite B mal rovnaky déchodok ako rodi¢
dvoch deti State A, staci, aby prispieval tretinovym odvodom. KedZe Stvordetny rodi¢ sa
pocas 40-ro¢nej pracovnej kariéry stard priemerne o 2 deti, jedno dieta navySe by
predstavovalo zniZenie odvodov z 9% na 3%. Zavery pre iné pocty deti mozno robit
extrapolaciou. Pretoze pocet obyvatelov jej nelinearnou funkciou ¢istej miery reprodukcie,
extrapolacie mozno robit’ rdznym spdsobom. Mozno tak napr. vyvodit, Ze bezdetny by mal
prispievat’ sumou trikrat vysSou, tj. 27 %, trojdetny sumou 1%, Stvor- a viacdetny by
neprispieval ni¢. Tak by to bolo aj motivacné.

Na druhej strane, takyto vysledok prili§ revolu¢ny, schematicky (vysSie uvedené
vypocty zavisia od Cistej miery reprodukcie v State, nie od individualnej plodnosti) a
neunosny z ekonomického i administrativneho hladiska. Viedol by k tomu, Ze bezdetni by
chodili pracovat’ do zahrani¢ia. Vypocet je teda len orientacny, ukazuje vSak, ze minulosti
platny bonus 0,5 % za kazdé diet’a (alebo dnesny bonus 0 %) ma d’aleko od spravodlivosti.

Z uvedenych dovodov treba uprednostnit’ nejaky Unosny kompromis, napr. znizenie
odvodov o 3 % za kazdé vyzivované dieta. To samozrejme povedie v vypadku prijmov v
Socialnej poistovni. Td musi ¢elit’ d’alsSim dvom problémom: schodku sposobenom odchodom
Casti sporitelov do II. piliera a uz spominanému znizeniu poctu prispievatelov vdaka
demografickému starnutiu. Preto tak ¢i tak najneskor o 10 rokov bude treba odvody zvysit’ a
cely systém dolad’'ovat’ podla konkrétnej situdcie.

Na zaver uved'me jeden konkrétny navrh. Odvody do II. piliera 9%, do I. piliera
zékladna sadzba 12 % (neskdér mozno i viac) a znizenie za kazdé vyzivované dieta o 3 %
hrubej mzdy. V sucasnosti na dochodok prispieva do Socidlnej poistovne zamestnanec 4% a
zamestnavatel’ 14 % hrubej mzdy. Po uprave by prispieval zamestnanec 7 % a zamestnavatel
14 %, zlavy sa tykaju prednostne tej Gasti, ktora odvadza zamestnanec. Uprava by mala
vstupit’ do platnosti v blizkej dobe, nie neskor ako po r. 2012, ked’ za podiel prispievatel'ov na
poberatel'ov za¢ne zhorSovat. Mozno ju kombinovat’ so zvySenim déchodkového veku (napr.
na 65 rokov).

Samozrejme, varianty a vylepSenia si mozné, prechodné opatrenia potrebné. V kazdom
pripade, nech uz sa ujme Cokol'vek, je potrebné, aby sa o probléme konecne zacalo vazne
diskutovat’.
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Stanoveni vrcholu a dna hospodarského cyklu CR pomoci
neparametrického odhadu derivace trendu

Through and Peak Determination of the CR Business Cycles using
nonparametric estimat of the trend derivation

Jitka Poménkova

Abstract: Presented paper deals with through and peak determination of the CR business
cycle using statistical detrending technique, namely nonparametric Gasser-Miiller estimate. In
the first step, analysis of time trend and expert estimate of potential turning points are done.
Consequently, an estimate of the first derivation of given time series is done followed by
turning points determination, i.e. throughs and peaks. Then, according to the result of the
second derivation time trend estimate, analysis of potential turning point (trough or peak) are
done. Finally, by comparison of obtained results, determination of troughs and peaks of the
CR business cycle is concluded.

Key words: business cycle, Gasser-Miiller estimate, trough, peak

Klic¢ova slova hospodaisky cyklus, Gasser-Miilleriv odhad, dno, vrchol

1. Uvod

Hruby doméci produkt (HDP) je povazovan za zakladni ukazatel poskytujici
informace o ekonomické turovni a vykonnosti zemé. Zachycuje produkci vytvofenou
vyrobnimi faktory na izemi daného statu. Pii sledovani vyvoje HDP v Case jsou ziejmé dvé
jeho zékladni charakteristiky, a to dlouhodobé rostouci Urovert HDP a jeho kratkodobé
fluktuace projevujici se projevuji cyklickym vyvojem meziro¢nich temp ristu. V dlouhém
obdobi se kratkodobé fluktuace ekonomické vykonnosti zdaji byt zanedbatelné. Ovliviiuji
vSak vyznamné kazdodenni rozhodovani jednotlivych ekonomickych subjektii a nositeli
hospodatské politiky. Fluktuace ekonomické aktivity obvykle nelze objasnit jedinou piic¢inou,
jde spiSe o souhrn riznych vlivli, a to exogennich i endogennich. Jak definuji Dornbusch a
Fischer (1994) hospodaisky cyklus predstavuje vice nebo mén¢ pravidelné stiidani expanze a
recese ekonomické aktivity kolem dréhy trendového riistu. Na vrcholu cyklu je ekonomicka
aktivita vzhledem k trendu vysoka, v sedle je dosaZzeno spodniho bodu ekonomické aktivity.

Hospodaiské cykly jsou charakterizovany jako opakované sledy vyraznych expanzi a
recesi celkové ekonomické aktivity, které jsou ohranic¢eny body zvratu. Recese je obdobi mezi
vrcholem a sedlem (dnem) aktivity a expanze je obdobi mezi sedlem (dnem) a vrcholem.
Recesi, resp. expanzi, charakterizuje vyznamny pokles, rep. rist, Urovné agregitni
ekonomické aktivity presahujici nékolik mésicti. Celkova doba mezi dvéma vrcholy urcuje
délku cyklu, kterd se pohybuje mezi jednim rokem az vice nez deseti lety. Vrcholy a sedla
cyklu jsou identifikovany podle bodii zvratu spektra ukazatelti (Kadefabkova, 2003).

Podle Canovy (1999) mizeme provést déleni soudobych filtra¢ni techniky na
statistické a ekonomické. Mezi statistické techniky Ize zatadit techniku prvnich diferenci nebo
eliminaci trendu ptredpokladajici pfimou nepozorovatelnost trendové nebo cyklické slozky,
k jejiz identifikaci vSak pouzivaji rozdilné statistické piedpoklady. V piipadé statistického
pristupu predpokladame, ze pouzitd data byla pfedem sezénné ocisténa nebo, Ze sezonni a
cyklickd slozka jsou povazovany za jednu slozku a Ze nepravidelné (vysokofrekvencni)
fluktuace maji maly vyznam.
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Predkladany ptispévek se zabyva detekci dna a vrcholu hospodatského cyklu pomoci
statistické filtraéni techniky, ato neparametrického jadrového odhadu. Zvolenym typem
odhadu je konvolu¢ni typ Gasser-Miillerova odhadu z divodu moZnosti odhadovani i derivaci
trendu vyvoje. Nejprve je odhadnut trendu vyvoje, ktery je nasledovan expertnim odhadem
potencidlnich bodl zvrati (dna a vrcholy). Poté je proveden odhad prvni derivace trendu
vyvoje ajsou stanoveny potencialni extrémy, tedy dna a vrcholy. Nasledné je odhadnuta
druhé derivace trendu vyvoje a analyzovano, zda potencialni extrémy jsou maxima (vrcholy)
nebo minima (dna). Komparaci dosazenych vysledkt jsou v zavéru konstatovana obdobi dna
a vrcholu hospodaiského cyklu CR.

2. Metodika

Necht’ jsou hodnoty x pevné voleny experimentdtorem a hodnoty Y, které mohou byt
redlné nebo simulované, jsou zavislé na hodnotdch x. Regresni rovnice popisujici vztah
dvojice proménnych (x;Y;), i=1,...n mizeme zapsat jako Y; = m(x;) + g, i=1,...,n s nezndmou
regresni funkci m a chybou pozorovani &, pro kterou plati E(s)=0, D(g)=c", i=I,...n.
Myslenka jadrového vyhlazovani je najit vhodnou aproximaci m odhadu funkce m, pticemz
predpokladame ekvidistantni rozdéleni bodi planu x; intervalu [0,1].

Predpokladejme, ze jsou nezaporna celd Cisla, 0 < v < k. Obvykle, jadro K je
kompaktng nesena realna funkce spliujicich podminku KeS,,” , kde S,;° je t¥ida realnych
funkei:

K e Lip[-1,1], nosi¢(K) < [~ 1,1]
. 0 0<j<k,j#v
Sk = ijK(x)dx =<(=D)"v! Jj=v @
B, #0 j=k
tikame, ze K je jadro tadu (v, k).

Hladkost jadrové funkce je vyjadiena nésledovné. Ozna¢me pro libovolné celé Cislo

pn>1
Sk, ={K|K €82, A CH-LILKY =K =0,/ = 0L -1}, 3)
Tato jddra nazyvame hladk4 jadra. Podrobnéji viz Horova (2002).

Obecn& miizeme jadrova odhad zapsat m(x) = SY =" W,(x;h)Y, , kde Wi(x;h) oznatuje
vahovou funkci. Vahové funkce, které lze zapsat do vyhlazovaci matice
S=(sy)=( Wilx;h)), ij=1,...n, zavisi na hix a K. Poznamenejme, Ze h oznacuje Sitku
vyhlazovaciho okna a Ze vyhlazovaci matice S nezdvisi na Y.

Gasser-Miillertiv, tzv. konvolu¢ni, typ jaddrového odhadu funkce m je definovan
1
+1

nasledovné
5 X—U
= [K( p )a’u (4)

Body plénu x;€/0,1/, i=1,...,n, jsou vzestupné usporadané a pro body s;, i=0,...,n plati s9=0,
si=(xi+1+x;)/2, i=1,...n-1 a s,=1. Pro prvky vyhlazovaci matice S=(s;)=( Wi(x;;h)), ij=1,...,n,
v bod¢ planu x;, s Sitkou vyhlazovaciho okna / pro Gasser-Miilleriv odhad plati vztah

VVi(xj;h): h}u _[]K[xjh_u]du )

m”(x)=>"Y,
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Vyhodou vyuziti Gasser-Mullerova odhadu je moZznost odhadovat nejen funkeci, ale také jejich
derivaci. Pro odhad optimalni Sitky vyhlazovaciho okna je 0zné pouzit metodu zobecnéného
kiizového ovétovani. Pti odhadu funkce miizeme toto kritérium formulovat nasledovné:

gupt,GCV =argmin,_, GCV(h), (6)
kde H oznacuje mnozinu, na které¢ hleddme minimum zobecnéné funkce kiizového ovétovani.
Zpravidla postati H, =[a,n""***" b, n""***"] pro ngjaké 0<a, <b, <. Pro funkci GCV
plati

IR R —m(x,)
GCV ) = n Z”{l —tr(S)/n} ’ 7

kde #r(S) oznacuje soucet diagonalnich prvkl vyhlazovaci matice definované vyse.
Odhad sitky vyhlazovaciho okna v pfipadé odhadu prvni derivace funkce m ziskame ze

vztahu

1 < A ’
CV(])(h) — Hz l{A(il) —_ mfl(),*,wl) (xl(]))} > (8)

i=l1

0 0 1 0 0 1 0 0 0 0 .
kde x =x,,AV =7, x" = (> —=x7)/2, AV =AY, = AP (x) = x{),i=1,...,n

i i+l i+l

a m<),,(x") je jadrovy Gasser-Miillerv odhad vbod& x” konstruovany na datech

YD), (in.Yir), (Xiv2Yiio)... (xnY). Cislo /?Dpt oo » které minimalizuje CV7(h), je
odhadem optimdlniho vyhlazovaciho parametru pro odhad 1. derivace:
=argmin,_, CV"(h),K €S},, 9)

hopt,CV‘”

kde zpravidla I:In =[1/n2]. Lze wukdzat (Poménkova, 2005), ze plati

Qv+ k] Qv+Dk-1)] """
Propiv Z[?} Popox PTO v, ksudé a h,, :{%k——v)} Popirs PO

v, kliché. Postaci tedy urc¢it odhad hodnoty /# pro v=0 (sudé) a v=1I (liché) podle toho, zda
pocitdme odhad sudé€ nebo liché derivace funkce m.

3. Empiricka c¢ast

Pro emipirickou analyzu byly zvoleny meziro¢ni procentni zmény Cctvrtletnich
absolutnich hodnot HDP Ceské republiky v konstantnich cenach, sezénné o¢isténé v obdobi
1997/1 — 2008/1. V dalSim textu budou pouzité hodnoty oznafovany za HDP. Pro vstupni
data byly provedeny neparametrické odhady a to vyvoje trendu HDP (Obrazek 1), vyvoje
prvni derivace HDP (Obrazek 2) a vyvoje druhé derivace HDP (Obrazek 3). Pii konstrukci
bylo vyuzito optimalizace vyhlazovaciho parametru Sitky vyhlazovaciho okna pomoci
metody zobecnéného kiizového oveéfovani a optimalizace vybéru vhodné jadrové funkce
(Poménkova, 2005). Pouzité parametry uvadi néasledujici tabulka.

Tabuka 1:Parametry prislusné pouZitym neparametrickym odhadiim.

Odhadovany trend Sitka vyhlazovaciho okna | Typ jadrové funkce
Vyvoj HDP h=0,056 So.'
Vyvoj 1. derivace HDP h=0,067 Si3'
Vyvoj 2. derivace HDP h=0,767 So4'
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Pred aplikaci Gasser-Miilerova odhadu byla data testovana na nezavislost Kendalovym t
testem ndhodnosti, pfi¢emz nulova hypotéza o nezavislosti byla zamitnuta. Proto bylo
piistoupeno k odhadu §itky vyhlazovaciho okna i dal§imi zplsoby (metody minimalizujici
AMSE, Hirdle,1990), pticemz zjisténé vysledky Ize povazovat za shodné s vysledky zjisténé
metodou zobecnéného kiizového ovérovani. Lze se tedy domnivat, Ze pro odhady funkci 1
derivaci funkci mizeme hodnoty Sifek vyhlazovaciho okna, jak je uvadi Tabulka €. 1,
povazovat za vyhovujici.

Analyza dat prob¢hla v néasledujicich krocich. Nejprve byl proveden odhad vyvoje HDP
v Ceské republice pomoci Gasser-Miilerova odhadu a expertné odhadnuty mozné okamziky
dna a vrcholu hospodarského cyklu. Ve druhém kroku byl proveden Gasser-Miileriv odhad
prvni derivace vyvoje HDP a stanoveny stacionarni body. Tj. body, ve kterych je prvni
derivace nulova, a tedy ve kterych lze ocekévat extrém. V poslednim kroku byl proveden
Gasser-Miileriv odhad druhé derivace vyvoje HDP a posouzeno, zda v nulovych bodech
prvni derivace Ize ocekavat nastava maximum nebo minimum.
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Obrizek 4: Rezidua po provedeni Gasser-Miilerova odhadu vyvoje HDP v CR

Na zaklad¢ rozboru vysledkti Gasser-Miilerova odhadu prvni derivace vyvoje HDP a
odpovidajiciho intervalu spolehlivosti pro tento odhad (Obrazek 1) Ize oc¢ekavat ¢tyfi mozna
obdob pro vyskyt extrému: 1997/Q4 — 1998/Q1, 2000/Q2 - 2000/Q4, 2002/Q1 — 2002/Q2 a
2006/Q1 — 2006/Q3. Porovname-li zjist€éna obdobi se skute¢nymi hodnotami HDP, pak
v prvnim obdobi dosahuje HDP hodnoty minima v 1997/Q4, maxima v 2000/Q2, minima
v 2002/Q1 nebo 2002/Q2 (hodnoty HDP jsou v téchto obdobich stejné, mensi nez
v piedchozich obdobich 2001/Q4 a nasledujicich obdobich v 2002/Q3) a maxima v 2006/Q3.
Doplnime-li analyzu o vysledky Gasser-Miilerova odhadu druhé derivace vyvoje HDP,
vidime, ze ve stanovenych obdobich nastavd minimum v obdobi 1997/Q4 — 1998/Ql1,
maximum v obdobi 2000/Q2 - 2000/Q4, minimum v obdobi 2002/Q1 — 2002/Q2 a maximum
v obdobi 2006/Q1 — 2006/Q3. Vysledky odhadu trendu vyvoje HDP v Ceské republice
a expertnim odhadem stanovend minima (dna) a maxima (vrcholy) Ize tedy pokladat za
potvrzena odhadem prvni i druhé derivace vyvoje HDP.

Provedeme-li analyzu rezidui, pak na zakladé¢ Box-Piercova testu zalozeném na prvnich 15
autokorelacich nelze zamitnout nulovou hypotézu o nahodnosti rezidui (p-value =
0,8133>0,05). Z Obrazku 4. je patrné, Ze v krajnich hodnotach dosahuji rezidua vysSich
hodnot, nez v pribéhu posuzovaného obdobi. Toto Ize pficitat tzv. hraniénim efektim, které
se mohou vyskytnout v souvislosti s Gasser-Miilerovym odhadem. Korekei hrani¢nich efektl
se vSak nebudeme zabyvat, nebot’ v konkrétnim ptipadé nemaji hrani¢ni efekty zasadni vliv
na detekci minim a maxim vyvoje trendové funkce v posuzovaném obdobi. Potencidlnim
rizikem by sice mohl byt hrani¢ni efekt jadrového odhadu na pocatku posuzovaného obdobi,
ale podivame-li se na vyvoj uvodnich Ctyf hodnot, vyvijeji se klesajicim zplisobem, pricemz
odhad trendu vyvoje dosahuje v ptipadé prvnich dvou hodnot niz$i trovné. Lze se tedy
domnivat, Ze korekce hrani¢niho efektu v ivodu posuzovaného obdobi by trendovou funkci
upravila zvySenim hodnoty odhadu (Poménkova, 2004).

4. Zavér

Piedkladany piispévek se zabyval detekci dna a vrcholu hospodaiského ristu CR
v obdobi 1997/1 — 2008/1 pomoci neparametrického Gasser-Miillerova odhadu s vyuzitim
odhadu derivaci. V prvnim kroku byl odhadnut trendu vyvoje hodpodaiského cyklu a
expertnim odhadem byly stanoveny mozné body zvratu - dna a vrcholy. Poté byl proveden
odhad prvni derivace trendu vyvoje a stanoveny potencidlni extrémy - dna a vrcholy.
Nasledn¢ analyzou vysledki druhé derivace trendu vyvoje bylo zkouméno, zda potencidlni
extrémy jsou extrémy, a to maxima (vrcholy) nebo minima (dna).

Komparaci dosazenych vysledkli bylo zjiSténo, ze pii pouziti neparametrického
Gasser-Miillerova odhadu nastavaji ve stanoveném obdobi 1997/1 — 2008/1 dvé minima (dna)
a dvé maxima (vrcholy) ve vyvoji ekonomiky CR. Jmenovité, v obdobi 1997/Q4 — 1998/Q1
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minimum, v obdobi 2000/Q2 - 2000/Q4 maximum, v obdobi 2002/Q1 — 2002/Q2 minimum
a v obdobi 2006/Q1 — 2006/Q3 maximum.

Piedkladany ptispévek vznikl za podpory vyzkumného zaméru ,.Ceskd ekonomika
v procesech integrace a globalizace a vyvoj agrarniho sektoru a sektoru sluzeb v novych
podminkach evropského integrovaného trhu®.
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Dopad finanénich prostifedki plynoucich z Evropské unie na ekonomiku
Ceské republiky
Impact of financial transfers from the European Union on the Czech
Republic economy

Jan Prenosil, Jitka Poménkova

Abstract:

Membership of Czech Republic and other Central European states is a political, economical
and social issue. Considerable inflows of money spend on pre-accession aid, structural policy
and common agriculture policy are helping the structural changes in the transitional economy.
Efficiency of usage of these sources is important due to possible influence of the system in
financial aid in 2007-2013 period and next financial period. Experience in new member states
can help with more efficient allocation.

Key words: Correlation analysis, European Union, Economic and Social Cohesion, Common
Agriculture Policy, Pre-accession Aid

Kli¢ova slova: Korela¢ni analyza, Evropské unie, Politika ekonomické a socidlni soudrznosti,
Spole¢na zemédelska politika, Pfedvstupni pomoc

1. Uvod

Ackoliv je &lenstvi Ceské republiky i dalich statd stfedni a vychodni Evropy vnimano
vetejnosti jako pomérné bezproblémovy krok ukonceny v roce 2004 plynou novym ¢lenskym
statim z Clenstvi jak nékterd omezujici pravidla, tak pomérné vyznamné finanéni toky. Jak
predvstupni pomoc (pievazné¢ fondy PHARE, ISPA, SAPARD), tak i strukturdlni pomoc
(ERDF, ESF) i fondy spolecné zemédélské politiky (EAGGF, v novém obdobi i EAFRD)
spolecné dosahuji objemu procent HDP pfijimajicitho statu. Cilem téchto prostfedkli je
napomoci dosdhnout cile Spolecenstvi/Unie — viz ¢lanek 2 Smlouvy o zalozeni Evropskych
spole€enstvi (dale jen SES)

Cldnek 2'

Poslanim Spolecenstvi je vytvorenim spolecného trhu a hospodarské a ménové unie a
provdadenim spolecnych politik nebo cinnosti uvedenych v clancich 3 a 4 podporovat harmonicky,
vyvdzeny a udrZitelny rozvoj hospoddrskych cinnosti, vysokou uroven zaméstnanosti a socidlni
ochrany, rovné zachdzeni pro muze a ZzZeny, trvaly a neinflacni rust, vysoky stupen
konkurenceschopnosti a konvergence hospoddrské vykonnosti, vysokou urovern ochrany a zlepSovdni
kvality Zivotniho prostiedi, zvySovani Zivotni urovné a kvality Zivota, hospoddrskou a socidlni
soudrznost a solidaritu mezi clenskymi staty.

Konkrétné smétuji jednotlivé nastroje k naplnéni jejich vlastniho cile. U predvstupni
pomoci se jednalo o pomoc pifi dosahovani standardu Spolecenstvi primarné v oblasti ochrany
zivotniho prostiedi, infrastruktury, rozvoje instituci a piipravy na politiky SpoleCenstvi po
plném zapojeni se po vstupu.

Cile strukturalni politiky je specifikovan v ¢lanku 158 SES

HOSPODARSKA A SOCIALNI SOUDRZNOST

Cldnek 158 (byvaly ¢lanek 130a)

' Citovan4 Gast smlouvy zvyraznéna italikou
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Spolecenstvi za ucelem podpory harmonického vyvoje rozviji a prosazuje svou cinnost vedouci k
posilovani hospodarské a socidalni soudrznosti.

Spolecenstvi se predevsim zaméii na snizovani rozdilii mezi urovni rozvoje riiznych regionii a na
snizeni zaostalosti nejvice znevyhodnénych regionii nebo ostrovii, véetné venkovskych oblasti.

Podobn¢ i v ptipade spolecné zeméedelské politiky 1ze citovat ¢lanek 33 SES:
Cldnek 33 (byvaly clinek 39)
1. Cilem spolecné zeméedeélské politiky je:

a) zvsit produktivitu zemédélstvi podporou technického pokroku a zajistovdanim raciondlniho
rozvoje zemédelské vyroby a optimalniho vyuZiti vyrobnich Cinitelti, zejména pracovni sily

b) zajistit tak odpovidajici Zivotni vroven zemédeélského obyvatelstva, a to zejména zvysenim
individudlnich prijmii osob zaméstnanych v zeméedeélstvi;

¢) stabilizovat trhy;
d) zajistit plynulé zasobovani;
e) zajistit spotrebiteliim dodadvky za rozumné ceny.
2. Pri vypracovavani spolecné zemédelské politiky a zvlastnich metod, které miize zahrnovat, se bude
prihlizet:
a) ke zvlastni povaze zemédélské cinnosti, vyplyvajici ze socidlni struktury v zemédélstvi a ze
strukturalnich a prirodnich rozdilit mezi riznymi zemédeélskymi oblastmi;

b) k nutnosti provadet vhodné upravy postupné;

¢) ke skutecnosti, ze v clenskych statech zemédelstvi predstavuje odvétvi, které je tésné spjato s
celym hospodarstvim.

I pfi letmém prehledu cili jednotlivych néstrojii je zfejmé propojeni s celkovym
hospodaiskym rozvojem ekonomiky pfijimajici zemé&. Tento vSak neni jedinym cilem — dale
se snazime o podporu dlouhodobé udrzitelného rozvoje, stabilizaci ekonomického rozvoje
a rovnomeérny rozvoje regiond, rovnost prilezitosti atp.

Pfi urcité mife zjednoduseni vSak lze ekonomicky rozvoj — v ¢lanku méfeny ristem
HDP (ve stalych cenach) — pouzit jako indikator dopadu vynalozenych prostiedkt. Pti rlstu
finan¢nich transferi ocekdvame, vzhledem k proklamovanym ciliim, irGst HDP. Druhym
ukazatelem vyuzitym v ¢lanku je mira nezaméstnanosti. Itento ukazatel lze ve stfedné
a dlouhodobém horizontu vyuzit k hodnoceni dopadu vynalozenych prostfedkii — s ristem
prostredkdt  oGekdvame stabilizaci, & dokonce pokles nezaméstnanosti.” Poslednim
uvazovanym ukazatelem je vyvoj podilu zeméd¢€lstvi, rybatstvi a lesnictvi na celkové pridané
hodnoté. Ocekavany vztah odpovidd dvéma trendiim ve vyvoji sektoru ve starych ¢lenskych
zemich — snizovani podilli na zaméstnanosti v ramci celého hospodaistvi a obdobného riistu
produktivity jako v ostatnich sektorech. Celkovy vztah je tedy stabilizace, ¢i mirné oslabeni
sektoru v souvislosti s vyuZitim prostiedki na Spole¢nou zemé&dglskou politiku.’

Pti vlastnim hodnoceni dopadu je vhodné uvazovat i moznost zpozdéni pozitivniho ¢i
negativniho dopadu, nebot’ prostfedky nemaji plsobit pouze jako fiskdlni stimul, ale
napomoci i strukturdlni zméné. Zpozdéni pravdépodobné nepiesahuje nékolik Ctvrtleti/let
(vzhledem k typickému dvouletému obdobi pro realizaci projekti a jejich zpétnému

2 Wt m AT crtalh ia o dadame ba cfriabarrred Tedmn e Som a4 X%

> Prostfedky na SZP pravdépodobn& umoziiuji rychlejsi transformaci sektoru a zpomaluji negativni socialni

dopad transformace.
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proplaceni). Nicméné vzhledem k dostupnosti dat (obdobi 2000 az 2007 — ctvrtletni ¢i ro¢ni
udaje) neni v tomto ¢lanku se zpozdénim uvazovano.

2. Metodika

Analyzy dopadu finan¢nich prosttedki plynoucich z EU na ekonomiku Ceské republiky
je provedena s vyuzitim korelacni analyzy, ato vybérového korelacniho koeficientu
a vybérového parcidlniho korela¢niho koeficientu. Jako proménné jsou zvoleny hodnoty
hrubého domaciho produktu Ceské republiky (HDP ve stalych cendch), nezaméstnanost (N),
podil primarniho sektoru (PPS) a prostiedky plynouci z EU do Ceské republiky v Eurech (P).
Podrobnéji bude o charakteru dat pojednano v empirické Casti piispévku. Zkoumanym
obdobim je rozmezi let 2000 — 2007.

V souvislosti se stanovenym cilem byly formulovany nésledujici slovni hypotézy:
- Narust finan¢nich transferti z Evropské unie zvysuje urovein HDP,

- Nartst finan¢nich prostfedki z Evropské unie neposiluje rist nezaméstnanosti (tj.
nevyznamna nebo negativni korelace),

- Narast finan¢nich prostfedkii z Evropské unie neposiluje podil primarniho sektoru na
celkové pridané hodnoté ekonomiky (tj. nevyznamna nebo negativni korelace).

V prvni fazi bude vyuzito vybérového korelacniho koeficientu, ktery poukazuje na
pifimou nebo nepiimou zavislost. V dalsi fazi bude vyuzit vybérovy parcialni korelacni
koeficient, ktery vypovidd o zavislosti mezi dvéma proménnymi pii vylouceni vlivu
vybranych proménnych (Hebak, J., Hustopecky, J., Mala, J.; 2005 str. 154). Jak Hebak, J.,
Hustopecky, J., Mala, J. (2005) uvadi, zkuSenosti s pouzivanim vicerozmérnych statistickych
metod prukazné ukazuji, Ze parcialni korelacni koeficienty mohou byt uzitenymi mirami
sily linearni zévislosti ve vySe uvedeném smyslu i v pfipadech, ve kterych vybérova data
pochazeji z jiného nez vicerozmérného rozlozeni. Dal§im zplsobem vypoctu je vyuziti
robustniho odhadu korela¢niho koeficientu (HEBAK, J., HUSTOPECKY, J., MALA,
J.(2005)). Vypocet tohoto koeficientu je vSak pomérné¢ naro¢ny a vzhledem k podptirnému
charakteru statistického zpracovani udaji bylo prozatim od tohoto upusténo.

Vybérovy korela¢ni koeficient je vypocten na zdkladé vztahu

S

_ Sy 2 2

= , 8y >0,5, >0 (1)
SxSy

Fxy
Pro vypocet vybérového parcidlniho korela¢niho koeficientu je vyuzit vztah

r 1 r U 4
Y.X, X, X, X X,

hz — R;XR%RZ.X R, .=l : |,R=

Y.X

\/(R;XR_IRY,X)'(RZT.XR_IRZ.X) , Ty x, Ty, S

hzx =
(1)
kde R regularni, Y, Z jsou ndhodné veli¢iny, X = (X},..., Xi) je ndhodny vektor

a Tz T Txx s 6] = Leo Kojsou piislugné vybérové koreladni koeficienty. Zjisténé

korela¢ni koeficienty budou testovdny na statistickou vyznamnost pomoci t-testu (Andé¢l,
1978).

3. Empiricka analyza

Pro empirickou analyzy bylo vyuZzito hodnot hrubého domaciho produktu Ceské
republiky (HDP, meziro¢ni zména ve stalych cenidch na obyvatele), nezaméstnanosti (N,
mezirocni zména vyjadiena v lidech), podil sektoru zemédélstvi, rybafstvi a lesnictvi na
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celkové pfidané hodnoté (PPS, mezirocni zména podilu sektoru na piidané hodnoté) a
prostiedky plynouci z Evropské unie do Ceské republiky (P, meziroéni zména platby z EU (v
ramci transferl jsou uvazovany stropy na platby v ramci rozpoctu EU v obdobi 200-2003
polozka piedvstupni pomoc, v obdobi 2004-2007 poloZzky pokryvajici strukturdlni fondy
(ERDF, ESF), kohezni fond (CF), prosttedky na Spolecnou zemédé€lskou politiku i rozvoj
venkova (Cast zaru¢ni 1 rozvojova EAGGF v obdobi 2004-2006, v obdobi 2007-2013 i
EAFRD). V piipadé¢ HDP, N, PPS bylo vyuzito ¢tvrtletnich a ro¢nich hodnot, v ptipadé P
byly dostupné pouze ro¢ni hodnoty. Dosazitelnym obdobim pro zvolené proménné bylo
rozmezi let 2000-2007. Zdrojem dat pro HDP, N, PPS byl Cesky statisticky tfad (Cesky
statisticky utad, 2008). Pro finan¢ni transfery data zvetejiiovana Evropskou komisi tykajici se
rozpoctu EU (Evropska komise, 2008).

V prvni fazi byl proveden vypocet vybérovych korelac¢nich koeficienti pro ¢tvrtletni
hodnoty HDP, N a PPS. Pro posouzeni piipadného vlivu tfeti proménné pii korelaci byly déle
vypocteny vybérové parcidlni korelace atak zjiSténa cista korelace mezi uvazovanymi
proménnymi. Vysledné hodnoty uvadi tabulka 1, kde &islo v zavorce (p-value) oznacuje
hladinu vyznamnosti a..

Tabulka 1: Vybérové korelacni koeficienty a parcidlni korelacni koeficienty(n=28)

Vybérovy korelani koeficient | Vybérovy parcialni korelaéni koeficient
HDP N PPS [HDP N PPS
HDP |1 1
0,525
N (0,0035) |1 0,5446 1
0,0882 -0,1389
PPS [(0,6490) |(0,4724) |1 0,1912 -0,2185 1

Z uvedené tabulky vidime, ze HDP anezaméstnanost, mezi kterymi nastadva statisticky
vyznamna korelace, nejsou primarnim sektorem nijak vyznamné ovliviiovany. Jak klasicka
tak parcidlni korelace vykazuji velmi blizkych hodnot. V piipadé¢ korelace mezi
nezaméstnanosti a primarnim sektorem, stejn¢ jako HDP a primérnim sektorem, se hodnoty
parcialni korelace ve vztahu ke klasické korelaci zvysily, nikoliv v§ak vyznamnym zptisobem.
I v tomto ptipad€ je proto budeme povazovat za piiblizné stejné. Miizeme fici, Ze vztah mezi
HDP a PPS, stejn¢€ jako N a PPS vykazuje nekorelovanost.

V nasledujicim kroku byl proveden vypocet pro ro¢ni hodnoty s pfidanim proménné
reprezentujici prosttedky plynouci z EU (P). Vzhledem k faktu, Ze dostupné byly pouze rocni
hodnoty od roku 2000, je posuzovany soubor maly, n = 7 hodnot. Zjis§téné vysledky vybérové
korelace a vybérové parcidlni korelace uvadi tabulka 2. Porovname-li vypoctené hodnoty
vybérové parcidlni korelace pro rozsah souboru n = 28 (tabulka 1) a n=7 (tabulka 2), vidime,
7e prestoze je rozsah souboru vyrazné mensi, lze vypoctené hodnoty korelaci povazovat za
priblizné stejné. A tedy mliZeme provést analyzu ve vztahu k prostfedkiim plynoucim z EU.

Tabulka 2: Vybérové korelacni koeficienty a parcidlni korelacni koeficienty(n=7)

Vybérovy korelacni koeficient Vybérovy parcialni korela¢ni koeficient
HDP N PPS P HDP N PPS P
HDP |1 1
0,6082
N (0,1473) 1 0,6409 |1
0,0841 -0,2070
PPS ](0,8577) (0,6560) 1 0,2419 |-0,2682 |1
-0,0044 0,1539 -0,5011
P (0,9925) (0,7418) (0,2520) |1 0,0075 |0,0407 |-0,4728 |1

Pro zjednoduSeni znovu wuvadime slovni hypotézy formulované v souladu se

stanovenym cilem:
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- Narust finan¢nich transferti z Evropské unie zvySuje uroveit HDP,

- NarGst financnich prostfedkii z Evropské unie neposiluje rist nezaméstnanosti (tj.
nevyznamna nebo negativni korelace),

- Narust finan¢nich prostfedkit z Evropské unie neposiluje podil primarniho sektoru na
celkové pfidané hodnoté ekonomiky (tj. nevyznamna nebo negativni korelace).

V ptipadé¢ vzdjemného vlivu mezi prosttedky plynoucimi zEU (P) a primarnim
sektorem (PPS) byla vybérovou korelaci zjisténa stfedni negativni zavislost (r = -0,5011). Pti
porovnani s vybérovou parcidlni korelaci (r = -0,4728) vidime, Ze ani nezaméstnanost ani
HDP neovliviiuje korelaci posuzovanych hodnot. Prestoze je rozsah souboru maly, mizeme
se domnivat, ze detekovanou stiedni negativni zavislost 1ze povazovat za podporujici nasi
teorii.

V ptipadé vzdjemného vztahu mezi prostfedky plynoucimi z EU (P) a nezaméstnanosti
(N) byla analyzou detekovana statisticka nevyznamnost (r = 0,1539). Pokud provedeme
oc¢isténi posuzovanych proménnych o vliv HDP a PPS, pak dista korelace mezi P aN
poklesne (r = 0,0407). Tento fakt plyne mimo jiné z hodnoty korelace mezi P a PPS, ktera
byla vySe identifikovdna jako stfedni negativni zavislost. Ze zjiSténych vysledki tedy
muzeme konstatovat, ze ¢ista korelace mezi prostiedky plynoucimi z EU a nezaméstnanosti je
v posuzovaném obdobi je nevyznamnd. Na zdklad¢ toho vysledku se proto autofi ptiklanéji
k zavéru, Ze prostiedky plynouci zEU do CR nemaji zasadni vliv na nezaméstnanost.
Poznamenejme, Ze vzhledem k rozsahu datového souboru a k charakteru dat, kterymi byly
ro¢ni hodnoty, nebylo uvazovéano zadné zpozdéni.

Posledni posuzovany vzijemny vztah je mezi prostfedky plynoucimi z EU a HDP.
Z vysledku vybérové korelace vyplyva, Ze tento vztah je statisticky nevyznamny
(r = -0,0044). Vzhledem k faktu, ze HDP vyznamné koreluje s nezaméstnanosti (r = 0,6082,
tabulka 2) a Ze tento fakt byl potvrzen ina Ctvrtletnich hodnotach (r = 0,5250, tabulka 1),
budeme piihlizet k vysledku cisté korelace, za kterou je povazovand vybérova parcidlni
korelace mezi P a HDP ocisténd ovliv N aPPS. Ta ovSem také dosahla statisticky
nevyznamné hodnoty (r = 0,0075). Lze proto usuzovat, ze mezi prostfedky plynoucimi z EU
a HDP v CR nebyla prokazana zavislost.

4. Zavér
Provedena analyza prokazala nevyznamnou statistickou zavislost mezi prostiedky proudicimi
z Evropské unie vynakladanymi na politiku hospodarské a socialni soudrznosti a spole¢nou
zemédelskou politiku. Zavér, ktery je v rozporu s hypotézou polozenou na zacatku c¢lanku.
Korelace -0,0044 na hladin¢ vyznamnosti 0,9925 poukazuje i pres velmi omezeny zdroj dat
na minimalni dopad téchto prostiedkli na ekonomicky rast. Toto dil¢i zjiSténi napovida
nedostatecné efektivité pti vyuzivani prostiedkl plynoucich z Evropské unie. Divody pro tuto
neefektivitu lze o¢ekavat z n€kolika divodu:

a) sledovani n¢kolika cili

b) nedostatecny objem prostiedkil vynakladanych z rozpoctu EU

¢) nedokonald administrace prostiedkti

d) prilis siroké zacileni prostredkii

e) nedostatecny tlak na snizovani finan¢ni narocnosti projekti podporovanych

z Evropské unie

Ad a) Uz vavodu ¢lanku byla zminéno vicecilové zaméteni prostfedk poskytovanych
z rozpo¢tu EU. Ackoliv cile pokryvaji kromé ekonomického rozvoje i ochranu Zzivotniho
prosttedi, ¢i rovnost pfilezitosti jedna se, alesponi z dlouhodobého pohledu, o soutfadné cile.
Dtivodem neprokazani zavislosti tedy miize byt nedostate¢na délka zkoumané ¢asové rady.
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Ad b) Celkovy objem transfert z evropské unie je ve srovnani s objemem HDP ¢i statniho
rozpoc¢tu pomérn€ maly (objem HPD ve stalych cenach pro rok 2007 je 2993 mld. K& versus
1,867 mld. Eur). Pfesto je nutné si uvédomit povahu prostifedkil urcenych at’ uz na investice,
¢i spolufinancovani rozvojovych programt dofinancovavanych z narodni urovné. Pfi srovnani
s prostiedky statniho rozpoctu na ¢isté investice dosahuje objem finan¢nich prostiedki z EU
takika tfetiny.

Ad c¢) Vlastni administrace prostfedkii je stale vice predavand narodni (¢i regionalni)
administrativé. Lze ocekavat, Ze spostupem cCasu se zlepSuje i1 uroven administrace
prostiedkd. I vtomto bodé je vSak nutné upozornit na pfili§ kratkou Casovou tadu. Tu se
pozitivni dopad zlepSeni administrace asi neprojevi.

Ad d) Vlastni zacileni je feSeno na urovni programi. Tzv. princip programovani zajistuje
vyjednani ramcového cile a méfitelnych indikatorti s Evropskou komisi na po¢atku programu.
Vlastni vybér projektu v souladu s cili programu lezi na narodni administrativé. Vlastni
hodnoceni naplnéni vztahu program-projekt lezi mimo obsah tohoto ¢lanku, pfesto ur¢ita mira
flexibility je pii sedmiletém planovani nutna.

Ad e) Finan¢ni omezeni celkové vySe rozpoctu v ramci fizeni projektti dnes existuji spiSe
technického razu — typicky tabulkové ukazatele ceny jednotlivych poloZek. Tu se projevuji
dvé nectnosti souc¢asného fizeni — vysoka averze k riziku a nepropojenost mezi cily projektu a
jejich finan¢ni ndro¢nosti. Soucasnd regulace uplatiiuje spiSe ,.tradi¢ni ovérené feSeni* oproti
potencialné riskantnéjsi varianté. Je otazkou nakolik je feSitelné na Urovni vefejnych
programu silnéj$i zapojeni motivacnich prvkda.

Pro vlastni zavérecné hodnoceni je nutné upozornit, ze rozsah dat pouzitych v ¢lanku je
omezeny a celkova délka casové fady je pomérné kratkd. Tato skutecnost ovliviiuje validitu
jednotlivych tvrzeni, bohuzel nejsou v soucasnosti dostupna data v delSim ¢asovém horizontu.
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Vybrané metody eliminace trendu a identifikace cyklické slozky
v makroekonomickych ¢asovych radach
Selected Detrending Techniques and Methods of Cyclical Component
Identificaion in the Macroeconomic Time Series

Petr Rozmabhel

Abstract: The aim of the paper is to describe and compare selected detrending techniques
used in the analysis of classical and growth business cycles. The text focuses on the different
characteristics in the output cyclical component series identified by the selected detrending
techniques. First order differencing, Hodrick-Prescott filter and Baxter-King Band-Pass filters
were used in the analysis. The results show the different volatility and autocorrelation in the
output time series produced by the filters. Such differences may influence negatively the final
results of the business cycles analysis.

Key words: Business Cycle, Band-Pass Filter, Hodrick-Prescott Filter, First Order
Differencing

Kli¢ové slova: hospodarsky cyklus, pasmovy filtr, Hodrick-Prescottiv filtr, Logartmicka
diference prvniho fadu.

1. Uvod

Techniky eliminace trendu resp. identifikace cyklické slozky (tzv. detrendovaci ¢i
filtratni  techniky) pfedstavuji v soucCasnosti neodmyslitelnou soucCdst analyzy
makroekonomickych casovych fad a zejména pak analyzy hospodaiského cyklu. Jedna se
zejména o problematiku datovani hospodarského cyklu (tj. uréeni bodl zvratu a jednotlivych
fazi cyklu) a déle o méfeni sladénosti hospodaiskych cykli, jez své uplatnéni nachédzi napt.
pfi posuzovani pfipravenosti ekonomik kandidatskych zemi na vstup do eurozdny.
Ekonomickéd teorie rozliSuje mezi dvéma zdkladnimi pojetimi technické identifikace
hospodatského cyklu. Klasické cykly jsou vnimany jako cyklické stfidani fazi absolutniho
readlného poklesu a ristu zvoleného indikatoru aproximujici hospodaisky cyklus (Burns-
Mitchell, 1946). Pojeti rlstového hospodairského cyklu rozsitené zejména ve studiich
obsahujicich korela¢ni analyzu cykli prezentuje hospodarsky cyklus jako cyklické fluktuace
proménné (resp. cyklické slozky casové tady) okolo svého trendu (Lucas, 1977). Cilem
pfispévku je popsat a porovnat vybrané detrendovaci techniky pouZivané v analyze
klasickych i rastovych hospodarskych cykll a poukdzat na mozné odlisnosti v generovaném
vystupu cyklické slozky proménné — resp. identifikovaného cyklu, které pak mohou ovlivnit i
konecné vysledky procesu identifikace ¢i méfeni sladénosti hospodatskych cykli. Objektem
porovnani jsou techniky logaritmické diference prvniho fadu (FOD), Hodrick-Prescottiv Filtr
(HP) a pasmovy filtr spektralni domény (BK BP) v modifikaci dle Baxter-King (1999), které
patii mezi nejcastéji uzivané detrendovaci techniky ve studiich obsahujicich analyzu
hospodaiskych cykli.

2. Popis vybranych detrendovacich technik

a) Diference prvniho Fadu (FOD). Mezi nejuzivanéjsi techniky eliminace trendu
v makroekonomickych ¢asovych fadach — paradoxné jak ve studiich klasického tak rtistového
cyklu — patii diferencovani ¢asovych tad, konkrétné diference prvniho fadu (FOD) hodnot
logaritmi ptivodni Casové tady. Canova (1998, 1999) charakterizuje tuto techniku jako
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vhodny filtr produkujici stacionarni ¢asovou fadu, za piedpokladu, Ze trendova komponenta
predstavuje proces prosté ndhodné prochazky a cyklicka slozka je stacionarni, pficemz tyto
dvé slozky jsou nekorelované. Navic se predpokladd jednotkovy koten tfady y, zcela diky
systematické slozce y,.;, pro:

Vi=Veité, (1)
kde trend je definovan jako g,=y.;a kde é,= y,-y..;.

b) Hodrick—Prescottiv filtr. Optimalni filtracni technikou umoziujici flexibilné
extrahovat trend v Casové tadé, ktery se stochasticky vyviji v ¢ase, se zda byt Hodrick-
Prescottiv filtr. Tato filtracni technika umoziiuje ptizpusobit se preferencim vyzkumnika dle
piedpokladu o charakteru trendu a hospodaiském cyklu. Spolu s moznosti extrahovat trend,
ktery se stochasticky posunuje v Case, pficemz je nekorelovany s cyklickou komponentou
umocnil jeho oblibu a Siroké vyuziti zejména rozvoj literatury realného hospodarského cyklu.
K vyrovnani hodnot casové ftady y,=g;+c; dochdzi prostfednictvim feSeni problému
minimalizace druhé diference souctu ¢tverct trendové komponenty g;.

L}}iTnZCf +/1;[(g,+1 ~g,)-(g.—g.)] 4>0 2

}r:1 t=1

Mira hladkosti trendu je ovlivnéna volitelnym parametrem A, ktery penalizuje nedostate¢nou
hladkost trendu a reguluje tak vysledné fluktuace cyklické ¢, od trendu. S ristem A se rozsah
fluktuaci kolem trendu zvySuje a trend g; se tak stava hlad$im. V ptipad¢, ze A—oo , tedy Ze
hodnota parametru A se bude bliZit nekonecnu, stdva se trend linedrni piimkou. Pokud
zvolime A=0, pak trendova slozka a pivodni fada splynou, tj. y,=g; Volba parametru A je

v literatufe hospodarského cyklu predmétem rozsahlé diskuse. Dle prace Hodricka a Prescotta
2

(1980) je parametr roven A =—2-, kde O'g2 a o jsou rozptyly zmén trendu a cyklu. S ohledem

na uvedenou podminku autofi navrhuji optimalni hodnotu A=1600 pro ctvrtletni data. Nelson—
Plosser (1982) navrhuji hodnotu A vintervalu [1/6;1] pro vétSinu zkoumanych
makroekonomickych casovych tfad. To implikuje, ze vétSina variability, kterou Hodrick a
Prescott ptisuzuji cyklické komponenté, je dle Nelsona a Plossera ve skutecnosti ¢asti trendu.

¢) Filtry spektralni (frekvencni) domény. Zatimco ptfedchozi techniky eliminace
trendu resp. identifikace cyklu v ¢asovych tadach pracuji v tzv. ¢asové doméné, nésledujici
technika je zaloZena na pojeti Casovych fad ve spektralni popt. frekvencni doméné. Spektralni
analyza casovych fad je zaloZena na transformaci ¢asové fady na smésici sinusovych a
kosinusovych kiivek (na zadklad¢ tzv. Fourierovy transformace) o riiznych frekvencich a
amplitudach. Metody spektralni analyzy umoziuji vyzkumnikovi ziskat obraz o spektru
casové fady tedy informaci o zastoupeni jednotlivych frekvenci v Casové fad¢. (Cipra, 1986)

Fabio Canova (1998) ve svém diskusnim ¢lanku o hodnoceni vlivu jednotlivych
detrendovacich technik na kvalitu identifikace a ur¢eni hospodaiského cyklu popisuje princip
frekvencnich filtri za predpokladi, Ze cyklicka a trendova slozka casové fady jsou nezavislé a
ze trendova komponenta ma nejvétsi silu v nizkych frekvencich spektra, pficemz déle od nuly
sila trendové slozky klesa velmi rychle. Vstupni ptedpoklad navic nevyzaduje, aby trend
casové tady y,=g,tc e, byl definovan jako deterministicky ¢i stochasticky, nebot’ filtr
piipousti zmény ve vyvoji trendu v ¢ase, pokud nejsou piili§ Casté. Trendova a nasledné 1
nepravidelna a cyklickd slozka mohou byt v ¢asové tfadé¢ odhaleny pomoci nésledujici
procedury:

a(w)Fy(w)=Fg(w) (3)
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kde a(w) je nizko-pasmovy filtr (low pass), F,(w) a Fg(w) jsou Fourierovy transformace' y,
a g,. Polynom a(/) v ¢asové doméné vznika inverzni Fourierovou transformaci a(w) ve forme

all)= sin(@,/) —sin(@,/) @)
7l

kde w; a w; jsou horni a dolni limity frekven¢niho pasma, kde systematicka slozka
vykazuje veskerou svoji silu. Odhad cyklické slozky je potom (7-a(l))y, Klicovym bodem
procedury je vhodny vybér hornich a dolnich limiti frekvenéniho pasma. Za ptedpokladu, ze
hospodaisky cyklus neptesahuje délky 30 Ctvrtleti, jsou stanoveny ;=0 a w,=n/15. Takto
definovany filtr identifikuje cykly s periodicitou ne vyssi nez 30 ctvrtleti, pfiCemz vyssi
frekvence jsou piisuzovany trendové komponenté, ktera je takto z casové fady eliminovana.
Definovany proces vSak stale ponechava pfili§ velké mnozstvi nezaddouci variability vysokych
frekvenci, které nemusi nutn¢ znamenat fluktuace ptisuzované hospodarskému cyklu. Proto je
dale vytvofen filtr scilem eliminovat nepravidelnou slozku g casové ftady, kterda je
identifikovana s ptedpokladem, Ze jeji nejvétsi sila je ve vysokofrekvenénim pasmu spektra
s periodicitou niz§i nez 6 Cctvrtleti. Vyslednd specifikace a(a))z we [0, 72'/15]U[7Z/3, 7[]
propousti cyklické komponenty ¢asové tady s nizsi periodicitou nez 30 Ctvrtleti a zaroven
vys$$i periodicitou nez 6 Ctvrtleti. Maximalni délka takto identifikovaného cyklu je tedy
necelych 8 let a minimalni délka je 1,5 roku.

Pravdépodobné nejrozsifencjsi modifikaci spektralnich filtracnich technik s cilem
identifikovat komponentu hospodarského cyklu v c¢asové fad¢ indikdtoru agregatni
ekonomické aktivity je v souCasné literatufe Baxter-Kinglv pasmovy filtr. Autofi Marianne
Baxter a Robert King ve své ¢lanku z roku 1999 vyvinuli pasmovy filtr, ktery dle vstupnich
predpokladi povazuji za nejlepsi aproximaci idedlniho pasmového filtru. Autoii kritizuji ve
své praci dosavadni detrendovaci metody, které byly aplikovany s cilem generovat stacionarni
Casovou ftadu, pfiCemz nezohlediiuji vstupni pozadavky na statistické vlastnosti
hospodarského cyklu. Rozsifeni ,,mechanické aplikace* detrendovacich technik typu
klouzavych priméra, odstranéni linearnich ¢i exponencidlnich trendii, FOD, HP filtri apod.
pramenilo z opomenuti vychozi definice hospodaiského cyklu. Autofi se snazi vyvinout
idealni pasmovy filtr, ktery povede k dekompozici Casové tfady dle vstupnich dispozic
vyzkumnika. Vychozi zamér autorti je zaloZen na konstrukei linedrniho filtru, ktery eliminuje
nizkofrekven¢ni trendovou komponentu a nepravidelnou slozku zahrnujici naopak
vysokofrekvencni fluktuace. Vysledkem je identifikovana komponenta hospodaiského cyklu.

Vstupni podminkou je zde pojeti hospodaiského cyklu dle definice Burnse a Mitchella
(1946), kteti definovali hospodatsky cyklus jako fluktuace agregéatni ekonomické aktivity
naroda ne krats$i nez 1,5 roku a ne delsi nez 8 let. Definovani hospodaiského cyklu vede ke
konkrétnimu dvoustrannému klouzavému priméru (linedrnimu filtru), ktery ziskava podobu
pasmového filtru (kombinace ,,Jow—pass® a ,,high—pass* filtrit — viz vySe popsand procedura
dle Canovy) propoustéjici komponenty ¢asové fady s periodickymi fluktuacemi mezi 6-32
Ctvrtletimi, pficemz odstraniuje fluktuace o vyssi 1 nizsi frekvenci. Jelikoz takto definovany
filtr pracuje na bazi klouzavych priméri zkombinovanych s metodami spektralni analyzy, je
nutno urcit vhodnou délku klouzavého thrnu K. Autofi zjistuji Ze vhodnou délkou klouzavé
fady je K=12, coz vede k odfiznuti 12 pozorovani (o Ctvrtletni frekvenci) na zacatku i konci
puvodni casové tady. Délka klouzavého uhrnu ovliviiuje kvalitu vysledné dekompozice,
pti¢emz rist klouzavého uhrnu K vede k lepsi aproximaci idedlniho filtru, ale vétsi ztrat€ dat.
Uvedena vlastnost je problémem zejména u kratkych dostupnych ¢asovych tad, coz je pripad
kandidatskych zemi stfedni a vychodni Evropy pfipravujici se na vstup do eurozony, nebot’
aplikace filtru vyzaduje odfiznuti 6 let vstupni ¢asové tady, coz snizi vypovidaci schopnost

'K bliz&§imu zkoumani principt Fourierovy transformace lze odkazat napt. na Rektoryse (2000)
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napf. o naméfené podobnosti takto identifikovanych cykld srovndvanych zemi
v transformacnim resp. posttransformacnim obdobi.

3. Aplikace a srovnani vybranych detrendovacich technik

Podobné¢ jako v duchu studie Baxter—King (1999) nésledujici ¢ast prispévku porovnava
vybrané statistiky generovaného vystupu filtracnich technik v soucasnosti vSeobecné
uzivanych k analyze hospodaiskych cykla: logaritmicka diference prvniho tfadu (FOD),
Hodrick-Prescottiv filtr (HP, A=1600) a vlastni Baxter-Kingiv pasmovy filtru BK BP
(6,32,12). Vstupni data analyzy tvorily makroekonomické ¢asové fady primyslové produkce
(ve Ctvrtletnich frekvencich) ¢eské a slovenské ekonomiky v obdobi 1993-2007. S ohledem
na zvoleny klouzvy uhrn pasmového filtru (12 Ctvrtleti), je tfilety uhrn na kazdé strané ¢asové
fady ofiznut. Zdrojem dat je finan¢ni statistika mezinarodniho ménového fondu (IFS IMF).

8

: A A

B A WATRI/S AT s

BPF_CR

Obrizek I: Identifikace cyklu priimyslové produkce CR v obdobil993-2007; zdroj: IMF,
vilastni vypocty

— - -FOD_SR
HP_SR
BPF_SR

Obrdzek 2: Identifikace cyklu prumyslové produkce SR v obdobil1993-2007; zdroj: IMF,
vilastni vypocty
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Tabulka 1: Statistické charakteristiky cyklu priimyslové produkce CR identifikované
vybranymi filtracnimi technikami; zdroj: vlastni vypocty

Volatilita koeficient autokorelace
Smér.odchylka 1. 2. 3.
FOD CR 2,3804 0,0013 0,1384 -0,1911
HP CR 2,8028 0,6574 0,3622 0,0335
BPF_CR 2,5854 0,8687 0,5459 0,1590

Tabulka 2: Statistické charakteristiky cyklu priamyslové produkce SR identifikované
vybranymi filtracnimi techniami; zdroj: vlastni vypocty

Volatilita koeficient autokorelace
Smér.odchylka 1. 2. 3
FOD CR 2,2687 -0,3556 -0,1216 -0,0894
HP CR 2,5426 09121 0,8257 0,7410
BPF CR 2,1428 0,7918 0,4543 0,1199

Ze srovnani volatility hospodatskych cyklii generovanych jednotlivymi technikami
vyplyva rozdil mezi technikou FOD a HP a BK BP filtry. Technika FOD vykazuje stabilné
nizkou smérodatnou odchylku, pficemz frekvence zmén jsou oproti relativné hladkym cyklim
generovanym HP a BK BP vyssi. Vysledkem je tedy casova fada s vyssi frekvenci bodi
zvratu, coz je disledkem faktu, Ze technika FOD pifesouvda vahu a zvyraziuje
vysokofrekvencni komponenty pivodni casové fady. HP pracuje jako ,high-pass® filtr, coz
znamena, Ze ponechdva v casové fad¢ vysokofrekvencni volatilitu, kterd je BK BP filtrem
odstranéna. HP produkuje jen mirné vys$si volatilitu v porovnani s BK BP filtrem nebot
makroekonomické casové fady typu HDP nemaji mnoho sily ve vysokych frekvencich. Také
zavislost v ramci zkoumanych fad mefena koeficientem aurokorelace je niz$i pifi pouziti
techniky FOD.

4. Zavér

Obecn¢ lze tedy konstatovat, ze zkoumani vstupnich makroekonomickych casovych rad
pomoci technik HP a BK BP filtrti pfinasi podobny dojem o povaze hospodaiského cyklu, i
kdyz mira podobnosti je zavisld na volitelnych parametrech A v ptipadé¢ HP a klouzavém
uhrnu Ku BK BP. Technika FOD poskytuje odliSny pohled na zakladni charakteristiky
hospodaiskych cykli. FOD produkuje casové fady s nizsi volatilitou nez BK_BP a HP, coz je
piimy nasledek faktu, Ze FOD snizuje vahu nizkych frekvenci oproti alternativnim filtrim. Ze
stejného divodu FOD generuje Casové tady, které vykazuji mnohem niz§i zavislost
(autokorelaci), nez ostatni a také vysledna vzajemnd korelace jednotlivych casovych tad
indikatort s HDP je daleko niz$i. Uvedené vysledky jsou v souladu se studii Baxter-King
(1999), kde autoii zavérem konstatuji, ze techniky FOD podobné jako techniky odfiznuti
linearniho trendu nejsou vhodné pro analyzu hospodaiskych cykli. Nadfazené jsou v tomto
ohledu techniky HP a BK BP filtru, pficemz preferuji BK pasmovy filtr. Diivodem je diskuse
o vlivu rozdilného stanoveni parametru A a rapidni zména vah jednotlivych frekvenci na
koncich ¢asové fady pti pouziti HP filtru, coz miize vést k podstatnym zkreslenim vyslednych
cyklickych pozorovani. BK BP oproti tomu obsahuje mén¢ bodi, které by mohly byt v tomto
ohledu potenciadlnim teréem kritiky a poskytuje bliz§i aproximaci idedlniho filtru.
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Vysledky analyzy poukazuji na moZzny problematicky bod pfi analyze hospodarskych
cyklia. Volba detrendovaci techniky vcetné souvisejicich parametrii (koeficient A v ptipadé
Hodrick-Prescottova fitru a délka klouzavého tthrnu K u pasmovych filtr)) mohou mit odlisny
dopad na celkové vysledky napt. méteni sladénosti hospodarskych cykla ¢i identifikace bodt
zvratu cyklu.
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Analyza odPahlych udajov
Analysis of Qutliers

Milan Terek!

Abstract: The article deals with the analysis of the outliers. The definition of the finite-
sample breakdown point is given and compared for sample mean and median. Then the
methods of the elimination of outliers by trimming and winsorizing is described and
illustrated on examples. Finally the methods of the detection of outliers are given and
illustrated.

Key words: outlier, finite-sample breakdown, trimming, winsorizing, detection of outliers

Krlacové slova: odlahly udaj, bod prelomu konecného vyberu, zastrihnutie, winsorizicia,
detekcia odl'ahlych udajov

1. Uvod

Odrlahl¢ udaje st neobvykle malé alebo neobvykle vel'ké hodnoty. Ich zist'ovanie je Casto
vel'mi dolezité. Ak ich existenciu nezoberieme pri analyze udajov do ivahy, mozu vysledky
analyzy stratit vypovednu schopnost. Pokusime sa to ilustrovat’ na priklade. OpiSeme
moznosti elimindcie odlahlych udajov a niektoré moznosti ich detekcie. Postupy budeme
ilustrovat’ na prikladoch.

2. Citlivost’ vyberového priemeru a medianu na odl’ahlé udaje

Ak chceme kvantifikovat' citlivost’ napriklad vyberového priemeru na odlahlé udaje,
mozno vyuzit' tzv. bod prelomu konecného vyberu (finite-sample breakdown point)*. Pre
vyberovy priemer X , bod prelomu koneéného vyberu je najmensi podiel pozorovani, ktory
sposobuje, Zze hodnota vyberového priemeru je neodovodnene velka alebo mala. Inak, pre
vyberovy priemer, bod prelomu kone¢ného vyberu je najmensi podiel z n pozorovani, ktory
modze sposobit’ stratu jeho vypovednej schopnosti. Jediné pozorovanie mdze sposobit, ze
hodnota vyberového priemeru je neodévodnene mald alebo velk4, preto jeho bod prelomu je
1/n.

Vs8imnime si teraz vyberovy median X, ajeho bod prelomu kone¢ného vyberu. Skoro

polovica zn hodnét méze byt neodévodnene velka alebo mald bez toho, ze by hodnota
medianu bola neoddvodnene velkd alebo mald. Bod prelomu pre vyberovy medidn je
priblizne® 0,5. Vyberovy priemer a vyberovy median su z hladiska citlivosti na odl'ahlé udaje,
najviac rozdielne.

Priklad 1. Nahodne sa vybralo 100 muzov. Odpovedali na otdzku, kolko rozli¢nych
partneriek by chceli v Zivote mat’. Vysledky triedenia odpovedi st v tabul’ke 1.

' Tento prispevok vznikol s prispenim grantovej agentiry VEGA v rdmci projektu cislo 1/0437/08 Kvantitativne
metody v stratégii Sest’ sigma a projektu cislo 1/3182/06 Zlepsovanie kvality produkcie strojarskych vyrobkov
pomocou Statistickych metod.

? Pozri WILCOX, R. R.: Applying Contemporary Statistical Techniques. USA: Academic Press, 2003, s. 59.

? Hodnota 0,5 je najvicsia mozna hodnota.
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Tabulka 1: Zelany pocet rozli¢nych partneriek

Pocet 0l |2 |3 (4|56 |7 |89 |10|11|12(13|14 (17|40 |60 |100 8000
partneriek

Pocet 3 |5116 {1 (2|6 |1 |3 |1 |1 111 (4 (1 |2 |2 |1 |1 |1 |1
odpovedi

Hodnota vyberového priemeru je 85,92. Tato hodnota nema prakticky ziadnu vypovednu
schopnost, pretoze 98 % hodndt pozorovani je menSich ako tdto hodnota. Hodnota
vyberového medianu je 1, aurCite lepSie charakterizuje typické Zelania vybratych muZzov.
V tomto priklade vidno, Zze vyberovy priemer je vyrazne ovplyvneny jedinou odlahlou
hodnotou. Téato hodnota ale neovplyvnila vyberovy median.

3. MoZnosti eliminacie odl’ahlych hodnot

V§imnime si pojem zastrihnuty priemer (trimmed mean)®. Zastrihnuty priemer je
vypocitany z udajov, z ktorych bola vynechany urcity podiel najvacsich a najmensich hodnot.
Specialnym pripadom zastrihnutého priemeru je vyberovy priemer, v ktorom neboli pri
vypocte vynechané ziadne udaje z povodného vyberového suboru.

Napriklad 10%-ny zastrihnuty priemer znamend, ze 10% najmensSich a 10% najvécsich
hodnét pozorovani bolo pri vypocte priemeru vynechanych.

Nech je nejaka konstanta, 0 < y < 0,5, 7= 100ya g = ent ym, kde znacka ent’ znamena

.....

vypocitany z hodnot, zktorych bolo g najmenSich a g najvdacSich hodnét pozorovani
odstranenych:

1
n—2g

X, (xg+1 + X+t xn_g)

Priklad 1 — pokracovanie 1. Vypocitame hodnotu 10%-ného a 20%-ného zastrihnutého
priemeru z tdajov v priklade 1. Vysledky su takéto.

Hodnota 10%-né€ho zastrihnutého priemeru x, , je

1
X, = %(xll + X, +...+x90)= 3,6

Hodnota 20%-ného zastrihnutého priemeru X, ,, je

X, ~3,02

* Podlra WILCOX, R. R.: Applying Contemporary Statistical Techniques. USA: Academic Press, 2003, s. 63.

> Podl'a STN ISO 31 — 11. Veliciny a jednotky. 11. ¢ast: Matematické znacky pouzivané vo fyzikdlnych veddch
a v technike. Bratislava: Slovensky ustav technickej normalizacie 1998.
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Priklad ilustruje vyrazné zlepSenie vypovednej schopnosti vyberového priemeru.
Zasadnou otazkou je, aky podiel tdajov by sme mali ,,odstrihnat™. Skor ako sa budeme
venovat’ tejto otdzke, vSimneme si alternativny postup, ktory sa nazyva winsorizacia
(winsorizing).

Winsorizovany priemer je podobny ako zastrihnuty priemer, ale ,,odstrihnuté* udaje sa
nahradia inymi Gdajmi. Napriklad pri vypocte 10%-ného winsorizovaného priemeru sa 10%
nebola ,odstrihnutd® pri vypocte 10%-ného odstrihnutého priemeru. Podobne, 10%
najmensich hodndt sa ,,neodstrihne®, ale kazda z nich sa nahradi najmensou hodnotou, ktora
by uZz nebola ,,odstrihnuta® pri vypocte 10%-ného odstrihnutého priemeru. Potom
y-winsorizovany priemer sa vypocita podl'a vztahu:

_ 1
X, = ; {(g + l)xﬁ1 FX ot X, Lt (g + l)xnfg }

Priklad 1 — pokracovanie 2. Vypocitame hodnotu 10%-ného a 20%-ného winsorizovaného
priemeru z tdajov v priklade 1. Vysledky su takéto.

Hodnota 10%-ného winsorizovaného priemeru x, ,, je

— 1
x. [

w,10 100 {llxll + x12 +.+ x89 + 1 1_x90 }: 4’28

Hodnota 20%-ného winsorizovaného priemeru X, je

x ,, =401

w,20

4. Detekcia odl’ahlych udajov

Vsimneme si stratégie detekcie odl'ahlych tidajov. Prva stratégia je zaloZena na vyberovom
priemere a vyberovom rozptyle.

Ked prijmeme predpoklad o normédlnom rozdeleni zakladného stboru, je obvyklé
povazovat za odlahlu hodnotu, ktora je vzdialend od strednej hodnoty viac ako o 2,24
smerodajnych odchylok. Inak, hodnota x je povazovana za odl'ahlu, ked’

Ll NPy
o
Ked predpokladdme normaélne rozdelenie zdkladného suboru so strednou hodnotou u
a smerodajnou odchylkou o, pravdepodobnost, ze hodnota bude povazovana za odl'ahlu je
0,025. Strednti hodnotu u a smerodajni odchylku o véc¢sinou nepozname a odhadujeme ich
najcastejSie pomocou vyberového priemeru a vyberovej smerodajnej odchylky. Potom mozno
formulovat’ takéto rozhodovacie pravidlo:
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Hodnota x je povazovana za odlahlu, ked’

v - 5|
50024 (1)
S

Priklad 2. Uvazujme o takychto hodnotach

1,1,1,1,2,2,2,2,3,3,3,3,4,4,4, 4,500

Hodnota vyberového priemeru je x = 31,76, hodnota vyberovej smerodajnej odchylky je

s = 120,67. Odhadneme vzdialenost hodnoty 500 od strednej hodnoty, merane;j
v smerodajnych odchylkach:

500-31,76
— = 3,88
120,67

V tomto pripade, podl'a uvedeného rozhodovacieho pravidla, hodnota 500 je odl'ahla hodnota.

Priklad 3. Pridajme k udajom z prikladu 2 este jednu hodnotu: 1000. Potom je subor udajov
takyto

1,1,1,1,2,2,2,2,3,3,3,3,4, 4,4, 4,500, 1000

Hodnota vyberového priemeru je x = 85,56, hodnota vyberovej smerodajnej odchylky je

s = 256,49. Odhadneme vzdialenost hodnoty 500 od strednej hodnoty, meranej
v smerodajnych odchylkach:

[500-85,56]

1,62
256,49

Podla uvedeného rozhodovacieho pravidla, hodnota 500 nie je odlahld, aj ked
z jednoduchého porovnania hodnét je zrejmé, Ze ide o odl'ahlu hodnotu.

Posledny priklad je ilustraciou problému, ktory je zndmy ako maskovanie (masking).
Odl'ahlé¢ hodnoty ovplyviluju vypocet vyberového priemeru aj vyberovej smerodajnej
odchylky, ¢o moZe na druhej strane maskovat’ ich pritomnost’, ked’ na ich detekciu vyuzivame
vztah (1)°.

Potrebujeme také rozhodovacie pravidlo na detekciu odl'ahlych hodnét, ktoré samotné nie
je ovplyvnené odl'ahlymi hodnotami.

Najprv si v§imneme jednu charakteristiku variability, ktord sa nazyva medidanova
absolutna odchylka (median absolute deviation) — MAD. Na vypocet hodnoty MAD je

% Pozri WILCOX, R. R.: Applying Contemporary Statistical Techniques. USA: Academic Press, 2003, s. 77.
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nevyhnutné najprv vypocitat’ hodnotu x,,, vyberového medidnu X, ,, potom vypocitat
absolutne hodnoty odchylok hodnét od medianu:

|xl. —x1/2| prei=1,2,.n

MAD je median absolutnych hodnét odchylok hodnét od mediénu.
Mozno ukazat, Ze ked’ mdme ndhodny vyber z normélneho rozdelenia, potom

MAD
0,6745

MADN =

je dobrym bodovym odhadom smerodajnej odchylky o zakladného stiboru’.

Vratme sa teraz k hl'adaniu rozhodovacieho pravidla na detekciu odl'ahlych hodnét, ktoré
samotné nie je ovplyvnené odl'ahlymi hodnotami. Jednou z moznosti je takéto rozhodovacie
pravidlo.

Hodnota x je odlahla, ked’

Foxial g0 2)
MADN =~

Priklad 3 — pokracovanie 1. Posid'me odl'ahlost’ hodnoty 500 pomocou rozhodovacieho
pravidla (2). Hodnota vyberového medianu x,,, = 3. Absolutne hodnoty odchylok hodnét od

medianu, usporiadané podla vel'kosti vzostupne su:
0,0,0,0,1,1,1,1,1,1,1,1,2,2,2,2,497,997
Potom MAD =1 a MADN =~ 1,48.

Dosad’'me za x, x,,,a MADN do vztahu (2). Dostaneme

1/2

1500 3|
1,48

~ 335,81> 2,24

Podrla rozhodovacieho pravidla (2), hodnota 500 je odl'ahla.

" Podra WILCOX, R. R.: Applying Contemporary Statistical Techniques. USA: Academic Press, 2003, s. 73.
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KLASIFIKACNI METODY V AKUSTICKE EMISI -
STATISTICKY PRISTUP
CLASSIFICATION METHODS IN ACOUSTIC EMISSION -
STATISTICAL APPROACH

Jan Tlaskal, Vaclav Kus

Abstract: We present a method and a real-time algorithm which allows us to classify acoustic
emission (AE) signals into the finite number of groups which correspond with the physical nature of
AE sources. We use spectral parameters and non-metric distances, both independent on the signal
amplitudes. We would like to distinguish detected signals emitted by different suppressed acoustic
emission sources in materials (for example long-distant micro defect, corrosion, etc.) and also to
separate them from common noise. We produce sets of several types of experimental signals to verify
the algorithm. The model, which estimates the underlying distribution of spectral parameters
originated from the frame of multimodal probability density estimates, i.e. statistical model of
distribution mixtures.

Abstrakt: Prezentujeme metodu a algoritmus, ktery vyuzitim statistickych metod dokaze tridit signaly
akustické emise (AE) do skupin odpovidajicim fyzikalni podstaté zdroji (napf. microtrhliny, korozi,
laminarni posuny, apod.) a rozlisit emisni udalosti zpisobené defektem v materialu od riiznych Sumd.
Ke tfidéni pouzivame spektralni parametry a nemetricka zobrazeni, které nezavisi na amplitudé
signalu. Model popisujici rozd€leni extrahovanych spektralnich parametri signali pochazi
z abstraktniho statistického modelu distribu¢nich smési, pouzivaného na odhady multimodalniho
rozlozeni pravdépodobnosti.

Key words: Acoustic emission , Statistical methods, Distribution mixtures, EM algorithm

Klic¢ova slova: Akusticka emise, Statistické metody, Distribu¢ni smési, EM algoritmus

1 Klasifikace v akustické emisi

Pracujeme na algoritmu, ktery pomoci statistickych metod dokaze ttidit signaly akustické
emise (AE) do skupin odpovidajicim fyzikalni podstaté zdroji, respektive rozpoznat
akustickou emisi zpiisobenou vznikem defektu v materidlu od béznych Sumui. Nepokousime
statistické metody tiidéni.

Emisni udalosti (EU) rozumime zdznam AE piezoelektrickym snimaem na disku
pocitace se vzorkovaci frekvenci 2 MHz. Samotny piezoelektricky snimac¢ je bohuzel citlivy
na pomérné uzkém intervalu frekvenci, nékteré frekvence potlacuje pomérné vyrazné. Navic
kazdé dva snimace, tfebaze stejného typu, se ve svych spektralnich vlasnostech 1isi, coz je
zpusobeno samotnou slozitosti vyrobni technologie. Diky deformaci signalu snimacem a
mnohonasobnym odraziim v méfici soustavé nelze z teoretické znalosti Sifeni elastického
vInéni ucinit jednoznacny zavér o tom, o jakou EU se jednd a statisticky ptistup ke klasifikaci
je nevyhnutelny. Zaznam emisni udéalosti probiha tak, Ze méfici aparatura kontinualné sleduje
déni na snimaci a jakmile ptichozi signdl piesdhne danou prahovou hodnotu, pfistroj se ve
svém bufferu vrati o 0,5 ms zpét a ulozi na pevny disk 6 ms (tzn. 12500 ¢isel) dlouhy zaznam.
Pro klasifikaci pouzivame jesté krat$i cast EU délky T obsahujici pouze ndb¢h signalu bez
deformujicich odrazii a interferenci.

Namétime dostatecné velkou trénovaci mnozinu EU. Z kazdé emisni udélosti
vybereme D parametrii a poté mezi nimi hleddme shluky. Nové ptichozi signal pak zatadime
do toho z natrénovanych shlukt, ke kterému bude mit nejvétsi pravdépodobnost prislusnosti.
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Klasifikaci signdlu AE jsme v podstaté pfevedli na ulohu shlukové analyzy.

Po hodnotach parametri budeme vyzadovat, aby v ramci jednoho typu signalu nemély
prilis velky rozptyl a aby tvofily pokud mozno co nejvice vzajemné oddé€lené shluky.
Nepodaii-li se ndm rozlisit dva zdroje AE, dojdeme k zavéru, ze vinu nese bud' nespravna
volba parametrii, nebo ze zdroje budi pro nas fyzikalné nerozliSitelnou AE.

2 Vybér spektralnich parametra

Pti klasifikaci se nejlépe osvédcCily parametry ze spektra EU, které zachycuji polohu vysokych
amplitud ve spektru signalu vzhledem k frekvencim. Jeslize ozna¢ime ¢ jako Casovy index
emisni udalosti z,, pak pomoci diskrétni fourierovy transformace dostaneme kazdou EU ve

forme& kombinace harmonickych slozek s komplexnimi koeficienty Z ,,
T-1

2, =37, 1e0,...,T~1}.
f=1

Absolutni hodnotu |Z, | nazyvame amplitudou harmonické slozky. Kdybychom indexu f

chtéli dat fyzikdlni smysl frekvence v KHz, museli bychom ho vynasobit ¢lenem

299 iz =2 ki
1536 3

V textu ztotoziiujeme pojmy spektrum a amplitudy spektra, fize pro nas nejsou nijak
vyznamné. Spektrum ndsledné pro naSe ucely klasifikace normujeme na jedni¢ku a
vypocteme pro kazdy signal nasledujici spektralni parametry [1]:

Parametr 0,33 Kvantil:
Zavedeme v souladu s analogii z teorie pravdépodobnosti parametr £ -kvantil
F
Q, =min{F {0,T-1}|Y|Z,[> f}, Be(O,)). (1)
=0

Parametr W :
Parametr W je druhym parametrem, ktery zachycuje polohu vyznamnych amplitud spektra ve
smyslu frekvence

T-1
W=arg min 2 1I-f1(Z,|4Z, ], ()
1€[0.7-11 455
kde

T—
- 1
1Z, =—§ Z,=—.
Tf:| 7

Poznamenejme v této souvislosti, ze bézné diive uzivané piimé parametry ze signalu AE,
naptiklad Risetime (doba od pocatku emisni uddlosti tzn. prvniho pfekonani Sumového prahu
do nabyti maxima EU) nebo County (poéty prekmitd rizné€ nastavenych prahovych hladin) se
pro klasifikaci zdrojii AE neosvédcily.

Vystredovany pentest:

Motivaci je zavést jakysi referencni signdl pro danou fyzikdlni soustavu. Pentest se zda byt
logickou volbou, nebot’ je standardn€ pouzivanym budicem AE s charakteristickym tvarem
spektra. V soustavé vybudime a zachytime N emisnich udalosti délky T vybuzenych pentesty
na stejném misté. Ozna¢me Z, ,, i€{0,...,N -1}, f €{0,...,T -1}, f-tou slozku spektra i-

~
~ ~

tého pentestu, I diskrétni fourierovu transformaci a 3 inverzni fourierovu transformaci.
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Vysttedovanym pentestem nazveme vektor PeR’,

T-1 N-1
Z Zis |
fOlO

Zavedeme-li néjakou formu vzdéalenosti mezi spektrem Pa spektry ostatnich EU, ziskdvame
dalsi funkéni spektralni parametr k jiZ zavedenym parametrim Q,,; a W. Klasické metriky
selhavaji v porovnavani rozdili a spolecnych rysti mezi spektry EU, proto pouzivame
symetrizovanou verzi tzv. blendované Hellingerovy divergence [2,3], kterd je dana vztahem

D,(2,3(P))= 4[2—2@27 +\/S<E->>\/§<Zf + S@-»]-
/=0

Na obrazku 1 uvddime porovnani separace hodnot vzdalenosti vystfedovaného pentestu od
prvki trénovaci mnoziny pomoci kvadratické odchylky a Hellingerovi ¢-divergence pro tfi
typy experimentdlné namétenych sad signala akustické emise.

Kiradraticka odchyllzs Hellingerova ¢ divergence
0.03 1
.*_
_*.
i; ****
0025 1 il +
#* * 081 L, Lo ¥
_*_
n.nz**** * F | *ﬁ % *+*#** *;f**’
* + 06 4t g *
: 0015} ** * *#Hs#* 4, *** **ﬂ* # ?hb
B * 1 .
i .*. ‘**- '*' -&' -*HP
) e %i;g* + 4 4 0.4' *fﬁ* * ok *
0.01 * 7
S e, Lt tooamn
e FF g BTy 4 02}
DDD5 - -F -&—’-*-*- -*_-*- | A Ty f" .t‘
i 2 MRARR S Al o,
gl bt : )
0 > 0
0 50 100 150 0 50 100 150

posloupnost méfend

Obrazek 1: Separace tri typu AE pomoci kvadratické odchylky a Hellingerovi ¢-divergence

3 Distribuéni smési

Jak bylo jiz receno, vybirdme z emisni udalosti n€kolik parametri, mezi nimiz hleddme
shluky. Bézné metody shlukové analyzy nam nevyhovuji, protoze tihnou k vytvaieni
kruhovych shlukt. Divdme se na vypoctené parametry jako na realizace ndhodné veli¢iny X
s multimodalnim rozlozenim pravdépodobnosti, jejiz rozdéleni odhadujeme pomoci modelu
normalni distribu¢ni smési [4].

Definice: Distribu¢ni smési (DS) budeme rozumét kazdou konvexni kombinaci

p(x|©)= > a,p,(x]6),

JjeEM

A3)
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ZajZI,

JjeEM

kde M=(1,...,M) je indexovda mnozina slozek smési, p(x|d) jsou jednoduché hustoty
pravdépodobnosti uréené vektorem € a dile o jsou vahy, pifipadné frekvencni funkce
vyskytu komponenty distribuéni smési. Distribuéni smés zahrnuje komponenty obecné
ruznych typii. V technické praxi se prevazné pouzivd smés komponent parametrickych
rozdéleni stejného typu, v naSem ptipad¢é to bude smés normalnich rozdéleni. Odhadovani
rozd€leni  distribuéni  smési  se redukuje na odhad skupiny  parametri
0=(a,...,a,,0,...,0,,). Komponenta p(x]6;) ma tvar

1
@™ |C, |

J

1 T A -
p(x|9j): 1/26Xp(_5(x_luj) le(x_/uj))'

4 — Dx1 v ¥ s
Parametr ¢, ma tvar 6, =(y;,C;), kde u; eR zna¢i vektor stfednich hodnoty a

DxD - v . . , . , v e
C, eR™" je kovariatni matice, x e R” jsou vybrané parametry signalu. Parametry smési

odhadujeme maximdlné verohodnym odhadem. Maximaln€ vérohodny odhad ziskdme iteracni
metodou zndmou jako EM algoritmus, ktery konverguje k lokdlnimu maximu vérohodnostni
funkce [5].

Tvofi-li data pouhym okem dostate¢n¢ oddélené shluky, je v podstaté lhostejné jakou
metodu pro ureni piisluSnosti do shlukli pouzijeme, vSechny dosahnou uspokojivého
vysledku. Zceld jina situace nastava pokud jsou shluky blizko u sebe, ¢aste¢né se prekryvaji,
maji riznou velikost nebo data obsahuji vyrazné znecisténi (tzv. outliery). Prolozit shluky
smési normalnich hustot pravdépodobnosti a tuto hustotu pouzit ndsledné pro tfidéni je
vyhodné, pokud body v jednotlivych shlucich nemaji rovnomérné rozlozeni a tvoii piiblizné
elipsoidy. Takovému rozlozeni dat odpovidd mnoho tuloh v piirod¢ véetné té nasi. Dalsi
vyhodou modelu DS je robustnost vii¢i znécisténi a diky EM algoritmu 1 pifimocara
implementace maximalné vérohodného odhadu.

4 Clustering pomoci distribu¢nich smési
Necht' vzorek (x,,...,x,) pochdzi z populace s pfedem znamym poctem M oddélenych
shlukii. Tato data budeme povazovat za realizaci distribu¢ni smési o M komponentach. Ke
kazdému x,,ie(1,...,N), pifedepiSeme pfislusnost y,,y, €(1,...,M) ke k-t¢ komponenté
smési pfimym vztahem:

Yi— argnkleéjgiakpk (x; 1 6,)-

4)

)
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Slutecne rozdélend dat Oharvend K-means Oharvend 03
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Obrazek 2: Metoda DS pouzita na prekryvajici se data

Na obréazku 2 vlevo bylo vyneseno 300 hodnot X =(Q,,,,W). Data jsou legitimni, pochézeji

z laboratorniho meétfeni 3 rGznych typl akustickych signdli na tenké plechové desce.
Nabizime srovnani vysledkli jednoho pribéhu EM algoritmu a nejlepSiho vysledku metody

nejbliz§itho souseda se 100 ndhodnymi inicializacemi. Na obrazku 3 je zobrazen graf

odhadnuté hustoty distribu¢ni smési majici maximalni vérohodnost, kterd byla vyuzita pro
obarveni shlukd v obrazku 2.

1.5 —

0.5 —

80 100

1200 140 480 1m0 g
Pararmetr C!D_33 Fararmetr W

Obrazek 3: Graf hustoty distribucni smési
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Opravitel’né systémy s meniacim sa po¢tom zamietnutych davok
Repairable systems with changing failure rate

BoZena Viktorinova *

Abstract: The article deals with the discovering number of failures per day in the repairable
systems and fix of average number of failures per system by means of model NHPP
(Nonhomogenous Poisson process with Weibull intensity (1)) and by means of relationship

.
Key words: Weibull intensity, repairable system, failure rate
KPuacové slova: Weibullova intenzita, opravitelny systém, zamietnuta davka

1. Uvod

Pri kontrole kvality vyrobkov ktora prebieha niekol'ko dni je zaujimavé zistit' pocet
vadnych vyrobkov pripadajucich na jeden deni v opravitelnych systémoch a stanovit
priemerny pocet vadnych vyrobkov na jeden systém ato pomocou modelu NHPP
(Nehomogénny Poissonov proces s Weibullovou intenzitou) (1), a pomocou vztahu (4).
Clanok sa zaobera touto problematikou, ktora je popisand v [1] .

2. Popis uvedenej problematiky

Nazvime systémami davky (mnoziny produktov) ktoré prichddzaju ku kontrole
a v ktorych sa mézu vyskytnut’ nezhodné produkty. Tieto systémy (kazdy jeden) sa kontroluji
rozne dlhy ¢as (niekol’ko dni). VSetky systémy sa vSak za¢nu kontrolovat’ od toho istého diia
a kontrola systémov prebicha sibezne. Ak sa v systéme najde nezhodny produkt, tento sa
opravi alebo nahradi dobrym a systém sa znovu skontroluje. Preto hovorime o opravite'nych
systémoch. Ak predpokladame, Ze s rastucim po¢tom dni kontroly systémov pocet zistenych
nezhodnych produktov pripadajuci na jeden deni klesd, na popis tohto javu moézeme pouzit
NHPP model ,ktory mézeme vyjadrit’ nasledovne:

(1) = Abs™ (1)

kde A ab st nezname parametre, ktoré pre tento pripad boli odhadnuté metédou podmienene;j
maximalnej vierohodnosti [1]:

Mk
QZ

b= — qu - Q)
ZZln el
=1 i=1

! K

) ZNq

A= (3)

N
o3
S

kde K je celkovy pocet testovanych systémov (u nas K = 20)
q je poradie (¢islo) systému (1,2,...K)

" Tento prispevok vznikol s prispenim grantovej agentiry VEGA, v ramci projektu ¢islo 1/0437/08: Kvantitativne metody
v stratégii Sest’ sigma
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N, je pocet zamietnutych produktov v ur¢itom testovacom Case, ktoré sa vyskytuju v g-

tom systéme
T, je dlZka trvania testu g-teho systému

X, Je Cas v ktorom sa vyskytol i-ty nezhodny produkt v g-tom systéme
In je prirodzeny logaritmus

V nasom prispevku budeme riesit’ dva problémy. 1. Pomocou rovnice (1) odhadneme
pocet zamietnuti (alebo pocet nezhodnych produktov ) pripadajuci na jeden den. A uréime aj
priemerny pocet zamietnuti pripadajici na jeden systém a to pomocou vztahu

v ¢ zamietnuti / systém “)
kde Kje pocet systémov an je pocet zamietnuti. Na lepSiu ilustraciu vysSie uvedenej

problematiky uvedieme priklad.

3. Priklad
Vychédzajme z nasledujucej tabul’ky udajov
Tabulka 1: Vstupné udaje prikladu

I. 2. 3. 4.
Cislo systému  Cas, za ktory sa Pocet zamietnuti Dizka trvania testu v systéme q
q vyskytol nezhodny v systéme q T p (dni)

produkt v systéme N q
X, (dni)
1 0.3 1 58
2 14; 42 2 61
3 20 1 27
4 1;7;15 3 54
5 12;25 2 24
6 0.3; 6; 30 3 35
7 6 1 40
8 24 1 31
9 1 1 42
10 26 1 54
11 0.3;12; 31 3 46
12 10 1 25
13 3 1 35
14 5 1 25
15 nevyskytol / 67
16 nevyskytol / 40
17 nevyskytol / 43
18 nevyskytol / 55
19 nevyskytol / 46
20 nevyskytol / 31

Znazornime si zistené skutocnosti z Tab.1 v nasledujicom obrazku:




- 166 -

20 F 4 -
18 ¢
16+ =
14+
— | -
= b
g 12‘-—‘ —i
= 10 +—
£t e
8t -
1
6 4
4 b= —
2t =T
1o ~
1 1 1 1 | 1 -y
o 10 20 30 40 50 60 &7

Time (days)

Obrdzok 1: Casovy vyskyt zisteni i-teho nezhodného produktu v g-tom systéme
Body na tise¢kach rovnobeznych s osou x-ovou st hodnoty z 2. stipca Tab. 1

Dalej vypo¢itajme odhady parametrov A a b z rovnic (2) a (3) a Tab.1:

In~—+In—+...+In"— 40.663
03 14 >
. 1+2+1+....+1 22
S - =0.15 6
58" 461" +...46%* +31°%  149.059 ©

Ocakavany pocet zamietnuti na jeden deii potom vypocitame tak, Ze do rovnice (1) dosadime

(5)a(6):
r(t) = (),15'0’5410,54—1 — 0’081.1—0,46 (7)
Pre rozne hodnoty t (u nas v Tab.1 su oznacené ako X, q) ktoré usporiadame podla velkosti

od najmensej (0.3) po najvdcsiu (42), vypocitame r(t). Hodnoty funkcie r(t) su uvedené
v 3.stlpci Tab.2. Funkciu r(t) nazveme funkciou intenzity. Napriklad ak Cas za ktory sa
vyskytol nezhodny produkt bol X, (=t ) desat’ dni, potom podTl'a (7):

1(10) = 0,081 . 10>* = 0,028 nezhodnych / defi
Znazornime si tieto vypocty graficky na Obr.2:

010 g

Estimated intensty function

0.00

(I:_ L

L . 1 . 1 . 1
10 20 30 40 50
Time (davs)

Obrazok 2: Funkcia intenzity



- 167 -

Pre rozne hodnoty t (2. stipec Tab.2) vypogitame hodnoty funkcie intenzity r(t), ktoré sa
nachddzaja v 3. stlpci Tab.2.:

Tabulka 2: Tabul’ka pomocnych vypoctov

1. 2. 3. 4. 5. 6. 7.

n n
PoCet zamietnuti X, (=t)  1(t) e (=y) log, X, log e (=10810Y) Y seoreticke

n dni

1 0.3 0.141 1/20=0.05 -0.523 -1.301 0.098
2 0.3 0.141 2/20=0,1 -0.523 -1 0.098
3 0.3 0.141 3/20=0.15 -0.523 -0.824 0.098
4 1 0.081 0.2 0 -0.699 0.180
5 1 0.081 0.25 0 -0.602 0.180
6 3 0.049 0.3 0.477 -0.523 0.312
7 5 0.039 0.35 0.699 -0.456 0.403
8 6 0.035 04 0.778 -0.398 0.442
9 6 0.035 0.45 0.778 -0.347 0.442
10 7 0.033 0.5 0.845 -0.301 0.477
11 10 0.028 0.55 1 -0.260 0.571
12 12 0.026 0.6 1.079 -0.222 0.625
13 12 0.026 0.65 1.079 -0.187 0.625
14 14 0.024 0.7 1.146 -0.155 0.676
15 15 0.023 0.75 1.179 -0.125 0.699
16 20 0.020 0.8 1.301 -0.097 0.808
17 24 0.019 0.85 1.380 -0.071 0.885
18 25 0.0184 0.9 1.398 -0.046 0.904
19 26 0.018 0.95 1.415 -0.022 0.922
20 30 0.017 20/20=1 1.477 0 0.990
21 31 0.016 21/20=1.05 1.491 0.021 1.006
22 42 0.014 22/20=1.10 1.623 0.041 1.172

Prudky pokles funkcie intenzity r(t) znamené (Obr.2), ze ¢im neskor sa vyskytni nezhodné
produkty, tym pocet zamietnuti na jeden deni klesd. Tak napriklad, ak zo zaciatku bol pocet
zamietnuti 0.141 / deni, po desiatich diioch poklesol pocet zamietnuti na 0.028 / der.

2. Aby sme zistili priemerny pocet zamietnuti pripadajicich na jeden systém, budeme
pocitat’ rovnicu (4) pre K = 20 (je pocet systémov v naSom priklade) an = 1,2,....22, ¢o je
kumulativny podet zamietnuti v 20-tich systémoch. Podiely typu (4) zapiseme do 4. stipca
Tab.2,aby sme zbyto¢ne nezvacSovali rozsah nasho prispevku.

Napriklad, ak zistime celkovo 8 zamietnuti, potom podl'a (4) bude:

8 /20 = 0.4 zamietnuti na systém.
Hodnota 0.4 sa nachadza 4. stipci Tab.2( pre n = 8) a tomu zodpoveda dizka trvania kontroly
X, (=1t) =6 dni, ktora sa nachadza v 2.stipci Tab.2.

Vynesme si tieto vypocty do grafu v bodoch t, s logaritmickou x-ovou a y-ovou stupnicou a to
preto, lebo ak by sme tieto body vyniesli do linearnej stupnice, teoreticka krivka prelozena
cez tieto empirické body by bola sice priamka, ale s velkou odchylkou od empirickych
hodndt na zaciatku a na konci grafu. Preto teoretickou funkciou ktora lepSie vystihuje zisteny
trend je funkcia

y=ax’ (8)
s ktorou budeme pracovat’.
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Na os x-ovii budeme vynagat’ hodnoty 2. stipca Tab.2 ana os y-ova hodnoty zo 4.stipca
Tab.2.
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Obrazok 3:Priemerny pocet nezhodnych produktov pripadajucich na systém

Ak chceme prelozit’ priamku cez empirické body na Obr.3, rovnicu (8) musime zlogaritmovat’
log,, v =log,, a+b.log,, .x 9)

A teda zlogaritmujeme aj hodnoty v 2. a 4. stipci Tab.2. Rovnica (9) je rovnicou priamky,
ktorej koeficientylog,, a a b sme odhadli metédou najmensich Stvorcov:

log,, y = —0.744745 + 0.501358.log,, .x (10)

Dosadiac do rovnice (10) piaty stipec Tab.2, dostaneme teoretické hodnoty log,,y

(6.stl.Tab.2). Ak tieto hodnoty odlogaritmujeme, dostaneme teoretické hodnoty y, uvedené
v 7.stl.Tab.2. Napriklad pre 1.¢islo z Tab.2 by bolo: log,,y =- 0.744745 + 0.501358.(-0.523)=

=-1.006955. Z toho y ,,,,....c = 1/ 10" = 0.0984. Pre 6. &islo z Tab.2: log,,y = -0.744745+

+0.501358 (0.477)= - 0.505597, z €oho y ,,,,..e = 1/ 10777 =0.3122.

Ked'Ze priamka je ur¢end dvomi bodmi, staci do Obr.3 vyniest’ v bode t= 0.3 hodnotu 0.0984
avbode t=3 hodnotu 0.3122 apriamku mame cez empirické uUdaje prelozenu. Z Obr.3
modzeme skonsStatovat’, ze so zvySujucim sa poctom dni kontroly priemerny pocet zamietnuti
pripadajtci na jeden systém stpa. Je to prirodzené, pretoZe systém je kontrolovany vzhl'adom
na kvalitu dokladnejsie.

4. Zaver

V ¢lanku sme sa zaoberali zaujimavou kontrolou kvality produktov podla [1] ato

vzhladom na dizku trvania kontroly réznych systémov, ktora méze byt Fubovolne dlha
(vyjadrena v diioch).Zvycajne sa kontroluje pocet ndhodne vybratych produktov z urcitej
pevne stanovenej davky. V tomto pripade ale kontrolujeme paralelne niekol’ko systémov a to
kazdy systém pocas nie rovnakého poctu dni. Zistili sme, Ze pri takomto type kontroly 1.
pocet zistenych nezhodnych produktov pripadajici na jeden deri s pribiidajucim casom
kontroly klesa a 2., Ze s pribudajicim poctom dni kontroly priemerny pocet nezhodnych
produktov pripadajici na jeden systém rastie.
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Interval spolahlivosti pre odhad poctu nezhodnych produktov v opravite’nych
systémoch

Confidence interval for estimation the number of defect products in repairable systems

Bozena Viktorinova”
Abstract:

The article deals with the construction of confidence intervals (according to [1]) for estimation

the number of defect products in series of control systems. This control is border each only
through time and so 1 tis possible to assume that the control systems will not have the same
size. At the same time it is not speaking about 100% control. If in the control system occurs
one defect product, this product is being replaced with a good product and the system is
returned back into the control and so the systems are repairable systems.

Key words:
Confidence intervals, defect product, tested systems, repairable systems

Klacové slova:
Interval spol'ahlivosti, nezhodny produkt, testovanie systémov, opravitel'ny systém

1. Uvod

Definujme si pojem systém ako mnozinu prvkov, ktoré prichadzaju ku kontrole, a ak sa
kontrolou zisti nezhodny produkt, tento je nahradeny dobrym a systém sa vrati spiat ku
kontrole. Systémy st kontrolované v rovnako dlhych ¢asovych intervaloch (napr. kazdy po
1000 hodin).Ak sa po¢as 1000 hodin vyskytne 1 nezhodny produkt, potom za 1 hodinu je to
0,001 (1/1000=0,001) nezhodnych produktov.

Predstavme si, ze takychto systémov budeme mat’ n, a kazdy sa bude kontrolovat 1000
hodin. Teda bude sa jednat' o Casovo ohrani¢ené testy. Potom kumulovany cas, ktory
venujeme kontrole bude T =n . 1000 hodin.
Ozna¢me pismenom r pocet zistenych nezhodnych produktov za ¢as T. Chceme zistit', aky
bude pocet nezhodnych produktov v n kontrolovanych systémoch vyrobenych produktov, ¢ize
aké bude p. Toto mnozstvo mézeme iba odhadnut, nakolko nejde o 100%-nu kontrolu
produktov, a to pomocou intervalu spol'ahlivosti, ktory je dany jeho dolnou a hornou hranicou
( podla [1], str.577).
2. Metodika vypoctu intervalu spol’ahlivosti

pre odhad poctu nezhodnych produktov v n systémoch, ak jednotlivé systémy (davky)
prichadzajuce ku kontrole st opravitel'né:

2 2

X2rl+e)/2 Xori2:(1-¢)/2

L < pg 2O 1
2T P 2T M

" Tento prispevok vznikol s prispenim grantovej agentiry VEGA, v ramci projektu cislo 1/0437/08:
Kvantitativne metddy v stratégii Sest’ sigma
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kde T je kumulativny pocet hodin pocas ktorych testujeme vsetky systémy
7> je chi kvadrat hodnota z tabulky G, kde 2r a 2r+2 je pocet stupiiov volnosti
c je zvolena pravdepodobnost’ s akou je interval spol'ahlivosti urceny
r je pocet zistenych nezhodnych produktov poc¢as T hodin testu

Tabulka 1: Kumulativne y’ rozdelenie

Tab.G = Tab.1 —uverejnena v [2]

Pre vypocet intervalu spolahlivosti moZeme zvolit' aj alternativny postup, ktory nam da

rovnaky vysledok ako v pripade pouzitia rovnice (1):

Ar;(l+c)/2 < p < Br;(1+c)/2

T T

)

pricom A aB st faktory zistené ztabulky K ,pre r zistenych nezhodnych produktov vo
vSetkych n kontrolovanych systémoch za ¢as T, ¢ je zvolend pravdepodobnost’ s akou je

interval spol’ahlivosti urceny
Tabulka 2: Faktory Poissonovho rozdelenia
TABLE K Poisson Distribution Factors

Decimal Poisson Distribution Confidence Factors B
Confidence Number of Failures (7)
Level
(©) 0 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10
.999 6.908 9.233 11.229 13.062 14.794 16.045 18.062 19.626 21.156 22.657 24.134|.001
.99 4.605 6.638 8.406 10.045 11.604 13.108 14.571 16.000 17.403 18.783 20.145|.01
.95 2996 4.744 6.296 7.754 9.154 10.513 11.842 13.148 14.435 15.705 16.962|.05
.90 2303 3.890 5.322 6.681 7.994 9.275 10.532 11.771 12.995 14.206 15.407]|.10
.85 1.897 3372 4.723 6.014 7.267 8.495 9.703 10.896 12.078 13.249 14.411|.15
.80 1.609 2994 4279 5515 6.721 7.906 9.075 10.232 11.380 12.519 13.651|.20
75 1.386 2.693 3.920 5.109 6.274 7.423 8.558 9.684 10.802 11914 13.020].25
.70 1.204 2439 3.616 4.762 5.890 7.006 8.111 9.209 10.301 11.387 12.470(.30
.65 1.050 2.219 3.347 4455 5.549 6.633 7.710 8.782 9.850 10913 11.974]|.35
.60 0916 2.022 3.105 4.175 5.237 6.292 7.343 8390 9434 10476 11.515|.40
.55 0.798 1.844 2.883 30916 4.946 5.973 7.000 8.021 9.043 10.064 11.083].45
.50 0.693 1.678 2.674 3.672 4.671 5.670 6.670 7.669 8.669 9.669 10.668 .50
45 0.598 1.523 2.476 3.438 4.406 5378 6.352 7.328 8305 9.284 10.624|.55
.40 0.511 1.376 2.285 3.211 4.148 5.091 6.039 6.991 7.947 8904 9.864]|.60
35 0431 1.235 2.099 2.988 3.892 4806 5727 6.655 7.587 8.523 9.462|.65
.30 0.357 1.097 1914 2.764 3.634 4517 5411 6312 7.220 8.133 9.050(.70
.25 0.288 0961 1.727 2.535 3.369 4219 5083 5956 6.838 7.726 8.620|.75
.20 0.223 0.824 1.535 2.297 3.090 3904 4.734 5576 6428 7.289 8.157|.80
15 0.162 0.683 1.331 2.039 2.785 3.557 4348 5.154 5973 6.802 7.639]|.85
.10 0.105 0.532 1.102 1.745 2.432 3.152 3895 4.656 5432 6.221 7.021(.90
.05 0.051 0.355 0.818 1.366 1.970 2.613 3285 3981 4.695 5425 6.169|.95
.01 0.010 0.149 0.436 0.823 1.279 1.786  2.330 2906 3.508 4.130 4.771|.99
.001 0.001 0.045 0.191 0.429 0.740 1.107 1521 1971 2453 2961 3.492(.999
1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 Deci
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mal
Number of Failures (7) Conf
Poisson Distribution Confidence Factors 4 %eve
(©)

Applications of Table K

Total test time: T = B,,/po for p<P, where p, is a failure rate criterion, r is allowed number of test failures, and c
is a confidential factor.

Confidential interval statements (time-terminated test); p < B,/T P> AL/ T
Examples: 1 failure test for a 0,0001 failures/hour criterion (i.e., 10,513/10,000)
95 % confidence test: Total test time = 47,440 hr (i.e., 4744/0,001)
5 failures in a total or 10,000 hours
95 % confident: p< 0,0010513 failures/hour (i.e., 10,513/10,000)
95 % confident: p> 0,0001970 failures/hour (i.e., 1.970/10,000)
90 % confidence: 0,0001970 <p <0,0010513

Priklad 1 : Majme 10 systémov (o ich rozsahu sa nehovori) o ktorych vieme, ze kazdy jeden
je kontrolovany 1000 hodin. Kumulativny ¢as kontroly (testu) teda bude T = 10. 1000 =
10000 hodin. Zistili sme, Ze pocas 10000 hodin testu sa vyskytlo r = 9 nezhodnych produktov.
Mame ndjst’ 90%-ny interval spolahlivosti pre pocet nezhodnych produktov p v n tychto

kontrolovanych systémoch.
RieSenie 1 : Zistené skuto¢nosti dosad'me do rovnice (1):

7522.9;(1+0,9)/2 < o< X (29+2):(1-0,9)/2
2.10.1000 "~ 2.10.1000
AK Zlioos =939 @ Xa005 = 31,41 st hodnoty najdené v Tab.G, potom

9,39 31,41
<p< ,
20000 20000

z ¢oho
0,0004695< p <0,0015705.

Teda mdézeme povedat’, ze v 10 systémoch, ktoré sme kontrolovali 10 000 hodin, sa s 90%-
nou pravdepodobnostou moze vyskytnat od 4,695 do 15,705 kusov nezhodnych produktov,
pricom my sme ich nasli 9.

RieSenie 2 : Ten isty vysledok dostaneme, ak hodnoty z prikladu 1 dosadime do rovnice (2):

A9;(1+0,9)/2 < < B9;(1+0,9)/2
10.1000 10.1000
Ak Ay, = 4,695 a B, = 15,705 st hodnoty ngjdené v Tab.K, potom

4,695 15,705
<p< ,
10000 10000
z ¢oho 0,0004695< p <0,0015705.

Komentar k vysledku je ten isty, ako v rieSeni 1.
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3. Zaver

Konstrukcia vyssSie uvedenych intervalov spolahlivosti ( (1) a (2)) je zaujimava tym, ze
neuvazuje rozsah kontrolovaného vyberu, z ktorého sa potom usudzuje na cely zakladny
subor, ale berie do tvahy pocet zistenych nezhodnych produktov (vyrobkov) r v n systémoch,
z ktorych kazdy podlieha ¢asovo ohrani¢enej kontrole (testu). Teoreticky je teda mozné, ze
kontrolované systémy maji rézny rozsah. Z (1) a (2) sme teda schopni urc¢it’ 'ubovolny (90%,
95%, 99%-ny) interval spolahlivosti, t.j. dolni ahornu hranicu predpokladaného poctu
nezhodnych produktov v n systémoch, ktoré nepodliehaja 100%-nej kontrole.
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Z historie FERNSTATov
From the history of FERNSTATS

Jozef Chajdiak, Jan Luha, Vladimir Uradniek

1. Uvod

V prispevku uvadzame okolnosti vzniku FERNSTATu a stru¢ne zakladné informacie
o prvych 5 ro¢nikov tejto medzinarodnej konferencie aplikovanej Statistiky.

2. Vnik FERNSTATu

Myslienku organizovat® konferenciu FernStat s tematickou orientaciou na aplikovanu
Statistiku vyslovil pocas panelovej diskusie, konanej v ramci 13. ro¢nika Medzindrodného
seminaru Vypoctova Statistika 2. decembra 2003 vo vecCernych hodinach nemenovany
spoluautor tohoto prispevku (V. U.) v uzkom kruhu, ktory tvorili autori tohoto prispevku
(J.Ch., I.L., V.U.). Prvotna myslienka bola zaznamenani do PC daldicho nemenovaného
(J. L.) na podnet treticho nemenovaného (J. Ch.). Tak sa mySlienka zachovala a postupne bola
rozpracovand koncepcia konferencie, ako aj vyznam skratky FernStat: Medzindrodna
konferencia aplikovanej Statistiky (Financie, Ekonomika, Riadenie, Nézory). Okrem
aplikovanej Statistiky boli stanovené aj tematické okruhy SirSieho rdmca, ktoré sa za prvych
5 ro¢nikov zatial’ nemenili: Tematické okruhy konferencie pre rok 2004 boli: Aplikovana
Statistika, Demograficka Statistika, Matematicka $tatistika a Statistické riadenie kvality.

Konferenciu organizuje Slovenska Statistickd a demograficka spolo¢nost’ v spolupraci s UMB
Banské Bystrica — v rokoch 2004 a 2005 s Fakultou financii a po jej zlu¢eni s Ekonomickou
fakultou je partnerskou organizaciou Ekonomicka fakulta UMB v Banskej Bystrici.

Na pode Slovenskej Statistickej a demografickej spolo¢nosti sa snazime o rozvoj tedrie a
aplikdcii Statistickych metéd. Doélezitym aspektom je tiez popularizacia Statistiky
a poukazovanie na jej vaznost’ a tiez presadzovanie vaznosti tejto vednej discipliny. Taktiez
je snaha aktivizovat’ aj aktivity Statistickej mladeze a umoznovat’ im ucast’ a prezentaciu na
nasich odbornych akciach. Spoluautor (J.L.) tohto prispevku uz davno zistil, Zze ked’ sa sam
nepochvali, tak sa pochvaly asi tazko docka a preto pri kazdej prilezitosti poukazuje na to, ze
je autorom nielen znaku Slovenskej Statistickej a demografickej spolo¢nosti, ale v ramci
snahy robit’ vdzne veci veselo, objavil aj ,,Zédkon troch fernetov®, v stratke zakon TRIeF,
alebo 3F. So znakom Spolo¢nosti sa stretdvame na kazdom podujati, nachadza sa aj na
stranke www.ssds.sk. O ZAKONE TRIeF, alebo 3F zasviteni vedia a bliz§ie sa o fiom
mozno dozvediet’ na spoloenskej asti kazdej odbornej akcie SSDS. NuZ anovsi objav
definuje skratku KAFE — nie je to ale ten mok, ¢o sa zvykne pit’ cez prestavku, ale Karpatsky
fernet.
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Obrazok 1 a 2 Hotel Lesak, Tajov a foto z rokovania konferencie
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3. Chronologia FERNSTATov

Spomedzi piatich doterajSich ro¢nikov konferencie FernStat patri osobitné miesto druhému
roéniku konferencie. Uvedeny ro¢nik vstupuje do histérie SSDS prvym &islom nového
vedeckého cCasopisu Slovenskej Statistickej a demografickej spolocnosti FORUM
STATISTICUM SLOVACUM (FSS 1/2005, ISSN 1336-7420), ktoré obsahovo bolo
,haplnené* prispevkami konferencie FERNSTAT 2005. Naviac po¢nic tymto ro¢nikom sa
zaviedla tradicia konania konferencie vzdy prvy Stvrtok a piatok v oktobri.

Miesto konania konferencie je stabilné: Tajov pri Banskej Bystrici, Hotel Lesak.

Pocas doterajsich ro¢nikov konferencie FernStat sa s menSimi obmenami vytvoril viac-mene;j
stabilny organizaény aprogramovy vybor vzlozeni — V. Uradni¢ek — predseda,
M. Kanderova — tajomnik, J. Chajdiak, J. Luha, R. Gavliak, S. Korony (v prvych dvoch
rocnikoch). Pri organizovani konferencie aktivne participovali aj niektori d’alsi ¢lenovia
SSDS, ako aj §tudenti UMB v Banskej Bystrici.

Prehl'ad déatumov konania jednotlivych ro¢nikov konferencie, poctu prispevkov
publikovanych z prislusného ro¢nika, ako aj celkovy pocet autorov tychto prispevkov uvadza
tabul’ka 1.

Tabulka 1 Chronologia FernStatov

Détum konania Pocet prispevkov Pocet autorov prispevkov
FernStat 2004 6. — 7. maja 2004 17 21
FernStat 2005 | 6.— 7. oktébra 2005 35 45
FernStat 2006 | 5.— 6. oktdbra 2006 35 49
FernStat 2007 | 4.—5. oktébra 2007 28 37
FernStat 2008 | 2.-— 3. oktébra 2008 32 46

Pramen: Viastné spracovanie

4. Zaver

Medzindrodna konferencia FERNSTAT uz za kratku pétro¢ni historiu dokéazala svoju
uzitoCnost’. Stala sa prostriedkom na stretavanie odbornikov a umoziiuje publikovat hodnotné
prispevky a tak rozsiruje publikaéné moznosti Sirokému okruhu odbornikov.

Ambiciou usporiadatel'ov konferencie je rozSirenie FernStatu aj o regionalnu prehliadku prac
mladych aplikovanych Statistikov, z ktorych najlepsi by sa kvalifikovali na Prehliadku prac
mladych Statistikov a demografov, ktorda sa kaZzdorotne kond v decembri v ramci
Medzinarodného seminaru Vypoctova Statistika.
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