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UvVOoD

Vazené kolegyne, vaZeni kolegovia,

piate ¢islo Siesteho ro¢nika vedeckého recenzovaného Casopisu Slovenskej Statistickej
a demografickej spoloénosti (SSDS) je zostavené z prispevkov, ktoré si obsahovo
orientované v silade s tematikou 19. medzindrodného semindra Vypoctova Statistika
a Prehliadkou prac mladych Statistikov a demografov. Tieto akcie sa uskutocnili
vdioch 2. a 3. decembra 2010 na Infostate v Bratislave. Organizdtorom semindra
bola SSDS v spolupréci s Fakultou managementu UK v Bratislave, Infostatom, SAS

Slovakia s.r.0. a klubom Dispersus.

Akcie, z poverenia Vyboru SSDS, zorganizoval Organizaény a programovy vybor
v zloZeni: Ing. Iveta Stankovi¢ovd, PhD. - predseda, doc. Ing. Jozef Chajdiak, CSc. —
podpredseda, RNDr. Jan Luha, CSc. — tajomnik, Mgr. Lukas Pastorek — predseda
Klubu Dispersus.

Novinkou je spoluprdca s klubom Dispersus pri Prehliadke prdc mladych Statistikov
a demografov a spestrenie programu semindra o akciu klubu Dispersus pre mladych
analytikov s ndzvom ,Pohlady do analytiky - Analytika ofami profesiondlov®.
Obsahom akcie bolo interdisciplindrne pasmo prednasok prezentdtorov zo sikromne;j,
Statnej i akademickej sféry, ktori vo svojej praci vyuZivajd analytické metddy.

Recenziu prispevkov zabezpecili: Ing. Iveta Stankovicovd, PhD., RNDr. Jan Luha,

CSc., Ing. Cubica Sipkovd, PhD. a Ing. Tom4s Zelinsky, PhD.

Toto ¢islo vedeckého casopisu FSS 5/2010 zostavili a pre tla¢ pripravili: Ing. Iveta
Stankovicovd, PhD. a RNDr. Jan Luha, CSc.

Velmi nés te§i neustily zdujem o semindr Vypodtova Statistika. Vybor SSDS oceiiuje
aktivitu mladych v ramci Prehliadky prac mladych Statistikov a demografov, ¢o svedci
tieZ o dobrej prici pedagdgov a ich Studentov. Difame, Ze moZnost' prezenticie

zvysuje odbornu droven mladych Statistikov a demografov.

Vybor SSDS
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Z HISTORIE SEMINAROV VYPOCTOVA STATISTIKA
FROM THE HISTORY OF SEMINARS COMPUTATIONAL STATISTICS

Pri prilezitosti 19. ro¢nika semindru Vypoctovd Statistika uvddzame stru¢nd chronoldgiu
predoslych ro¢nikov.

Prvy semindr sa uskutoénil 9. - 10. 12. 1986 z iniciativy zamestnancov Katedry Statistiky VSE
v Bratislave a Katedry statistiky VSE v Prahe zaoberajlicimi sa problematikou vyuzitia
vypoctovej techniky v rieSeni Statistickych dloh. Prispevky ucastnikov boli uverejnené
v Informcidch SDSS €. 3 a €. 4 v roku 1986.

Miestom konania Semindrov bola vzdy budova Infostat-u a vidcSina semindrov sa
organizovala v spoluprici so Statistickym dradom SR (resp. SSU v Bratislave) a Infostat-om
Bratislava (resp. VUSEIaR Bratislava).

Druhy semindr prebehol 8. 12. 1987, tretf semindr 11. - 12. 12.1990. P4d socializmu a
spolocenské zmeny spdsobili urciti prestavku v organizécii seminarov Vypoctove;j Statistiky.
4. semindr sa uskutocnil 7. - 8. 12. 1994.

Od 5. seminara uskuto¢neného 5. - 6. 12. 1996 sa uz realizuje kazdoro¢ne ako medzinarodny
semindr.

6. medzindrodny semindr Vypoctovd Statistika sa uskutocnil 4.- 5. 12. 1997,
7. medzindrodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutocnil 3. - 4. 12. 1998,
8. medzindrodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutocnil 2. - 3. 12. 1999,
9. medzindrodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutocnil 7. — 8. 12. 2000,
10. medzindrodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 6. — 7. 12. 2001,
11. medzindrodny seminar Vypoctova Statistika sa uskuto¢nil 5. - 6. 12. 2002,
12. medzindrodny semindr Vypoctova Statistika sa uskuto¢nil 4. - 5. 12. 2003,
13. medzinarodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 2. - 3. 12. 2004,
14. medzindrodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutoc¢nil 1. - 2. 12. 2005,
15. medzinarodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 7. - 8. 12. 2006,
16. medzindrodny semindr Vypoctova Statistika sa uskuto¢nil 6. - 7. 12. 2007,
17. medzinarodny seminar Vypoctova Statistika sa uskutocnil 4. - 5. 12. 2008,
18. medzindrodny semindr Vypoctovd Statistika sa uskutocnil 3. - 4. 12. 2009,
19. medzinarodny semindr Vypoctova Statistika sa uskutoc¢nil 2. - 3. 12. 2010.

Prispevky 2. semindra boli opublikované v Informaciach SDSS ¢&. 1/1989 a od 3. semindra sa
publikuji v samostatnom Zborniku prispevkov prislusného semindra. Od 14. ro¢nika
semindra si uZ prispevky publikované vo vedeckom casopise vyddvanom Slovenskou

Statistickou  a demografickou spolocnostou s nazvom FORUM STATISTICUM
SLOVACUM.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 3

Zameranim semindra je problematika na rozhrani pocitacovych vied a Statistiky. Tematické
okruhy poslednych semindrov sa nemenia:

- praktické vyuzitie paketov Statistickych programov,

- préca s rozsiahlymi sibormi udajov,

- vyu€ovanie vypoctovej Statistiky a pribuznych predmetov,
- praktické aplikdcie vypoctove;j Statistiky,

- iné.

V Case konania semindra Vypoctova Statistika sa uskutociuje aj prehliadka prdac mladych
Statistikov a demografov. Tito akcia prebieha od 7. semindra. Na 8. medzindrodnom semindri
prezentovalo svoje prace 5 mladych Statistikov a demografov, na 9. medzindrodnom semindri
uz bolo 20 prac mladych Statistikov a demografov, na 10. bolo prihldsenych 26 pric a na 11.
bolo prihldsenych 18 prac, ale vzh'adom na niekol’ko pric vypracovanych skupinou autorov
bol pocet ucastnikov vysSsi nez predosly rok. Na 12. semindri bolo prihldsenych 19 préc,
pricom niektoré su pracou viacerych autorov. Na d’alSom 13. seminari bolo prihlasenych 9
prdc od 12 autorov. V rdmci 14. semindra bolo prihldsenych 15 sélovych pric mladych
autorov. Na 15. semindri bolo prihldasenych 20 prac mladych autorov. V ramci 16. semindra
bolo prihlasenych 17 sélovych prac mladych autorov. V ramci 17. seminara bolo prihlasenych
15 sélovych prac mladych autorov. V 18. roc¢niku bolo prihlasenych 12 sélovych pric
mladych autorov. V aktudlnom roéniku 19. semindra bolo prihldsenych 15 prac mladych
autorov.

Pripadni zdujemcovia z radov mladych Statistikov a demografov (za mladych povazujeme
Statistikov a demografov pred ukoncenim vysokej $koly, Cize nie uz doktorandov) moézu
ziskat’ informdacie na www.ssds.sk , blok akcie a na e-mailovych adresach:

chajdiak @ statis.biz jan.luha @fmed.uniba.sk iveta.stankovicova @fm.uniba.sk

Informdcie o najblizSom semindri ziskate na webovskej stranke SSDS http://www.ssds.sk/
resp. http://www.statistics.sk v bloku Slovenska $tatistickd a demograficka spolo¢nost’.

Doc. Ing. Jozef Chajdiak, CSc.  RNDr. Jan Luha, CSc. Ing. Iveta Stankovicova, PhD.

STU Bratislava LF UK Bratislava FM UK Bratislava

predseda SSDS vedecky tajomnik SSDS predsednicka Programového a
organiza¢ného vyboru

semindra Vypoctova Statistika
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Srovnani vahovych funkci v M-odhadech a vliv konstant na vypocet odhadi
v programu SAS 9.1.3

Comparison of Weight Functions in M-estimates and Impact of Constants
on the Calculation of Estimates in SAS 9.1.3

Jindtich Cerny, Dagmar Blatnd

Abstract: The article focuses on M-estimates in robust regression models and its internal
weight functions, especially in statistical packet SAS 9.1.3 while using ROBUSTREG
procedure. It is shown curves of weight function used in SAS and its comparison with few
comments to SAS. Also it is demonstrated how chosen constants in weight functions affect
weight function and consequently M-estimates. There is also an example in the article.

Key words: M-estimate, outlier, leverage point, weight function, robust regression, SAS
9.1.3, ROBUSTREG procedure.

Klifova slova: M-odhady, vlivné body, vdhova funkce, robustni regrese, SAS 9.1.3,
procedura ROBUSTREG.

JEL classification: C3,C2

1. Uvod

Dnes jsme svédky toho, Ze nejenom odbornici znali statistiky pfiSli na vyhody
pouzivani jinych regresnich metod neZ jen metody nejmensich &tverct (MNC). Kdyz
vyzkumnik narazi na redlny problém, zjisti, ¢ MNC nenf dostadujici. Zejména predpoklady o
normalnim rozdéleni chyb vétsinou nebyvaji dodrzeny, vybocujici pozorovéni at’ jiz leverages
(zasadné odlisné hodnoty ve vysvétlujicich proménnych) ¢i outliers (zasadné odlisné hodnoty
nejsou u redlnych dat nic neobvyklého. Nehodici se méfeni nebo body nelze jednoduse
vypustit a stdvd se pak nutnosti pouzit nékterou metodu odolnou proti vybocujicim
pozorovanim, tedy metodu robustni.

Jednou z takovych metod je M-regrese. Tato metoda pouziva pro odhady tzv. p funkce
rezidui a znich odvozené tzv. vdhové funkce. Uvnitf téchto vdhovych funkci se dile
nachézeji konstanty, které znacné ovliviwji pribéh téchto funkci a v konecném dusledku
samotné odhady. Cilem tohoto ¢lanku je priblizit nékteré vahové funkce a ukazat, jak zvolené
konstanty ovliviji jejich prubéh, pifpadné jak lze zménit konstanty, aby doslo k aproximaci
jinych funkci. Tyto problémy jsou feSeny v programu SAS 9.1.3, ktery obsahuje proceduru
ROBUSTREG, kterd obsahuje M-odhady a md moZnost volby vdhovych funkci a zmény
jejich parametri. Zaroven budou uvedeny konkrétni doporuéeni pro program SAS.

2. Popis M-odhadu (M-estimates) a vahovych funkeci

M-odhady navrhl poprvé M. Huber v roce 1976. Pii vypoctu M-odhadi viz [3] dochdz{
k minimalizaci p funkce rezidu{

n p
min " p(e) =min Y. p(y, = > x,5,.), (1
i=l1 j=I1

kde p je pocet vysvétlujicich proménnych, k feSeni této minimalizace lze pouZit derivace,
pokud je p konvexni funkce, dostivame jedno feSeni pro odhady parametri. Tato funkce
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nemize byt zvolena libovolné¢ (av§ak muiZe byt nesymetrickd!), musi spliiovat alespon
nasledujici pozadavky

p0)=0, @
p(e) 2 0pro vsechna e, 3)
p(e) 2 p(e,) pro viechna ‘el‘ > ‘ez‘ . “4)

ProtoZe odhady jsou citlivé na zménu meéfitka, je pouzivana jejich studentizovand verze se
smérodatnou odchylkou o (scale) a studentizovand verze derivace

P »
n Yi— infﬁjfl n Vi _szjﬁj—l
mian — | resp. Zl// — = =0, ©)
i=1 o pr} (o3

protoZe tato smerodatnd odchylka je vétSinou nezndmd, musi se odhadnout také (v piipade, Ze
je zndmd, muZe byt v procedufe zaddna). Procedura ROBUSTREG program SAS pouZiva pro
odhad algoritmus nazyvany Iteratively Reweighted Least Squares (IRLS). PribéZné se

odhaduje méfitko i M-odhady. Nejen pro ucely tohoto algoritmu byla zavedena takzvana
vahova funkce w, ktera je definovana jako

wey =¥ ©)
e

program SAS verze 9.1.3 zna celkem 10 vahovych funkci, kazda vahova funkce odpovida
funkci a jejich prednastavené konstanty jsou uvedeny v tabulce 1. Kromé Hamplovy a
Medianové funkce jsou piednastavené parametry spolu s pfednastavenym parametrem odhadu
méfitka (jedna se o iteracni odhad pomoci medidnu) nastaveny tak, aby se M-odhady s 95%
vydatnosti asymptoticky bliZily normalnimu rozdéleni.

Tabulka 1: Vihové funkce a jejich nastaveni

Nazev w(x) v (x) p(x) prox  Konst.
sin (x/c) (X 2[ (x)j ‘x‘ <m
csinf — ¢’ 1—cos| —
Andrews x/c c c c=1,339 (7))
0 0 2¢? Jjinak
2 2 2 2y’
() (=Y % 1_(1_[xj J d<c
Bisquare - ; - ; ¢ c=4,685 (8)
0 0 c’/6 Jjinak
1 x

2 - c? X : )
Cauchy 1+[x] H(Ej R ARt xe R ¢=2385 (9)
.

c
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L — = c? H—1n 1+m
Fair 1+H 1_{’“} c c xe R c=1.4  (10)

c c
‘x‘ <a
I x X
a 2 a< ‘x‘ <b
M a.sign(x) c‘x‘ _ - a=2
Hampel 2 b=4 (11)
EC_‘X‘ a(x—c) —acx  ax b<‘x‘$c c=8
| c=b b—c b—c 2(b-c)
0 0 2 jinak
1 X ﬁ ‘x‘ <c
Huber c 2 ) c=1,345 (12)
[ csign(x) -5 jinak
Logistic M ¢ tanh (x/c) ¢? In(cosh(x/c)) xeR' ¢=1205 (13)
x/c
l x=0
Median Cl sign(x) | c=0,01 (14)
W Jjinak
Tal X x2/2 ‘x‘ <c .
worth 25 jinak ¢=2,795 (15)
c
: . 2 NEa
Welsch e{%(fj ] xei[%] (%J e [() xeR' ¢=2985 (16)

M-odhady nejsou robustni viuéi outliers, avSak s vhodné zvolenou funkei dodavaji
kvalitni vysledky pro leverages, zvlast€¢ mame-li k dispozici pfedpoklad o rozdéleni chybové
slozky. MiZeme zn¢ho metodou maximdlni vérohodnost dojit k p(x) funkci rezidui.
Napiiklad dojdeme-li k funkei p(x) viz vzorec 7 tabulka 1, tak miZeme pouZzit Andrewsovu
vdhovou funkci, viz tabulka 1. Pro piehlednost je zde uveden obrdzek 1 vSech pouZitych
funkci. Pribéhy odpovidaji deafultnimu nastaveni konstant z programu SAS. Na tomto grafu
je vidét, Ze nékteré funkce jsou velmi podobné a prekryvaji se, napfiklad Andrewsova a
Bisquare se 1iS{ jen velmi nepatrné. Za povsSimnuti stoji rovnéZ medidnovd vahova funkce,
z obrazku 1 je zfetelné vidét, Ze pro x—0 medianova funkce prekracuje hranici jedné a pro
velmi mald x dosahuje vysokych hodnot. V [5] je uvedeno, Ze ji neni doporuceno pouZzivat,
protoZze odhady jsou nestabilni. To lze u nékterych datovych souborti potvrdit, zv1asté jsou-li
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vétsiho rozsahu, tato funkce je vSak velmi dilezita, nebot” odpovida, viz [1], Laplaceovu (téz
dvojité exponencidlni) rozdéleni chybové slozky. Metodou maximalni vérohodnosti tohoto
rozdéleni chybové slozky dostaneme pro minimalizaci funkci absolutnich rezidui, viz [2]
K podobnému vysledku dojdeme také, kdybychom pro odhad parametrii pouzili tzv. L,
odhady. V tomto piipadé by se jednalo konkrétné o odhad v normé L;. Problém pfi ziskdvani
téchto odhadd v programu SAS je zplsoben pouzitou iteracni metodou IRLS, tato metoda
pouzivd pro odhad, jak zndzvu vyplyvd, iteracni postup s vdhovou funkci, tento iteracni
postup neni pifili§ vhodny a pfi simulacich dochézelo k selhani odhadd. Zde je na misté
doporuceni programétorim SASu zvolit pro tuto konkrétni funkci jinou vhodngjsi iteracni

metodu. Jinak program SAS provadi ostatni odhady bez vétsich problémi.

1,3 1 / \
1,1
T —— andrews
0,9 1 7/8E0\\} - - - - bisquare
e/ N ———;:guchy
0,7 4 - . — - - fair
i v\ A — — hampel
/ R “\ AR —— huber
0,5 X Y - e logistic
— talworth
0,3 - —--welsch
—— median
0,1 F——
-0,1 T T . )
-10 -5 0 5 10

Obrdzek 1: Srovndni piednastavenych vahovych funkci

Vhodnou volbou konstant 1ze téZ pribéhy funkci piiblizit dalsim vdhovym funkcim,
které nejsou v programu SAS obsazeny. Nevyhodou je, Ze pfednastaveni programu SAS
neumoznuje volbu nesymetrickych vahovych funkci. Na obrazku 2 je vidét zména prubchu
védhovych funkci se zménou jejich koeficientll. Je zde pro piehlednost vybrdno jen nékolik
funkci. Stejnd vdhova funkce pro rizné koeficienty je vzdy graficky zndzornéna stejnou
carou. VZdy mensi konstanta zaspicatuje pribéh vahové funkce. Pro vahové funkce pouzité v
SASu plati, Ze se zmenSenim konstant dostdvdme robustnéjsi odhady.

Zadana konvergenéni kritéria v procedute ddvaji rizné rychlé vysledky. Zvlasté pii
vicerozmeérnych ulohéch s velkym poctem pozorovani miZe vypocet na bézném pocitaci trvat
i n€kolik minut (vyjimecné i desitek minut). Nebyl vSak vypozorovan vztah mezi vypocetni
rychlosti (rychlosti konvergence) a zvolenou funkci. Rychlost byla ovlivnéna spiSe strukturou
dat. Dalsi doporuceni pro SAS 9.1.3 je nepouzivat lokalizovanou verzi, tato verze pouziva
vnitini ndzvy proménnych v estiné a poté ohldsi chybu, Ze témto nazvim proménnych
nerozumi.
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1,3 1 —— andrews ¢=0,9
—— andrews c=1,339
1.1 —— andrews c=3
—'7 1= '_'I_]_". — — bisquare c=2

0.9 \\ N ll — — bisquare c=4,685
\ }"{\\ N — — bisquare c=6
07 AR \\ ---- cauchy c=2
|/ i \ AR
05 .;'/,//! '!' i 1\ i\}\\'\\\ - - cauchy 62,385
’ - T} ot NEN _
//// // I ‘\\_ \\\ \\‘\ N\, cauchy c=4
03 A ./fl‘ \\\\ A AN Ty - - - talworth ¢=2
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U ‘\\‘.\ DN R ™ | jaworth o=4
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Obrdzek 2:Zména prubéhu vahovych funkci se zménou konstant

3. Piiklady odhadii a selhani

Pro ukdzku zmény M-odhadl (ukazka je provedena pro ilustraci pouze s jednou
vysvétlujici proménnou) byla pouZita kontaminace vysvétlované proménné Cislem, na této
kontaminaci se nejlépe demonstruje okamzik selhdni odhadi, viz obrazek 3, na kterém je
vidét relativni zména smérnice pii pouZiti riznych vdhovych funkci s riznymi koeficienty.
Pro odhad MNC je vid&t, Ze odhady selhdvaji pii minimdlni kontaminaci. Je zde vidét i
nestabilita odhadu s medidnovou vdhovou funkci, v jednorozmérné tloze vSak tato nestabilita
nenf tak vyraznd.

—— andrews ¢c=0,9 slope
—— andrews c=3 slope
----bisquare c=2 slope
— — bisquare c=6 slope
-~ cauchy c=2 slope

- -cauchy c=4 slope
— - -median slope
—— MNC slope

-6 LALLM O
1 4 7 10 13 16 19 22 25 28 31 34 37 40 43 46 49

procento kontaminace

Obrdzek 3:Selhdni odhadii v zdvislosti na procentu kontaminace
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Celkovy pocet provedenych simulaci byl vtomto piipadé 100, obrdzek 3 ukazuje
pramérné hodnoty. Kontaminace se pii kazdé ze sta simulaci vzdy postupné zvétSovala.
Hodnoty na ose x pak odpovidaji kontaminaci v procentech. Byly provadény simulace i
s dal$fmi typy kontaminace a riiznou zménou nastaveni dal$ich parametrti procedury, na jejich
prezentaci zde vSak neni prostor.

Vybér modelu se posuzuje robustnim Akaikeho informacnim kritériem AIC nebo
Svarcovym kritériem a také pro M-odhady upravenym R 1 testy jednotlivych parametrii a
modelu jsou upraveny pro robustni verzi.

4. Zavér

V piispévku byly popsany M-odhady v proceduie ROBUSTREG programu SAS 9.3.1 a
vahové funkce pouzivané v této proceduie. Bylo ukdzano, Ze podstatnéjsi nez volba funkce je
nastaveni vnitfnich konstant téchto funkci, toto bylo demonstrovdno na provedenych
simulacich. Zménou téchto konstant lze nastavit miru robustnosti odhadd, coz by mélo byt
vzdy voleno s ohledem na pouZita data.

M-odhady maji nezastupitelnou funkci vSude tam, kde médme piedpoklad nebo znalost
rozdéleni chybové slozky rezidui, a davaji pak nejlepsi mozné odhady. Jak bylo vSak na
zacatku uvedeno, nejsou odolné proti outliers, i kdyZ toto neplati vzdy, avsak takovéto odhady
jsou nestabilni, proto by se nemély v takovém piipad¢ pouZivat.

M-odhady maji nezastupitelnou funkci vSude tam, kde mdme predpoklad nebo znalost
rozdéleni chybové slozky rezidui, v takovém piipad¢ pak davaji nejlepsi mozné odhady. Jak
ale bylo na zacatku uvedeno, nejsou odolné proti outliers, i kdyZ to neplati vzdy, takové
odhady jsou vSak potom nestabilni, a nemély by se proto v takovémto piipadé pouzivat.

Podékoviéni: Tento ptispévek vznikl za podpory grantu IGA 26/2010
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Measuring efficiency of the start-up and the survival of undertakings
in selected countries of the European Union over time using data envelopment analysis

Meranie efektivnosti zakladania a prezitia podnikov
vo vybranych krajinach Eurépskej tinie pomocou dynamickej obalovej analyzy dat

Martin Bod’a, Viera Rohac¢ova

Abstract: The aim of the paper is to consider the easiness and successfulness of the starting-up
and survival of undertakings in 21 member states of the European Union. The process of starting-
up of undertakings is viewed as a result of the setting of the macroeconomic and microeconomic
environment, and this holds for their survival, which allows to employ data envelopment analysis
(DEA) for this purpose. A number of economic, legislative and bureaucratic variables playing a
role in the setting-up of undertakings is considered as an inevitable input to the number of newly
born enterprises as well as to the number of survived enterprises, which are taken as the outputs.
The causal relationship between the inputs and the outputs is linked via data envelopment analysis
and subjected to investigation so as to discover and measure efficiency of the process in question.
As the conditions of the environment change over time, a specific approach is necessary to take
account of these changes and motivates employment of dynamic data envelopment analysis. The
results obtained permit to rank selected member states of the European Union in view of the
incentives towards the entrepreneurial environment and to indicate areas in the entrepreneurial
environment for a possible improvement.

Key words: undertakings, start-ups, survivals, efficiency, data envelopment analysis, window
analysis, Malmquist index.

Abstrakt: Ciel'om prispevku je posddit’ jednoduchost’ a Gspesnost’ zakladania a preZitia podnikov
v 21 clenskych Statoch Eurdpskej tnie. Proces zakladania podnikov aich ndsledného prezitia
moze byt vnimany ako vysledok uréitych nastaveni makroekonomického a mikroekonomického
prostredia, ¢o umoziiuje na tento tcel pouzit’ obalovi analyzu dat (DEA), ktord je vo vSeobecnosti
chdpand ako metdda hodnotenia efektivnosti subjektov a je zaloZend na hodnoteni optimalnosti
vyuZitia vstupov aich ndslednej transformécie do podoby vystupov. Vstupy v tomto pripade
predstavuji vybrané ekonomické, legislativne a byrokratické premenné, ktoré si jednym
z rozhodujicich faktorov ovplyviiujicich pocet novozaloZenych a preZitych podnikov, ktoré
mozno Vv tomto pripade povazovat za vystupy. Vzhladom k skutoCnosti, Ze stav
celospolocenského prostredia sa v priebehu ¢asu meni, pokusili sme sa aplikovat dynamickud
obalovi analyzu dat, ktord sa zameriava na meranie a vyvoj efektivnosti v ¢ase. Na zdklade
ziskanych vysledkov je mozné uskutocnit’ poradie vybranych c¢lenskych krajin Eurépskej tnie
z hl’adiska dspesnosti stimulov smerujicich k podnikatel'skému prostrediu a identifikovat’ oblasti
mozného zlepsSenia efektivnosti.

Kradové slova: podniky, zakladanie podnikov, preZitie podnikov, efektivnost, obalovd analyza
dat, window analyza, Malmquistov index.

JEL classification: C65, M13, C65

1. The introduction

Following the views of Joseph Schumpeter (see e. g. Pressman, 2006, pp. 160-2;
Holman et al., 2005, pp. 273-4, 274-5), it is believed that the driving force of economic
progress and growth is entrepreneurship, for which one of the outstanding traits is innovation
and invention. The key factor that permits economies to grow and to thrive is a mass of
entrepreneurs who are willing to accept risks and effect creative changes and improve on their
technology or production, as if it were in the era of perfect competition. As Pressman (2006,
p. 160) states of Joseph Schumpeters contribution, »when there were many entrepreneurs,
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capitalism would thrive; on the other hand, if the entrepreneurial spirit was destroyed or
severely hindered, capitalism would quietly transform itself into socialism«. The globalization
of entrepreneurship, the amassment and internationalization of capital moves the internal
structure of markets towards more rigid forms of imperfect competitions. Without any
supporting arguments, it is doubtless that prevalence of transnational corporations and
internationalized large enterprises would further suppress creative innovative and inventive
spirit in the economic environment and the number of small and medium-sized enterprises
would further diminished. The impacts would be upon welfare and prosperity.

Small and medium-sized undertakings, as the true and preservable agent of innovation,
may be thus seen as a necessary condition for economic growth and prosperity. It is therefore
in the best interest of every state to incite the will to undertake through variables in the
macroeconomic and microeconomic environment. The entrepreneurship can thus be deemed
as the black box of a transformation process in which the inputs are state-regulated settings in
the economic environment that prompt or dissuade to engage in entrepreneurial activities and
in which the outputs are the number of newly born (and surviving) undertakings. In this
framework, it is of note to evaluate efficiency of the process of the start-up and survival of
undertakings according to the pre-set factors in the economic environment, and to judge its
change over time

Given the data available, the task of the evaluation of efficiency of the start-up and
survival of undertakings, and its change over time, was accomplished in view of 21 selected
countries of the European Union through the years 2004 — 2007. For the purpose of efficiency
and efficiency change measurement, window analysis (under data envelopment analysis
concept) was employed and changes in efficiency were computed and disaggregated by the
Malmquist total efficiency index analysis.

2. The material

The data for the period of 2004 — 2007 entering the analysis were obtained from the
web-site of the Eurostat and from the Doing Business Reports of Palgrave Macmillan and of
the World Bank. The data set comprised the information on the following 21 countries:
Austria, Bulgaria, the Czech Republic, Denmark, Estonia, Finland, France, Germany,
Hungary, Italy, Latvia, Lithuania, the Netherlands, Norway, Portugal, Romania, Slovakia,
Slovenia, Spain, Sweden and the United Kingdom. The analysis ran in two separate
evaluations: for the model of start-ups and for the model of survivals. The choice of input and
output variables for the two separate, yet related, analyses is shown in Table 1. It must be
brought into attention that
— it was not meaningful to combine the two analyzed models considered into one for each

model enables to assess a different aspect of support of small and medium-sized
undertakings, the former evaluates the incentives to arise, and the latter the incentives to
survive;

— the variables were selected so as not to reflect the size of economy (or state), in particular,
the outputs (the number of undertakings newly born and the number of undertakings
surviving) were expressed as a ratio to the number of active undertakings;

— the output variables are chosen to be maximized, and the input variable are to be
minimized.

3. The methodology and the results

With respect to the selected outputs and inputs, it appears reasonable to assume variable
returns to scale with the input orientated data envelopment analysis model: it is obviously
possible to control the input variables (and minimize them) in order to achieve a higher rate of
start-ups and survivals. This, of course, is under the competence of the state. A radial DEA
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model, the BCC-I model, was chosen for window analysis, which was performed in the DEA-
Solver learning version 3.0 application. In window analysis windows of length 1 trough 4
were analysed, which made possible to assess stability of findings between respective window
analyses, i. e. to judge sustainability of efficiency dynamically over time. The results
summarized for window analysis of window length 1 and window length 4 are displayed in
Table 2, which also shows the Pearson and Spearman correlation coefficients between
efficiency scores in respective years. For instance, the first Pearson correlation of 0.943 in the
model of start-ups of undertakings measures the correlation between 2004 efficiency scores of
length 1 window analysis and length 4 window analysis, and the similar holds for the
Spearman rank correlation coefficient of 0.960. The remaining results can be supplied with
the authors on request. It is notable that the Pearson correlation coefficients between average
efficiency scores in the two models are 0.363 for length 1 window analysis and 0.231 for
length 4 window analysis.

Table 1. The variables considered and their origin (The source: the authors.)

| Variable Measurement unit Source |

| Output for the model of start-ups |

The number of undertakings newly born this year relative to the

number of active undertakings this year Proportion Eurostat
| Inputs for the model of start-ups |
The number of procedures necessary for the start-up Number Do
The time necessary for the start-up Number of calendar days Bu:il:egss
The start-up costs relative to income per capita Proportion Reports of
The start-up minimum capital relative to income per capita Proportion Palgrave
The rigidity of employment Index Macmillan &
World Bank
The costs of redundancy of employees Number of weeks of salary
| Output for the model of survivals |
The numl?er of undertakings new!y born last year surviving this Proportion Eurostat™
year relative to the number of active undertakings this year
| Inputs for the model of survivals |
The rigidity of employment Index Doing
The costs of redundancy of employees Number of weeks of salary Business
. Reports of
The number of procedures necessary to enforce contracts Number Palgrave
The time necessary to enforce contracts Number of calendar days Macmillan &
The costs necessary to enforce contracts relative to claim Proportion World Bank’

" For all the years considered in the study, viz. 2004 — 2007, and for Austria, Bulgaria, the Czech Republic, Denmark, Estonia, Finland, France,
Germany, Hungary, Italy, Latvia, Lithuania, the Netherlands, Norway, Portugal, Romania, Slovakia, Slovenia, Spain, Sweden and the United
Kingdom.

" Originally not available for Austria, Denmark, Germany, Norway and Portugal for 2004. The number of last-year born undertakings survived in
2004 was computed as an average of the linear prediction based on the values for 2005 — 2007 and of their mean.

* Calculated by the authors.

The Malmquist total efficiency index was computed and disaggregated according to
Coelli (1996), using the DEAP program version 2.1, and in this fashion it gives notion of
[1.] technical efficiency change (relative to the constant returns to scale), [2.] technological
change, [3.] pure technical efficiency change (relative to the variable returns to scale),
[4.] scale efficiency change, and [5.] total efficiency change. It holds that [1.] = [3.] x [4.] and
[5.] = [1.] x [2.], or that [5.] = [2.] x [3.] x [4.], viz. total efficiency change can be
decomposed into technological change, pure technical efficiency change and scale efficiency
change. The disaggregation was calculated for all subsequent two-year periods (2004-2005,
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2005-2006, 2006-2007), and for the entire four-year span (2004-2007). Table 3 reports only
the results for both models for the entire four-year period of 2004-2007. The remaining results
can be obtained from the authors on personal request.

Table 2. The results of window analysis (The source: the authors.)

The model of start-ups of undertakings

Efficiency scores / Length of window = 1 Efficiency scores / Length of window = 4
EU member state 2004 2005 2006 2007 Average Rank 2004 2005 2006 2007 Average Rank
Austria 0.642 0.624 0.586 0.578 0.608 15 0.547 0.555 0.568 0.578 0.562 15
Bulgaria 0.466 0.469 0.463 0.680 0.520 18 0.404 0.419 0.448 0.634 0476 20
Czech Republic 0769 0769 0525 0526 0.647 14 0700 0700 0516 0526  0.611 12
Denmark 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 0.896 0.932 1.000 1.000 0.957 6
Estonia 0914 0.625 0.824 0.679 0.761 1" 0.757 0.573 0.737 0.658 0.681 1"
Finland 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1
France 0619 1.000 1.000 1.000 0.905 9 0.583 1.000 1.000 1.000 0.896 8
Germany 0479 0.477 0.475 0.478 0477 21 0.456 0.456 0471 0478 0.465 21
Hungary 0.721 0.721 0.608 0.608 0.665 13 0.608 0.608 0.608 0.608 0.608 13
Italy 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 0.981 0.988 0.994 1.000 0.991 5
Latvia 0.856 0.805 0.775 0.791 0.807 10 0.727 0.739 0.771 0.791 0.757 10
Lithuania 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 0.709 1.000 1.000 1.000 0.927 7
Netherlands 0.702 0.690 0.590 0.681 0.666 12 0.573 0.574 0.576 0.671 0.599 14
Norway 0.943 0.888 0.897 1.000 0.932 8 0.809 0.814 0.883 1.000 0.877 9
Portugal 0473 0451 0466  0.940 0.583 16 0427 0423 0438 0896 0546 17
Romania 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 0.998 1.000 1.000 4
Slovakia 0.556 0.584 0.596 0.591 0.582 17 0.505 0.531 0.578 0.591 0.551 16
Slovenia 0.548 0.533 0.536 0.453 0.518 19 0.523 0.526 0.534 0.453 0.509 18
Spain 0.508 0.494 0.496 0.498 0.499 20 0.487 0.490 0.494 0.498 0.492 19
Sweden 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1
United Kingdom 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1
Pearson correlations between efficiency scores for length 1and4  0.943 0.987 0.997 0.998 0.992
S| ions between effici scores for length 1and4  0.960 0.982 0.981 0.999 0.971

The model of survivals of undertakings

Efficiency scores / Length of window = 1 Efficiency scores / Length of window = 4
EU member state 2004 2005 2006 2007 Average  Rank 2004 2005 2006 2007 Average  Rank
Austria 1.000  1.000  1.000  1.000 1.000 1 1000  1.000  1.000  1.000 1.000 1
Bulgaria 0.755 0.755 0.747 0.792 0.762 20 0.737 0.737 0.737 0.779 0.748 20
Czech Republic 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 0.972 1.000 0.993 9
Denmark 1.000  1.000  1.000  1.000 1.000 1 1000  1.000  1.000  1.000 1.000 1
Estonia 0.911 0.960 0.838 1.000 0.927 16 0.825 0.878 0.825 0.878 0.852 19
Finland 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 0.970 0.982 1.000 1.000 0.988 10
France 0946 0949 0899 0910 0.926 17 0895 0895 0895 0895  0.895 16
Germany 0.956 0.954 0.925 0.918 0.938 14 0.940 0.931 0.916 0.910 0.924 14
Hungary 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1
Italy 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1
Latvia 0.971 0.996 1.000 1.000 0.992 13 0.929 0.949 1.000 1.000 0.970 13
Lithuania 0.979 1.000 1.000 1.000 0.995 12 0.962 0.976 1.000 0.995 0.983 1
Netherlands 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1
Norway 1.000  1.000  1.000  1.000 1.000 1 1000  1.000  1.000  1.000 1.000 1
Portugal 0.929 0.926 0.895 1.000 0.938 15 0.907 0.898 0.871 0913 0.897 15
Romania 1.000  1.000  1.000  1.000 1.000 1 0985 1000 0994 0922 0975 12
Slovakia 0.885 0.886 0.932 0.923 0.907 18 0.857 0.859 0919 0.897 0.883 17
Slovenia 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1
Spain 0721 0.733 0.752 0.751 0.739 21 0.716 0.718 0.737 0.728 0.725 21
Sweden 0.885 0.885 0.893 0.867 0.883 19 0.860 0.860 0.868 0.867 0.864 18
United Kingdom 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1 1.000 1.000 1.000 1.000 1.000 1

Pearson correlations between efficiency scores for length 1and4  0.970 0.968 0.996 0.904 0.978
between efficil scores for length 1and4  0.958 0.943 0.942 0.812 0.935
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Table 3. The results of the Malmquist index disaggregation (The source: the authors.)

The disaggregation of total efficiency change measured by the Malmquist index

The model of start-ups The model of survivals
Efficiency score changes - 2004 - 2007 Efficiency score changes - 2004 - 2007
tech_nical tecr_mo- tecp:r:iecal sc_ale tqtal tech_nical tecr_mo- tes::ca\ sc_ale tqtal
EU member state efficiency  logical efiiency efficiency efficiency ~ Rank efficiency  logical eficency efficiency efficiency ~ Rank
change  change o — change  change change  change e — change  change
Austria 0.903 1.138 0.901 1.002 1.027 16 0.975 0.906 1.000 0.975 0.884 17
Bulgaria 1471 1.215 1.457 1.009 1.787 3 1.090 0.951 1.048 1.040 1.036 13
Czech Republic 0.651 1.100 0.684 0.951 0.715 21 0.974 0.994 1.000 0.974 0.968 15
Denmark 1.000 1.374 1.000 1.000 1.374 8 1.000 1.266 1.000 1.000 1.266 5
Estonia 0.711 1.190 0.743 0.957 0.846 20 1.103 0.999 1.098 1.004 1.102 7
Finland 0.958 1.282 1.000 0.958 1.228 10 1317 0.995 1.000 1317 1.311 4
France 2.075 1.227 1.615 1.285 2.546 1 1.019 1.072 0.961 1.060 1.092 9
Germany 0.798 1231 0.998 0.799 0.982 18 0.978 0.896 0.960 1.019 0.877 19
Hungary 0.717 1.247 0.843 0.851 0.894 19 0.914 0.905 1.000 0.914 0.827 20
Italy 1147 0.981 1.000 1147 1.126 14 1.000 1.064 1.000 1.000 1.064 10
Latvia 0.857 1.255 0.924 0.927 1.075 15 0.950 1.099 1.030 0.923 1.044 12
Lithuania 1.060 1.340 1.000 1.060 1421 6 2.269 1.623 1.022 2.221 3.681 1
Netherlands 1319 1.323 0.970 1.359 1.745 4 1.147 0.961 1.000 1.147 1.102 7
Norway 1.095 1.266 1.060 1.032 1.386 7 1.000 0.879 1.000 1.000 0.879 18
Portugal 1.998 1.189 1.986 1.006 2.376 2 1.083 0.899 1.077 1.006 0.974 14
Romania 1.000 1.252 1.000 1.000 1.252 9 1.000 0.815 1.000 1.000 0.815 21
Slovakia 1.334 1.092 1.062 1.257 1.457 5 1.499 0.913 1.043 1437 1.369 3
Slovenia 1.055 1.128 0.827 1.275 1.190 12 1.000 1.492 1.000 1.000 1.492 2
Spain 0.961 1.031 0.979 0.982 0.991 17 1477 0.896 1.041 1131 1.054 1
Sweden 0.866 1.312 1.000 0.866 1.136 13 1.080 1.040 0.980 1.102 1.124 6
United Kingdom 1.000 1.194 1.000 1.000 1.194 1 1.000 0.937 1.000 1.000 0.937 16
Mean 1.044 1.204 1.019 1.025 1.256 1.169 1.049 1.005 1.164 1227

Pearson correlations between efficiency changes of both models  0.081 0.232 0.176 0.194 0.081
Spearman correlations between efficiency changes of both models  0.644 0.212 -0.150 0.631 0.290

4. The discussion

The results in Table 2 are suggestive of the fact that efficiency development can be
considered stable. There are not substantial differences in the efficiency scores for both
models and for the countries considered when reviewing the results on length 1 window
analysis and those on length 4 window analysis (and this is true for the other lengths). The
impressions gained from the visual inspection of results are confirmed by the values of the
correlation coefficients. However, some differences are seen (and confirmed by the
correlation coefficients) between efficiency of the start-up of survivals and the efficiency of
the survivals of undertakings in the countries studied.

Whilst from the point of view of the starting-up of undertakings, the most efficient
countries comprise Denmark, Finland, Italy, Lithuania, Romania, Sweden and the United
Kingdom. In the group of the most inefficient countries are found Bulgaria, Germany,
Slovenia and Spain.

When assessing efficiency of the survival of undertakings, amongst the most efficient
countries Austria, the Czech Republic, Denmark, Finland, Hungary and Italy rank. The most
inefficient countries are assessed the Netherlands, Norway, Slovenia and the United
Kingdom.

Window analysis facilitated the evaluation of the level and stability of efficiency over
the entire period. Conversely, the Malmquist index analysis evaluates its progress over time.
The results in Table 3 are suggestive that, in terms of the start-up of undertakings, the
countries that worsened its position of 2004 through 2007 include the Czech Republic,
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Estonia, Germany, Hungary and Spain (the Malmquist index lower than 1). From the
standpoint of the survival of undertakings, the diminishment of efficiency was found with
Austria, the Czech Republic, Germany, Hungary, Norway, Pourtugal, Romania and the
United Kingdom. Though the Czech Republic, Germany and Hungary all indicated a general
decrease of efficiency, the correlation coefficients reveal that these results do not come
compatible at all.

The visual examination of individual efficiency scores gives the notion of the sources of
the development of efficiency.

5. The conclusion

The article demonstrated the possibility of employment of window analysis and the
Malmaquist index analysis in the assessment of efficiency of the start-up and of the survival of
undertakings. This possibility is grounded in the idea that the entrepreneurship is an
innovative transformation process of inputs into outputs. It is purported that the state can
control certain variables in the environment by which it can incite or obstruct
entrepreneurship, regardless of whether it is the starting-up of undertakings or their surviving.

The article was prepared under the grant of VEGA No. 1/0828/10 Dynamic modelling
of economic processes.
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Small-sample inference in the general Gaussian linear regression model
under the assumption of multiplicative heteroskedasticity
based on maximum likelihood estimation

Inferencia v zovSeobecnenom gaussovskom linearnom regresnom modeli
v malych vyberoch za predpokladu multiplikativnej heteroskedasticity
zaloZena na metéde maximalnej vierohodnosti

Martin Boda

Abstract: In the article, the applicability and performance of three methods for the construction of a
confidence region of a linear combination of the regression parameters in the general Gaussian linear
regression model with the assumed multiplicative form of heteroskedasticity based upon the maximum
likelihood estimation is investigated. A simulation study on the performance of these methods in small
samples under several designs is submitted, when multiplicative heteroskedasticity is assumed whilst
the true form may be additive, mixed, multiplicative, or “indefinite” heteroskedasticity.

Key words: Kenward-Roger method, additive heteroskedasticity, mixed heteroskedasticity,
multiplicative heteroskedasticity, ML estimation, simulations.

Abstract: V ¢lanku sa vySetruje vyuZitelnost’ troch metéd konstrukcie konfidencnej oblasti linedrnej
kombinécie regresnych parametrov v zovSeobecnenom gaussovskom linedrnom regresnom modeli
s predpokladanou multiplikativnou formou heteroskedasticity zaloZenych na metéde maximalnej
vierohodnosti. Predkladd sa simula¢na $tidia o vykonnosti tychto troch metéd v malych vyberoch pri
rdznych scendroch empirického skiimania, priCom sa predpokladd multplikativna heteroskedasticita,

239

hoci v skuto¢nosti moze ist’ o aditivnu, zmieSand, multplikativnu alebo “neurciti” heteroskedasticitu.

Key words: Kenwardova-Rogererova metéda, aditivna  heteroskedasticita, zmieSand
heteroskedasticita, multiplikativna heteroskedasticita, met6da maximalnej vierohodnosti, simulcie.

JEL classification: C13, C20.

1. The introduction

The considerations of the article are given to the general Gaussian linear regression model
(Y,XB,X), in which Y is a Gaussian (n X 1) random vector with the expectation Xp and the covariance
matrix X. The design matrix X = (x; | ... | x,,)’ is a non-random known (n X k) matrix of full column
rank, and B is a (k X 1) vector of unknown regression parameters. The (n X n) covariance matrix X is
diagonal ~ with  multiplicatively  heteroskedastic ~ variance ~ components in the form
X (o) = diag{ exp(z/Q), ...,exp(z,0) }, wherein Z = (z,, ... ,z,)’ is a non-random known (n X r) matrix of
observations of variables causing heteroskedasticity (with the first column consisting of ones only)
and o is an (r X 1) vector of unknown coefficients. In this setting, the parameters of the model are
and o and both must be estimated; though only the regression parameters § are of interest, and it is
needful to make inferences of them.

In the estimation of B the two-step Aitken (or feasible generalized least squares estimation)
procedure is usually employed (cf. e. g. Judge, 1985, p. 422, Judge 1998, p. 352), under which the
parameters o are first estimated and the estimate of B is constructed as if the covariance matrix were
known. For the purpose of inferences about B (and its linear combinations as of L'B with L’ being a
reasonable (I x k) fixed matrix), conventionally, a confidence region in the form a Wald-type pivot is
constructed, based upon an approximate F distribution with unadjusted degrees of freedom. The
employment of an approximate F distribution is justified asymptotically, however, this self-assurance
cannot be guaranteed in small samples. Kenward and Roger (1997, 2009) proposed for small-sample
inference a scaled Wald-type pivot statistics with an approximate F distribution with adjusted degrees
of freedom.
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The aim of the article is to compare the small-sample performance of the two Kenward-Roger
methods with the traditional large-sample method, when in the estimation of o and P the maximum
likelihood estimation is employed. Several simulation designs of the general Gaussian linear
regression model under the assumption of multiplicative heteroskedasticity are set-up, albeit this
assumption may not be valid.

2. The simulation study

The simulation study focuses on the performance of the Kenward-Roger methods in situations
when the variable causing heteroskedasticity is identified and heteroskedastic variance components are
estimated in the multiplicative form whilst the true form of heteroskedasticity may be (i.) additive, (ii.)
mixed, (iii.) multiplicative, or (iv.) the variance components are of such a nature that they are
unrelated to the variable identified as a cause of heteroskedasticity. Since in case (iv.) variance
components behave indifferently and random towards the identified variable, this is operatively
designated as the case of “indefinite” heteroskedasticity.

In all of the five general designs a simple linear regression model is explored
Y =0+ 6% +¢ for iefl...n}. (1)

in which Y; is the explained variable, x; is the explanatory variable, S, and f, are the parameters to be
estimated, and the disturbance ¢; is distributed as N(O, 0'2,' (z))). The dispersion of the disturbance
depends on the known variable causing heteroskedasticity, which may be either (most frequently) the
explanatory variable x; itself or (seldom) a different variable z; # x; .

For each design the true form of heteroskedasticity appears in the functional form of (1, z;)" and
a nuisance vector & = (&, o)'. The additive model of heteroskedasticity runs as

o =ay+az for ie{l,...n}, (add)
(with o such that disturbance variances &% are positive), the mixed models reads
o’ =(ay+az) for ie{l,...,n}. (mix)
(with no specific restrictions laid upon @), and the multiplicative model respects the formula
o’ =exp(a+az,) for ie{l...n}, (mul)

(again bearing no specific restrictions in respect to o). Eventually, a model of ,indefinite”
heteroskedasticity is considered, in which the disturbance components takes random values within
a band around a constant, and this is determined

o—f:uix%[iz“(o{o+L¥1Zi)+%26xp(%+a,z,)} for ie{l...,n} (ind)
i=1 i=1

where the random component u; is distributed uniformly at some reasonable interval (@, ¢;). This
model applies in situations when the variable / set of variables causing heteroskedasticity is / are
incorrectly specified and the variances of disturbances are not related to the identified variable / set of
variables. As a consequence, with respect to the variable / variables causing heteroskedasticity they are
determined randomly.

Under the assumption of multiplicative heteroskedasticity in model (1), there are several ways
to the construction of a confidence region for B and may be structured according to the method of
estimating o, the method of estimating B as well as the to the method of constructing the confidence
region itself.
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2.1 The estimation of p
The correct estimation of P requires the knowledge of o (which stipulates the knowledge of

X(ov)). Should a be such that the model were homoskedastic (i. e. with all but the first element zero), it
would be appropriate to employ the ordinary least squares estimator

' i=n

i=n 1
by = [Z X,X:] ZXAY, ’ 2)
P i1

should o be known and model were heteroskedastic, the appropriate estimator would be that of the
generalized least squares. In practical applications, when o is not known and the model deemed as
heteroskedastic, the two-step Aitken procedure is employed: first, the estimate of o is procured and,
second, the estimated generalized least squares estimator is used

=n 10

b, @)= (Zexp(fz:a)x,x;] > exp(-za)xY, - 3)
i=1 i=l

This estimator coincides with the maximum likelihood estimator for B obtained by the method of

scoring (with the respective maximum likelihood estimate of o substituted for a), as can be seen e. g.

from the developments of Harvey (1976, p. 463).

2.2 The estimation of o

A rough procedure to obtain estimates of @ is to apply an OLS regression to model (1) and on
the basis of OLS residuals e = Y — Xbo, effect an ancillary regression Ine = z/aL + M;: (in which n; is
arandom disturbance term). The respective OLS estimator

-1
i=n i=n
, 2
a,¢ :[E z,z,] E z,lne; 4)
i=1 i=1

is biased, inconsistent, and even asymptotically inconsistent (see Harvey, 1976, pp. 462-3, Judge et. al.
1985, p. 440.). For its undesirable statistical properties the OLS estimate of & determined by (4) is
suitable for, and utilized as, a preliminary step in iterative procedures in the construction of ML
estimates with preferable properties.

Harvey (1976, p. 464) derives the first iteration of the method of scoring for the respective ML
estimator based on the initial estimate ao,s accounting for consistency bias, which is

i=n iz
a,, =a,+02704i, +0.2807(2z‘z:j >z exp(—zja )€ s Q)

i=l i=l

where i, is an (rx 1) vector the first element of which is 1 and the remaining elements are zero. It is
easy to show, by the inverse of the average information matrix, that the asymptotic covariance matrix
of ay; is

i=n

-1
cov(a,, )= 4|:Zz‘z,f(l +exp(—za,, )Y, -xb,, )’ )} , ©6)
P

in which by, is the corresponding two-step Aitken estimator bggs(ayy).

2.3 The construction of a confidence region for p

The standard procedure for the construction of a confidence region for f, or more precisely for
its linear combinations in the form L'B, wherein L' is a reasonable (I X k) fixed matrix, is described in
detail in Judge et al. (1988, p. 355). To this end, a commonly used approach is founded on the statistic
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i=n

(b s —ﬁ)'L[ Zexp(—zfa)(L'X,XfL) } L'(b g5 —B) n—k

l

F= ’ @)

z exp(-za)(¥, = Xb )
=

where a is a reasonable estimate of o and by, is the respective two-step Aitken estimator of B. This
statistic is under the hypothesis L'bgg.s = L' distributed approximately as F(I, n — k).

Despite the fact that the statistic given in (10) has been found relatively accurate in finite
samples (cf. Judge et al. 1988, p. 355), the usage of such confidence region is justified only
asymptotically. For small samples, the method of Kenward and Roger is appropriate. Kenward and
Roger (1997, 2009) proposed a scaled F statistic with small-sample covariance matrix for the
estimator bgg.s. The original Kenward-Roger covariance matrix of bgg.s as proposed in 1997, for the
model of multiplicative heteroskedasticity, is

k 1=k

5=

(covb 5o =<i>+2<i){ {cova}, (%Q‘r —lA’J(i)lA’,)}(D» ®8)

s=1 r=1

where cov a is an appropriate estimate of the covariance matrix of & and for s,z € {1, ..., k}

i=n i=n i=n

b= Zexp(fz;a)xix; , Qj = Zexp(—z,'a){z,}) (z,)xx> P = Zexp(—z:a){z, XX
B =

i=1
with the computed estimate a inserted instead of the estimator a.

Later Kenward and Roger in 2009 allowed for possible bias in a, and incorporated in (8) an additional
bias adjustment term so that the covariance matrix of bgg.s in this case is estimated by

s

{cova}ﬁvxﬁ)f’,(ﬁ, )

1=k
(COVbEGLS )NEW = (COV bEGLS )OLD -
1

1
47

in which, again, cov a is a reasonable estimate of the covariance matrix of & and the scalars v, are
defined for s € {1, ..., k} as

p=k r=k i=n i=n N A
v = {cova}, Z{z, JREAREAN —ZT{[Zexp(—zfa){z,}p{z,},{zi}dx,xgj(b}—Ter Pfl)},
p=1 r=1 i=l i=l
with the substituted computed estimate a and the estimate cov a.

In the construction of confidence regions for L'} Kenward and Roger (1997, 2009) advocated
the employment of a Wald-type pivot of the form

LA o iy
F = 7(b5<;u —B)L(L covb,g L) 'L (brors =B (10)
with their proposed covariance matrix cov bggrs, which under the hypothesis L'bgg s = L'B follows an
approximate F (I, m) distribution, whereas

20+4 m

B

v ) “Em-2)’

m=

E:]+%A2, V:;(2+%(A1+6A2)),

&

s=k 1=k
A=Y {cova}, Tr{L(L covb,,; L)' L'®P &} Tr{L(L covh

1

EGLS

L)' L'dPd},

i
~

1=k
' {coval}, Tr{L(L’covb

b
1l

rous 1) LGP OL(L covb,, 1) L'P.}

2.4 The simulation framework

In the simulation study, the aforementioned ML-based estimator for & was considered. Having
at hand the estimate of a, the two-step Aitken estimate by, of B was computed, and a confidence
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region for B (viz., with L’ set to an identity matrix) was set-up according to all of the three methods for
the construction of confidence regions: the standard confidence region as given in (7), the Kenward-
Roger confidence region of (10) with the “old” covariance matrix of bgg.s (8) and the Kenward-Roger
confidence region of (10) with the “new” covariance matrix of bgg.s (9). As a consequence, the total
count of 3 confidence regions was examined.

Five designs were considered, each in 4 modifications according to the parameters of the
sampling distribution and the set values of o. Design A comprised x;‘s and z;‘s in (1) sampled from a
uniform population, such that for sub-design Axx z; = x; and for sub-design Axz z; # x;. Design B was
formed of x;s and z;'s drawn from a Gaussian population, such that for sub-design Bxx z; = x; and for
sub-design Bxz z; # x;. Design C (Cxz) consisted in x;'s distributed uniformly and z;'s Gaussian and
design D (Dxz), reversely, was based upon x;'s Gaussian and z;'s uniform. The last design E was a
drawing from a lognormal distribution, again such that for sub-design Exx z; = x; and for sub-design
Exz z;#x;. Random values of x;’s and z;s were rounded to two decimals, the values for the
explanatory variable y; were simulated according to (1), given the model of heteroskedasticity, and
were not rounded. The computations ran first for 10 observations, to which 5 more were added, and
the sample of 15 observations was created. To this sample 5 more observations were appended etc.;
the simulations were based on samples counting 10, 15, 20, 30 and 50 observations, which were fixed
for each evaluation out of 10 000 simulations.

For each design and its modifications, the parameters of the considered distributions and the
vector o were determined so that in some designs and their modifications an occurrence of negative
values was permitted (for uniform and Gaussian cases) as well as negative values in o were accounted
for. The presence of negative values in economic variables is not hypothetical and is not atypical,
frequent examples include net assets value, net income or net interests which take oftentimes negative
values. The vector of regression parameters was B = (10, 6)" in each simulation design and its
modifications. As stated in Glejser (1969, p. 319), the choice of B is irrelevant.

However, room here does not suffice to present the full results of the simulation study,
therefore, for an illustration, only the results of selected three cases are shown in Table. The details
and results of the remaining 29 cases are available from the author on request. Under the term
coverage the proportion of cases in which simulated data were covered by the respective confidence
region statistic at 0.95 confidence level is understood.

Table. The results of the selected simulation designs (Source: the author.)

The coverage results of the selected simulation designs

Confidence region of p 1997KR 2009 KR sr:::::;d 1997KR 2009 KR sr:‘ae':::;d 1997KR 2009 KR S;u:::;d 1997KR 2009 KR S;u:::;d
Design Axxi ~ Obs.
10 08322 08698 08615 07386 07512 08613 0852 08776 08656 08282 08738 08681

xi=ai 15 08047 0917 08968 09983 0998 09907 0915 08311 091 08602 09063 08848
ali(g, 10":;) 2 09254 09373 0923 09971 09971 09894 094 09537 0937 09217 09362 09193
PR 00445 09511 09404 09973 09982 09788 09543 09626 0849 0978 00478 09339
50 09523 097 0948 09984 0988 098 0956 09612 09507 09413 09474 09362

10 08533 08795 0875 0839 0802 08667 08402 08698 08636 08483 08779 0872

xi=ai 15 0864 09055 0888 08683 09083 08863 08895 0908 08882 08924 09098 08923
- g ;g’al 2 09077 09217 08982 09097 09228 0903 09095 09229 0895 09107 09243 09015
ooy 9 09268 09382 09195 09282 0971 09156 09308 09406 09206 09285 09372 09158
50 09398 00455 09323 09418 09460 09335 00438 09484 09357 09432 09482 09343

10 09345 0955 09471 08242 08605 079 08338 09509 09339 08955 09173 09436

xi=ai 15 09572 09707 09551 08831 0905 08073 09642 09742 08468 09139 09341 09456
- ((3 23) 2 08955 09301 09101 09613 09729 09518 09524 0976 09522 08461 08825 085
PO 09197 09416 09125 09515 09637 09389 0963 09726 09524 0892 09145 08845
50 0912 0982 09719 09757 09803 09588 09877 09896 09762 09302 09411 09213

Inspecting the results when the true form of heteroskedasticity is additive, it is found that the
coverage with all the six methods for the construction of a confidence region is satisfied from 30
observations, in some designs from 50 observations, and it seems that both Kenward-Roger methods
with the “new” covariance matrix have a higher coverage, in some designs 0.96 — 0.98 at 50
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observations. There cannot be seen influence of the sampling distribution or of negative values upon
the performance.

When the true heteroskedasticity is multiplicative, i. e. when the model of heteroskedasticity is
correctly specified, in general, all methods give a good coverage of approximately 0.95 or higher at 30
or 50 observations. Having stated this, it must be said that with some designs (any x;‘s and any z;’s
both uniform, Gaussian negative x;’s and uniform positive z;’s, Gaussian x;’s and uniform z;’s both
negative, log-normal x;’s and z;’s with positive parameters) the coverage is almost 1 with the Kenward-
Roger methods, starting at 10 or 20 observations. Otherwise, on the whole, it seems that the 1997
Kenward-Roger method exhibits a better coverage, though frequently above 0.95 at 50 observations.

In the cases when the true model heteroskedasticity is mixed, in the design of x;‘s and z;’s both
uniform with negative values in @, the coverage of 0.95 is mostly attained at 15 or 20 observations and
increases with rising number of observations so that at 50 observations, all the methods report
coverage approx. 0.96 or much higher (almost 1). A similar situation is with x;'s Gaussian and z;’s
uniform with negative values in o or variables (save the case when both o and variables contain
negative values), and with x;‘s and z;’s both log-normal with positive values in o. Again, the 1997
Kenward-Roger method shows a better coverage with an upward bias at 30 or 50 observations.

Going over the cases of the true “indefinite” heteroskedasticity, in all the designs the coverage
rate with all the methods is slightly below 0.95 or approximately 0.95 at 50 observations. The
Kenward-Roger method with the “new” covariance matrix appears to give a good (exact) coverage of
0.95 at 50 observations.

In addition to these findings, there may be observed a higher coverage in situations when either
the variable x; or z; or the parameter o contain negative values, with bias upwards.

3. The conclusion

In constructing a confidence region for a linear combination of the regression parameters of the
general Gaussian linear regression model with the multiplicative form of heteroskedasticity several
inference methods are available, and they are structured according to (i.) the estimation procedure they
employ to arrive at the estimates of the nuisance parameter ¢ and (ii.) the method for the set-up of a
confidence region for B (and its linear combinations) itself. In the article, from amongst estimators of
o, the ML estimator and the REML estimator are considered, and in the very construction of a
confidence region for B, the conventional approach and the two Kenward-Roger methods are applied.
In the Monte Carlo simulation study, a Gaussian linear regression model with multiplicatively
heteroskedastic disturbances with one explanatory variable is postulated and the performance of the
three methods is evaluated in 5 basic designs with 4 modifications each as to the sampling distribution
and the (true unknown) values of @ in situations when the model of multiplicative heteroskedasticity is
identified irrespective of what true underlying heteroskedasticity is. It is found that all the methods
considered are quite robust to the correct specification of the true form of heteroskedasticity, which
might imply that the correct identification of the heteroskedasticity model may not be of great
importance as the model of multiplicative heteroskedasticity is found sufficiently descriptive. The
desired coverage rate of the confidence region with each method considered is found attained at the
sample of 50 observations (and in most cases even fewer), however, there may be expected bias
upwards in the coverage rate, especially in cases when the explanatory variable or the variable causing
heteroskedasticity contain negative values. Furthermore, the Kenward-Roger procedures in the
construction of the confidence region may be superior to the conventional procedure, and can be
recommended for the samples of below 50 observations for its higher coverage.
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AKktualne otazKky na trhu s byvanim na Slovensku
Current issues in the housing market in Slovakia

Mikulas Car

Abstract: Information needs on the Slovak housing market are from the perspective of its
players very differential and currently are not satisfactorily resolved. Even a relatively briefly
functioning housing market in Slovakia confirmed its cyclical development. The young
Slovak housing market has gradually stabilised in line with economic fundamentals. Current
development of selected indicators on the demand side of Slovak housing market indicates
a certain momentum to its gradual stabilization.

Key words: housing market, data sources, residential property prices, supply and demand
factors.

KPuacové slova: trh s byvanim, zdroje udajov, ceny nehnutelnosti na byvanie, ponukové a
dopytové faktory.

1 Uvod

Trh s byvanim je vyznamnym segmentom realitného trhu a na Slovensku sa zacal
kreovat’ v podstate len na prelome milénia. UZ v polovici devitdesiatych rokov vSak boli
urobené prvé kroky, ktoré prispeli k postupnému vytvaraniu podmienok pre vznik trhu
s byvanim aj na Slovensku. DéleZitym krokom v tomto smere bola novelizicia legislativy,
ktord upravila moZnosti prevodu bytov z vlastnictva bytovych druZstiev a obci do osobného
vlastnictva a vytvoril sa tak predpoklad na postupné uplatiovanie trhového principu pri
nakladani s bytmil. Vyznamnym prispevkom ku kreovaniu slovenského realitného trhu bol
prichod hypotekarneho bankovnictva, ktoré postupne vyrazne rozsirovalo tverové moznosti
pre zdujemcov o byvanie®.

! Realizdcia na zdklade zmluvy o prevode vlastnictva bytu a zriadeni zdloZného prava, uzatvdranej
podla §5, ods. 1 Zikona NR SR ¢. 182/1993 Z. z. v zneni Zikona NR SR ¢&. 151/1995 Z. z.
o vlastnictve bytov a nebytovych priestorov. Takto bolo moZné ziskat’ do osobného vlastnictva obecné
byty za vyhodnych finanénych podmienok s tym, Ze nadobudatel’ sa zaviazal, Ze pocas dohodnutého
obdobia (v podmienkach Bratislavy napr. pofas 10 rokov) od podpisania zmluvy, neprevedie
vlastnictvo predmetného bytu na ind osobu ako na manzela, deti, vnukov alebo rodi¢ov. Na predmetny
prevedeny byt bolo na ten Cas zriadené zédloZzné pravo v Katastri nehnutelnosti a toto zdlozné pravo
zaniklo bud’ uplynutim Casu, alebo vyplatenim zrdazky, resp. zI'avy z ceny bytu, ktord bola poskytnutd
pri prevode vlastnictva daného bytu.

? Prijatd novela Zdkona NR SR &. 21/1992 Z. z. o bankach v podobe zdkona &. 58/1996 Z. z., ktord
vstipila do platnosti 1.3.1996. K vyraznejSiemu presadeniu sa hypotekarneho tverovania doslo aZ po
1.4.1999 (dcinnost novely zdkona €. 286/1992 Z. z. o daniach z prijmov v zneni neskorSich
predpisov), ktora prispela k priamej i nepriamej Statnej podpore hypotekarneho bankovnictva
prostrednictvom oslobodenia tdrokovych vynosov z hypotekarnych zdloznych listov od dane z prijmu.
Této skutocnost’ sa stala zaujimava pre potencidlnych investorov do hypotekarnych zaloznych listov (v
zmysle zdkona o bankdch (Zakon NR SR ¢. 483/2001 Z. z.) slovenské hypotekdrne banky ziskavaji
zdroje na financovanie hypotekdrnych tuverov najmé prostrednictvom predaja hypotekdrnych
zaloznych listov). Efektivna trokova sadzba pre fyzické osoby - obcanov postupne klesla na troven
okolo 7,25 - 7,5 %, ¢im sa znaCne pribliZila drovni drokovych sadzieb stavebnych sporitelni pri
stavebnych tveroch a vo vztahu k medzitverom stavebnych sporitelni zacala byt tdrokova sadzba
hypotekdrnych tdverov dokonca vyhodnejsia.
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Rozhodujicim momentom pre vznik trhu s byvanim na Slovensku vSak bola ocividne
rastica vykonnost’ slovenskej ekonomiky po roku 2000, ¢o sa prejavilo aj na zlepSovani sa
prijmovej situdcie obyvatel'stva atieZ na vytvarani pozitivnych ofakdvani do budicnosti.
S tym sidvisela aj pomerne vyraznd ochota zadlZit' sa pri zabezpeCovani si vlastného byvania
mladymi domdacnost’ami, resp. pri zlepSovani komfortu byvania strednej a starSej generacie.
V tom case sa nad’alej zlepSovali podmienky pre ziskanie Gverovych zdrojov na obstaranie si
byvania a objavili sa aj zdujemcovia o ndkup domov a bytov na tcely zhodnotenia investicie.
Ak k tomu priddme vstup Slovenska do EU v roku 2004 a's tym spojeny prichod zdujemcov
o byty aj spoza hranic, vysledkom bol vyrazne rastici dopyt po domoch a bytoch, za ktorym
zaostdvala redlna ponuka. Prejavilo sa to na prudkom raste cien nehnutelnosti na byvanie,
ktory sa skon¢il vdruhom S$tvrtroku 2008 aj v dosledku prenikania turbulencii zo
zahrani¢nych realitnych trhov.

Doterajsi vyvoj na relativne mladom slovenskom trhu sbyvanim bol pomerne
turbulentny a sivisel do znacnej miery aj s prebiehajicimi konvergenénymi procesmi
Slovenska smerom k EU. Stéasny slovensky realitny trh uz moZno povazovat’ za relativne
Standardizovany, postupne sa vSak dalej krystalizuje a stabilizuje v silade s vyvojom
ekonomickych fundamentov.

2 Udajova zakladiia o slovenskom trhu s byvanim

Vyvoj na realitnych trhoch vo svete v poslednych rokoch priniesol cely rad poznatkov
a skdsenosti, Ze nehnutel'nosti mdZu nielen pozitivne prispievat’ k zlepSovaniu vykonnosti
celkovej ekonomiky, ale m6éZu byt aj zdrojom védZnych portich v transakénom mechanizme.
To vyvolava potrebu mat’ dostatok informécii o jednotlivych segmentoch a roznych strankach
realitného trhu. Zaujem o informécie ohl'adom realitného trhu rastie u vSetkych jeho aktérov.
Je pochopitel'na rdoznorodost’ ich zdujmov, €o sa prejavuje aj na poziadavkach jednotlivych
subjektov realitného trhu na obsah i rozsah tdajov.

V podmienkach Slovenska sa vytvara informac¢na zdkladiia o jednotlivych segmentoch
realitného trhu relativne izolovane, hlavne podl'a moznosti jednotlivych subjektov. Obecne
zatial' absentuje jednotiaca metodika a systém vytvérania takej databazy tdajov o realitnom
trhu, ktord by poskytovala potrebné informécie vSetkym zainteresovanym subjektom, a aby
udaje vo vytvorenej databaze boli aj medzinarodne porovnatel'né. Aktualny stav je do znacnej
miery objektivne dany jednak kritkym ¢asom fungovania slovenského realitného trhu, ale aj
zlozitostou danej problematiky. Objavuji sa v8ak uz aj ur€ité naznaky spolo¢ného hladania
rieSen{ existujiceho stavu.

K parcidlnym i ¢iasto¢ne systematizovanym tdajom o slovenskom trhu s byvanim sa
mozno dostat’ prostrednictvom viacerych internetovych realitnych portalov. Obsahuji cely
rad aktudlnych a uZitocnych informdcii pre zdujemcov o predajoch, ndkupoch, prendjmoch
napr. nielen bytov, domov a novostavieb, ale aj podnikatel'skych priestorov, rekreaénych
objektov, pozemkov, gardzi a pod. a to aj v uritom regionalnom ¢leneni. Poskytujui aj urcité
Statistiky o vyvoji priemernych cien vybranych druhov nehnutel’nosti na byvanie na tyzdnove;j
baze zhruba za posledny polrok amozno sa dopracovat aj kuritym casovym radom
vybranych ukazovatelov za dlhsie Gasové obdobie.! Ur&itym kvalitativnym posunom v smere
k vytvoreniu bohato Struktdirovanej databdzy nielen o cendch domov a bytov, ale aj d’alSich
segmentov na realitnom trhu je internetovy portal Cenovd mapa nehnutel'nosti (www.cmn.sk),

! Uréity prehlad realitnych portilov, prevadzkovanych na Slovensku a v Ceskej republike mozno najst
napr. na adrese:  http://www.zoznam.sk/katalog/Spravodajstvo-informacie/prevadzkovatelia-
portalov/prevadzkovatelia-realitnych-portalov/.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 25

ktory je softvérovou nadstavbou na tdajoch, ktoré si zhromazd’ované prostrednictvom
realitnych kanceldrii.

Uzitocné statistiky o roznych aspektoch ponukovej a dopytovej stranky realitného trhu
st dostupné v prierezovych ndrodnych Statistikdch a v jednotlivych niarodnych rezortnych
Statistikdch. Z globédlneho pohladu si dolezité informécie o moZnych vonkajsich vplyvoch na
domdci realitny trh ako aj zdkladné informdcie o doterajSom vyvoji a aktudlnej kondicii
domicej redlnej ekonomiky, od ktorych sa d’alej odvijaji jednotlivé ponukové a dopytové
faktory na realitnom trhu.

Z ponukovej stranky moZu byt zaujimavé napr. informdcie o:
- poctoch stavebnych povoleni,
- poctoch zacatych, dokoncenych a rozostavanych bytov,
- udaje o objeme investicii smerujicich do jednotlivych realitnych segmentov,
- udaje o objeme produkcie v stavebnej vyrobe spojenej s vystavbou bytovych budov a pod.

Z dopytovej stranky mozu byt zaujimavé napr. informacie o:
- vekovom zloZeni obyvatel'stva,
- aktudlnych prijmovych mozZnostiach a perspektivnych ocakdvaniach obyvatelstva,
- Usporach a Gveroch obyvatel'stva,
- uverovych podmienkach a dostupnosti tverov v relevantnych udverovych institdciach
a pod.

Z reldcie medzi dopytom a ponukou na trhu s byvanim rezultuji ceny nehnutelnosti na
byvanie. V zdujme poznania aktudlneho stavu, moZnosti regiondlneho porovndvania a
postdenia vplyvu rdoznych faktorov na vyvoj cien domov a bytov je potrebné mat’ k dispozicii
funkénd a podla moznosti jednotne vymedzenu databazu tdajov. Vzhladom na kratky cas
trvania redlneho trhu sbyvanim na Slovensku, existuje databdza priemernych cien
nehnutel’nosti na byvanie na ro¢nej baze od roku 2002 a na Stvrtrocnej baze od zaciatku roku
2005 v rézii Narodnej banky Slovenska (NBS).

Stvrtrotné zistovanie priemernych cien nehnutelnosti na byvanie je realizované na
zdaklade spracovanej metodiky a pouZivaji sa idaje Narodnej asocidcie realitnych kanceldrii
Slovenska (NARKS), ktoré NBS ziskava na zmluvnom zdklade. Zhruba mesiac po
referenénom S$tvrtroku sd na web strainke NBS pravidelne zverejiiované tidaje o priemernych
cendch jednotlivych druhov bytov a domov aj v regiondlnom ¢leneni podl'a krajov.

Rastice poziadavky subjektov realitného trhu na rozsah i kvalitu ddajov vyvolavaji
potrebu hl'adat’ moznosti vyuzitia d’al§ich existujdcich i potencidlnych zdrojov udajov. Ako
o vyznamnych potencidlnych zdrojoch tdajov ohladom zistovania cien domov a bytov sa
Casto hovori o katastri nehnutel'nosti a o iverovom registri. Vyznamné aktivity v tomto smere
vyvija aj Statisticky drad SR, ktory v ramci pilotného projektu Eurostatu pripravuje na
pravidelnii publikovanie Residential Property Price Indices podla jednotnej celoeurépske;j
metodiky .

' Bliz§ie pozri Handbook on Residential Property Price Indices. FEurostat, May 2010.

(http://epp.eurostat.ec.europa.eu/portal/page/portal/hicp/documents/Tab/Tab/rppi_handbook%?20_com
binedvl 0.pdf)
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3 Vybrané impulzy determinujice aktuidlny vyvoj na slovenskom trhu s byvanim

Na zdklade dostupnych zdrojov tdajov mozno dospiet’ k poznaniu, Ze ekonomicka
recesia spOsobila v podmienkach Slovenska postupné spomalovanie az zastavenie dopytu po
byvani. Sutcasne vSak eSte dobiehala realizacia rozbehnutych rezidenénych projektov, co
sposobilo stav, Ze aktudlne ponuka domov abytov prevySuje dopyt. Z vyvoja vybranych
indikdtorov na dopytovej stranke slovenského trhu s byvanim sa daji vypozorovat urcité
impulzy pre jeho d’alsi vyvoj.

Byvanie je permanentne aktudlnou témou
Vekové skupiny obyvatelstva SR vramci zivotného cyklu populdcie. Urcité
demografické aspekty Zivotného cyklu dokazu
vyznamnym spdsobom ovplyvnit' dopytovi
stranku na trhu s byvanim Snaha zabezpecit’ si
vlastné byvanie mladej generacie je jednou z
hlavnych sicasti dopytovej stranky realitného
trhu. Vtomto smere je potrebné venovat
zvySentd pozornost’ tzv. populaénym vindm,
ktoré maji vurcitom obdobi tendenciu
vyraznejSim spdsobom zvysit dopyt po
byvani, ako je to obvykle. V podmienkach
Slovenska sa zvyklo v poslednom obdobi
250000 150000 w 150000 250000 | hovorit o populacnej  vlne v sudvislosti

s generaciou  narodenou v sedemdesiatych
a osemdesiatych rokoch minulého storo€ia, ktord v sucasnosti dosahuje vek spojeny so
zakladanim vlastnych rodin, pripadne osamostatiiovanim sa od rodi¢ov. Aktudlne vyse 925
tisicovd skupina obyvatel'ov vo veku od 25 do 34 rokov predstavuje vyznamni masu, ktorej
znatnd Cast' predstavuje zdujemcov o uspokojenie vlastného byvania. Dopytovi stranku
zvysuje aj rastica rozvodovost’ a rastici pocet jednoclennych domacnosti. Nezanedbatelny
vplyv na rast dopytu po byvani ma aj snaha strednej astarSej generdcie ozmenu
a skvalitnenie existujiceho byvania. Znamena to, Ze sticasné vekové zloZenie obyvatel'stva
stdle predstavuje vyznamny dopytovy faktor na slovenskom trhu s byvanim.

Ri®

Medziroéné zmeny nominalneho HDP a nehnutelnosti na byvanie (v %)
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Zdroj: SU SR, NARKS, vypocty a graf NBS.

Uz aj relativne kratky Cas fungovania realitného trhu na Slovensku potvrdil jeho
cyklicky vyvoj. Vyvoj priemernych cien nehnutel'nosti na byvanie pomerne vyrazne reaguje
na vyvoj redlnej ekonomiky, ale s uritym casovym oneskorenim. Od zaciatku roku 2005
rastol na Slovensku HDP na medziro¢nej baze v priemere mierne vyraznejsie (o 6,7 %) ako
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priemerné ceny nehnutel'nosti na byvanie (o 5,8 %), ale medziro¢ny vyvoj priemernych cien
domov abytov bol vyrazne variabilnejsi ako vyvoj HDP (variatny koeficient v pripade
medziro¢ného vyvoja priemernych cien nehnutel'nosti dosiahol hodnotu takmer 22 %, kym
v pripade medziro¢ného vyvoja HDP priblizne 13 %). Medziro¢ny rast HDP je od zaciatku
roku 2010 sprevddzany postupnym znizovanim medzirocného poklesu priemernych cien
nehnutelnosti na byvanie, ktory sa vo 4. Stvrtroku 2010 pravdepodobne zmeni po dvoch
rokoch na mierny medziro¢ny rast. Za cely rok 2010 sa celkovo o¢akdva medzirocny pokles
priemernych cien domov abytov asi o tri percentd v porovnani s rokom 2009, kedy bol
zaznamenany medziroény pokles o viac ako 11 percent.

Podla vypoctov NBS z tdajov NARKS vyplyva, Ze priemernd cena metra §tvorcového
nehnutel'nosti na byvanie dosiahla na Slovensku v 3. Stvrtroku 2010 dhrnnd hodnotu 1304
€/m2, ¢o predstavuje zvysenie o 11 euro v porovnani s 2. Stvrtrokom 2010. Po viac ako dvoch
rokoch doslo k obnoveniu medzi§tvrtroéného rastu o 0,9 % a spomalil sa medziroény pokles
v porovnani s predchddzajicim Stvrtrokom o 2,3 percentualneho bodu na -1,4 %.

Celoslovensky priemer ovplyviiuje predovSetkym vyvoj priemernych cien
nehnutel'nosti na byvanie v Bratislavskom kraji, ktory ma najvacsi podiel na slovenskom trhu
s byvanim. VicSiu vahu ma obchodovanie s bytmi ako s domami. Vyrazny rast cien bytov po
roku 2005 spdsobil, Ze aktudlne predstavuje priemernd cena metra Stvorcového domu
necelych 90 % priemernej ceny metra Stvorcového bytu. Priemerné ceny bytov si na
Slovensku uz dlhodobejsie nad dhrnnou cenou metra Stvorcového nehnutelnosti na byvanie, t.
j- nad spolo¢nou priemernou cenou metra Stvorcového domov a bytov (posledné dva roky
takmer o 3 %).

V polovici slovenskych krajov (BA, KE, TT a NR) doslo v 3. Stvrtroku 2010 k
zvySeniu priemernych cien nehnutelnosti na byvanie, pricom oproti predchiadzajicemu
Stvrtroku najvyraznejSie vzrastli priemerné ceny metra Stvorcového obytnej plochy
nehnutel’nosti na byvanie v KoSickom kraji (3,3 %) a najvyraznejsie medziStvrtro¢ne poklesli
v Tren¢ianskom kraji (-2,6 %). Vyvoj priemernych cien nehnutelnosti na byvanie bol
v poslednych dvoch $tvrtrokoch relativne variabilny vo vécSine slovenskych krajov (okrem
Bratislavského kraja a Trencianskeho kraja).

Na medzirocnej baze doSlo v 3. Stvrtroku 2010 v porovnani s predchddzajicim
Stvrtrokom vo vSetkych slovenskych krajoch bud’ k zrychleniu medziroéného rastu (BB),
prechodu z poklesu na rast (KE, BA) alebo k spomaleniu medziro¢ného poklesu priemernych
cien nehnutelnosti na byvanie (TT, NR, TN, ZA a PO).

Délezitym impulzom, ktory vyznamnou mierou zdynamizoval slovensky realitny trh

v poslednom desatro¢i bolo zlepSenie dostupnosti uverov na byvanie. Prosperujica
Vyvoj relacii podielov novych uverov na HDP ekonomika yytvorila_ pr.edpoklad. pre
(vb.c. zlepSend prijmovi situdciu a pozitivne
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Hoci sCasti to mdZze suvisiet aj s refinancovanim starSich dverov, je to urcity ndznak
obnovovania aktivit na slovenskom trhu s byvanim.

Najbliz§i vyvoj slovenského trhu sbyvanim bude ovplyviiovany predovsetkym
dopytovymi faktormi a nad’alej bude regiondlne znac¢ne diferencovany. Vyraznejsie pozitivne
impulzy mozno predpokladat’ najskor v ekonomicky vykonnejSich regiénoch (najmi
Bratislavsky kraj, Trnavsky kraj a Zilinsky kraj) aza predpokladu dosiahnutia trvalejsie
udrzatel'ného rastu budd ich postupne nasledovat’ aj d’alsie slovenské regiony.

4 Zaver

Informacné potreby o slovenskom trhu s byvanim si z pohl'adu jeho aktérov znacne
diferencované a zatial’ su rieSené skor individudlnymi aktivitami zainteresovanych subjektov.
Perspektivnym ciefom by malo byt postupné vytvaranie efektivnejSich databaz udajov
o realitnom trhu pre Siroky okruh zaujemcov.

Na zdklade vyvoja viacerych vybranych ukazovatelov ohl'adom trhu s byvanim na
Slovensku moZno zovSeobecnit, Ze aktudlne dochddza k jeho miernemu zotavovaniu a
relativnej stabilizacii. Dal3i vyvoj slovenského trhu s byvanim bude zévisiet od ekonomickej
stability v Eurdpe, ¢o je nevyhnutnym predpokladom pre rast vykonnosti vyrazne proexportne
orientovanej slovenskej ekonomiky.
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Modelovanie cien rezidenénych nehnutel’nosti v USA
Modeling of residential housing prices in the US

Tomas Car

Abstract: The purpose of this article is to introduce a multilinear regression model for
modeling of local housing prices at the metropolitan level in the US. The article starts with a
discussion about the mortgage crisis that caused turbulences in the whole financial world. It
continues with a description of a demand-supply equilibrium model that takes economic,
demographic and housing variables into account when predicting housing prices at the MSA
level. It also discusses specific techniques and methods, such as stepwise regression, time
series, lagging independent variables, spline interpolation and extrapolation...etc., used in the
model. Finally, this article presents results and their practical implications and concludes with
suggestions for further research.

Key words: residential housing prices in the US, MSA, HPI, multi-linear econometric
regression model, stepwise regression
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1. Uvod

Realitny trh rezidenénych nehnutelnosti v USA zazival od devitdesiatych rokov 20.
storoCia nebyvaly rozmach aj vd’aka (az prili§) dostupnému financovaniu. Banky rozdavali
hypotéky ,,na pockanie aj pre menej bonitnych klientov, ktori by si ich za normdlnych
okolnosti nemohli dovolit. Zdalo sa, Ze americky sen otom, Ze kazdy moéze byvat vo
vlastnom dome stil na pevnych zdkladoch — ved’ dovtedy ceny reziden¢nych nehnutel'nosti
eSte nikdy nepoklesli na hodnote sicasne v celom USA, ahoci aj niektoré skuto¢nosti
naznac¢ovali moznu nestabilitu a hlavne neudrzatel'nost’ stavu, nikto nevenoval alebo nechcel
venovat’ pozornost’ tikajicej Casovanej bombe. A tak zdkonite priSiel tvrdy pad v podobe
ekonomickej recesie, kedy sa na jednej strane trh presytil novymi nehnutelnostami a na
strane druhej domacnost'ami neschopnymi spldcat’ hypotéky, ¢o viedlo k rekordnému prepadu
cien nehnutel'nosti a zaCarovanému kruhu neustdle klesajicich cien. Tento nevidany prepad
cien nehnutelnosti nielenze drasticky zredukoval bohatstvo domdacnosti v USA, kedy sa
mnozstvo domacnosti ocitlo s va¢sim dlhom ako celkovymi aktivami, ale takisto to
katastroficky zasiahlo aj investorov po celom svete, ktori investovali do americkych
mortgage-backed securities. Je zrejmé, Ze novd, tj. pokrizovd, cena domu je jednym
z kliCovych faktorov pre vlastnika hypotéky, na zdklade ktorych sa rozhodne, ¢i ju bude
moct’ alebo vobec chciet’ d’alej spldcat’. Banky maji snahu pomoct’ klientovi v splacani
hypotéky renegociovanim podmienok, ale to spravidla byva len odstvanim problému do
blizkej budicnosti. V pripade, Ze klient nemdZe alebo nechce spliacat’ hypotéku, banke
nezostava ni¢ iné ako spenazit’ nehnutel'nost, na ktord bola hypotéka vydand, a to je zvicSa za
podhodnotentd cenu, ¢o ma za nasledok dve veci: Po prvé, ceny nehnutel'nosti sa dostavaji do
zacarovaného kruhu klesajicich hodnét, kedy sa neustdle vytvara nova ponuka nehnutel'nosti
a po druhé, ceny mortgage-backed securities stracaji na hodnote. Z uvedeného vyplyva aku
dolezitu dlohu zohrava vyvoj apredikcia cien nehnutelnosti pre realitny trh iinvesti¢né
stratégie. Nakol'ko realitny trh v USA je Specificky pre kazdi geograficku oblast’, je na mieste
analyzovat” vyvoj cien nehnutelnosti jednotlivo pre kazdu oblast na zdklade lokdlnych
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ekonomickych fundamentov. Navyse dosledky krizy sa signifikantne liSia v roznych castiach
USA napriklad aj vd’aka r6znemu vystaveniu voci subprime hypotékam v danych regiénoch.
USA je v sucasnosti rozdelené do 366 metropolitnych Statistickych jednotiek ,,metropolitan
statistical areas* (d’alej len MSAs). Tie reprezentuji zdkladné urbanizacné jednotky, ku
ktorym existuju popisné Statistické aekonomické data. V nasledujicom texte najprv
vSeobecne nacrtnem model pre predikciu cien nehnutel'nosti, potom podrobnejsie predstavim
jednotlivé vstupné déta a Statistické metédy modelovania a na zdver sa pokusim zhodnotit’
vysledky a prakticky prinos prezentovaného modelu.

2. Pouzité data

Na vytvorenie modelu, ktory analyzuje a predpoveda vyvoj budicich cien rezidencnych
nehnutel'nosti v USA bol pouzity rovnovazny model dopytu a ponuky, ktory berie do tivahy
demografické a ekonomické premenné a parametre opisujice realitny trh s reziden¢nymi
nehnutel'nost'ami. Spomedzi mnozZstva relevantnych premennych som vybral také premenné,
ktorych dostupnost bola pre vsetky MSAs ajednoznatne pomentvali vztah k dopytu
alebo ponuke na realitnom trhu (Stevenson, 2008). Konkrétne povedané, pouZil som dita
zachytdvajice disponibilny prijem na obyvatela, nezamestnanost, hustotu obyvatel'stva
a vyvoj migracie ako zakladné premenné popisujice dopytovi stranku. Na opis ponukovej
stranky som si pomohol premennymi zachytdvajicimi pocet povoleni na vystavbu novych
domov (building permits), ktoré aj podla Hwang a Quigley-ho (2006) reprezentuji vel'mi
dobry odhad pre skutoény pocet novo postavenych domov (housing starts). Dalej som pouZil
data zachytavajice prevladajicu turokovi mieru hypoték acenovy index rezidenénych
nehnutelnosti. VSetky premenné s vynimkou trokovych mier sa li§ia pre ré6zne MSAs.
V nasledujticej Casti si detailnejsie priblizime pouzité data.

Cenovy index rezidenénych nehnutelnosti (Home Price Index, d’alej len HPI) som
cerpal z FHFA (Fedeal Housing Finance Agency), ktory Stvrtrocne zaznamendva cenovy
index pre single-family rezidencni nehnutel'nost’ na zaklade idajov z konformnych hypoték
od Freddie Mac a Fannie Mae. Pouzity HPI index zachytdva vSetky transakcie, teda aj nakup,
aj refinancovanie rezidencnych nehnutelnosti. MenSou nevyhodou je, Ze spomenuty HPI
index vyuZziva dédta iba z konformnych hypoték, ¢ize chybaji ddaje o cendch rezidencnych
nehnutelnosti zakupenych napriklad subprime hypotékami. Tento nedostatok je vSak
vyvdzeny hlavnym benefitom FHFA HPI indexom, ato granularitou dat, Cize vieme
rozliSovat’ cenovu droven rezidenénych nehnutel'nosti vo vSetkych MSAs.

Pocet povoleni na vystavbu novych domov na drovni MSA st Stvrtro¢né ddaje zbierané
od roku 1980 organizaciou US Census Bureau.

Déta o disponibilnom prijme na obyvatela pre rézne MSAs vrocnej frekvencii
publikuje urad the Bureau of Economic Analysis (BEA).

Hustotu obyvatel'stva (Obrazok 1) som ziskal podielom populécie arozlohy kazdej
MSA. Obe statistiky ako aj udaje o migrdcii obyvatel'stva st dostupné vd’aka US Census
Bureau. Ro¢né ddaje o populécii st dostupné na zaklade séitavania obyvatel'stva, ktoré sa
vykonava kazdych 10 rokov (posledné v roku 2010). V Case vykonavania tejto analyzy boli
dostupné redlne udaje len z roku 2000, ale Census Bureau poskytuje aj projekcie populdcii pre
jednotlivé MSAs po roku 2000, ktoré som pouzil.
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Obrdzok 4: Hustota obyvatel’stva v USA (iidaje za December 2008 )

Udaje o nezamestnanosti na trovni MSA sii na mesagnej béze publikované tiradom the
Bureau of Labor Statistics (BLS).

Pre trokovi mieru hypoték som sa rozhodol pouzit’ jednotni mieru pre vsetky MSAs,
a to drokovd mieru pre typickud fixnd 30-ro¢nd hypotéku Cerpanid zo zdroja HSH Financial
Publishers. Tabulka 1 porovnava ddaje neddvnych hodnot nezavislych premennych pre 10
MSAs s najvacsimi populaciami. Pre lepsiu predstavu o celkovom mnozZstve vstupnych dat si
je treba uvedomit’, Ze hovorime o databaze pozostavajicej z 363 metropolitnych jednotiek,
z ktorych kazdd je charakterizovana Siestimi ekonomickymi alebo demografickymi
premennymi o diZke vyse 80 pozorovani v asovom rade (3tvrtroéné tdaje od Q1 v roku 1990
do Q1 v roku 2010).

Tabul’ka 2: Vstupné ddta pre 10 najl’udnatejsich MSAs za Q1 v roku 2010

MSA_NAME Unempl | Permits | Income | Density | Migr

New York-Northern New Jersey-Long Isl.,NY-NJ-PA 9.53% 13,428 | 56,552 2,858 13,140
Los Angeles-Long Beach-Santa Ana, CA 11.90% | 9,000 | 44,062 | 2,713 | 17,041
Chicago-Naperville-Joliet, IL-IN-WI 11.47% | 5,040 | 46,693 1,354 925

Dallas-Fort Worth-Arlington, TX 8.47% | 20,796 | 44,174 741 21,338
Houston-Sugar Land-Baytown, TX 8.60% | 29,748 | 51,938 681 19,062
Philadelphia-Camden-Wilmington, PA-NJ-DE-MD 9.57% 6,724 | 50,057 | 1,269 | -2,896
Atlanta-Sandy Springs-Marietta, GA 10.63% | 8,700 | 36,583 674 16,744
Miami-Fort Lauderdale-Pompano Beach, FL 11.43% | 4,996 | 44,540 | 1,073 | -7,890
Washington-Arlington-Alexandria, DC-VA-MD-WV 6.83% 13,672 | 59,788 978 10,591
Boston-Cambridge-Quincy, MA-NH 8.83% 4,644 58,242 1,312 4,516

3. Specifikicie modelu

Faktory, ktoré urcuji budici vyvoj cien nehnutel'nosti v USA su Specifické pre rozne
MSAs. V niektorych pripadoch mdézu byt urcujice ekonomické fundamenty v jednotlivych
oblastiach, vinych pripadoch moze ist Cisto o Spekulativne nakupy a oCakdvania, ktoré
napriklad umelo zvysia cenu. Z tohto dovodu som sa rozhodol pridat’ do modelu aj nezdvisld
premennd HPI.;, ktord reprezentuje oneskoreni premennid (lagged variable) zdvislej
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premennej HPIL. Tymto spésobom testujem vysvetlovanie vyvoja cien nehnutelnosti
ekonomickymi fundamentami, ale aj cenovymi o€akdvaniami ticastnikov trhu.

Model predpovedajici budici vyvoj cien rezidencnych nehnutelnosti v USA
predstavuje regresny model s viacerymi nezdvislymi premennymi a je zaloZeny na metdde
dynamickej postupnej regresie (dynamic stepwise regression). T4 ndm umozni automaticky
vyber optimalnych, alebo len signifikantnych premennych, kde model vd’aka kombinovanému
pristupu (backward and forward stepwise regression) zakazdym preveruje, ¢i je moZzné
vynechat' niektord z vysvetl'ujicich premennych bez toho, aby sa podstatne zvysil
nevysvetleny stcet Stvorcov odchylok (residual sum of squares) v regresii.

V modeli pouZivam dita so Stvrtrocnou frekvenciou a ked’Ze niektoré vysvetl'ujice
premenné sui k dispozicii len v podobe dat srofnou frekvenciou, musel som vyuZit’
interpoldciu dat (uprednostnil som plastickejSiu cubic spline metédu pred linedrnou
interpolaciou) na ziskanie Stvrtrocnych dat. Podobne pre ziskanie najnovsich dat, ktoré este
neboli publikované (napriklad odhady populédcie v rokoch 2009 alebo 2010), som vyuzil
techniku extrapolacie (spline function).

NavySe vregresnom modeli som pouzil aj casovi dummy variable (premennt),
pomocou ktorej sa snazim zachytit’ Strukturdlne zmeny v modeli alebo zmenu vztahov medzi
premennymi, ktoré mohli nastat’ v dosledku ekonomickej krizy. Pred prasknutim cenovej
bubliny na trhu nehnutel'nosti v USA mala HPI vo vic§ine MSAs len stipajiicu tendenciu. Po
tomto obdobf sa ceny prudko prepadli nadol. V modeli som preto pouZil tito dummy variable,
ato nasledovnym spoésobom: Od zaciatku sledovaného obdobia, t.j. od Q1 1990 az po Ql
v roku 2006 som pouzil hodnotu 0 a pre hodnoty Q2 2006 a neskorsie som pouzil hodnotu 1.

V neposlednom rade som vyuzil Standardnd techniku oneskorenych nezavislych
premennych, kedy som oneskoril vSetky dopytové (nezamestnanost, populacia a demografia)
a jednu z ponukovych nezdvislych premennych (pocet povoleni na vystavbu novych domov)
odva Stvrtroky. Tento krok je oddvodnitelny logikou, Ze momentalna zmena napriklad
v nezamestnanosti alebo ponuke novych domov sa prejavi na cene nehnutel'nosti az o nejaky
Cas — v literature sa najcastejSie vyuziva oneskorenie o jeden, respektive dva Stvrtroky, ja som
pouzil oneskorenie o dva Stvrtroky. Vd’aka uvedenej technike budem schopny okamzite
predikovat’ vyvoj cien nehnutelnosti v nasledujicich dvoch Stvrtrokoch. V pripade, Ze by
som vytvoril model na predikciu jednotlivych nezavislych premennych (napriklad pomocou
metdéd casovych radov, ARMA modelov), vedel by som predpovedat vyvoj cien
nehnutelnosti do eSte hlbsej budicnosti. Toto viak predstavuje extra nadstavbu k sti¢asnému
modelu, s ktorou sa v tomto prispevku zaoberat’ nebudem.

Zostavil som sustavu 363 rovnic, kde som skimal vztahy medzi nezdvislymi
premennymi a cenou nehnutel’nosti v jednotlivjch MSAs. Vysledny vSeobecny tvar modelu
pre kazdd MSA vyzerd nasledovne:

HPI = B, + B, Income+ B,Unemploy+ B,PopDens+ 3, HousStart+ 3, 30FRM +
+ B.TIME + B,Migr+ B,HPI,

lag

(D

4. Vysledky modelu

Pri porovnani vysledkov z 363 regresii mi vyslo, Ze oneskorend premennd HPI,,, bola
Statisticky vyznamnd aZz v 97% pripadoch. Nasledovand bola d’alej Casovou dummy
premennou (69%), disponibilnym prijmom na obyvatela (68%), hustotou obyvatel'stva
(62%), poctom povoleni na vystavbu novych domov (47%), nezamestnanostou (41%)
a urokovou mierou hypoték (33%). Intuitivna interpreticia tychto vysledkov by mohla zniet,
Ze ceny rezidenénych nehnutelnosti boli predovSetkym pohdnané cenovymi ocakdvaniami
ako aj to, zZe vzt'ahy ktoré vysvetlovali vyvoj cien pred rokom 2006 a po fiom boli odliSné.
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Spomedzi ekonomickych fundamentov, disponibilny prijem na obyvatela a hustota
obyvatel'stva sa zdaji byt najlep§imi premennymi, ktoré vysvetluji pohyb a vyvoj cien
nehnutel'nosti.

Typickym vysledkom analyzy je predikcia vyvoja budiceho vyvoja cien nehnutel'nosti
(Tabulka 1 a Obrazok 2). Uvedené predikcie mdzu pomoct’ pri rozhodovani sa tak o otdzkach
o kipe alebo predaji nehnutel'nosti, ako aj pri oceflovani mortgage-backed securities, kedy
ocCakdvand cena nehnutelnosti vyrazne ovplyviiuje pravdepodobnost’ defaultu hypotéky, ¢o
ma priamy dopad na cenu ceniny/dlhopisu.

Tabul’ka 2: Predpoved’ vyvoja HPI na Q2 a Q3 v roku 2010 pre 10 najl’'udnatejsich MSAs

MSA HPI HPA (%)

10Q1 10Q1 10Q2f 10Q3f
New York-Northern New Jersey-Long Isl.,NY-NJ-PA 234.04 -0.94 -2.59 -2.66
Los Angeles-Long Beach-Santa Ana, CA 240.1 -0.85 -1.61 -1.22
Chicago-Naperville-Joliet, IL-IN-WI 159 -1.91 -2.65 -2.66
Dallas-Fort Worth-Arlington, TX 163.23 -0.61 -1.21 -0.98
Houston-Sugar Land-Baytown, TX 189.78 -0.86 -1.21 -1.28
Philadelphia-Camden-Wilmington, PA-NJ-DE-MD 198.42 -0.94 -1.36 -1.42
Atlanta-Sandy Springs-Marietta, GA 163.19 -1.71 -2.95 -2.86
Miami-Fort Lauderdale-Pompano Beach, FL 197.22 -0.68 -3.78 -2.98
Washington-Arlington-Alexandria, DC-VA-MD-WV 217.66 -0.93 -1.95 -1.57
Boston-Cambridge-Quincy, MA-NH 223.68 -0.78 -0.48 -0.47

Z Obrézka 2, kde su znazornené predpovede vyvoja cien rezidenénych nehnutel'nosti, je
jasne vidiet’ odlisnost” jednolivych geografickych oblasti. V tomto pripade mézeme vidiet, Ze
najmé oblasti Statov Kalifornie a Floridy mali najhorsie vyhliadky cenového vyvoja. Kazdy
Svrtrok sa model rekalibruje a takisto aj vyhodnocuje presnost’ jeho predpovedi pomocou
viacerych metdd — absolitna a relativna odchylka, spravnost’ smeru predikcie...atd.

B Below -2 5%
0 -2 5% tg 0%
O Above 0%

Obrdzok 2: Predpoved’ vyvoja cien nehnutel’nosti na Q2 v roku 2010
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5. Zaver

Ciel'om tohto ¢lanku bolo prezentovat’ multilinedrny regresny model na predpovedanie
vyvoja cien reziden¢nych nehnutelnosti na metropolitnych drovniach v USA. Problematika
cien nehnutel'nosti v USA je vynimocna svojou komplexnost'ou, preto domnievat’ sa, Ze na
svete existuje nejaky model, ktory by bol schopny perfektne vysvetlit pohyby cien
nehnutelnosti v USA je prinajmenSom naivné. Napriek tomu si myslim, Ze prezentovany
model pontika solidne rieSenia v podobe predpovedi vyvoja cien rezidenénych nehnutel'nosti
v metropolitnych oblastiach USA v blizkej budicnosti, a to tak, Ze na jednej strane ponika
vysvetlenie pohybu cien lokdlnymi ekonomickymi a demografickymi fundamentami a na
strane druhej pontka aj vysvetlenie pomocou ocakavani budidcich cien. Z prezentovanych
vysledkov vyplyva, Ze ofakdvania budicich cien ovplyviiuji vyvoj budicich cien vo velkej
miere aspomedzi ekonomickych ademografickych fundamentov disponibilny prijem na
obyvatel’a a hustota obyvatel'stva sa javia ako Statisticky najvyznamnejsie premenné. Presnost’
modelu je I'ahko overite'nd kazdy novy Stvrtrok a pravidelnd rekalibracia parametrov by mala
zabezpedit’ dynamickd adapticiu modelu na aktudlne podmienky. Ako som uZ nacrtol v Casti
Specifikdcie modelu, model mdZe byt obohateny o predikcie nezdvislych premennych, ¢im by
sa v kone¢nom doésledku zvysil pocet moznych predikcii vyvoja cien nehnutelnosti do
budicnosti.
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Passing-Bablokova regresni metoda a navrh intervalovych odhadi
regresnich koeficienti

Passing-Bablok’s Regression Metod and Propsal of Interval Coeficient
Estimates

Jindfich Cerny

Abstract: The article focuses on comparison of robust regression analysis methods and least
squares method namely in models with one explanatory variable and one dependent variable.
Especial focus is given to Passing- Bablok regression and problems with implementing to
software. Robust methods offer the possibility of both high-quality estimation and at the same
time robust estimates. To demonstrate fitness and juxtaposition, simulated data similar to
experimental one was used.

Key words: Passing-Bablok regression, outlier, leverage point, robust regression, break point.

Klifova slova: Passink-Bablok regrese, odlehld pozorovéni, vlivné body, robustni regrese,
bod zvratu.

JEL classification: C2, C3

1. Uvod

V mnoha ulohdch regresni analyzy je zapotiebi pouZit pro odhad parametrii jinou
metodu neZ b&Zné pouZivanou metodu nejmeniich &tverc (MNC), kterd je téméF viude
pouzivana, pro mnohé praktické pouziti ale nejsou odhady provedené touto metodou
dostacujici. Zejména piedpoklady o normalnim rozdéleni chyb vétSinou nebyvaji dodrzeny,
vybocujici pozorovani at' jiz leverages (zdsadn¢ odlisSné hodnoty ve vysvétlujicich
proménnych) ¢i outliers (zdsadné¢ odliSné hodnoty ve vysvétlované proménné) nebyvaji
Nehodici se méfeni nebo body nelze jednoduSe vySkrtnout a stdvd se pak nutnosti pouZzit
nékterou metodu odolnou proti vybocujicim pozorovanim tedy metodu robustni.

Jednou z takovych metod je Passing-Bablokova regrese popsand v [3], poprvé byla
zminéna v [4]. Tato metoda je hojné€ pouzivand v medicinském a farmaceutickém softwaru pri
méfeni ruznych vystupnich obsahi latek v zdvislosti na vstupnich davkach. Nejcastéji je
pouZzivdna pii srovndvani dvou méficich metod — soucdsti tohoto softwaru jsou pak testy na
smeérnici rovnu jedné a absolutni ¢len rovny nule (pro srovnavani metod), proto je ziejmé
vzdy kladen diraz hlavné na pouziti u pifmky. V nalezené literatufe neni bliZS§i popis
algoritmu. Cilem tohoto ¢lanku je predstavit tuto metodu, prokazat jeji robustnost, odhadnout
bod zvratu a na piikladé ukazat jeji vyuziti.

2. Passing-Bablokova regrese - popis

Princip Passing-Bablokovy regrese je velmi jednoduchy. Je popsany v [3] a stru¢né v
[2]. Nejprve uvazujme model piimky y = by + b;x, z naméfenych hodnoty x a y vytvoiime
vSechny kombinace dvou bodd, tedy dvojice x;, y; a xj, yj, tyto dvojice bodl spojime pifmkou a
kazdé piimce urc¢ime jeji smérnici, takZe po tprave pro kazdou smérnici dostdvame
Yi—Yy j

b;=—+=0prol<i<j<n, @))]
o X
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kde n je pocet pozorovani. Déle pak ur¢ime medidn ze vSech takto vypoctenych hodnot b; a
ten pouZijeme jako odhad b; tedy
b =5, @)
Pro odhad by pouZijeme median rozdilt
Z;O =aq, kde a, =y, —l;lxi. 3)

VétSinou potiebujeme také intervalovy odhad parametrii. Jedna z moznosti je pouzit nékterou
z metod pro intervalovy odhad medidnu, takZe hornf a dolnf hranice pro b; je

ez
2

L 5 H= 5
Kde R; a Ry je pofadi ze vzestupné sefazenych hodnot odhadnutych smérnic, u je kvantil
normalniho rozdéleni a z je celkovy pocet odhadnutych smérnic ze vSech dvojic bodd, je to

kombinace
n

n—M‘y\/; n+u‘y\/;
R, =—2— aRH=722

2
kde R, a Ry je poradi ze vzestupné sefazenych hodnot odhadnutych by, u je kvantil
normdlniho rozdé€leni a n je pocet pozorovéni. Tyto vzorce 4 a 6 muzeme pouZit pro n>20.

Tato robustni metoda je neparametrickd a fadi se do metod s vy$§im bodem zvratu, je
odolna proti leverages i outliers.

z—u Nz
R, = %" 2R +1, “

Pro b, je intervalovy odhad

., ©)

3. Problémy p¥i vypocétu
Celkovy pocet odhadnutych smérnic je kombinace viz vzorec 5. TakZe prvnim
problémem je vysoky pocet odhadnutych smérnic, jak ukazuje tabulka 1.

Tabulka 3: Celkovy pocet odhadnutych smérnic
n 5 10 50 100 500 1000
Pocet smérnic 10 45 1225 4950 124750 499500

Ve vicerozmérnych tlohdch by byl tento pocet jesté vyssi. Dnesni vypocetni technika takovou
velikost dloh zvlada, horsi je pouZziti v jednoCipovych aplikacich nebo v fidicich jednotkach
apod., kde vypocetni sila nemus{ byt dostatec¢na.

Dalsi vyznamny problém nastdvd v okamZiku, kdy x; = x; (ve vzorci to znamend déleni
nulou). Vredlnych datech se tento problém muze vyskytnout — pro stejnou hodnotu
vysvétlujici proménné naméifme ruzné hodnoty vystupu. V literatufe neni uveden Zadny
popis, jak v takovém piipad¢€ postupovat.

K feseni tohoto problému jsou mozné dva piistupy. Prvni moZnost je odstranéni
»Spatné* dvojice bodll. Druhou moZznost{ je nahrazeni smérnice jinou hodnotou. Pro druhou
moznost miZeme teoreticky predpokladat, Ze smérnice se blizi k — o nebo + oo, jak je
ukdzano na obrdzku 1.

Navrh na feSeni tohoto problému je jednoduchy — jestlize vétSina smérnic je vétsi nez 0,
nahradime ,,Spatné* dvojice nejveétsi vypocitanou smérnici. Naopak je-li vétsina odhadnutych
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smérnic mensich, nahradime tyto dvojice nejmensi vypoctenou hodnotou. Tim v podstaté

posouvdme medidn nahoru nebo dolu.

25
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Xi=Xj
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0 T T + T T
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Obrdzek 5: Data kde se vyskytuji body x;= x;

4. Priklad odhadu

Odhady byly provedeny v MS excelu, za pouZiti jednoduché procedury popsané v [2].
Pro ilustraci bylo provedeno srovnani odhadi Passing-Bablokovi regrese, MNC a metody

nejmensich useknutych ¢tverct (LTS) viz obrazek 2.
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Obrdzek 6: Odhady riznymi metodami
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Rozdil mezi Passing-Bablokovou metodou a LTS je zplsoben malym poctem
pozorovani, pfi vétSich vybérech dévaji tyto metody podobné vysledky.

Na obrazku 3 je vidét selhdni metody pfi zvétsujici se kontaminaci dat, pro ilustraci byla
pouzita data s kontaminaci ndhodné slozky Cauchyho rozdélenim viz [1], model je postupné
kontaminovan vétsi chybou ve vysvétlujici proménné, az dojde k selhani odhadu smérnice, to
je vyjadieno relativni chybou. Na MNC je vidét, Ze k selhdni dojde pii prvni kontaminaci
modelu, odlehlé pozorovani md tak velky vliv, Ze vychyli odhady smérnice. Na prib&hu
selhani Passing-Bablokovi regrese je vidét, Ze v tomto piipadé k nému dochdzi{ a7 pti pomérné
vysoké kontaminaci modelu (okolo25%). Vysledky odhadd je moZno pouZit i k identifikaci
odlehlych pozorovani, tak jako u jinych metod s vysokym bodem zvratu. Odhady absolutniho
¢lenu vykazuji mensi stabilitu neZ odhady smérnice. Zv1asté pii pouziti intervalovych odhadu.

kontaminace dat v %
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1 1 1 1 1 1
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£ \
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Obradzek 7: Odhady riznymi metodami
5. Zavér

V prispévku bylo ukdzano, Ze popsand Passing-Bablokova regrese je metodou robustni.
Simulacemi bylo zjiSténo, Ze tato regresni metoda je odolnd proti outliers i leverages.
Problémem jsou stejné hodnoty ve vysvétlované proménné, v pifpadé neoSetieni algoritmu
dochazi k déleni nulou a chybovym hlaskam. Experimentaln¢ byl odhadnut bod zvratu mezi
25% a7z 35%. Tato metoda je velmi jednoducha a dava velmi dobré vysledky. Pfi vétSim
vybéru jsou pak i intervalové odhady v rozumnych mezich. Po provedeni velkého poctu
simulaci na rizné kontaminovanych datech a rizné velkych vybérech, lze konstatovat, Ze
odhady jsou velmi stabilni. Tato metody by se méla zcela jisté zatadit, mezi bézné nabizené
metody ve statistickém software.

Diéle bylo vyzkouseno, Ze odhady z této metody mohou byt velmi dobie pouZity jako
vychozi odhady pro jiné iteracni metody, napiiklad MM-odhady.

Dalsi modifikace této metody mohou byt napiiklad odhady regresnich parametrd pro
kvadraticky ¢i jiny model.
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Cilem dalsi prace bude posoudit, zda nékterd kritéria pro vybér robustnich regresnich
modelt napiiklad AICC a BICC jsou vhodna pro pouZiti s touto metodou a piipadné odvodit
a pouzit dalsi diagnostické prvky pro tuto metodu, tak aby se dala plnohodnotné pouzit.
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Lidské zdroje v CR soucasnost a perspektivy
Human Resources in the Czech Republic — Present Time and Prospects

Tomas Fiala, Jitka Langhamrova

Abstract: The paper describes the supposed development of the population of the Czech
Republic in productive age in the next fifty years. The population projection is based on latest
available data. The productive age is considered since 20 until the retirement age which is
increasing in time. Not only the development of the number but also the development of the
proportion and age structure of the population of productive age is analyzed. The projection
indicates decrease of the number and proportion of people in productive age as well as
population ageing of the labor force.

Key words: productive age, population projection, population ageing.

Kli¢ova slova: produktivni v€k, populaéni projekce, starnuti populace.

JEL classification: J11, J21, J24

1. Uvod

Pro ekonomicky vyvoj kazdé zemé je dulezity relativni dostatek nejen napiiklad
finan¢nich ¢i materialnich zdroja, ale i zdroja lidskych, zdroji pracovnich sil, tj. obyvatelstva
v produktivnim véku. Za doln{ hranici produktivniho véku je povazovéan obvykly vék zahdjeni
ekonomické aktivity, coZ je v dnesni dobé priblizné 20 let. Jeho horni hranici pak je obvykly
vék odchodu do diichodu. ProtoZe v soudasné dobé v Ceské republice dochazi k prodluzovani
dichodového veku, neni tato hranice v Case konstantni, ale rostouci, odpovidajici soucasné
pravni dprave.

Na rozdil od vyvoje tmrtnosti, ktery je pomérn¢ stabilni (stfedni délka Zivota trvale
roste) dochdzi v piipadé plodnosti a migrace v CR k relativng &astym a pomémé vyraznym
zménam trendti vyvoje. Malokdo asi ocekaval tak prudky pokles plodnosti ve druhé poloving
devadesatych let a rovnéz jeji opetovny ndrust pocatkem tohoto tisicileti byl pro mnohé az
piekvapivé vysoky. V roce 2009 vSak byla plodnost o néco nizsi nez v roce 2008 a rovnéz
predbézna data za prvni polovinu roku 2010 naznacuji pokracujici stagnaci plodnosti.

Jeste vétsi zmény vykazuje vyvoj migrace. Zatimco béhem devadesdtych let se
pohyboval migraéni pifrustek kolem 10 tisic osob ro¢ng, v letech 2005-2006 dosahoval
hodnot jiz kolem 35 tisic a v letech 2007-2008 dokonce 70-80 tisic osob ro¢né. V roce 2009
vSak pokles na méné nez 30 tisic a v prvnim pololeti roku 2010 ¢inil pouze o néco mdlo vice
nez 3 tisice osob.

Vyvoj plodnosti a migrace pochopitelné¢ vyraznym zplsobem ovliviluje vyvoj
demografické struktury obyvatelstva, tedy i vyvoj poctu, podilu a demografické struktury
obyvatelstva v produktivnim véku. Ve svém piispévku analyzujeme soucasny stav populace
v produktivnim véku v CR a jeji ptedpokladany vyvoj béhem nasledujicich 50 let.

2. Metodologické poznamky

Prahovou demografickou strukturou pro vypocet projekce bylo aktudlni demografické
sloZeni obyvatelstva CR podle veku a pohlavi k 31. prosinci 2009 (tj. k 1. lednu 2010)
publikované CSU ([1]). Pfedpokladany vyvoj do roku 2060 byl vypodten na zdklad® pracovni
verze aktudlni populacni projekce CR vypracované na katedfe demografie FIS VSE v roce
2010.
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Vzhledem ke stagnaci plodnosti v poslednim obdobi vychazela projekce z predpokladu,
ze uhrnnd plodnost ceskych Zen poroste vtomto desetileti mnohem pomaleji nez
v ptedchozim obdobi a do roku 2020 dosahne hodnoty pouze 1,55. V dalsim obdobi se
piedpoklddal linedrni rist thrnné plodnosti k hodnoté 1,70 v roce 2060. O struktufe plodnosti
se predpoklddalo, Ze se do roku 2020 piibliZi struktuie plodnosti nizozemskych Zen, kde jiz
byla ukonéena transformace plodnosti do vyssiho véku a plodnost je zde pomérné stabilni.

O umrtnosti se pfedpokladalo, Ze stiedni délka Zivota muzli i Zen nadéle poroste po celé
prognézované obdobi s tim, Ze ro¢ni nardst se bude postupné snizovat ze soucasnych hodnot
0,30 pro muze, resp. 0,25 pro Zeny na 0,20 pro muze resp. 0,17 pro Zeny na konci
prognézovaného obdobi. V roce 2060 se piedpoklddd stfedni délka Zivota muzi 85,5 roku,
sttedni délka Zivota Zen 89,5 roku. Predpoklddalo se zachovani soucasné struktury imrtnosti,
tj. konstantni relativni pokles pravdépodobnosti imrti pro v§echny jednotky veku.

Vzhledem k nizké migraci v poslednim obdobi byl pfijat predpoklad, Ze migracni
pfirdstek bude Cinit pouze 10 tisic osob rocné. Soucasné se predpokladal nartst podilu Zen
a détf mezi imigranty.

3. Pi'ehled hlavnich vysledku
Vyvoj poétu a vékové struktury celé populace

Podle pfedpokladaného scéndie dalStho demografického vyvoje by pocet obyvatel
Ceské republiky jesté zhruba 10 let rostl, kolem roku 2020 by piekroil 10 600 000 osob.
V dalsich letech by se vSak projevily disledky poklesu poctu Zen v reprodukénim véku
(atedy i poklesu poctu zZivé narozenych), pomérn¢ nizké plodnosti a nepfili§ vysokého
migraénfho piirtistku. Poget obyvatel CR by zacal trvale klesat, pfiblizné v roce 2030 by se
vrétil na souCasnou droven. Pokles by vSak ddle pokracoval, koncem ctyficétych let by pocet
obyvatel CR pokles pod 10 miliont a v roce 2060 by byl pravdépodobné jen o mélo vy3ii nez
9,5 milionu s perspektivou dalsiho poklesu.

Tabulka 4: Vyvoj poctu obyvatel a velikosti ekonomickych generaci CR

Rok Pocty osob Podily (v % z celkového poctu obyvatel)
o 3 . Ny . - - — -

v vk | " vek | aurnivee | 9Kem | ol vek | Ve | cutntuek | cetem
2010 2110361 | 6100731 | 2295721 | 10506 813 20,1 58,1 21,8 100,0
2015 2065608 | 6089906 | 2430908 |10 586 421 19,5 57,5 23,0 100,0
2020 2130270 | 5963381 | 2522457 |10616 109 20,1 56,2 23,8 100,0
2025 2129922 | 5926165 | 2529101 | 10585187 20,1 56,0 23,9 100,0
2030 1981921 | 5945484 | 2555756 | 10483 161 18,9 56,7 24,4 100,0
2035 1818770 | 5885929 | 2636462 |10 341160 17,6 56,9 25,5 100,0
2040 1730689 | 5587563 | 2881357 |10 199 609 17,0 54,8 28,2 100,0
2045 1712885 | 5200947 | 3151810 |10 065 642 17,0 51,7 31,3 100,0
2050 1732619 | 4904406 | 3282449 | 9919474 17,5 49,4 33,1 100,0
2055 1732838 | 4643533 | 3371232 | 9747602 17,8 47,6 34,6 100,0
2060 1677309 | 4497833 | 3371541 | 9546 683 17,6 471 35,3 100,0

Zdroj: Vlastni projekce na zdkladé vychozich dat CSU

Klesal by rovnéz pocet osob v produktivnim véku, a to navzdory predpoklddanému
postupnému zvySovani diichodového veéku na 65 let do roku 2030. Zatimco v soucasné dobé
¢inf pocet osob v produktivnim véku zhruba 6 100 000 osob, za 10 let by byl jiZ o néco nizs{
nez 6 miliont, na zacatku 40. let by poklesl po 5,5 milionu a v roce 2060 by pocet osob
v produktivnim véku byl jiZ nizsf nez 5 miliond. Klesal by rovnéZ podil osob v produktivnim
veku z celkového poctu obyvatel. Ze soucasnych vice nez 58 % by se do konce 30. let sniZzil
na 55 %. V nasledujicich deseti letech, kdy do dichodu postupné odejdou pocetné skupiny
osob narozené v 70. letech, 1ze ocekavat pokles podilu osob v produktivnim véku pod 50 %
celkového poctu obyvatel. (Viz Tab. 1.). Naproti tomu dojde ke zvySeni podilu osob
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v poproduktivnim v&ku ze soutasnych 21,8 % na vice nez 35 %. Starnuti populace CR bude
pokracovat.

Vyvoj poétu a vékové struktury osob v produktivnim véku

Starnuti obyvatelstva se nevyhne ani populaci v produktivnim véku. Kromé sniZzovani
poctu i podilu osob v produktivnim véku se budé ménit i v€kova struktura téchto osob. Bude
se snizovat podil mladSich osob a naopak zvySovat podil osob ve vysSich vékovych
kategoriich produktivniho véku. Hlavni pfi¢inou je pfedev§im velmi nerovnomérnd vékova
struktura populace CR; vysoky podil osob narozenych v 70. letech a naopak nizky podil osob
narozenych na prelomu tisicileti. V soucasné dobé jsou nejpocetnéjsi pétiletou veékovou
skupinou 30-34leti, jejich pocet je vyssi nez 900 tisic; pfitom pocet osob o 20 let mladSich
(10-14leti) je zhruba polovicni.

Pocet osob v mlad$im produktivnim véku (20-39leti), ktery je v souCasné dobé vyssi
nez 3 200 000 se béhem ndsledujicich 15 let sniZi téméf o milion a po roce 2050 muze byt
pocet osob v této vekové Kkategorii niz§i neZ 2 miliony. Naproti tomu pocet osob
v produktivnim véku 40letych a starSich do roku 2035 téméf o milion vzroste, pak vSak

ivtéto v€kové skupiné nastane pokles poctu osob. Podrobnéjsi tdaje o vyvoji poctu osob
v jednotlivych pétiletych skupinich produktivniho véku uddva Tab. 2.

Tabulka 2: Vyvoj vékového sloZent osob v produktivnim véku v CR (pocty osob)

Rok 20-24 25-29 30-34 35-39 40-44 45-49 50-54 55-59 60-64 Celkem

2010 700740 | 758921 | 927 504 | 845964 | 700 861 679938 | 700 751 | 643490 | 142562 |6 100 731
2015 622308 | 708665 | 764 668 | 929 951 845367 | 697247 | 669 909 | 661864 | 189 927 |6 089 906
2020 467186 | 630665 | 714779 | 768024 | 929298 | 841263 | 688082 | 652913 | 271 171 |5 963 381
2025 480256 | 476 070 | 637 152 | 718544 | 768706 | 925166 | 831354 | 672324 | 416 593 |5 926 165
2030 574503 | 489275 | 483032 | 641334 | 719828 | 766 604 | 915224 | 814 424 | 541 261 |5 945 484
2035 578 404 | 583514 | 496 316 | 487753 | 643204 | 718635 | 759 746 | 898 092 | 720 265 |5 885 929
2040 532467 | 587549 | 590487 | 501082 | 490405 | 642903 | 713131 | 746987 | 782553 |5 587 563
2045 480666 | 541811 | 594600 | 595122 | 503810 | 491350 | 638838 | 702381 | 652 368 |5 200 947
2050 427 428 | 490199 | 549012 | 599286 | 597664 | 504 937 | 489291 | 630239 | 616 350 |4 904 406
2055 416 068 | 437 135 | 497538 | 553842 | 601908 | 598578 | 503 194 | 483 686 | 551 585 |4 643 533
2060 444 975 | 425888 | 444598 | 502498 | 556 685 | 603 008 | 596 520 | 498 046 | 425615 |4 497 833

Zdroj: Vlastni projekce na zdkladé vychozich dat CSU

Zmény poctu osob v jednotlivych vékovych skupinach produktivniho véku miZeme
vyjadfit pomoci indexii porovnavajicich vyvoj poctu osob vzhledem k vychozim poctim na
pocatku roku 2010. Zatimco pocet osob ve vékovych skupinich produktivniho véku do 35 let
bude jiz v tomto desetileti klesat, u vys$sich veékovych kategorii zaznamendme nejprve rist
(jak do tohoto véku budou postupné vstupovat pocetné skupiny osob narozené v 70. letech),
pokles se dostavi az pozdé&ji. Jedinou vyjimkou je pochopitelné pocet 60letych a starSich osob,
vzhledem k tomu, Ze diichodovy vék se postupné zvysuje nad 60 let, bude se zvySovat i pocet
osob produktivntho véku 60letych a starsich. (Viz Obr. 1.).

Bude se tedy ménit nejen pocet, ale i vékové slozeni osob produktivniho véku. Zatimco
v soucasné dobé¢ je vice neZ polovina osob produktivniho véku mladsich 40 let, béhem 20 let
poklesne podil osob v této vékové kategorii témér na tietinu poctu vSech osob produktivniho
veku, v dalsich letech se zvysi zhruba na 40 %. Podil osob produktivniho véku starsich 40 let
naopak poroste. Vzhledem ke zvySovéani dichodového véku zaznamendme nejvyssi rlst
u podilu osob produktivniho v&ku starSich 60 let. Zatimco v soucasné dobé¢ jsou pouze 2,3 %
osob produktivniho véku starsi 60 let, kolem roku 2040 se mize pohybovat podil téchto osob
na hodnotach blizkych 14 %. Podrobnéjsi udaje o zménach vekové struktury osob
produktivniho véku zachycuje Tab. 3. a Tab. 4. a Obr. 2.
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O starnuti populace v produktivnim veéku svédéi i rast primérného vEku osoby
v produktivnim véku. Zatimco v soucasné dobé je jeho hodnota o néco niz§i nez 40,

v nejbliz§ich letech tuto hranici piekroc¢i a ve 30. letech se miZe primérny vék osob
v produktivnim véku pohybovat okolo 44 let. (Viz Obr. 3)

2010 2015 2020 2025 2030 2035 2040 2045 2050 2055 2060

Zdroj dat: Vlastni projekce na zdkladé vychozich dat CSU
Obr. 1: Vyvoj indexii poctu osob v produktivnim véku

Tabulka 3: Vyvoj vékového slozeni osob v produktivnim véku v CR
(podily v % celkového poétu osob v produktivnim véku)

Rok 20-24 25-29 30-34 35-39 40-44 45-49 50-54 55-59 60-64 | Celkem
2010 11,5 12,4 15,2 13,9 11,5 11,1 11,5 10,5 2,3 100,0
2015 10,2 11,6 12,6 15,3 13,9 11,4 11,0 10,9 3,1 100,0
2020 7,8 10,6 12,0 12,9 15,6 14,1 11,6 10,9 4,5 100,0
2025 8,1 8,0 10,8 12,1 13,0 15,6 14,0 11,3 7,0 100,0
2030 9,7 8,2 8,1 10,8 12,1 12,9 15,4 13,7 9,1 100,0
2035 9,8 9,9 8,4 8,3 10,9 12,2 12,9 15,3 12,2 100,0
2040 9,5 10,5 10,6 9,0 8,8 11,5 12,8 13,4 14,0 100,0
2045 9,2 10,4 11,4 11,4 9,7 9,4 12,3 13,5 12,5 100,0
2050 8,7 10,0 11,2 12,2 12,2 10,3 10,0 12,9 12,6 100,0
2055 9,0 9,4 10,7 11,9 13,0 12,9 10,8 10,4 11,9 100,0
2060 9,9 9,5 9,9 11,2 12,4 13,4 13,3 11,1 9,5 100,0

Zdroj: Vlastn projekce na zdklad& vychozich dat CSU
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Tabulka 4: Vyvoj vékového slozeni osob v produktivnim véku v CR

(kumulované podily v % celkového poctu osob v produktivnim véku)
Rok do 25 let do30let | do35let | do40 let do 45 let do50let | do55let | do 60 let Celkem
2010 11,5 23,9 39,1 53,0 64,5 75,6 87,1 97,7 100,0
2015 10,2 21,9 34,4 49,7 63,6 75,0 86,0 96,9 100,0
2020 7,8 18,4 30,4 43,3 58,9 73,0 84,5 95,5 100,0
2025 8,1 16,1 26,9 39,0 52,0 67,6 81,6 93,0 100,0
2030 9,7 17,9 26,0 36,8 48,9 61,8 77,2 90,9 100,0
2035 9,8 19,7 28,2 36,5 47,4 59,6 72,5 87,8 100,0
2040 9,5 20,0 30,6 39,6 48,4 59,9 72,6 86,0 100,0
2045 9,2 19,7 31,1 425 52,2 61,7 74,0 87,5 100,0
2050 8,7 18,7 29,9 42,1 54,3 64,6 74,6 87,4 100,0
2055 9,0 18,4 29,1 41,0 54,0 66,9 77,7 88,1 100,0
2060 9,9 19,4 29,2 40,4 52,8 66,2 79,5 90,5 100,0

Zdroj: Vlastni projekce na zdkladé vychozich dat CSU
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Zdroj dat: Vlastni projekce na zakladé vychozich dat CSU
Obr. 2: Vyvoj vékové struktury osob v produktivnim véku

4. Zavéry

Prezentované vysledky plati za predpokladi, na jejichz zdkladé byla projekce
vypoétena. Rada predpokladii je velmi zjednodusenych. Neni napiiklad vylouena moznost
dalstho zvySovani dichodového véku nad hranici 65 let, i kdyZ je otdzkou, zda by pro lidi
tohoto véku byl dostatek vhodnych pracovnich piilezitosti. RovnéZz je mozné, Ze dojde
k oziveni a nardstu migracniho salda nad pfedpokladanych 10 tisic osob roc¢né i
k rychlejsimu ndristu plodnosti.

V kazdém piipadé je vSak tfeba se nad eventudlnimi disledky souvisejicimi se
snizovdnim podilu a stdrnutim populace produktivniho véku zamyslet co nejdiive a hledat
jejich feseni s dostateCnym pfedstihem. Tim se zvysi nadé€je, Ze chystand opatteni, kterd
nemuseji byt pochopitelné vzdy popularni a vitana, vzniknou na zdkladé seriézni a podrobné
analyzy, celospolecenské diskuse a s ohledem na zdjmy vSech spolecenskych vrstev. SniZi se

tak riziko Ze by tato opatfeni vyvolala dalsi sniZeni Zivotni Grovn€ osob s niz§imi piijmy, m¢la
za nasledek rist socialnich rozdilti a zvysila tak napéti ve spolecnosti.
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Zdroj dat: Vlastni projekce na zdkladé vychozich dat CSU
Obr. 3: Vyvoj priimérného véku osob v produktivnim véku

5. Literatura

[1]BOGUE, D. J., ARRIAGA, E. E., ANDERTON, D., L. (eds.). 1993. Readings in Population
Research Methodology Vol. 5. Population Models, Projections and Estimates. United
Nations Population Fund, Social Development Center, Chicago, Illinois.

[2]F1ALA, T. 2006 Dva piistupy modelovani vyvoje umrtnosti v populacni projekci a jejich
aplikace na populaci CR. Bratislava 05.10.2006 — 06.10.2006. In: Forum Statisticum
Slovacum 4/2006. Bratislava : Slovenskd Statistickd a demografickd spolo¢nost’, s. 44-55.
ISSN 1336-7420.

[3]FIALA, T., LANGHAMROVA, J. 2009. Human resources in the Czech republic 50 years ago
and 50 years after. Jindfichiv Hradec 09.08.2009 — 11.08.2009. In: IDIMT-2009 System
and Humans — A Complex Relationship. Linz : Trauner Verlag universitat, 2009, S. 105—
114. ISBN 978-3-85499-624-8.

[4]KACEROVA, E. 2008. International migration and mobility of the EU citizens in the
Visegrad group countries: Comparison and bilateral flows. In: European Population
Conference. Barcelona. EPC, 142.

[S]KoscHIN, F. 2005. Kapitoly z ekonomické demografie. Oeconomica, Praha.

[6]LANGHAMROVA, JITKA., ARLTOVA, M., LANGHAMROVA, JANA. 2009. Zmény ve vékové
struktufe obyvatelstva a jejich moZné diisledky. Slapanice 22.01.2009 — 23.01.2009. In:
Bila mista teorie a ¢erné diry reforem ve vefejném sektoru. Brno : Tribun EU, 2009, s. 26—
32. ISBN 978-80-7399-700-7.

[7]http://www.czso.cz/csu/2010edicniplan.nsf/p/4003-10.

Adresa autora (-ov):

Tomas Fiala, RNDr., Csc. Jitka, Langhamrova, doc., Ing., Csc.
Katedra demografie, FlaS Katedra demografie, FlaS

Vysoka skola ekonomickd v Praze Vysoka skola ekonomicka v Praze
nam. W. Churchilla 4, 130 67 Praha 3 nam. W. Churchilla 4, 130 67 Praha 3
fiala@vse.cz langhamj@vse.cz

Zpracovdni tohoto ¢ldnku bylo financovdno z prostiedkii instituciondlni podpory na dlouhodoby koncepcni
rozvoj védy vyzkumu na FIS VSE v Praze.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 46

Zmény demografického vyvoje a populaéni struktury v CR od roku 1989

Changes in the demographic development and structure of the population
in the Czech Republic since 1989

Tomas Fiala, Jitka Langhamrova

Abstract: The paper deals with a brief analysis of the changes of the demographic behavior
and age structure of the population of the Czech Republic in the past twenty years. It
compares the demographic development since 1990 in the Czech Republic with the
development up to the end of 1989 and shows the changes in mortality, fertility, migration
and also in the age structure.

Abstrakt: Cla’lnek uvadi{ stru¢nou analyzu zmén demografického chovéni a v€kové struktury
obyvatelstva Ceské republiky béhem uplynulych 20 let. Porovndvé demograficky vyvoj od
roku 1990 v Ceské republice s demografickym vyvojem do konce roku 1989 a poukazuje na
rozdily v imrtnosti, plodnosti, migraci a také ve v€kové struktufe.

Key words: demographic development, productive age, population ageing.

Kli¢ova slova: demograficky vyvoj, produktivni vek, starnuti populace.

JEL classification: J11

1. Introduction

As a result of the political, social and economic changes that occurred in the Czech
Republic since 1989 there have also been changes in the demographic behavior of the
population of the Czech Republic in the past twenty years, some of them quite considerable.
These understandably resulted, among other things, in changes in the age structure of the
population.

2. Development of the demographic behavior

Mortality

Whereas in the fifties, sixties, seventies and eighties the life expectation in the Czech
Republic grew only very slightly or even stagnated or dropped for a short period, from 1990
we have recorded its constant and faster growth, especially in the case of men (see Table 1).

The annual values of the life expectancy are affected of course by random fluctuation.
To eliminate these fluctuations we have used the value of the slope regression coefficient to
characterize the average annual increase of the life expectation in a given time period. (E. g.
the average annual increase of the life expectancy in the period 1950-54 can be expressed by
the slope regression coefficient based on linear regression model of life expectancy in the
period 1950-54.)

The values of the “moving regression” coefficients for five-years time periods are
shown in Figure 1. (The value for each year ¢ is the slope regression coefficient of the linear
regression model in the time period #-2; #+2.). The relatively high annual increase in the early
fifties has diminished and was followed by period of decrease in the sixties for males and later
for a short time also for females. The period of little increase in the early seventies was
followed by the stagnation period in late seventies and early eighties. Since late eighties we
can observe permanent increase of life expectancy. After 1989 the values of average annual
increase of the life expectancy are relatively high and contrary of the previous period higher
for males then for females.
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Table 5: Demographic development of the Czech Republic since 1950
Life expectanc Total fertilit . . Natural Net .
Year males D femilles rate Y| Live births Deaths increase migration* Total increase|
1950 62,16 66,97 2,828 188 341 103 203 85 138 1267 86 405
1951 62,16 66,97 2,791 185 570 102 658 82912 12 406 95 318
1952 64,56 69,41 2,718 180 143 97 726 82417 8 444 90 861
1953 65,49 70,11 2,615 172547 98 837 73710 -1 253 72 457
1954 65,86 70,81 2,578 168 402 99 636 68 766 14954 53 812
1955 66,74 71,79 2,578 165 874 93 300 72574 9141 63 433
1956 67,13 72,22 2,562 162 509 93 526 68 983 -6 402 62 581
1957 66,74 71,92 2,478 155 429 98 687 56 742 -5 746 50 996
1958 67,70 72,85 2,280 141 762 93 697 48 065 -6 460 41 605
1959 67,53 72,94 2,092 128 982 97 159 31823 -4 524 27 299
1960 68,03 73,58 2,091 128 879 93 863 35016 -6 057 28 959
1961 67,55 73,41 2,112 131019 94 973 36 046 6789 29 258
1962 66,99 72,95 2,120 133 557 104 318 29 239 5877 23363
1963 67,41 73,56 2,310 148 840 100 129 48711 3423 45 289
1964 67,55 73,68 2,338 154 420 101 984 52 436 -6 886 45 551
1965 67,15 73,42 2,178 147 438 105 108 42 330 8172 34 159
1966 67,25 73,76 2,022 141 162 105 784 35378 9573 25 806
1967 67,16 73,67 1,908 138 448 108 967 29 481 -14 967 14515
1968 66,60 73,46 1,838 137 437 115195 22242 -13 262 8 981
1969 66,02 73,15 1,874 143 165 120 653 22512 14 424 8089
1970 66,12 73,01 1,928 147 865 123 327 24 538 -16 050 8 489
1971 66,18 73,32 1,994 154 180 122375 31805 1817 29 988
1972 67,22 73,66 2,094 163 661 119 205 44 456 1423 43033
1973 66,52 73,64 2,312 181 750 124 437 57 313 308 57 621
1974 66,76 73,54 2,462 194 215 126 809 67 406 -1 255 66 151
1975 67,01 73,94 2,432 191 776 124 314 67 462 1906 65 556
1976 67,07 74,14 2,390 187 378 125 232 62 146 1677 60 469
1977 67,13 74,14 2,339 181763 126 214 55 549 -3 000 52 549
1978 67,21 74,23 2,326 178 901 127 136 51765 2243 49 522
1979 67,35 74,30 2,272 172112 127 949 44 163 -1813 42 350
1980 66,84 73,92 2,072 153 801 135 537 18 264 -2 451 15813
1981 67,18 74,30 1,996 144 438 130 407 14 031 -4 235 9796
1982 67,27 74,40 2,002 141738 130 765 10 973 -4204 6 769
1983 67,02 74,25 1,968 137 431 134 474 2957 3569 612
1984 67,31 74,18 1,968 136 941 132188 4753 3331 1422
1985 67,46 74,70 1,952 135 881 131 641 4240 3757 483
1986 67,46 74,62 1,936 133 356 132 585 771 2939 2168
1987 67,83 75,13 1,910 130 921 127 244 3677 -3 231 446
1988 68,09 75,27 1,940 132 667 125 694 6973 -3408 3565
1989 68,11 75,40 1,874 128 356 127 747 609 -4 493 3884
1990 67,54 76,01 1,893 130 564 129 166 1398 5328 3930
1991 68,21 75,67 1,861 129 354 124 290 5 064 576 4 488
1992 68,52 76,11 1,715 121705 120 337 1368 8 329 9697
1993 69,28 76,35 1,666 121 025 118185 2840 2024 4864
1994 69,53 76,55 1,438 106 579 117373 10 794 6 490 4304
1995 69,96 76,94 1,278 96 097 117913 21816 6 547 -15 269
1996 70,37 77,27 1,185 90 446 112782 -22 336 6677 -15 659
1997 70,50 77,49 1,173 90 657 112744 22087 8623 13 464
1998 71,13 78,06 1,157 90 535 109 527 -18 992 6 036 -12 956
1999 71,40 78,13 1,133 89 471 109 768 20 297 5322 14975
2000 71,65 78,35 1,144 90 910 109 001 -18 091 3087 -15 004
2001 72,14 78,45 1,146 90 715 107 755 -17 040 -8 551 -25 591
2002 72,07 78,54 1,171 92786 108 243 15 457 12 290 3167
2003 72,03 78,51 1,178 93 685 111288 -17 603 25 789 8 186
2004 72,55 79,04 1,226 97 664 107 177 9513 18 635 9122
2005 72,88 79,10 1,282 102 211 107 938 5727 36 229 30 502
2006 73,45 79,67 1,328 105 831 104 441 1390 34720 36 110
2007 73,67 79,90 1,438 114 632 104 636 9 996 83 945 93 941
2008 73,96 80,13 1,500 119570 104 948 14 622 71790 86 412
2009 74,19 80,13 1,490 118348 107 421 10 927 28 344 39 271

*In 19502000 including unregistered migration estimated by the census.
Source: Czech Statistical Office.
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The application of the linear regression model for the period 1969—-1989 shows that the
life expectancy of males increased annually only 0.08 years, the annual increase for females
was 0.10. From 1989 up to the present its growth for males has been more than fourfold — it
rose annually by 0.33 years (i. e. four months). For females in the period 1989-2009 the
annual increase was “only” 0.24 years (i. e. three months). The differences in the development
of the life expectation of women up to 1989 and after 1990 are far less striking.
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Source: Own computations based on the data of the Czech Statistical Office

Figure 1: Average annual increase of the life expectancy
(slope regression coefficient of a five-year moving linear regression)

Fertility

Probably few demographers expected such a marked decline in fertility as that which
took place immediately in the first years after 1989. In the period 1995-2005 the values of
total fertility rate were lower than 1.3 (see Table 1) and fertility in the Czech Republic was
among the lowest in the EU at that time. The later relatively rapid growth was caused chiefly
by the realization of the deferred fertility of women who had decided not to have children
until around the age of 30, which is the average age of mothers in the countries of western,
northern and southern Europe. In 2009 the value of overall fertility was somewhat lower than
in the previous year and the data for the first half of 2010 indicate that the stagnation in
fertility in the Czech Republic might proceed.
Live births, deaths, natural increase

The drop in the number of live births, which began in 1975, continued also after 1989,
but at a far more rapid rate (see Table 1). Whereas in 1991 there were still almost 130,000 live
births in the Czech Republic, in the years 1996-2001 the annual number of live births was
only somewhere around 90,000; this means more than 30 % lower than at the beginning of the
nineties. In the first years of this millennium, thanks to the strong population generations of
women born in the seventies, the number of live births gradually increased to almost 120,000.
In the next few years, however, due to the constantly falling numbers of women at the age of
greatest fertility, a long-term decline is again to be expected.

The development of the number of deaths was relatively stable and after stagnation in
the eighties it began to drop slightly from 1990.
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From the end of the First World War the Czech Republic constantly had a positive
natural increase, the values of which reached about several tens of thousands of people each
year. From 1983, however, these dropped below 10,000 persons. With regard to the above-
mentioned sharp decline in the number of live births, the Czech Republic had in the period
1994-2005, for the first time in its history, a negative value of the natural increase, which was
not caused by any catastrophic events, but merely by a deep decline in fertility. (See the Table
1.) The present situation, where the number of live births is again higher than the number of
deaths, will probably end in a few years and the natural increase of the population of the
Czech Republic will be again long-term (if not permanently) negative. Only a constantly
positive and gradually increasing net migration will then prevent a decrease of the population.
Migration

Of all the demographic processes it is usually migration that is most influenced by
political, social and economic changes taking place on the territory of the country studied.
This is logical; as opposed to mortality and fertility migration may be (and usually is) directly
or indirectly regulated by the laws of the country concerned. In the time of the socialist
regime in Czechoslovakia the possibility of migration from or to the Czech Republic (with the
exception of migration from/to Slovakia) was strongly restricted. If we add illegal emigration
to the net migration published by the Czech Statistical Office, we can then say that (in spite of
the constantly positive net migration with Slovakia) up to the end of 1989 (with the exception
of the beginning of the fifties) the Czech Republic had a negative net migration deficit (see
the Table 1).

Since 1992 this trend changes — the annual number of immigrants is (with the only
exception in the year 2001) higher than the number of emigrants. The positive net migration
has partly eliminated the natural decrease of the population of the Czech Republic. Since 2002
the values of the annual net migration balance have been about tens of thousands. In 2009,
however, there was a relatively dramatic drop in the net migration balance from a value of
more than 70,000 to less than 30,000. The data for the Ist half of 2010 indicate a further
marked drop in the net migration; its value was at the level of only about 16 % of the net
migration in the st half of 2009. (Data since 2001 are not corrected by unregistered
migration, it will be possible to make the correction retrospectively when the results of the
census in 2011 will be available.)

3. The development of the age structure

The above changes in demographic development naturally resulted in changes in the age
structure of the population of the Czech Republic. These changes also, however, naturally
took place smoothly and slowly.

The ageing of the population continued. There was a strong reduction in particular of
the proportion of people under the age of 20. Whereas at the beginning of 1990 this
proportion was still around 30 %, in the course of the next 10 years it dropped to less than
25 % and at present it is only just over 20 %. The proportion of persons over the age of 60, on
the contrary, increased from just below 18 % (1990) to more than 22 % (2010). The
proportions of those aged 20 — 39 years and 40 — 59 years also increased by a few percentage
points (see the Fig. 2).

In relation to the ageing of the population there is often talk of the increase in the
financial burden of the current pension system. A simple measure of this burden is what is
known as the old-age dependency ratio — the ratio of the number of persons of pension age to
the number of persons of productive age. A more suitable age for the lower limit of the
productive age is not the 15 years used formerly, but as much as 20 years. In the present day
only very few young people begin economic activity immediately after leaving elementary
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school — usually they raise their qualifications further at secondary school or in an
apprenticeship course.

The upper limit of the productive age is usually considered to be the normal age for
retirement. Because the retirement age for both men and women has been rising gradually in
the Czech Republic since 1996, the upper limit of the productive age was set as variable —
corresponding to the retirement age at the given moment.
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Source: Own computations based on the data of the Czech Statistical Office

Figure 2: Development of the age structure of the population of the Czech Republic (in %)

The retirement age for women in the Czech Republic depends on the number of children
reared, so for the sake of simplicity it was assumed that each woman reared just 2 children.

Up to the end of 1995 the retirement age for men was taken to be 60 years and for
women 55 years. Since 1996 there has been an increase in the retirement age. The increase is
carried out on a generation basis, not as a transversal; for each further year of birth the
retirement age for men rises by 2 months and in the case of women it is 4 months more than
for the previous year of birth. It is clear that from the transversal viewpoint the retirement age
for men rises by 1 year in 7 years. (At the end of 1995 the retirement age for men was 60 for
men born in 1935. Men born in 1941 had retirement age 61 years, they reached the retirement
age in 2002, so at the end of 2002 the retirement age was 61 years). Similarly the retirement
age for women rises by 1 year in the course of 4 years.

Perhaps somewhat surprising is the finding that the highest values of the old-age
dependency ratio (around 44) were achieved at the beginning of the seventies. By the end of
the seventies it had dropped to a value just over 40 and it remained at these values up to the
beginning of the nineties. From 1994 the value of this index has constantly remained lower
than 40. With regard to the raising of the retirement age the drop in the values of this index
continued down to 36 and at present it is slightly over 37. (If, however, the retirement age had
remained without change up to the present at the level of the beginning of the nineties, the
present value of the index would already be over 47.) See the Table 2. It seems, then, that the
raising of the retirement age was relatively well timed and its rate appears to be optimal.

The old-age dependency ratio is, of course, a very rough index. It does not take into
account whether persons of productive age really are economically active and whether people
of post-productive age really are receiving a pension. Simultaneously with the raising of
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retirement age it was made possible to retire prematurely. In spite of this it appears that to
ascribe the present problems with financing the pension insurance system exclusively to
unfavorable demographic development is simplifying matters or is even misleading.

Table 2: Development of the old-age dependency ratio in the Czech Republic

Year [1951(1952(1953|1954|1955| 1956|1957 | 1958 | 1959|1960| 1961|1962| 1963|1964 | 1965| 1966|1967 | 1968| 1969|1970
OADR| 29,1 29,7 30,3 |31,0 (31,7 32,7 (33,7 34,7 35,7 | 36,8 | 37,3 | 38,4 | 39,4 | 40,3 | 41,2|42,0| 42,6 | 43,1|43,5|44,0
Year [1971(1972(1973|1974|1975|1976|1977|1978|1979|1980| 1981|1982| 1983|1984 | 1985| 1986 1987|1988 | 1989|1990
OADR| 44,2 | 43,5 | 42,8 | 41,9 41,7 | 41,4 41,0 [ 40,6 | 40,2 | 40,3 | 40,5| 40,9 | 41,1|41,2|41,2|41,2|41,2|41,1|41,1(40,9
Year | 199119921993 |1994 1995|1996 1997 | 1998 (199920002001 2002|2003 | 2004|2005 | 2006|2007 | 200820092010
OADR| 41,0 40,7 | 40,3 | 39,8 | 39,3 | 38,8 38,0 37,3 | 36,7 | 36,3 | 36,0 | 36,0 | 36,0 | 36,1 | 36,5|36,7|36,9|36,9(37,1(37,6
Source: Own computations based on the data of the Czech Statistical Office

4. Conclusions

One of the most marked changes in the demographic behavior of the population of the
Czech Republic after 1989 was the sharp drop in fertility, which resulted in the natural decline
in the population of the Czech Republic in the 19942005 period. As opposed to the preceding
period immigration prevailed over emigration from 1990. Especially after the year 2000 the
net migration (which partly compensated for the drop in population through natural change)
achieved values in the order of several tens of thousands per annum.

Thanks to the relatively well-timed raising of the retirement age and the optimally
selected rate of its growth the ratio of the number of persons of retirement age to the number
of persons of productive age is so far relatively stable in spite of the ageing of the population.
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Vypocet variability pre nelinearne odhady
Variance computing for nonlinear estimates

Boris Frankovi¢

Abstract: This article is about computing variance for nonlinear estimates used in practice in
statistical offices. We’ll express this variance using Taylor approximation to reduce non-
linear forms of the variables to linear forms and using jackknife method too. In both cases
we’ll deal with stratified sample.

Key words: variance, nonlinear, jackknife, stratified
KPucové slova: variabilita, disperzia, nelinedrne, jackknife, stratifikovany
JEL classification: C14, C83

1. Uvod

Disperzia je klicovym ukazovatelom presnosti odhadov pri hodnoteni kvality
Statistickych vystupov vybranych Statistickych zistovani. V tomto ¢ldnku sa budeme
Specidlne zaoberat' nelinedrnymi odhadmi, ktoré sa casto vyskytuji v Statistickej praxi.
Vypocet podla Standardného vzorca na vypocet disperzie nie je moZny. Pristipime
k aproxima¢nym metédam, ako ku klasickej linearizacnej metdde, tak aj k metéde jackknife
a v oboch situdcidch sa zameriame na vypocet v pripade stratifikovaného vyberu. Vysledky
naprogramujeme Vv Statistickom softwari R.

2. Lineariza¢na metoda

Casto pouzivand metéda na vypodet variancie komplikovaného odhadu je zaloZend na
Taylorovej aproximécii, kedy nelinedrny tvar odhadu prevedieme na tvar linedrny. Ozna¢me
tento nelinedrny odhad ako F. F je funkcia m premennych (6, s. 411). Pre dostato¢ne velkd
vyberovi vzorku ndm postacia prvé dva cleny Taylorovho rozvoja.

a
£ = £+ L G + 0

kde O(h) ide v limite do nuly. Aplikovanim na vypocet disperzie dostaneme

D6 30 = £[17) - (w?))]z -

=E F(X0)+ (X Xo) - E F(Xo)+ ( X) || =
aF(X) _ oFX)| . — ’
XT)(X Xo)—E o7 To( -Xo)
Dalej
LU ER o) B 2 R SR R R

a tento vyraz sa rovnd nule vtedy a len Vtedy, ked E ()? ) =F ()T(;), teda ked’ E (X ) =X,.
Preto budeme parcidlne derivicie robit’ v bodoch, ktoré zodpovedaji strednym hodnotdm
jednotlivych premennych. Dostavame teda
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D(F(Xy, ., Xm)) =E aF(X)

m >
9F (X) ( F(X
E Z =D Z X; (€))]
o 0% |y 0Ky
Vysledny vztah je uvedeny v (6, s. 411). V priklade, na ktorom sme skdsali tito tedriu, sa
vyskytoval odhad typu

(x- E(X)

E(X)

2
(X: —EXD)

H n
Yh=1 Zizhl WhiVhi

F =
H o
=1 Zi=1 WhiXhi

(1,5.17) ©)

pricom
H je pocet nenulovych strit
h je cislo straty
n,  je pocet jednotiek v strate h
n je pocet jednotiek vo vybere, n = Y1_, ny,
Wy  je vdha i-tej jednotky v h-tej strate
Vhi» Xpi SU hodnoty analyzovanych premennych i-tej jednotky v h-tej strate, ¢i uz
kategorické, alebo numerické
Oznaéme Wy; Vpi, WriXn; ako Xgpi, k = 1,2. Dostaneme
H_ Znh Xoiv:
_ =14ij=11hi
21};1:1 Z:lzhl XZhi
(6, s. 412). F je funkcia m = 2n premennych, spocitame teda obe parcidlne derivacie

v prislusnych bodoch. Stredné hodnoty jednotlivych argumentov funkcie sa budi rovnat’ ich
hodnotdm, nakol’ko nie si ndhodnymi premennymi.

F(X)|  _ 1 FX)| LT Xaw
. T yH n . - 2
0X1hi |E(y) Yhe1 202 Xoni 0X2ni (%) (ZH_ 2" Xoni)
Dosadenim do vzt'ahu (1)
H Nh H np
THo 2 Xang
D(F(Xy, ., X)) = D ZZZ i = ) D et s o
2hi = e (Cha 2 Xon)
H N H N
3 ZZ iy Z Yhe1 Zit Xini -
= h' h- - h. h.
Zh 12 1X2hi o ol ORI sz) o
Pocitajme
1 Why ELE?:’HXM Wt =
SH ot o WhiYhi T 2 WhiXhi =
h=1 2121 X2ni (ZH_ 2 Xon)
_ 1 Wiy Yot it WhiVni e =
=S o WhiVhi Tz WhiXni =
The1 22y Whidng (Hoa 22 whixng)
WhiYhi WniXpiF Wii (Vhi = %niF)

— = — 7 = T ‘= Ghi (1, S. 18)
ﬁ=1 Zifl WhiXhi 213:1 Zifl WhiXhni 21;11=1 Zifl WhiXhni
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Pokracujme

H "h H Mh

D(F(Xy, ., Xm)) = Z Z D(gn) = Z Z(l — Ty;) N
h=1i=1 h=11=1

(6, s. 413) kde N, je pocet jednotiek v opore v strate h, g, =

Np
1 Z(Qni — gn)?

Z‘ 1gm (1, s.18) je priemer

hodndt gp; vo vnitri straty h a mp; = WL (1 — my;) je korekcia dlsper21e pri vybere bez
hi
opakovania (4, s. 5225), pri vybere s opakovanim (Co nie je teraz nas pripad) sa tato korekcia
nepouZiva. Standardne sa vyuZiva korekcia (1 —;—h) avSak vhodna je iba v pripade, Ze
h

vSetky vdhy v ramci straty sd rovnaké. V opacnom pripade je prijatelnejSia prave korekcia

(1 — my,;), ktord zohl'adiiuje védhu kaZzdej jednotky zv14st.
H "h

D(F(Xy, . X)) = ZZ(l—nM) 1Z(gm a? =
-y

h=1

Z(l ~ (g~ Gw)? (1,5.18) ®
i=1

Nh
gn = 2219 (4 ¢ 1g)
Np
Ak n, = 1 pre nejaké h, tak disperzia vo vnitri tejto straty bude nulovd. Sumujeme teda len
cez straty, kde st aspoil dve jednotky.
Takisto Casto sa vyskytujici ukazovatel’ je jednoduchsieho tvaru

H n,
h=12ieg WhiVhi
H Y
h=1 Zi=1
Oznaéme Wp;Ypi , Wi ako Xgpi, k = 1,2. Pokraujme analogicky s predo§lym postupom,
dostaneme

F= (1,s.16) 4)

H Nn H Nhn

Yhoa Zit X
D(F'(Xy, e, X)) = D ZZ Il _Z By
Zh- 2hi —1i=1 (Zn:12i=1xzm‘)
y Zh 121 1X1hz W _
<7 wnn v WhiYhi TS o .. 2Wh T
The Zi=1 Xoni (0% sz)
n,
Wi -1 il Whiyhiw _
H nn hiJhi — 2 Whi =
120 Wiy (e, Z?z"l(wm) )
WhiYhi wp F’ Whi(Yni = F)
I SIS Th w10
= i= L = i= i = =
=1 l_‘}lh =1
—_— Zi=1 €hi
g, =210
nh

D(F Ky X)) = Z 12(1 m(en =)  (Ls.16) (5)

3. Metdda jackknife

Tato metdéda je jednou z viacerych replikatnych metéd. Bola navrhnuta M. H.
Quenouilleom vroku 1949 za udcelom zostrojenia univerzilneho odhadu odchylky od
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skutoénych hodndt parametrov (7, s. 4). Stavebnym kamenom su replikované odhady
ukazovatela vypocitaného zn — 1 (v pripade stratifikdcie n, — 1 v kazdej strate zv1ast, vo
vSeobecnom pripade n — d, deN) pozorovani.

Nech 8 je odhad ukazovatela na zdklade celého vyberového siboru. Dalej nech
énh_l(i) je odhad rovnakého funk&ného tvaru ako 6, aviak vypoéitany po vynechani i-tej
jednotky v h-tej strate (3, s. 28), pricom zvySnych n, —1 jednotiek bude prevazenych
vyrazom # ako kompenzicia za jednu vynechand (4, s. 5225). Dostaneme teda ny
replikovanych odhadov v kaZzdej strate, dokopy n.

Najskor sa zameriame na jackknife odhad v pripade jednoduchého ndhodného vyberu
apotom odvodené vysledky aplikujeme na stratifikovany vyber. Pseudohodnoty st
definované ako

6i =nb — (n—1)6,_1(0)
(3, s. 28) a jackknife odhad ukazovatel’a je priemer pseudohodnot, ¢ize podla (5, s. 8)

B =228 = 5 (10 = (= 06y,0) =

o on—1vw R R
—nb - "TZ 8,_,(i) = nf — (n— 1. )

kde 0, = %Z{;l 0,_1(i) je aritmeticky priemer pseudohodnét (7, s. 5). Uvedomiac si, Ze
jackknife odhad je priemer, dostadvame jeho disperziu Vyjadrem’l na Zéklade (5, s. 8) v tvare

P60 =20 - n(n_nz @) = gy 2.0

= n(n—_l)Z(né — (= D01 (i) —nd + (n— 1DA.)’ =
i=1

1 Z ) X
= mZ[—(n ~ 16,1 () + (n— DAL =

1)2[@ n(e.-5, 1m>r S (0. 0a) =

i=1

n— 1) = 9 )
Vysledny vztah je uvedeny v (7, s. 5) Po prenaqobem korekciou
D(0yx) =—Z(1 7)(Bna() - 0.)° ™)

=1
Tento vzorec je vSak pouzitelny iba v situdcidch, ked sa jednd o odhad linedarneho
ukazovatela v pripade jednoduchého i stratifikovaného vyberu ao odhad zlozitého
nelinedrneho ukazovatela v pripade jednoduchého ndhodného vyberu. N&a§ ukazovatel je
nelinedrny odhad v pripade stratifikovaného vyberu, moZeme teda bud’ pouZzit' klasickd
lineariza¢nd metédu, alebo metédu jackknife d’alej linearizovat, ¢oho vysledkom budd
identické vysledky ako pri klasickej linearizacii.

Nakolko je vzorcom (7) vypocitatelna disperzia odhadu thrnu aj v pripade stratifikovaného
vyberu, oznaéme odhad tretiecho ukazovatel'a ako podiel dvoch thrnov. F je rovnako ako v (2)

n
_ Egﬂ Zizhl WhiYhi

n,
Eﬁ=1 Ziil WhiXhi



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 56

Ozna¢me jednotlivé thrny.

F= ®
V (7) sme vyjadrili tvar jackknife disperzie bez stratifikdcie, z ¢oho vyplyva, Ze disperzia
celkového thrnu bude

x|~

H T H np H
D(y)=D Z Z WhiVhi | = z D Z WhiVhi | = Z 5(§1Kh)
h=1'i=1 h=1 \i=1 h=1
kde éth je jackknife odhad thrnu v strate h. Cize
H n
- n,—1 ~ . A \2
D) = D =S (1 = 1) (O (D — 61.) ©
h=1 i=1

(4, s. 5225), pri¢om znacenie je analogické s_predo§l)’/m.
Linearizujme teraz disperziu odhadu rovného podielu dvoch thrnov. Postupujme ako vo

vzorci (1), 2
r
=2 )-sfi,,, (-G -
=E [Z—i . ¥ —Em) + 2L = E(Xy) (x-EW)| =
[E(X) (Y —EW)) - EZ(X) ) (x - E(X))]

1
E 09) Y—E(Y)—E(X) x-EX)

Ked'Ze presnd hodnotu E (X), resp. E (Y) nepozndme, spocitame aritmetické priemery.

H N H TNh H nNp 1 H np
EX)=E Zzwhixhi =ZZE(WMXM)=ZZZZZWMXM=
h=1i=1 h=1i=1 h=1i=1 h=1i=1

H ™Mh

122

=n-— WhiXn:i =Y

n hi*hi
h=1i=1

E[(Y E()* —2(Y —E(Y))

Pokraéujeme

BF) = —— 9]

2
E(X)(X E(X))+<E(X)> (X -—EX)

(Y) Y)
D(Y)+<E(X)> DX) -2 <E(X)>COV(Y X)| =

E*(X)
1

= % [D(Y) + F2D(X) — 2Fcov(Y, X)] (10)
ako je uvedené v (4, s. 5226). Vo vyraze (9) uZ vystupuju iba variancie a kovariancia
linearnych stratifikovanych odhadov, ktoré sa daji vypocitat’ jednak klasickou linearizaciou
a jednak pouZzitim vzorca (9).

4. Zaver

V tejto praci sme sa zaoberali vypoctom disperzie pre nelinearne ukazovatele, ktoré sa
vyskytuju v praxi na Statistickych uradoch v roznych zistovaniach. Nakol'ko klasicky vypocet
nie je mozny, pristipili sme k aproximacnym vyjadreniam, ktoré priniesli uspokojivé
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vysledky. Celd procedira bola ndsledne naprogramovand v Statistickom softwari R. Nakol'ko
je algoritmus plne prispdsobeny potrebam konkrétneho zistovania, vstupny sibor je iba
datova tabulka avystupny subor je tabulka s konkrétnymi hodnotami odhadov, ich
smerodajnych odchylok a variaénych koeficientov. Nebolo by vSak problémom tento
algoritmus zovseobecnit, telo funkcie by pocitilo iba malé zmeny.
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Modely hodnotenia spokojnosti zamestnancov
Evaluation models of employee satisfaction

Marek Andrejkovi¢, Zuzana Hajduova

Abstract: The issue of employee satisfaction is very important for businesses. In this article
we propose a model of evaluation of employee satisfaction. Using of this model is dependent
on using of computer technology because the amount of calculations needs to be done in
iterations. The usage of this model is possible in various fields. The usage in field of
evaluation of employee satisfaction is only illustrative.

Key words: Employee Satisfaction. Information System. Evaluation.
Kriacové slova: Spokojnost’ zamestnancov. Informacny systém. Hodnotenie.

1. Uvod

Meranie spokojnosti zamestnancov s nadriadenymi je pre siCasné manazmentom
riadené procesy vel'mi dodlezité. Vykonnost zamestnancov je podmiefiovana spokojnostou
zamestnancov ¢i uz pozitivne alebo negativne. Preto je potrebné v ¢ase poznat’ aktudlnu mieru
spokojnosti zamestnancov a na zdklade toho volit’ efektivne kroky. Preto v tomto prispevku
poukdZeme na moznosti vyuZitia nového modelu hodnotenia spokojnosti zamestnancov
a pricom vyuZitie informaénych technolgii je pre tento model nutné. PoukaZeme na zloZitost’
modelu, ktory je mozné odstranit’ vyuZzitim vypoctovej techniky.

2. Spokojnost’ zamestnancov

Pojem spokojnost’ predstavuje mieru osobného prezivania jedinca alebo stav urcitého
naplnenia vyplyvajici z dspechu. ZiZenim tohto pojmu mdZeme definovat’ pojem pracovnej
spokojnosti ako pocit uspokojenia, ktory jedincovi prindSa je praca, resp. pracovna ¢innost.
(Kollarik, 2002) V tedrii sa mdZeme stretnit’ s rozliénymi hl'adiskami, s akymi autori nazeraji
na tento pojem. Tento pojem moézZeme rozclenit do dvoch hlavnych kategériif, a tymi su
spokojnost’ v praci a spokojnost’ s pracou. Spokojnost’ v praci je pritom Sir$i pojem
a predstavuje okrem spokojnosti s pracou aj spokojnost’ s pracovnymi podmienkami,
s medzil'udskymi vztahmi a podobne. (Kolldrik, 2002)

V oblasti vedenia zamestnancov sa autori orientuji na spokojnost zamestnancov so
Stylom vedenia nadriadeného. Autori poukazuji na rozlicny Styl vedenia, ktory nemusi
vyhovovat’ vSetkym zamestnancom. Pritom kazdého zamestnanca motivuje k vy$$im
pracovnym vykonom iny pristup vediceho pracovnika. Z toho dévodu je potrebné v zdujem
zvySovania vykonnosti atiez dobrej pracovnej klimy odporucit’ vedlicemu zamestnancovi
vhodny §tyl. (Carter et al., 2004) Spokojnost’ zamestnancov s oblastou motivacie zahfiaji
rozli¢né faktory od podpornych nastrojov a vhodnost'ou ich pouzitia a vyhodnosti. V dnesnej
dobe sa spoloCnosti snazia motivovat zamestnancov nefinanénymi prostriedkami.
V niektorych pripadoch autori uvadzaji, Ze vyuzitie financnych prostriedkov ma omnoho
niz8iu efektivnost’ ako nefinan¢né. Je to hlavne v pripade, ak zamestnanci musia podavat’
vysoky vykon asi velmi dobre finanéne hodnoteny. V takom pripade dalSie finanéné
prostriedky maji za nésledok iba mald mieru motivacie. (Farnham, 2000; Fuchsovd —
Kravédkova, 2004)
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3. Model hodnotenia spokojnosti

Navrhovany model hodnotenia zamestnancov vychddza z principu teérie grafov,
konkrétne teérie ndbojov. Grafické zobrazenie vztahov medzi hodnotenymi je moZné
realizovat’ pomocou bipartitného grafu. V najjednoduch§om pripade uvazujme, Ze vSetci
zamestnanci hodnotia vSetkych nadriadenych, pricom ich pocet moze ale nemusi byt rovnaky.
Uvedeny predpoklad neskor bude zavedeny do tohto modelu. Prostrednictvom pridelenia
preferencie kazdého hodnotiaceho ako aj hodnoteného bude mozné iterovat’ uvedeny postup
relativne do nekonecna, aZ kym neddjde k identifikdcii mienkotvornych skupin, ktoré potom
ur¢ia kone¢nud preferenciu. MdZeme predpokladat’, Ze v niektorych pripadoch pritom takéto
mienkotvornd skupina nebude existovat’ a vtedy je mozné pouzit' iba konvencny spOsob
zistovania hodnotenia zamestnancov.

V pripade tohto modelu uvazujme graf G, ktory pozostdva z mnoZiny hrdn a mnoZiny
vrcholov, ¢o zapiSeme nasledovne:

G=(V;E) €]

kde V oznacuje mnozinu vrcholov a E oznacuje mnozinu hran.

Uvedeny graf predstavuje schématické zobrazenie vzt'ahov medzi subjektmi modelu,
teda zamestnancami, ktori hodnotia nadriadenych. To mdéZeme zobrazit' nasledovne ako je to
uvedené v obrazku.

Nie vSetci zamestnanci musia hodnotit’ kazdého nadriadeného. TaktieZ uréovanie vih
bude predmetom d’alSej podkapitoly. Na zdklade uvedenej definicie grafu teda existuji dve
skupiny vrcholov, pricom vizby (hrany) medzi vrcholmi rovnakej skupiny neexistujd.

Vrcholy V grafu G predstavuji hodnotitelov aj hodnotenych. Tieto dve skupiny
mozeme odlisit’ nasledovne. MnozZinu vsetkych vrcholov rozliSujeme na dve podmnoZiny, a to
podmnozina A, ktord predstavuje hodnotitelov (zamestnanci) a podmnoZiny B, ktora
predstavuje hodnotenych (nadriadenych). Tieto podmnoziny s disjunktné, to znamend, Ze
prienikom tychto dvoch podmnoZin je prdzdna mnoZina. Teda plati, Ze

ANB=Y )

Pritom podmnozina  hodnotitel'ov pozostiva z nasledujtcich prvkov
A= {al,az,. . .,am}. Pocet hodnotitel'ov je teda m. Druhd podmnozina hodnotenych pozostava

z nasledujicich prvkov, ato B = {bl,bz,. . .,bn}, Spolu to zapiSeme ako

V=AUB 3)

Mnozina hran E pozostdva z nasledujicich casti E={el,ez,...,e } Hrany vedu

z kazdého vrcholu z podmnoZiny A do kazdého vrcholu patriaceho do podmnoZiny B. Z toho
dovodu existuje m-n hran.

Na zaciatku je prideleny vSetkym hodnotitel'om spolu K bodov. Tieto sa rovnomerne
rozdelia medzi m hodnotitel'ov. Teda kazdy z hodnotitel'ov dostane rovnaky pocet bodov, a to

konkrétne —. Uvedeny pocet bodov oznacime ako pocet v nultej iteracii, ked’ze uvedeny
m

vypocet sa vykondva iba raz na zaciatku. Pocet bodov, ktoré maju k dispozicii hodnotitelia
alebo hodnoteni, budeme zapisovat’ ako «, , respektive b, , kde i predstavuje poradové Cislo
hodnoteného alebo hodnotitel'a a j predstavuje poradové ¢islo iterdcie, ktord prave prebieha.
Pismeno a alebo b je pritom pridelené na zaklade toho, do ktorej skupiny uvedeny subjekt
patri, teda ¢i sa jednd o hodnotitel’a alebo hodnoteného.

Dalim doleZitym aspektom tohto modelu je definovanie véh. KaZd4 hrana z mnoZiny
hran E m4 pritom dve vahy, a to z toho dovodu, Ze v celkovom pohl'ade Ziadna z hrdn nie je
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smerovo orientovand a teda je mozné po nej prestivat’ body (hodnotenie) tak od hodnotitel'a
ako aj hodnoteného. Avsak pri vypocte modelu uvazujeme vzdy iba o jednom smere, a teda
celkovy graf je roz¢leneny na 2 bipartitné grafy, ktorych hrany si smerovo orientované. Na
zdklade toho potom urcujeme vdhy jednotlivych hrdn od kazdého subjektu. Vahy na

jednotlivych hrandch oznac¢ime ako wa,,, kde u predstavuje poradové ¢islo hodnotitela a

v predstavuje poradové ¢islo hodnoteného. Tak teda dostaneme napriklad wa;s, ¢o znamena,
Ze predstavuje vdhu pre hranu, po ktorej hodnotitel 1 odovzdava v modeli zvoleny pocet
bodov hodnotenému 3. Obdobne pre hodnotenych je definovana vdha na kazdej hrane ako
wb,

vu ?
hodnotitel'a. Teda v danom modeli existuje mnoZina vdh Wa a mnoZina vdh Wb, ktoré
pozostdvaji z m-n prvkov a obe mnoziny si rovnako mohutné.

kde v predstavuje poradové c¢islo hodnoteného a u predstavuje poradové cEislo

Viahy pre vsetky subjekty z rovnakej podmnoZiny sd pritom pevne definované pre celd
dobu iterovania. Prirad’ovanie vah sa realizuje prostrednictvom urCovania preferencii, kde
kazdy z hodnotitel'ov urci svoje preferencie vo¢i hodnotenym, to znamend, Ze ich zoradi
v poradi od najlepSieho k najhorSiemu, respektive mu priradi poradové ¢islo. Na zdklade tohto
poradového ¢isla bude kazda z hran, ktord z vrcholu tohto hodnotitela vychadza, zatazena
vahou, ktora prislicha danému poradiu zvoleného hodnoteného. Uvedené vahy pritom budi
vopred pevne dané a nebudd sa menit. Postup vypoctu véh ako aj ich stanovovanie bude
predmetom samostatnej podkapitoly, preto tu tento postup definujeme iba teoreticky a blizsie
mu nie je venovand pozornost’.

Na zdklade uvedenych definicii, ktorymi sme stanovili jednotlivé premenné v naSom
modeli, mdZeme stanovit' presny postup vypoctu poctu bodov, ktoré ziskajui jednotlivi
hodnoteni, respektive hodnotitelia. Uvedeny postup md iteracny charakter, pricom pocet
opakovani nie je uréené vopred. Tento pocet iteracii mdze byt definovany samotnym
kontrolérom modelu v podmienkach konkrétneho podniku alebo prostrednictvom limitného
kritérid, ktoré automaticky ukon¢i uvedeny program.

Postup bodovacieho algoritmu moézeme teda zapisat' nasledovne. V nultej iteracii
dojde k vypoctu bodov, ktoré ziskaji hodnotitelia na zaciatku.

amzﬁ,preizl,.,.,m 4)
m
V prvej iterdcii dojde k prerozdeleniu bodov od hodnotitel'ov k hodnotenym. K tomuto
prerozdeleniu teda pouzijeme vahy, ktoré sme predtym definovali. Teraz je potrebné pre
kazdého hodnoteného vypocitat, kol'’ko bodov ziska v prvej iteracii. To zapiSeme ako:

b“:Z(aSO-waS,),prei=1,...,n 5)
s=1
V d’alSom pokracovani prvej iterdcie musime vypocitat pocet bodov, ktoré budi
spatne prerozdelené hodnotitel'om. To uskutoénime obdobne. V tomto pripade vSak budeme
pouzivat’ vdhy z podmnoziny Wb. A teda dostaneme:
a, ZZ(b”-wb,,.),preizl,...,m 6)
=1
Teraz nasleduje druhd iterdcia a teda opétovny vypocet poctu bodov, ktoré ziska kazdy
z hodnotenych. To zobrazime obdobne ako v prvej iteracii.
b, = Z(axp,, -waxi), prei=1L...,n %)
s=1

A teda v 'ubovol'nej p-tej iteracii je pocet bodov hodnotitel'a rovny:
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a;, =i(b,,,‘Wb,i),prC i=1...,m ®

=1

Na zédklade vztahov (11) a (13) si definujeme cely algoritmus jednej iteracie, ktory

ur¢i pocet bodov pre hodnotitela ahodnoteného na konci iterdcie. To uvadzame
v nasledujucich dvoch vzorcoch (14) a (15).

m

a, = Zn:[wbn . (“‘,,71 “wa,, )J, pre i=1,...,m )

t=1 s=1

n

b, :Z[waﬂ -Z:(brr1 ~wb“.)j, prei=1...,n (10)

s=1 t=1
Pre pripad vypoctu alternativnej premennej prostrednictvom jednej iterdcie je
nasledovné:

n

a, = i(wbﬁ 3 (walle .z:(b“p?1 -wb,, )D, pre i=1,....,m )

=1 s=1 u=1
b’p = ;(wa” .g(wbu . 3 (au])72 -wa”i))J ,prei=1,...,n (12)

Uvedené vihy je mozné definovat’ ako zobrazenie mnoZzin Va a Vb. Uvedené mnoziny
sa vytvdraju cez sériu 4 pravidiel:
1. Sucet vah mus{ byt’ rovny jednej, teda:

ivaizl A ivb,:l
i=1 i=1 (13)

2. Prvky mnoziny vah Va aj Vb musia vytvdrat nerasticu postupnost ateda musi
platit:

va, —va,, 20 prei={l,...,n—1} (14)
vb, —vb,,; 20 prei={l,....m-1} (15)
3. Pre vSetky zdkladné vdhy z mnozin Va a Vb plati:

va, 20 preViji=1l,...,n} (16)
vh, 20 previsi={l,...,m} a7

4. Ak platia podmienky 1 a 3, potom nutne musi platit, Ze akykol'vek prvok mnoZiny
Va alebo Vb ma ¢iselnd hodnotu mensiu alebo rovnu ako 1.

va, <1 preVii={l....n} (18)

vb, <1 preVisi={l,...,m} (19)

Veta 1
Ak plati, Ze sicet postupnosti je rovny 1 a zdroven plati, Ze kazdy z ¢lenov postupnosti
je nezdporny, potom plati, Ze kazdy z €lenov postupnosti je mensi, nanajvys rovny 1.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 62

Doékaz
Predpokladajme, Ze su splnené podmienkyl a 3 a zdroven neplati podmienka 4. Teda
existuje takd mnoZina Va= {val Va,,....va, } ze:

L. Zvai =1
i=1
2. va, 20 Viiz{l,Z,...,n}
Ale existuje také j€{1.2,....n} také, Ze va, >1.

Ked'Ze operdcia stctu redlnych Cisel je komutativna, to znamend, Ze celkovy vysledok
suctu nie je zdvisly na poradi scitancov, moZeme bez ujmy na vSeobecnosti (BUNV)
preusporiadat’ Cleny postupnosti tak, aby va; bol prvy ¢len postupnosti. Ostatné €leny si

potom v rovnakom poradi.

ivai =va, +ivai
=1 i=2 13)

n
Plati, Ze Zvai 20, pretoze plati podmienka 2, ktord tvrdi, Ze
i=2

va; 20 Vii={12,...,n}. Dalej vieme, Ze va; >1. Apreto sicet kladného &isla a ¢isla

vécsieho ako 1 je urcite ¢islo ostro vicsie ako 1, teda
D ova, >1, (14)
i=1

¢o je v spore s podmienkou 1, Ze suma prvkov postupnosti ma byt rovna jedne;j.
q.e.d.

Vzhladom na ndrocnost’ vypoctov z hladiska mnoZstva vypoctovych tkonov je
pouzitie uvedeného modelu bez vyuzitia vypoctovej techniky vel'mi obmedzené. Na uvedeny
model ztoho dévodu vznikol pilotny program, ktory je schopny vypocitat vysledky zo
zvolenych vstupnych hodnét, co zjednodusuje pouzitie modelu a tym padom je tento model
mozné vyuzit' v podnikovej praxi.

4. Zaver

Vtomto clanku sme sa zaoberali ndvrhom modelu hodnotenia spokojnosti
zamestnancov a jeho pouzitim cez vypoctovi techniku. Uvedeny model hodnotenia je sice
objemom vypoctov ndro¢ny, avSak pouZitie vypoctovej techniky umoZzni jeho vyuZitie aj
v podnikovej sfére. Prinos tohto modelu je prave v oblasti spresnenia hodnotenia spokojnosti.
Hodnotenie spokojnosti zamestnancov je pritom dolezitd ¢innost’ za ucelom spravodlivého
ohodnotenia zamestnancov.
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Expozi¢ni kiivky a neparametricka regrese
Exposure curves and nonparametric regression

Jan Hrevus

X 2

Abstrakt: Expozicni kiivky hrajf duleZitou roli pfi vypoctu cen zajisténi Skodniho nadmérku.
Historicky prvni vyzkum na toto téma byl proveden vroce 1963, v némZ Ruth
E. Salzmannové popsala vztah mezi akumulovanou vysi pojisténych skod a procentni vysi
pojistné castky. Diskrétni empirické rozdéleni $kod bylo odvozeno na zakladé¢ historickych
$kod americké pojistovny ,,Insurance Company of North America* vzniklych v roce 1960. I
pfes pomérné velky rozsah zdkladniho souboru je tfeba data vyhladit pomoci regrese, aby
nasledny vypocet ceny nepropor¢niho zajiSténi pomoci tabelovanych hodnot byl vice
legitimni. Jednou z mozZnosti je uZzit neparametrickou regresi, nicméné tato metoda obvykle
nebyvd obsaZena ve statistickych paketech a musi byt programovdna manudlné. Jednou
z vyjimek, kde je metoda automaticky obsaZena, je statisticky software XLSTAT 2010,
pomoci né¢hoz budou provedeny vSechny v tomto ¢lanku uvedené vypocty.

Abstract: Exposure curves play a significant role in pricing of property excess-of-loss
reinsurance. The first research on that topic was introduced by Ruth E. Salzmann in 1963 in
her paper called “Rating by Layer of Insurance” where an accumulated loss cost distribution
by percentage of insured value was developed. An empirical discrete loss cost distribution
was created based on the direct loss data of the Insurance Company of North America for
1960 incurred year. Although the sample of the data was relatively large, some sort of
regression to smooth the observed values seems to be appropriate. One of the possible
directions might be use of nonparametric regression, however, that method is not usually
included in almost any statistical software and usually has to be programmed manually. All
calculations in this paper will be done in software XLSTAT 2010 which includes that
procedure.

Klic¢ova slova: neparametrickd regrese, expozi¢ni kiivky, zajisténi, Salzmann.
Key words: Nonparametric regression, Exposure curves, Reinsurance, Salzmann.
JEL classification: C14, G22

1. Introduction

Nonparametric regression is still a neglected discipline in respect of both practical use
and tuition at many universities. The logical consequence of that is a lack of this method in an
absolute majority of statistical software packages. One of the few exceptions is statistical
software called XLSTAT. It is an user friendly add-in for MS Excel which includes many
statistical methods including nonparametric regression. All calculations in this paper will be
done in XLSTAT 2010.

The method analyzed concerns to the reinsurance area, where property non-proportional
reinsurance treaties might by priced by various exposure curves. That approach was
developed in 1963 and will be further discussed and described.

2. Basic ideas of nonparametric regression

The nonparametric regression can be used as an alternative to parametric approach in
case of violation of the principal assumptions about the use of the parametric regression.
Further reasons for using of the nonparametric approach might be detection of outliers or
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making a prior assumption about the shape of the regression curve for further application of
the parametric approach.

There are more different types of nonparametric regression, however, only the type
called kernel regression will be described in this article. Further, only the simple model with
one quantitative response variable Y and one quantitative predictor variable X will be
discussed, however, all further used formulas can be easily modified for multiple
nonparametric regression. The simple regression function described in this article has the
following form:

Y =f(X)+e. 2

Kernel regression is a form of locally weighted averaging and belongs to the family of
smoothing techniques. The basic idea of that method is computing estimator ¥, as a weighted
average from the nearby lying observations. Assuming there is a focal value x; for each
observation y; then the closer the focal value x; of the observation y; to the focal value x, the
higher impact of y; on ¥,.

The essential issue with a huge impact on final result is a suitable choice of the number
of observations used for the local averaging where more possible methods exist.

One of the options might be use of fixed number of the nearest observations. This
method is called nearest neighbor estimate.

Another option might be a fixed distance from the focal value x, where this distance is
called bandwidth of the kernel estimator and will be further marked as /.

The other characteristic of kernel regression is the use of a kernel function to weight the
observations of the learning sample depending on their distance from the focal value x,
within the bandwidth & for prediction of §,. All kernel functions are constructed in the same
way where the closer the value x; to the value x, the higher impact of y; on prediction of ¥,.
Many kernel functions have been suggested (e.g. Uniform, Triangle, Epanechnikov, Quartic,
Triweight, Tricube, Gaussian, Cosine, etc.), however, it has been proved that choice of the
kernel function is not so important as all of them provide very similar results.

Two of the popular kernel functions are the Epanechnikov and the tricube kernels with
the following functions:

_ 0,75(1 - Zz) fOT |Z| <1 (2)
K@ _{ 0 for|z| > 1
for the Epanechnikov kernel and
= (1_|Z|3)3 fOT |Z| <1 (3)
k@ { 0 forl|z| =1

for the tricube kernel, where

(x; — x0) 4)
=

Both kernel functions are shown on figure 1.

zZ; =
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- Epanechnikov kernel Tricube kernel

Fig. 1. Epanechnikov kernel (black line) and tricube kernel (grey line) for bandwidth
h=4and x; =5.

As the kernel function has to be calculated for each observation separately the kernel
regression is very demanding for computation.

Having chosen the kernel function, the weight of each observation y; further used for
estimation of ¥, is calculated as

_ K(zo) )
Woi = h ’
where
(= xp) ©)

and then having the weights wy; for each observation x; , where i = 1,2, ..., n, it is already
possible to calculate the estimation of the response variable y, corresponding to the value of
the predictor variable x, using the Nadaraya-Watson formula:

PO Xl Woili 7
Yo = f(xo) - Z?=1W0i .

For any analysis made by kernel regression, it is the most important step to select an
appropriate bandwidth. The aim of the nonparametric regression is to find the smallest value
of h which provides a smooth fit. Unfortunately, there is a contradiction between these two
targets as the larger the bandwidth, the smoother the regression curve. On the other hand the
narrower the bandwidth, the closer the estimators to the observed values.

Experience has shown that probably the most effective decision criterion is to compare
a set of visual trials produced by computers. Visual comparison of the fitted values to the
observed values remains due to its simplicity the most frequently used method. The obvious
disadvantages are the subjectivity and impossible use for multivariable models.

Another approach might be the method called cross-validation. The key idea is to skip
the i-th observation at the focal value x; when calculating the local regression. Assuming
Vi) is the fitted value whose calculation is based on n — 1 observations and omitting the i-th
observation, the cross-validation function is defined as:
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n g — )2 7
CV(h) _ 21_1(Y1(l—11) Y1) . ( )

The target is to find the value h which minimizes CV(h) . In practice it is necessary to
compute CV(h) for a wide range of values of h and choose the most appropriate one. It is
important to keep in mind that CV(h) is only an estimate and therefore a subject to sampling
variation, particularly in small samples.

3. Salzmann exposure curves

The first idea about exposure curves was introduced by Ruth E. Salzmann in her
revolutionary article called “Rating by Layer of Insurance” [9] from 1963 and further
discussed by Stephen J. Ludwig [9].

Salzmann based her study on the homeowners fire losses portfolio of the Insurance
Company of North America for 1960 incurred year as of May 31, 1961. She developed
various discrete accumulate loss cost distributions by percentage of insured value for several
types of buildings. The distributions were based on aggregated observed values for four types

of buildings: frame — protected, frame — unprotected, brick — protected and brick —
unprotected.

Based on the discrete data [9] and using the kernel regression, it was possible to develop
following exposure curves for several types of buildings.

100,00
90,00
80,00
70,00

60,00 -

50,00 @ Frame-Protected

Brick-Protected
40,00 -
A Frame-Unprotected

30,00

Accumulated Loss Cost [%]

X Brick-Unprotected

20,00 {3

10,00

0,00 = T T T T
0,0 20,0 40,0 60,0 80,0 100,0

Loss as Percentage of Insured Value

Fig. 2. Exposure curves calculated by kernel regression (h = 15; Epanechnikov kernel)
based on Salzmann’s data [9]

The exposure curves are often used for exposure pricing of property non-proportional
reinsurance treaties. Basically, the closer the curve to the diagonal the more total losses the
portfolio contains and on the other hand the more far the curve from the diagonal the more
partial losses the portfolio contains. There are many exposure curves used in praxis, probably
the most frequently used are called “Swiss Re exposure curves”[5]. The curves close to the
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diagonal are used mainly for personal lines where the total losses are expected while the
curves more far away from the diagonal are used for industrial lines of business with higher
sums insured where the total loss is not expected due to the various fire protections and size of
the risk.

4. Conclusion

The exposure curves for personal lines were developed based on Salzmann’s data using
the nonparametric regression. The article aimed to prove that nonparametric regression is an
suitable alternative approach to the parametric approach, especially to the nonlinear
regression which is usually used for this purpose and that the nonparametric approach can be
used for further development of exposure curves based on more recent data. As discussed in
the article, the nonparametric regression is a very subjective method and the final result
depends highly on the final opinion of the user. The only problematic part when estimating
the curves is the part close to the observations with the focal value x; = 14 where all the
curves have an unexpected shape. Those parts of the curves have no logical explanations and
it is caused by not uniformly distributed observations and the sensitivity of the selected
method on that. The problem would be solved by having the complete database of losses what
would result to more observations for fitting the curve.
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Indikatory Evropa 2020 a moznosti redukce proménnych
Indicators Europe 2020 and the Methods of Data Reduction

Lenka Hudrlikova

Abstract: Europe 2020 is the EU"s strategy for smart, sustainable and inclusive growth for
the coming decade. Assessment of these targets is monitored on the basis of the set of
indicators called Europe 2020. Cross-country comparison is possible only by a multilateral
approach. The way to deal with this multidimensional view is a constructing of a single
composite indicator. It integrates information from all sub-indicators. Data reduction methods,
used in the paper, are the principal component analysis and factor analysis. These methods are
used for the assessment of the structure of relations indicators Europe 2020 and the possibility
of their aggregation into a single composite indicator.

Key words: Indicators Europe 2020, Principal Component Analysis, Factorial analysis,
Composite indicator

Kli¢ova slova: Ukazatelé Evropa 2020, Metoda hlavnich komponent, Faktorovd analyza,
kompozitni indikétor
JEL classification: C38, O11

1. Uvod

Evropska komise v roce 2010 pfijala novou strategii nazvanou Strategie pro inteligentni
a udrzitelny rast podporujici zaclenéni. Strategie je orientovana na nékolik hlavnich cila, jez
by mély ekonomiky c¢lenskych zemi dosdhnout. Jednd se o pét hlavnich cilti:

— Zvysit zamé&stnanost u osob ve vékové skupiné 20 aZ 64 let na nejméne 75 %,

— Investovat 3 % HDP do vyzkumu a vyvoje,

— Snizit emise sklenikovych plynti oproti drovnim roku 1990 nejméné o 20 %, zvysit
podil obnovitelnych zdroji energie v kone¢né spotiebé energie na 20 % a zvysit energetickou
ucinnost také o 20 %,

— SniZit podil déti, které predcasné ukoncuji Skolni dochdzku, na 10 % a zvysit podil
obyvatel ve vékové skupiné od 30 do 34 let, kteff maji ukoncené tercidrni vzdé€lani, na 40 %,
Zaroven byla vytvofena sestava ukazateld, jeZ maji slouzit k dohlizeni na plnéni cild.
Hlavnich ukazateli je osm a jsou rozdéleny do tif oblasti — ekonomické, socidlni
aenvironmentdlni. Tato sestava ukazatelll je jeSté rozSifena o dal$i podptrné ukazatele.
Z hlediska mezindrodniho srovndni zemi vznikd problém vicestranného srovndvani pomoci
nekolika ukazateld. Jednim z pfistupd, jak se vypofadat stimto multidimeziondlnim
pohledem, je vytvofeni jednoho kompozitniho indikdtoru, ktery v sobé bude zahrnovat
informace ze vSech dil¢ich ukazateli. Pomoci vicerozmérnych statistickych metod lze
posoudit, zda jsou ukazatele Evropa 2020 vhodné k agregaci a k vytvofeni jednoho
kompozitniho indikatoru.

2. Data a metodika
Sestavu osmi hlavnich ukazateld Evropa 2020 tvoii ukazatele dle [3]:
e Mira zamé&stnanosti osob ve véku 20-64 let (EMP)
e Hrubé doméci vydaje na vyzkum a vyvoj jako podil HDP (GERD)
¢ Emise sklenikovych plynt (zdklad rok 1999) (GH)
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e Podil obnovitelnych zdroji na hrubé kone¢né spotiebé energie (RE)
e Energicka narocnost ekonomiky (EN)
e Studenti ve véku 18-24 pred¢asné ukoncujici dochazku (EL)
e Podil osob v populaci ve véku 30-34, ktefi dspeésné€ ukoncili tercidrni vzdélani (TE)
¢ Podil osob v populaci Zijicich na hranici chudoby a socialniho vylouceni (POV)

Tyto ukazatele jsou harmonizovany pro vSechny Clenské stity EU. Lze je pouZzivat
v mezindrodnim srovndvani zemi. Data pouzitd pro vypocty jsou z databize EUROSTATu.
Za vsechny clenské zemé jsou posledni dostupna data za rok 2008. Pro tcel mezinarodniho
srovnavani zemi podle ukazateli Evropa 2020 je pouZita metoda hlavnich komponent
a faktorova analyza. Model faktorové analyzy lze chapat jako zobecnéni modelu komponentni
analyzy. Vypocty byly pofizeny v programu Statistica 9. Ob¢ analyzy v nékterych piipadech
mohou vést ke znacné redukci proménnych v dloze. Ojedinéle by se mohlo jednat i o redukci
na pouze jednu hlavni komponentu, resp. faktor. Pokud data nejsou vhodna pro tuto redukci,
vyuziti téchto statistickych metod spociva v prizkumové analyze dat pfed samotnou
konstrukei kompozitniho indikdtoru. A v neposledni fadé€ pfi urceni vah, jezZ budou mit dil¢i
ukazatelé pri agregaci do jednoho kompozitniho ukazatele.

3. Analyza a vysledky

Analyza byla provedena ve tfech hlavnich krocich:

1. Spocitani korelacni matice, pokud jsou korelace mezi ukazateli malé, je

nepravdépodobné, Ze bude nalezen spolecny faktor.

2. Identifikace vhodného poctu komponent (faktort).

3. Rotace faktord pro posileni moznosti interpretace vysledku.

Pro ovéfeni predpokladti pro uziti metody hlavnich komponent a faktorové analyzy je
tieba ovéfit, zda proménné jsou €i nejsou vzajemné korelované.
Tabulka 1: Korelacni matice
EMP GERD | GH RE EN EL TE POV
EMP 1,000 -0,073 | -0,095 |-0457 |0,241 -0,037 |-0,142 |-0,110
GERD | -0,073 | 1,000 0,018 0,334 -0,115 | 0,207 -0,058 | 0,350

GH -0,095 0,018 1,000 -0,071 | 0,215 0,240 -0,115 | -0,089
RE -0,457 ] 0,334 -0,071 1,000 -0,373 | -0,012 | 0,184 0,221
EN 0,241 -0,115 | 0,215 -0,373 | 1,000 0,190 -0,495 | -0,252
EL -0,037 | 0,207 0,240 -0,012 | 0,190 1,000 -0,273 | -0,044
TE -0,142 1-0,058 |-0,115 0,184 -0,495 |-0,273 | 1,000 0,196

POV -0,110 | 0,350 -0,089 | 0,221 -0,252 | -0,044 | 0,196 1,000

Dle tabulky 1 Zadny z korela¢nich koeficientli nenaznacuje silnou zdvislost mezi ukazateli.
Nejvétsi zdpornd korelace (tj. - 0,495) je mezi podilem déti, ktefi pred¢asn€ ukoncuji Skolni
dochazku (TE) a energetickou naroc¢nosti ekonomiky (EN). Slabsi nepiima zavislost -0,457 je
mezi mirou zamestnanosti (EMP) a podilem obnovitelnych zdroji (RE). JelikoZ jsou hodnoty
obou korelacnich koeficienti blizké 0,5, korelaci lze povazovat za slabou. Navic
v obou pifpadech chybi raciondlni ekonomické zdivodnéni zavislosti. Pouziti zminénych
vicerozmérnych statistickych metod tedy nemusi piimo pfindset zadné vyuzitelné vysledky,
jelikoz nemusi dojit k dostate¢né redukci proménnych. ProtoZe rizné ukazatele vzdy
reprezentuji urcitou oblast (ekonomickd, socidlni, environmentalni), lze i pfes slabou korelaci
predpoklddat, Ze mohou existovat skryté (latentni) veliCiny, tzv. hlavni komponenty nebo
faktory, coz jsou linedrni kombinace ptivodnich ukazateld. Data nejsou ve stejnych méficich
jednotkach; pro analyzu je tedy vyuzita korelacni matice (hodnoty korelacnich koeficientt
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v tabulce 1), resp. kovaria¢ni matice standardizovanych proménnych s nulovou stiedni
hodnotou a jednotkovym rozptylem. Nové proménné, tzv. komponenty, by mély vysvétlovat
variabilitu pivodnich proménnych. U faktorové analyzy by vytvofené faktory mély co nejlépe
reprodukovat vzdjemné linedrni vztahy pivodnich proménnych. Pro stanoveni hlavnich
komponent resp. faktor analyza vyuziva vlastni ¢isla. Vlastn{ ¢isla v tabulce 2 jsou ziskana
z korela¢ni matice pro 8 proménnych (korelacni koeficienty ukazatelti Evropa 2020) v tabulce
1. Soucet hodnot vlastnich ¢isel se rovnd poctu proménnych.

Tabulka 2: Vlastni Cisla, % celkové rozptylu

poradi vl. P % celkového kumulativni kumulativni
¢isla Vlastni Eislo rozptylu vlastni ¢islo % celk. rozptylu
1 2,265 28,308 2,265 28,308
2 1,570 19,619 3,834 47,926
3 1,120 14,006 4,955 61,932
4 0,861 10,758 5,815 72,690
5 0,712 8,894 6,527 81,584
6 0,611 7,634 7,137 89,218
7 0,445 5,558 7,582 94,777
8 0418 5,223 8,000 100,000

Kritérii pro rozhodnuti o vhodném poctu novych proménnych je nékolik a jsou vesmes
zaloZeny na vlastnich cislech. Nej€astéjsi doporuceni jsou dle [1]: (i) vynechat vSechny
faktory s vlastnim ¢islem mensim nez 1, (ii) faktory by mély vysvétlovat 80-90 % rozptylu,
(iii) vynechat vSechny faktory s vlastnimi ¢isly pod 0,7, (iv) pocet faktori by mél byt
dostate¢né maly, aby vysledky byly srozumitelné, (v) pomoci grafu. Prvni hlavni komponenta
vysvétluje pouze 28,3 % z celkového rozptylu. Druha komponenta vysvétluje maximum ze
zbyvajiciho rozptylu, tj. 19,62 % z celkového rozptylu. Ttetf a ¢tvrtd komponenta maji vlastni
¢islo blizké 1. Pro rozhodnuti o po¢tu novych proménnych lze také podle grafu tzv. scree plot
na obrazku 1. Graf zndzoriiuje vlastni Cisla, kterd udavaji, kolik z celkové variability je
vysvétleno pomoci faktoru.
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Obrdzek 1: Viastni Cisla

Vysledky v tabulce 2 stejn¢ jako v grafu 1 indikuji, Ze pocet hlavnich komponent by mél byt
3 - 4. Tt faktory vysvétluji viak pouze 62 % celkové variability. Ctyfi faktory viak uz byvaji
nesrozumitelné pii interpretaci vysledkt. Urceni poctu komponent neni jednoznacné.

Korelaéni koeficienty mezi hlavnimi komponenty (faktory) a ptivodnimi proménnymi
jsou komponentni (faktorové) zatéze uvedené v tabulce 3. Kvadrat komponentni zitéze
vyjadiuje, kolik procent z rozptylu je vysvétleno hlavni komponentou.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 72

Tabulka 3: Komponentni (faktorové) zdtéZe

Faktor | Faktor | Faktor | Faktor | Faktor | Faktor | Faktor | Faktor
1 2 3 4 5 6 7 8

EMP -0,510 | -0,306 | -0,607 | -0,209 | -0,203 | -0,311 | -0,064 | 0,303
GERD 0,363 0,624 | -0,480 | 0,006 0,003 -0,369 | 0,124 | -0,310
GH -0,266 | 0,463 0,464 | -0,623 | 0,186 | -0,237 | -0,135 0,060
RE 0,705 0,332 0,184 0,331 0,067 -0,226 | 0,062 0,436
EN -0,765 | 0,221 -0,053 0,083 0,341 0,083 0,473 0,097
EL -0,247 | 0,698 0,020 | -0,034 | -0,598 | 0,285 0,047 0,090
TE 0,604 | -0431 0,153 -0,432 | -0,255 | -0,040 | 0,416 | -0,005
POV 0,542 0,199 | -0,495 | -0,354 | 0,304 0,425 -0,065 0,138

Hodnoty v tabulce 3 v absolutni hodnoté vyssi nez 0,05 vyjadfuji korelaci mezi
pivodnim ukazatelem a hlavni komponentou (faktorem). Kromé ukazatele emise
sklenikovych plyni (GH) jsou zitéZe u vSech ostatnich indikdtorii nejvice korelovidny
s nékterym z prvnich tfech faktord. To opét znaci, Ze spravny pocet komponent (faktord) by
mél byt ti nebo &tyfi. Cim vice hlavnich komponent je potfeba, tim méné je viak metoda
uzitecnd. Pro zodpovézeni otdzky, kolik hlavnich komponent je tfeba uvazovat bez vétsi
ztraty informace, je lepsi provést také faktorovou analyzu s rotaci faktord. Pfi rotaci faktori se
z dané matice faktorovych zatézi (tabulka 3) ziskd novd matice. V tabulce 4 jsou vypocty pii

pouziti metody Varimax. Tu¢né oznacené jsou zatéze vétsi nez 0,5.
Tabulka 4: Faktorové zdtéZe pro tii faktory, extrakce: hlavni komponenty, rotace Varimax

Faktor 1 Faktor 2 Faktor 3
EMP 0,003 0,007 -0,850
GERD 0,845 0,167 0,104
GH -0,194 0,587 0,343
RE 0,396 -0,175 0,674
EN -0,214 0,649 -0,412
EL 0,247 0,688 0,124
TE -0,048 -0,689 0,310
POV 0,710 -0,270 0,043
Vykl.roz 1,521 1,845 1,588
Prp.celk 0,190 0,231 0,198
Kum. Prp.celk 0,190 0,421 0,619

Prvni faktor ma vysokou faktorovou zatéZ u proménnych vydaje na vyzkum a rozvoj
(GERD) a podil populace Zijici na hranici chudoby (POV). Faktoru 2 dominuji ukazatelé
energetickd néaro¢nost (EN), osoby pfed¢asné ukoncujici Skolni dochiazku (EL), podil
populace s Gspé$né ukoncenym tercidarnim vzdélanim (TE) a emise sklenikovych plynt (GH).
¢ili zavéry o pouziti analyzy jsou podobné.

Aplikovani metody hlavnich komponent a faktorové metody na data souboru ukazatell
Evropa 2020 nevede k urceni spravného poctu novych umélych proménnych. Nové proménné
u komponentni analyzy maji co nejvice vycerpat maximum celkového rozptylu ptavodnich
proménnych, resp. maximdlné¢ reprodukovat celkovou korelaéni matici plvodnich
proménnych. U faktorové analyzy maji nové proménné vysvétlovat zavislosti
mezi proménnymi. Z uvedenych vysledkt analyzy plyne, Ze nelze splnit tyto cile a zaroven
dostatec¢né redukovat pocet proménnych.
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4. Zavér

Ukazatele Evropa 2020 nejsou vhodné pro redukci proménnych, tzn. poctu ukazatelt.
Metody se neprojevily jako uzite¢né pro redukci uvedenych dat, coZ je zplusobeno hlavné
nekorelovanosti jednotlivych ukazatelt. Tato vlastnost se jevi jako nevyhodna, jejim
dasledkem totiZ je, Ze pomoci uzitych metod redukce dat nelze proménné (ukazatelé Evropa
2020) vyjadfit pomoci latentnich neméfitelnych proménnych (pfestoze ukazatele zastupuji
rizné oblasti). Tato vlastnost je vSak naopak vitdna pii samotné konstrukci kompozitniho
indikdtoru. Uvedené analyzy jsou cenné pro posouzeni struktury ukazateld jiz pfed samotnou
konstrukei kompozitniho indikdtoru. Pfi konstrukci kompozitnich ukazatelt je 1épe vyuzivat
metodu hlavnich komponent nez faktorovou analyzu, a to vzhledem k jeji jednoduchosti.
Po posouzeni vhodnosti dil¢ich ukazatelll a jejich vlivu tato analyza pomdhd konstruovat vahy
reprezentujici informace obsazené v dil¢ich ukazatelich.
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Vyuzitie metody priamej Standardizacie pri vyskume plodnosti Statov
sveta

The exploitation of methods of direct standardization in research fertility of
the countries of the world

Andrej Chromecek

Abstract: This article presents general analysis level of fertility, which is studied by the
method of direct standardization. This analyse is based on datas from Population Division of
United Nations
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specific fertility rate
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$pecificka plodnost’ podla veku.
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1. Uvod

a vekovej Struktiry skdmanej populdcie. Pri vyskume plodnosti je relativne vhodnym
ukazovatel'om vSeobecnd miera plodnosti, ktord ndm udava kol'ko deti sa narodi za skiimané
obdobie (najcastejSie rok) tisicke Zien vreprodukénom veku 15 az 49 rokov. Uz
z konstrukcie tohto ukazovatela nim vyplyva, Ze je oCisteny od pohlavnej Struktiry, ked’ze
berieme do tvahy len Zenski Gast’ populdcie. Ciastogne je oéistend aj vekova Struktira, ked'ze
vSeobecnd miera plodnosti prepocitava pocet narodenych deti len na Zeny vo vekovych
skupinéch, v ktorych si schopné otehotniet’. Za reprodukény vek Zien sa beZzne zauZivalo
vymedzenie od pdtndsteho do zaciatku pidtdesiateho roku Zivota (pocty porodov v inych
vekovych kategéridch nie su Statisticky vyznamné). V ukazovateli vSeobecnej plodnosti v§ak
nie je reprodukény vek 15 — 49 d’alej roz¢leneny. Vekovo $pecificka plodnost’ pocas takto
Sirokého vekového intervalu pritom samozrejme nie je konstantna. Vplyv vekovej Struktiry je
mozné eliminovat” vypoc¢tom Specifickych mier podla veku. My sme chceli urobit’ jednu
komplexnt charakteristiku plodnosti Stiatov sveta, ktord by bola navzdjom porovnatelna,
a odstrafiovala by vplyv vekovej a pohlavnej Struktiry. Rozhodli sme sa preto vyuZit’ metédu
priamej Standardizdcie (pozndmka: v nasledujicom texte budeme Casto pouzivat
zjednoduseny skrateny vyraz Standardizdcia, pricom sa vSak vZdy bude jednat’ o metédu
priame;j Standardizacie).

2. Metodicky postup

Priama Standardizécia je technika eliminujica vplyv vekovej Struktiry na mieru urcitého
demografického javu v porovndavanych populéciach. Standardom je vhodne zvolend vekova
Struktira. [1] Pri porovnavani plodnosti z viacerych dovodov nie je najvhodnejsie pouzivat
vSeobecnd mieru plodnosti. Napriek tomu, Ze je to presnejsi ukazovatel’ ako napriklad hruba
miera porodnosti, ktord pocty Zivo narodenych deti vztahuje ku strednému stavu populacie, aj
vSeobecna miera plodnosti ma svoje nedostatky pri medzindrodnom porovnavani. Podiel Zien
v reprodukénom veku nie je tplne konStantny v kazdej populdcii, a pokial’ sa pozrieme na
roz¢lenenie tohoto samotného stiboru podl'a jemnejsich vekovych kategdrii tak najdeme este

vacsie nuansy.
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Obrdzok 8: Vekovd Struktiira svetovej populdcie, zvolend za Standard
(priemer 2005 -2010)

Metdda priamej Standardizacie ndm odstranuje prave vplyv vekovej (pri nami zvolenom
postupe aj pohlavnej) Struktiry, kedZe skutocnd vekovd Struktiru kaZdej populicie,
zamenime za spolo¢ny Standard. Zvyc¢ajne sa ako Standard zvykne pouZzivat’ vekova Struktira
hierarchicky vysSej populdcie, v ktorej st jednotlivé subpopuldcie zhrnuté. Rovnaky postup
sme vyuZili aj pri tejto Standardizécii a za Standard sme zvolili vekovu Struktiru celosvetove;j
populdcie, roz¢lenentd aj podl'a pohlavi. Na zaklade dostupnosti tdajov z popula¢nej divizie
OSN sme boli niteny pracovat’ s 5 roénymi vekovymi kategériami. Vstupnymi datami boli
absolitne sdcasné pocty vSetkych obyvatelov kaZdej jednotlivej krajiny, ktoré boli vzdy
podla pomernych &isel vyratanych z celosvetovému priemeru (vid’ tab. 1) prerozdelené do
jednotlivych vekovych kategorif.

Tabul’ka 1: Percentudlne podiely poctu obyvatel’ov podl’a vekovych kategorii svetovej
populdcie (2010)
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Vypocet Standardizovanej miery plodnosti si mdZeme nazorne ilustrovat’ na priklade
Slovenskej republiky. Vstupnym tdajom do vypoctov bol priemerny pocet obyvatelov za
roky 2005 — 2010 z vrchnej Casti tabulky 2. shodnotou 5399 000. Tato hodnota bola
prendsobend relativnymi hodnotami ztabulky ¢. 1 , ¢im sa prerozdelila do vekovych
kategorii podla pohlavi rovnakym percentudlnym pomerom ako celosvetovd populécia.
V spodnej Casti tabulky ¢.2 vidime tieto Standardizované absolitne pocty obyvatelov
Slovenskej republiky.
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Tabulka & 2 Vekovd Struktiira Slovenskej republiky
povodna vekova Struktura priemer za roky 2005/2010 (pocet obyvatelov v tisickach)
vek 0-4 | 5-9 | 10-14 | 15-19 | 20-24 | 25-29 | 30-34 | 35-39 | 40-44 | 45-49 | 50-54
Spolu 266 |273,5| 324 |386,5|431,5| 462 | 447 |391,56|372,5| 391 | 3955
Muzi 136,5| 140 1655 [197,5]| 220 | 235 [227,5| 198 |186,5|194,5| 193,5
Zeny 129,5|133,5| 158,5 189 | 212 | 227 | 221 194 | 186 | 197 | 202

vek 55-59 | 60-64 | 65-69 |70-74|75-79 | 80-84 | 85-89 | 90-94 | 95-99 | 100+ | spolu
Spolu 347 12645| 204 169 | 134 | 89,5 | 36,5 | 105 | 2,5 0 5399
Muzi 164,5| 119 855 | 655|475 | 28 | 105 | 25 0,5 0 2618
Zeny 182 | 1455| 118,5 |103,5| 87 [ 615 | 26 8 2 0 2782

Priamo Standardizovana vekova struktura priemer za roky 2005/2010
(pocet obyvatelov v tisickach)

vek 0-4 | 5-9 | 10-14 |15-19|20-24 | 25-29 | 30-34 | 35-39 | 40-44 | 45-49 | 50-54
Spolu | 510,3|492,0| 489,6 |492,4|470,8|428,3|401,9|383,9|351,8|308,9|270,0
Muzi |263,9|254,5| 253,0 |253,5|240,9|218,1|204,1|194,5|177,5|155,1 | 134,7
2eny 246,4 | 237,5| 236,6 |238,9|230,0|210,3|197,8| 189,4| 174,2| 153,8| 135,4

vek 55-59 | 60-64 | 65-69 |70-74 | 75-79 | 80-84 | 85-89 | 90-94 | 95-99 | 100+ | spolu
Spolu | 225,0|172,8| 137,7 |108,8| 76,9 | 463 | 212 | 7,5 | 2,0 0,3 | 5399
Muzi 111,01 84,0 | 653 | 49,7 | 332|182 | 74 2,3 0,5 0,1 | 2721
2eny 1139|888 | 724 | 59,1 | 43,7 | 28,0 | 13,7 | 53 1,5 0,3 | 2677

Na prvy pohlad je vidno, Ze Standardizovana pohlavna Struktira Slovenskej Republiky by
bola mierne modifikovana od pdvodnej. Zatial’ ¢o u nds podobne ako vo vsetkych rozvinutych
krajindich mame pozitivnu femininitu - ¢iZe prevahu Zien, v svetovej populdcii, ktord je
tvorend vidcsinou rozvojovymi krajinami je prevaha muZzov, ¢o vidno na S$tandardizovanej
Struktire v spodnej cCasti tabulky ¢. 2. ESte vdcSie zmeny ako pohlavna Struktira by
zaznamenala vekova Struktira. Pri vypocte Specifickej plodnosti si pre nds dolezité len pocty
zien vo vekovych kategériach 15 — 49 rokov. Pri porovnani je vidiet, Ze by doslo k narastu
poctu Zien v najnizsich vekovych kategériach fertilného veku 15 — 25 rokov, na druhej strane
vo vysgich vekovych kategéridch 25 -49 by poéty Zien poklesli. Standardizované podty Zien
vo veku 15 -49 rokov sme nasledne prendsobili origindlnymi hodnotami vekovo $pecifickych
plodnosti (vid'. tabulka ¢.3), ¢im sme dostali Standardizované pocty Zivonarodenych deti. Po
ich zosumovani sa ukdzalo, Ze rocne by sa na Slovensku pri zachovani vekovo Specifickych
plodnosti ale pri zmene vekovo pohlavnej Struktiry narodilo o cca 900 deti menej oproti
nezmenenému stavu.

Tabulka ¢. 3. Plodnost’ v Slovenskej republike

vek 15-19 | 20-24 | 25-29 | 30-34 | 35-39 | 40-44 | 45-49 | spolu
originalna $pecificka plodnost podra veku (promile) | 20,7 | 58,02 | 86,78 | 63,67 | 22,54 | 3,68 | 0,2 /
originalny pocet zivonarodenych (tisicky) 3,9 | 123 | 19,7 | 140 | 44 0,7 0,0 55,0
Standardizovany pocet Zivonarodenych (tisicky) 49 | 133 | 182 | 126 | 43 0,6 0,0 54,1

Standardizovanii vieobecni mieru plodnosti sme nésledne jednoducho dorétali ako podiel
Standardizovaného poctu vsetkych deti pripadajicich na 1000 Zien Standardizovanej
populédcie. Rovnakym postupom, boli vyritané hodnoty priamo Standardizovanej plodnosti

pre stbor 196 krajin a zdvislych dzemi s poctom obyvatelov vys§im ako 100 000, za ktoré
boli dostupné data z populacnej divizie organizicie spojenych narodov.
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3. Vysledky

Po tom ako sme vyrdtali priamo Standardizované hodnoty za vSetkych 196 populécii,
pristipili sme kich porovnaniu sredlnymi sicasnymi hodnotami. Pri 78 populdcidch by
zmena vekovo pohlavnej Struktiry mala za nasledok zvySenie vSeobecnej miery plodnosti.
Naopak pri 118 populdcidch vysli hodnoty Standardizovanej vSeobecnej miery plodnosti
niz8ie oproti skutoénym hodnotdm (vid. obrdazok ¢.2.). NajvysSiu kladni odchylku,
zaznamenalo zdvislé tizemie v karibiku: Holandské Antily, kde priamo $tandardizovana miera
vSeobecnej plodnosti bola aZ o 17,4%0 vysSia ako redlne hodnoty. Naopak najvacsi prepad
tohto ukazovatel'a o -26,7%o by zaznamenal africky $tat Niger. Vo vSeobecnosti sa da tvrdit,
Ze ekonomicky a demograficky rozvinuté krajiny by zmenou pohlavno-vekovej Struktiry
zvysili svoju mieru vSeobecnej plodnosti, zatial' ¢o u najmenej rozvinutych krajin sveta by
doslo k poklesu tohto ukazovatela. AvSak nie vZdy sa toto pravidlo potvrdzuje. Aj
u niektorych z demograficky vyspelych krajin by doslo k poklesu miery plodnosti, pokial’ by
sa vekovd a pohlavnd Struktdra ich populdcie prerozdelila do jednotlivych kategorii podl'a
celosvetového priemeru. Priklady takychto krajin si Spanielsko, Irsko, Pol'sko Ceskd
Republika, alebo Japonsko. V hospodarsky a demograficky rozvinutych krajinich dochadza
v kontexte zmien stvisiacich s druhym demografickym prechodom k odkladaniu pérodov do
vyssich vekovych kategérii, takze Zzeny dosahuji maximdlnu Specifickd plodnost vo
vekovych kategériach 25 — 35 rokov. Ked’Ze vo vekovej Struktire sveta ktord sme zvolili za
Standard tvoria Zeny vo vekovych kategériach 25 - 30, a 30 - 35 omnoho mensi podiel ako je
tomu dnes u mnohych rozvinutych krajin, ktoré maji maximd plodnosti prave v tychto
vekovych kategéridch, dochddza napriek relativnemu ,,omladeniu® iba k miernemu narastu, ¢i
u niektorych krajin dokonca k poklesu vSeobecnej miery plodnosti prepocitanej na vsetky
Zeny v reprodukénom veku. Napriklad pokial’ by Slovenskd republika mala vekovu Struktiru
zhodnu so svetovou, pri zachovani redlnych sticasnych Specifickych plodnosti podl'a veku, tak
miera vieobecnej plodnosti by stipla iba ©00,2%.. Stity vktorych je velkd Gast
reprodukéného spravania realizovana vo vysSich vekovych kategéridach, by iba madlo
profitovali so zvySeného poCtu Zien v nizsich vekovych kategéridch (do 25rokov), ale naopak
by stracali ziZenim vekovej pyramidy vo vrchnej casti reprodukéného spektra (25 az
49rokov).

4. Zaver

Vyuzitie metédy priamej Standardizécie pri porovnavani vSeobecnej miery plodnosti
sa ukdzalo ako vhodny ndstroj pre kompariciu na svetovej Urovni. Interpretacia ziskanych
vysledkov je vSak Casto zlozita, pretoze najvyssie zistené odchylky priamo Standardizovanych
hodndt od pévodnych sa Casto vyskytuji v populdcidch s atypickou pohlavnou, ¢i vekovou
Struktirou, ovplyvnenou bud'to mechanickym pohybom, alebo priamymi stratami
sposobenymi vnitornymi ¢i medzindrodnymi vojnovymi konfliktmi. Bez hlbSej analyzy
jednotlivych populdcii je moZzné na tieto najextrémnejSie odchylky poukézat’, ale nie vzdy ich
dokdZeme okamzZite uspokojivo vysvetlit. Metéda priamej Standardizdcie nam eliminuje
vplyv vekovej Struktiry v jednotlivych populdcidch, na druhej strane ndm poméha odhalit’
neskreslent droven vSeobecnej plodnosti.
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Obrdzok 2: Rozdiel hodnét vSeobecnej plodnosti a priamo Standardizovanej vSeobecnej
plodnosti
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Determination of two-sided tolerance interval in a linear
regression model
Vypocet obojstrannych toleranénych intervalov v linearnom
regresnom modeli

Martina Chvostekova

Abstract: This article deals with methods for computing two-sided tolerance intervals in a
linear regression. For non-simultaneous two-sided tolerance intervals we present also a for-
mula for computing equal-tailed intervals. A method for computing simultaneous tolerance
intervals and simultaneous equal-tailed intervals based on the confidence-set approach, where
we consider a confidence-set constructed using the likelihood ratio test for testing null hypo-
thesis about all parameters of the regression model, is introduced.

Abstrakt: Prispevok je zamerany na vypocet obojstrannych toleranénych intervalov pre
linearny regresny model s normélne rozdelenymi nezévislymi chybami. Uvazujeme dva typy
obojstranného toleran¢ného intervalu, jeden v literatire prednostne nazyvany obojstranny a
druhy, tzv. centrdlny (“equal-tailed”). Uvddzame postupy na vypocet oboch typov pre pripad
nesimultidnnych intervalov tj. pre pevnt hodnotu vysvetl'ujicej premennej a pre pripad simul-
tannych intervalov, tj. l'ubovol'na hodnota vysvetl'ujiicej premennej. Na stanovenie simultdn-
nych toleranénych intervalov uvdadzame met6dy zaloZené na tzv. confidence-set pristupe, kde
pouzita oblast’ spol'ahlivosti pre parametre modelu bola skonstruovana pomocou testu pome-
rom vierohodnosti pre testovanie nulovej hypotézy o vsetkych parametroch regresného mode-
Iu zaroven.

Key words: linear regression model, tolerance interval, tolerance factor, pivot.

KPacové slova: linedrny regresny model, toleranény interval, toleranény faktor, pivot.

JEL classification: C10, C30

1. Introduction

Linear regression model is used to express statistical dependence of a response variable
and a predictor in various disciplines of science. In particular, we suppose that a relationship
between the response variable and the predictor is described by a multiple linear regression
model, where we also assume that the response variables are normally distributed with

a common variance ¢ . The linear regression model is represented in the form

Y = XB +0Z, M
where Y = (Y,,...,Y,,)T represents an nX1 random vector of independent observations, X is
an nXgq (n>gq) matrix of rank g, with constant elements. Vector B =(4,,5,..., ,BCH)T and
standard deviation 0 >0 represent unknown parameters of the regression model and Z is an
nx1 vector of standard normal errors, i.e. Z~N(0,I,). Under the assumptions, the least
squares estimators of f,o are
_(Y-Xp)' (Y-Xp)

n—q

f=X"X)"'X"Y and s? )
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Note that f§ ~ N, P.0’X"X)™") and (n—¢q)S*/c* ~ }(jﬁq , Where Ziq denotes a central chi-

square random variable with n—¢ degrees of freedom. Random variables f and $° are
independent.

A tolerance interval is specified by its content and confidence level, denoted 0 <y <1
and 0<1—a <1, respectively. Throughout this paper we will refer simply to (y,1—a@) tole-
rance interval. In practical applications the values are close to one. A future observation of
aresponse at the predictor x' = (l,xl,...,xq_l)r is written as Y(X)= XTB+OZ, where
Z ~N(0,1) and Y (x) is assumed to be independent of Y .

For a fixed predictor x, a (y,1—a) two-sided tolerance interval for a future observa-
tion Y (x) is considered in the following (general) form

<xTB—,1(x| 71-a,X)S. X' B+ Axl y,1-a, X)S>, 3)
where A(x|y,1-a,X) is a tolerance factor for the given content ¥, confidence level 1—«
and X, we will use for simplification a shorter notation A(x) .

Non-simultaneous (with a fixed x) (y,1-a) two-sided tolerance interval (NTTI) for
Y (x) is an interval of the form (3) that contains at least a ¥ proportion of the distribution ran-
dom variable Y (x) with confidence level 1—a constructed using the vector of observations
Y . The tolerance factor is to be determined subject to the content and confidence level requi-
rements. There is a second type of non-simultaneous two-sided tolerance interval, which is
constructed to contain at least a ¥ proportion of the center of theY (x) -distribution with
confidence level 1—a (CNTTI). The exact values of tolerance factors for NTTI and CNTTI
are obtained by numerically solving the integral equations.

The simultaneous (y,1—«) two-sided tolerance intervals (STTI) are constructed using the
vector of observations Y, so that with the confidence level 1—«, at least a ¥ proportion of
the Y (x) -distribution is to be contained in the corresponding tolerance interval, simultaneous-
ly for all possible values of predictors x. There is no procedure to compute the tolerance fac-
tor A(x) for STTI satisfying the definition exactly. Lieberman and Miller (SW) in [5] were
the first who considered the problem of finding a simultaneous tolerance intervals in a linear
regression model. They presented an approximation for the case of a simple linear regres-sion.
Further methods for computing STTI in alinear regression, Wilson (W) [10], Limam-
Thomas (PS) [6] and modified Wilson (MW) [6] and LRT method (LRT) [3], are based on
confidence-set approach. Mee-Eberhardt-Reeve [7] obtained the narrowest tolerance inter-
vals, but they considered the STTI for limited range of possible values of preditors. The si-
multaneous equal-tailed tolerance intervals (CSTTI) are constructed to covering at least ay
proportion of the center of the Y (x)-distribution simultaneously for any predictor x, with
confidence level 1—a. Scheffé obtained narrower intervals than those of Lieberman-Miller
(CSx) presented in [5], but he restricted the range of possible values of x. In [3] there is sug-
gested a procedure (CLRT) for computing CSTTI based on confidence-set approach.

In section 2 we describe classical approach to determination of tolerance intervals in
a linear regression model. The result for computing NTTI is given and we present the result
for computing CNTTI derived by applying the procedure for computing an interval for uni-
variate normal distribution. In section 3 we describe the confidence set approach for compu-
ting STTI, also CSTTI, and introduce the methods based on the exact likelihood ratio test for

testing null hypothesis about all parameters of the model [1]. In section 4 the tolerance factors
for NTTI, CNTTI, for STTI by W, LT, MW, LRT, for CSTTI by CLRT, are computing in an
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example. The results are compared for agiven ¥ =0.95, a={0.05,0.01} level at several
specified predictors.

2. Non-simultaneous two-sided tolerance intervals

Here we present classical approach to determination of a tolerance interval in a linear
regression model, where pivotal quantities are used. The results for computing NTTI and
CNTTI are given.

Let C(x;$,8) =Py, X' B—A(x)S <Y(x) <x"B+A(x)S 1$,5) denote the content for the

tolerance interval (3), given Band S . Denote
b=P P Nox ) ad u=2, (i-gud ~ Ty )
o o

Random variables b,u are independently distributed and their distributions are free of
unknown parameters B,0, dependent only on the matrix X. Now, we can rewrite the
content,

C(x;B,8) = D(x"b+ A(X)u) —P(x"b — A(x)u) = C(x;b,u), 3)
where @ denotes cumulative distribution function of the standard normal distribution.

NTTI are constructed using the vector of observations Y for the given matrix X so that
at least a y proportion of distribution of Y(x)=xP+0Z~N(x"B,0”) is contained with
confidence 1— &, hence

R, (Cxbu)zy)=1-a. 6)

For a fixed predictor x, NTTI are actually similar to a two-sided tolerance interval for a
univariate normal distribution with unknown mean and variance. Hence tolerance factor
satisfying the condition (6) is obtained by applying the result for univariate normal
distribution presented in [4]. Tolerance factor A= A(x) satisfying (6) is solution of the

integral equation
25 . _-aw (xz)}‘zz
— Py >—FL— dx=1-a, 7
fZ'dz'([ ( ! 2

where d*=x"(X"X)"'x, ;[I%y(xz) denotes the y—quantile of the non-central chi-square
distribution with one degree of freedom and non-centrality parameter x*. Wallis [9] proposed

an analytic approximation A, :\/(n—q);(ﬁy(dz)/ ;(nzfq(a), where )(;:q((x) denotes the a—

quantile of chi-square distribution with n—¢g degrees of freedom.

There is another type of NTTI, which is usually referred to as an equal-tailed tolerance
interval. A (y,1— ) equal-tailed tolerance interval is constructed so that, with 1—¢& confi-
dence no more than a proportion (1-%)/2 of the Y (x) -distribution is greater than XTﬁ + 4.8

and no more than a proportion (1-7)/2 of the population is less than xT[Ai—/lCS . In terms of
pivotal quantities b, u, the condition should be satisfied is

B, (be —Au<—uy,y, A X'b+Au> M(W)/z): l-a. 8)
Using analogical procedure as was used for deriving the equal-tailed interval for univariate
normal distribution, we obtained that tolerance factor /10 is the solution of the integral
equation
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{21124 r(”_qﬂ [ (ZCID[_M(”’)/Z ”; /3t _q)J— l}x/zxnqudx =l-a. 9
g

2
[|+y)/2/3-c]z(’l*li)
where T denotes the gamma function. To compute A., an initial value for a numerical

integration procedure is set as dth—q,l—ar(u(l ) /d) , where l,,_qvl_a(u(l 2 /d) denote the

(1—0!) — quantile of the non-central 7 distribution with n—¢q degrees of freedom with

parameter of non-centrality 4, ,), / d.

3. The simultaneous tolerance interval

In this section, the confidence-set approach and the likelihood ratio test for testing null
hypothesis about all parameters of the regression model with normally distributed errors are
described. We introduce the LRT method suggested in [3] for computing STTI and the
method for computing CSTTI suggested in [1], which are based on the confidence-set
approach, where the confidence-set is constructed using the likelihood ratio test.

The simultaneous (y,1—a) two-sided tolerance intervals of the form (3) in a linear re-
gression model with normally distributed errors are constructed using vectors of observations
Y such that, with the confidence level 1—¢, at least the specified proportion ¥ of the
Y(x)=x'B+0Z distribution is to be contained in the corresponding interval, simultaneously
for all xe R, where B,o0 are unknown parameters of the model, Z ~ N(0,1) .

The condition to be satisfied is
B, (Cx;bu)2y VxeR™)=1-a. (10)

The function A(x) that satisfies (10) is called a simultaneous tolerance factor. Denote the
set G(X) of b,u satisfying the equation (9) for a given matrix X it is called a (1-a)-
pivotal set. A confidence set for both true B, o can be described in terms of the (1-a)-
pivotal set G(X), C_,(YIX)={(B,0)= (ﬁ—bS/u,S/u) :(b,u)e G(X)}. The confidence-set
approach for constructing STTI consists in defining the set G(X), and then the simultaneous
tolerance factor based on it satisfies
A(x)=min{A:C(x;b,u)>2y (b,u)e G(X)}. (11)
In [2] there is presented a brief overview of methods for computing STTI based on the
confidence-set approach, Wilson [10], Limam-Thomas [6], modified Wilson [6]. Pivotal sets
proposed in these method are approximately (1—¢) and all the STTI are conservative.
The test statistic for testing null hypothesis about all parameters of the regression model
(1),i.e. H,:(B,0)=(B,.0,) against H,:(p,o0)#(P,.0,), is given by
D(YIX) = (Y = XB,)" (Y =XB,)/02 —nIn(*(n— g)$* /nc?)—n. (12)
The distribution D(YIX)depends only on the number of observations n and on number of
predictors covariates g. The critical values denoted D, ,(n,q) for testing null hypothesis
H,:(B,0)=(B,,0,) are presented in [1] for different values of g=1,...,10 and selected
sample sizes, n=qg+1:(1):40, n=45:(5):100 and - and for usual significance levels
a ={0.1,0.05,0.01}. The exact (1—«) confidence-set for B, oderived in [1] by using the
test is given by
C,_,(YX)={(B,0):D(YIX)<D,_,(n,q)}. (13)
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The LRT method suggested in [3] is based on the confidence-set approach combination with
a part of Wilson procedure, the pivotal set is constructed using the exact likelihood ratio test
for testing null hypothesis about all parameters of the regression model. The exact (1—a)
pivotal set is given as

Gyor(X) ={bu) 1 2 (n = @) + b7 (X"X)b —nIn(u(n — q)) + n(In(n) —1) <D, ,(n.q)}
(14) The simultaneous tolerance factor for predictor x is the greater solution of the non-linear
equation
(r—1)> =h> =n8*(x) ~n&*(x) In(? (1 - g)/n )+ & () (n— q)| £ =D, ,&(x) =0, (15)
where 7, = ®7'(y). For certain selected y, Wilson tabulated values of %%, for example
h*=0.25 and h* =0.0438 for ¥ =0.75 and y = 0.95, respectively. We consider the equation
for (15) n, £,r*,6°(x) #0,n> g, and with restriction r, A€ (0,)

The simultaneous equal-tailed tolerance intervals (CSTTI) are constructed so that, with
confidence level 1—a no more than (1-y)/2 of the distribution of the Y (x) -distribution is
greater than XTB+/1CS(X)S and no more than a proportion (1-%)/2 of the population is less
than XTB—/?CS( )S for any predictor x. The simultaneous central tolerance factor ﬂCS(X)

based on C*7(YIX)is computed in the procedure CLRT suggested in [1] as
Aes (%)= I/S( x'p- {X B+uy /20'}) = 1/5( sup {XTﬁ + “(1+y)/20'}_ XTBJ . (16)

bk a“”x’ (BOKCrg (V1K)

4. Discussion

The tolerance factors for non-simultaneous (NTTI, CNTTI) and the simultaneous
tolerance intervals (W, PS, MW, LRT, CLRT) are computed in an example. The results are
compared for a given ¥ =0.95, a ={0.05,0.01} level at several specified predictors.

A simple linear regression model Y, =/ +fBx +0Z,, with independent errors
Z,~N(,1), i=1,...,15(.e. n = 15 and g = 2) was considered for the analysis of the orifice-
speed measurements. For details, refer to the paper [5]. Table 1 includes values of the toleran-
ce factors computed for two combinations of (y,1—a), and, for each combination, the same

four values of predictors were used x =lx—xl/S= {0,1,2,3}. The first row states values are

obtained for non-simultaneous, the second for central non-simultaneous. The simultaneous
tolerance factors are computed by the all methods based on confidence-set approach. The
tolerance factors for CSTTI are computed by the CLRT.

Table 6: Tolerance factors for TTI in the linear regression model for y =0.95 at chosen

predictors and confidence level o ={0.05,0.01}.

a=0.01 a=0.05
x 0 1 2 3 0 1 2 3
NS 1.37 1.39 1.42 1.45 1.53 1.56 1.60 1.64
CNS 1.44 1.47 1.51 1.54 1.62 1.65 1.71 1.77
w 5.81 5.94 6.60 7.55 4.30 443 4.95 5.68
MW 5.01 5.15 574 6.58 3.85 3.97 4.43 5.07
PS 4.24 4.66 5.55 6.55 3.52 3.84 4.52 531
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LRT 4.04 4.34 510 6.04 3.38 3.60 4.18 491

CLRT 4.54 4.87 5.62 6.55 3.80 4.05 4.63 535

As we expected, the equal-tailed tolerance intervals are wider than their non equal-tailed
counterparts, both in case of simultaneous and non-simultaneous intervals. The simultaneous
intervals are wider than the non-simultaneous in general. Based on the results presented in
Table 1, we recommend LRT method for computing STTL
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Zakladné inovacné trendy v rozvoji manazmentu a diferencie medzi
druhmi/generaciami manazmentu II.

Basic Innovative Trends in Development of Management and Differences
between Types/Generations of Management I1.

Lubomir Jemala

Abstract: Managerial innovation creates a starting point throughout each innovation process.
In particular, Strategic management is awaiting a radical change within the next decade. This
change should/must respect a trajectory of development in the subsequent line: past - present -
future. This contribution attempts to generally identify selected attributes and trends of
management development for about hundred years ago and by the support of the selected
experts to outline the possible way forward in the context of world projections for the nearest
decade.

Key words: Industrial management, Knowledge management, Management of first-
generation [M 1.0], Management of second-generation [M 2.0].

KPiacové slova: industridlny manaZment, poznatkovy manaZment, manaZment prvej
generacie [M 1.0], manazment druhej generacie [M 2.0].

JEL classification: M10, M31, O30, O31.

1. Namiesto tivodu

Vtomto prispevku nadvidzujeme druhou castou na prvi Cast’ prispevku, ktory bol
publikovany vo FSS ¢.4/2010. Ststred’'ujeme sa tu na d’alSie trendy a moZné postupy v rozvoji
ainovdcidch manazmentu, ako aj na konfrontdciu generdcii manaZmentu smerom k tvorbe
jeho druhej generéacie (M 2.0), ako ju avizuje najméa G. Hamel [1].

2. Dalie vyvojové trendy vrozvoji manaimentu v kontexte predpovedi expertov

v oblasti siradnic vyvoja sveta do roku 2025

Zdroje poznatkov, pouZité pramene, pomocou ktorych sme spracovali SirSie ponaty nacrt
dlhodobych predpovedi mozného vyvoja nasej planéty a teda nepriamo aj navigaciu trendov
rozvoja strategického manazmentu, uvddzame na konci tohto prispevku v zozname literatiry.
Na tomto mieste mozno spomentit’ len struény vyber tychto zaujimavych predpovedi.

Medzinarodné globalne/multipolarne rozlozenie sil. Do r. 2025 sa m4 takto zmenit' zo
sicasného stabilnejSieho bipoldrneho rozloZenia. Sticasne sa md zvysit vplyv neStitnych
subjektov (nadndrodné obchodné spolocnosti, ndbozenské organizicie ¢i aj zloCinecké siete!).
USA tdajne maju zostat' nezdvislou, najsilnejSou vel'mocou, ale uz s menej dominantnym
postavenim.

Vzniknd nové vyrazné hrozby/rizika, tlaky. Zosilniet’ ma napr. boj o trhy, investicie,
technologické inovdcie, zisky atd’.

Rozvoj multilaterilnej (mnohostrannej) kooperacie. Politikov ilidrov k tomuto md
donuitit’ predovsetkym proces transformacie medzinarodného rozloZenia sil.

Ekonomicky rast posilni rolu novych hracov. Pojde okrem krajin BRIC (Brazilia,
Rusko, India aCina) aj o Indonéziu, Irdn, Turecko atd. Iné krajiny budd aj nadalej
ekonomicky zaostdvat’. Subsaharskd Afrika ma zostat’ najzranitel'nej$im regiénom.
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Ocakava sa narast objemu, rychlosti asmeru presunu globalneho bohatstva
a ekonomickej sily, ¢o asi nemd obdobu v modernej histérii... Spdsobili to najmid dva
faktory. Rast cien ropy a komodit, ktory priniesol neo¢akdvané finanéné prijmy Statom okolo
Perzského zdlivu ¢i Rusku. Spracovatelsky priemysel sa presunul do dzijskych krajin aj

vd’aka niz$im ndkladom a dstretovej zahrani¢nej politike.

Pravdepodobny je rozvoj celkom odliSného modelu riadenia ,,Statneho kapitalizmu*‘.
Staty BRIC pri svojom rozvoji teda namajii/nebudii uplatitovat’ liberdlny model zapadnych
Statov. Ide o systém riadenia ekonomiky, v ktorom hlavni tdlohu hra Stat. PouZivajd ho
napr. iné rastice ekonomiky ako Juznd Kérea, Taiwan ¢i Singapur.

V politickom Zivote sa ofakiva narast demokratiziacie — aj v Rusku, Cine ainde.
Ocakavaju sa Styri strategické scenare (podrobnejsie pozri uvedeny zdroj poznania).

O celkovy rast obyvatel’stva sa v priebehu 20 rokov majii najviac priginit’ Azia, Afrika
a Latinskd Amerika. Len 3% z celkového prirodzeného prirastku obyvatel'stva planéty maja
pripadnit’ na Zipad.

Bohatstvo na hlavu obyvatela ma byt v Eurépe a Japonsku stile vysSie ako v novo
vznikajicich velmociach akymi si Cina a India ?!

Pocet ekonomicky aktivneho obyvatel’stva sa ma v Eurépe aj v Japonsku znizZovat’.
Nevyhnutné bude vyvinit enormné usilie na udrzanie rastu!

Strategické zdroje (voda, energia, potraviny) sa stani kl'di¢ovou témou nadnarodnych
rokovani! Produkcia ropy aj plynu mé zostupnd tendenciu! M4 sa ststredit’ do nestabilnych
regionov. Svet asi prejde od ropy k zemnému plynu, uhliu ainym alternativam. A to aj
napriek tomu, Ze najmd v USA a Karibiku sa nasli dosial’ neobjavené obrovské zdroje ropy
aplynu...

Neudrzatel’ny je najmi nedostatoény pristup k zasobam vody i deficit pody! Zvlast sa
to tyka pol'nohospodarstva. Problém sa stupiiuje aj vplyvom rozsirujicich sa priemyselnych
¢innosti a rastu poCtu obyvatel'stva sveta. Experti oznacili 21 a potencidlne az 36 Stitov, ktoré
maju ¢i budd mat’ problémy nielen s nedostatkom vody, ale aj urodnej pddy.

Zmeny Kklimatickych podmienok budi mat' dal$i negativny dopad na nedostatok
strategickych zdrojov. Mnoho krajin bude bojovat prave s nedostatkom pitnej vody
a znizovanim pol'nohospodarskej vyroby, kde sa oCakavaji vyrazné straty.

Do roku 2030 sa ma zvysit' pocet obyvatel’stva na svete o 1,2 mld. Pudi a dopyt po
potravinach 0 50%! Je to aj v dosledku rastu blahobytu, vzrastajicej obl'ube niZsej stredne;j
triedy o zdpadné stravovacie navyky...

RieSenim mo6zu byt nové technologie, zZlomové technologické inovacie a alternativne
zdroje. Tieto mdZu napr. vyvinit alternativy fosilnych paliv, rieSenie nedostatku pitnej vody
a potravin. Kliicové bude tempo technologickych inovdcii. Aj napriek politickej a inej podpore
bude vSak prechod na nové zdroje energie (biopalivd, prané uhlie, vodik a pod.) dost’ pomaly.
Energeticky sektor sa md plne adaptovat’ na nové zdroje energie za 15 aZ 25 rokov.
Obnovitel'né zdroje energie (fotovoltaické, slnecné ¢i veterné elektrarne), zdokonalovanie
batériovych technoldgii, rozSirenie hybridnych elektrickych dut, budovanie domdcich
vodikovych stanic v garazach, ktoré vyuzivaji na vyrobu vodika elektrinu, mdZu znacne
znizit ndklady, zvysit efektivnost, ziskovost, resp. konkurencieschopnost’.

Terorizmus, konflikty a Sirenie zbrani hromadného ni¢enia zostanii nedorieSenymi
kldcovymi problémami!!! ZniZovanie terorizmu sa vyrazne viaZe na zniZovanie
nezamestnanosti najmd mladych ludi (najmi na Strednom vychode a pod.). Hrozbou je aj
tvorivé vyuZivanie novych vedecko-technickych objavov v tomto smere... Nebezpecenstvom
pre cely svet budu ,.efekty” z nedostatku lasky, nizkej mordlky, etiky, resp. rastica zloba,
agresia, tizba po moci, karierizmus, despotizmus, radikalizmus...
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Riziko pouZzitia jadrovych zbrani sa ma zvysit’. Je to v dosledku niekol’kych paralelnych
trendov: rastie pocet Statov disponujicich jadrovymi zbranami, jadrové know-how mozu
ziskat’ radikdlne teroristické skupiny...

Pravdepodobny bude aj trend k rozSirovaniu autority a moci vo svete. To modze
posilnit’ vznik d’alsich nadnarodnych problémov. M4 sa posilnit’ rola nevlddnych organizacii
(na rieSenie rozli¢nych Specifickych otazok).

Rozhodujice faktory na zmenu trajektérii sicasnych trendov si: zlomové
technologie/technologické inovdcie, pristahovalectvo, zlepSenie zdravotnictva, skvalitiovanie
etiky a socidlnych dimenzii riadenia organizacii, podnikov i §tatu (dopln. L. J.).

Uvedené trendy teda naznacfujii aj znatné diskontinuity vo vyvoji, v manaZmente,
nové otrasy, Soky, hrozby... Potrebny je kvalitny preventivny a ¢asovy manaZment, spravne
nacasovanie faz d’al$ich transformadcif.

Neisté si aj dosledky demografickych zmien, ktorym celi Eurépa, Japonsko, Rusko atd’.
Vsetko su to zdvazné vyzvy pre lidrov a manazérov na celom svete!!!

L3

Vyssie spomenuté expertné predpovede vyvoja sveta nabddaju ,,nasivat™ na mieru modely,
metédy, ndstroje a techniky/technolégie manazZmentu. Inymi slovami — potrebujeme co
najpresnejSie identifikovat nové paradigmy a podstatné rozdiely takpovediac medzi
takpovediac manaZmentom prvej generdcie (d’alej aj v skratke M 1.0) a manaZmentom druhe;j
generdcie (M 2.0).

3. Ramcové diferencie medzi
pripravovanej druhej generacie

manaZmentom prvej generacie a manaZmentom

Rozdiely medzi ,starym*“ (manaZmentu 1.0) anovo sa rodiacim manaZmentom
(manazment 2.0) mozno v podstatnych ¢rtach porovnat’ aj tak, ako to pribliZzuje nasledujica
tabul’ka (ide samozrejme len o niektoré vybrané konfrontacné ,,dvojicky*).

Ramcové diferencie medzi M 1.0 aM 2.0 Tabul'ka
Manazment 1.0 MANAZMENT 2.0

A | Hierarchickd byrokracia, ,,papierové” | Eliminovanie byrokratickej pyramidy —

kanceldrie, slaby manazment casu, | tlakom relevantnych inovacii,

neplodné schodzovanie atd’.

vyuzivanim IKT najnovsich generacii...

B | Formalne Struktiry, centralizacia
riadenia, strohé prikazy zhora,
vojensky $tyl vedenia I'ud{ a pod.

Neformalne Struktiry, decentralizacia
manazmentu, participativny Styl
vedenia l'udi.

C | Vertikdlne riadenie a kontrolovanie
podriadenych zhora nadol. Oslabené
modely (vnitro)podnikania.

Horizontalny manaZment aj kontrola,
nové (vnitro)podnikatel’ské modely,

akcent na vyskum, vyvoj, inovacie!!!

D | Tzv. tvrdé ndstroje/prostriedky
riadenia. Doéraz na HW, na 1Q.

Tzv. mikké manazérske prostriedky
(SW, imid#). Symbiéza: IQ+EQ+MQ!

E | Kratkodobé a strednodobé horizonty.
Tradi¢né, nekomplexné riadenie.
Absencia systémového pristupu.

Dlhodobé vizie a stratégie, foresight.
Procesny, integrovany, holisticky,
systémovy (celostny) manazment.

F | Orientdcia redukovaného marketingu
a obchodovania najmi na lokdlne trhy
(prevazne bez IKT).

Globalny marketingovy ikomerény
zaber. VyuZivanie najnovSich IKT,
systémov BI (Business Inteligence).
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lokdlnych trhoch.

G | Klasické modely podnikania | E-commerce, e-business, knowledge
a komercie (data, informacie). modely riadenia (poznatky, midrost’).

H | Bez internetu, resp. web 1. generdcie. | Internet/web 2.0 (socialne siete atd’.)

I | ManaZment = prevazne ekondmia, | Manazment = inter- a multi-
resp. politicka ekondémia, | disciplinarna veda — aj ekonémia, aj
(irelevantné) financovanie. pravo, sociolégia, psycholégia atd’.

J | Postupné odlicenie etiky, socioldgie | Integrovanie aj  etiky, ekologie,
aj ekoldgie od ekondémie ariadenia. | sociologie do ekonomie a manazmentu.
Znalosti sa povazovali najmi za isty | Znalosti = najmi interny faktor rastu
vonkajsi faktor rozvoja. ¢.1! Doraz na trvalo udrzatel’ny rozvoj.

K | Vizby najmd na cudzie (Stitne) | Va€si akcent na vlastné zdroje, bezné aj
zdroje v modeli financovania. investi¢né, viaczdrojové financovanie.

L | Utlm zodpovednosti  vlastnikov, | Posilnenie zodpovednosti, prav aj
lidrov a manaZérov. Orientécia len na | povinnosti vodcov a manaZérov. Narast
prava. Znacny deficit kompetentnosti | znalosti, kompetentnosti v manaZovani
v riaden{ na v§etkych drovniach. pocnic trvalou edukaciou, R&D, KPV!

M | Lojalita zamestnancov kfirme sa | Posiliiovanie vztahov manaZéri vs.
postupne oslabovala aj pre netctu | zamestnanci. Zamestnanec je de facto
knim (zamestnanec sa  zacal | vyznamny vnitropodnikovy zakaznik,
povazovat’ len za ,,¢islo®...). vyznamne participuje na rozhodovani!

N | Orientacia zvlast na kratkodobé, | VEasné holistické, celostné, systémové
najmi niektoré ekonomické rizika identifikovanie dlhodobych horieb/rizik
a hrozby, bez prevencie. a rozvoj preventivneho manazmentu!

O | Menej kvalitné SWOT analyzy bez | Prechod od SWOT k TOWS analyzam,
preventivneho utlmovania hrozieb. | doslednému preventivnemu
Pohlad zvniitra organizdcie navonok. | utlmovaniu/eliminovaniu rizik. Pohlad

zvonku podniku dovniitra!

P | Dominantny prakticizmus vodcov | Integrovat’ novi vedu omanaZmente so
a manazérov. Nedocenovanie | skiisenost’ami Z praxe. Sustavna
anevyuzivanie tedrie manazmentu | edukacia (vychova vzdelavanie)
amarketingu. Nefunkény systém | manaZérov!!! Znalostno-skiise-
vychovy manazérov. nostny podnikatel'sky manaZment.

R | Zanedbavanie IKT, internetu ainych | Integrovanie manazmentu 2. generacie
hi-tech v riadent, marketingu, | s webom 2.0 aj inymi vznikajicimi
komercii, biznise. najnovsimi generaciami IKT.

S | Globdlna kriza sa povaZovala len za | Globalna kriza je aj eticky, moralny,
ekonomicko-finan¢ni zdlezitost. | socialny, ekologicky, bezpeénostny,
Chybali: celostné pohlady, iSlo o | politicky a iny fenomén ¢&i zlozity,
nekomplexné poznanie | komplexny problém. Dominovat’ maju:
a nesystémové riadiace postupy. timova midrost’, zhlukové inovacie atd’

T | Orientdcia na rychle vynosy, trzby | Postupné dosahovanie relevantnych
aokamzité zisky (za kazdd cenu). | ziskov, resp. rentability celkového
Evidentny  egoizmus, sebectvo | disponibilného kapitialu vo viizbach na
vodcov a riadiacich pracovnikov!!! trvalo udrzatePny komplexny rozvoj .

U | Klasickd konkurencia najmd na | Super- ¢i hyperkonkurenéné tlaky aj

na globalnych trhoch.
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V | DIhé inovaéné cykly, dominancia | Kritke inova¢éné cykly aj vyrobkov,
najmd inkrementdlnych inovécii a to | sluZieb, procesov, technologii atd’.
zvlast vyrobkov. Slabsi manazment | Doraz na manaZment predvyrobnych
zmien, inovdcif, vyskumu. Rezervy | procesov. -  vyskumu, vyvoja,
v projektovom manazmente | komplexnej pripravy vyroby (KPV).

a v podnecovani Fudi k tvorivosti. Vysoka motivacia Pudi ku kreativite!!!

Z | Ostatné diskrepancie, rozdiely | Odklon od bipolarnosti sveta. Presun
(politické, mocenské, demografické, | mocenskych centier sveta (aj do Ciny,
bezpecnostné, iné deficity) aich | Indie...). Boj o eliminovanie zla, hladu,
negativny vplyv na riadenie a l'udi. terorizmu, zbrojarskych tlakov atd’.

4. Zaverom

Aj k napisaniu tohto prispevku nés inSpirovali najmid myslienky host'ujiceho profesora
strategického a medzindrodného manaZmentu na London Business School, spoluzakladatel’a
medzindrodnej poradenskej spolocnosti ~ STRATEGOS ariaditela  konzorcia
MANAGEMENT INNOVATION LAB. Garyho Hamela, ktory Zije v Severnej Karoline.
Povazuje sa za jedného z najuznavanejSich sicasnych odbornikov v odbore manazmentu na
svete. Dokonca dennik Finanacial Times ho oznadil za ,inovatora manazmentu, ktory
nema sebe rovného*“.. Postupnd tvorba zdsadne inovovaného modelu, met6d
a in§trumentdria manaZmentu pre budtdcnost’ si viak — aj v SR aj v EU — vyZaduje intenzivnu
pracu celych timov renomovanych autorov/expertov.
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Vliv pracovni neschopnosti na makroekonomickou vykonnost ekonomiky
v Ceské republice
Effect of incapacity to work on the macroeconomic performance of the
economy in the Czech Republic

Véra Jefabkova, Kristyna Vltavska

Abstract: Incapacity to work is an important indicator not only in the field of the state in
population’s health but also in the area of economic policy. Labour is one of the main
components of production, and if a person is temporarily acknowledged as incapable to work
due to medical reasons it influences the person’s life as well as the macroeconomic
performance of the economy and public finance. The aim of this paper is to analyze the
development of incapacity to work due to disease or injury between 2004 and 2009, to find
out the most common causes of incapacity to work and estimate the loss in macroeconomic
performance of the economy inflicted by incapacity to work.

Abstrakt: Pracovni neschopnost je vyznamnym ukazatelem nejen v oblasti zdravotniho stavu
obyvatelstva, ale iv oblasti hospodaiské politiky. Prace je jednim z hlavnich vyrobnich
faktord av piipadé, kdy je osoba ze zdravotnich divodi docasné uznina neschopnou
k vykonu svého zamésnitni, objevuje se zde vliv jak na Zivot daného jedince, na
makroekonomickou vykonnost ekonomiky, tak i na vetejné finance. Cilem tohoto piispévku
je analyzovat vyvoj pracovni neschopnosti pro nemoc a traz v letech 2004 az 2009, zjistit
nejCastéjsi zdravotni pii¢iny vzniku pracovni neschopnosti a vycislit ztratu v
makroekonomické vykonnosti ekonomiky v souvislosti s pracovni neschopnosti.

Key words: incapacity to work, macroeconomic performance, macroeconomic loss

Kli¢ova slova: pracovni neschopnost pro nemoc a draz, makroekonomickd vykonnost
ekonomiky

JEL classification: 118, E00.

1. Foreword

Incapacity to work is an important indicator not only in the field the state in
population’s health but also in the area of national economy. Labour is one of the main
components of production and if a person is acknowledged as incapable to work due to
medical reasons it influences the person’s life as well as the macroeconomic performance of
the economy and public finance.

2. Data and Methodology

The observation of the data on incapacity to work has been based mainly on the
statistical report Nem Ur 1-02 about the incapacity to work due to disease or injury, processed
by the Czech Statistical Office. It is filled in by all economic subjects that employ more than
25 employees/policyholders within the public sector. Members of the Ministry of Defence and
the Ministry of Justice (i.e. the Police, Fire brigade, Board of Customs, Prison Service,
Intelligence Security Service, Army and Bureau of Foreign Relations and Intelligence) have
not been included in the statistics. The focus is on the number of policyholders, the amount of
new cases of incapacity to work according to the kind (disease, occupational injury, other
injuries) and the length of incapacity to work in calendar days. All these data are divided
according to the regions (NUTS3) and sector (CZ-NACE) with a half-year periodicity of
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survey. The data of economic subjects with less employees and self-employed workers have
been taken from the Czech Social Security Administration.

Besides the statistics of new cases of incapacity to work taken from the data of the
Czech Statistical Office, the data on the termination of incapacity to work are processed from
the registry of the Czech Social Security Administration via the Institute of Health
Information and Statistics of the Czech Republic based on the Decision on Temporary
Incapacity to Work document, issued by MDs. This statistics reflects all diseases and injuries
causing policyholders at least one-day incapacity to work finished within a given year divided
by age, cause of incapacity to work (MKN-10 diagnosis) and occupation classification
KZAM. Therefore, injuries or diseases resulting in incapacity to work overlapping to the
following year or those cases where the Decision on Temporary Incapacity to Work was not
issued are not included.

Differences in numbers of cases of incapacity to work between the aforementioned
sources reflect the differences in methodology of data collection. This paper will only use the
data of the Czech Statistical Office with causes of incapacity to work taken from the Institute
of Health Information and Statistics of the Czech Republic.

Data on GDP in current prices, average number of registered employment, average
percentage of incapacity to work and employee compensations will be crucial for estimation
of the loss in macroeconomic performance in the economy. Average percentage of incapacity
to work is a total indicator with respect to both new cases of incapacity to work and the length
of the cases in relation to the number of health policyholders and calendar fund.
Compensations for employees incapacitated to work can be calculated based on the following

relation: (1):
NZ
NZ,y :(?]'PN , (D

where

NZPN - compensations for employees incapacitated to work,

NZ - employee compensations,

E — average number of registered employees,

PN — average number of cases of incapacity to work absent from the workplace.

3. Development in incapacity to work due to disease or injury between 2004 and
2009

Incapacity to work relates closely to the area of health insurance because in case of
losing the source of income due to a so-called short-term social accident (i.e. a temporary
incapacity to work due to disease or injury, care for a family member, pregnancy or
motherhood, care for a child), the person is sustained by benefits emerging from this
insurance. Among the policyholders of health insurance belong — obligatorily — all employees
and — optionally — self-employed workers. Health insurance is based on a solidarity system
and potential changes in legislation necessarily change the development of incapacity to work.
The level of incapacity to work is not given only by objective causes for the emergence of a
disease or injury but often depends on wider circumstances, such as changes in legislation in
health insurance or the labour market situation.

Incapacity to work is in most cases starts due to a disease. The ratio of incapacity to
work due to a disease on the overall number of newly reported cases of incapacity to work
due to disease or injury reaches an average of 92 % in the given period, i.e. between 2004 and
2009. The overall number of newly reported cases of incapacity to work per 100
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policyholders ranged from 33.89 to 58.19 with 2005 being the year with the highest number
and 2009 the lowest. Figure 1 indicates that a permanent fall has been registered since 2005
and the average drop in the given period was 11 %. The largest year-to-year drop was
registered in 2009 when the new cases per 100 policyholders fell by 30 % compared to 2008
and the number of newly registered cases of incapacity to work dropped by 35 %. The reason
for such a change lies mainly in accepting the new law No.187/2006 Coll. on health insurance
that came into force on 1% January 2009. The main amendment changed the way to
determining the extent of health insurance benefits, which also influenced the registration
methodology, drawing the benefits, data collection and data processing in the Czech Social
Security Administration. However, the amount of days on a sick-leave, which ranged from 33
to 45 days in the given period, grew in the period with an annual average of 5 % (app. 2 days
a year in absolute numbers).
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C— Number of newly reported cases of incapacity to work per 100 policyholders

—8— The amount of days on a sick-leave per 1 case (right axis)

Fig. 1: Number of newly reported cases of incapacity to work per 100 policyholders and the

amount of days on a sicl-leave per 1 case (right axis) in the period between 2004 and2009
Source: Czech Statistical Office

In terms of regions, the lowest number of cases of incapacity to work per 100
policyholders between 2004 and 2008 was recorded in Prague (42.21 to 59.38 cases). In 2009
this spot was taken by Olomoucky region where only 31.65 new in 100 policyholders were
registered. On the other hand, the highest numbers of new cases in the given period were
recorded in Liberecky and Plzeiisky region (tablel).

The highest number of incapacity to work between 2004 and 2009 were reported in
manufacturing industry where the average number of new cases of incapacity to work per 100
policyholders reached 76.36.

In terms of the causes of incapacity to work, the most common reasons were diseases of
the respiratory system (fig.2) with the ratio on the overall numbers constituted 33 - 47 % in
the given period. Other common causes were diseases of the musculosketal system and
connective tissue, which formed in average a fifth in the overall incapacity to work while their
ratio was rather stable between the years 2004 and 2009. Injury, poisonings and other
consequences of external causes (12 % on average), diseases of the digestive system (7 % on
average), diseases of the genitourinary system (4 % on average) and diseases of the
circulatory system (3 % on average) were other major causes. Altogether these six groups of
diagnoses built on average 84 % of the overall numbers of incapacity to work in the period
between 2004 and 2009. As figure 2 shows, the ratio is stable within all groups mentioned
above apart from the diseases of the respiratory system where the ratio differs significantly
from year to year. The reasons for the prominent changes can be found in seasonal influenzas
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and epidemics of influenza, legislative changes that affect the interest of the sick to visit the
doctor because of the disease and get incapacitated to work.

Table 1: Number of newly reported cases of incapacity to work per 100 in Czech regions in
the period between 2004 and 2009

Region 2004 2005 2006 2007 2008 2009
Praha 53.38 [59.18 |52.19 |51.10 [42.21 |32.70
Stiedocesky 60.17 |67.30 [60.03 |58.99 [49.50 |36.28
Jihocesky 65.67 7296 |63.57 |63.07 |[50.78 |34.87
Plzensky 67.51 |76.84 |6588 |64.57 |54.44 |37.34
Karlovarsky 6583 |72.57 |63.61 |63.07 |53.13 |3491
Ustecky 59.99 |65.38 |58.11 |58.54 |48.84 |32.71
Liberecky 68.31 |74.34 |66.44 6498 |54.04 |36.72
Kralovéhradecky |65.16 |72.27 |62.58 |62.81 |48.82 |33.61
Pardubicky 64.53 |7048 |63.07 |61.44 [49.67 |33.61
Vysoéina 65.88 |74.34 6443 |64.07 |51.59 |33.73
Jihomoravsky 62.86 [68.74 |61.76 |59.77 |47.96 |33.36
Olomoucky 65.15 [68.56 |61.03 |59.39 |48.61 31.65
Zlinsky 64.79 |70.67 |62.87 |61.27 |50.30 |33.44
Moravskoslezsky | 61.63 70.62 [62.50 |63.88 52.14 33.84
Ceskd republika |61.64 |68.19 |60.19 |59.31 48.59 133.89

Source: Czech Statistical Office

50%

2004 2005 2006 2007 2008 2009

B Diseases of the respiratory system

@ Diseases of the musculoskeletal system and connective tissue

@ Injury, poisoning and certain other consequences of external causes
0 Diseases of the digestive system

® Diseases of the genitourinary system

O Diseases of the circulatory system

Fig. 2: Development of the most common causes of incapacity to work on the total number

of incapacities to work in the period between 2004 and 2009 (%)
Source: UZIS
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4. The loss in macroeconomic performance of economy

Resulting from incapacity to work, hundreds of thousand employees are absent from
their workplace daily, which to a certain extent affects both the microeconomic and the
macroeconomic area of the national economy. Social benefits, health care expenditures for
policyholders incapacitated to work, lower insurance and tax collection (neither insurance nor
tax is paid from the salary compensations) impact the public finance. The following text
focuses only on the enumeration of the loss in macroeconomic performance of economy due
to incapacity to work.

This estimate uses the data on the average number of employment, average percentage
of incapacity to work and employee compensation and gross domestic product, i.e. the overall
financial value of goods, estates and services produced in a given period of time, which
economy uses for determining the performance of an economy.

The GDP in current prices reached CZK 3,625,865 million in 2009. The average
number of registered employment (physical entities) in the Czech Republic amounted to
3,960,500 people and the average percentage of incapacity to work was 4.184 %. On average,
165,707 employees were absent from the workplace in 2009. In the same year, an average
worker produced what equals CZK 955,484 in GDP. The overall GDP might have been
higher by CZK 158,331 if all employees worked. Overall employee compensations for those
incapacitated to work, decreasing the hypothetical loss in GDP, were CZK 67,259 million and
were calculated as shown in (1).

A rough estimate of the loss in macroeconomic performance in national economy may
be calculated by subtracting the overall compensations to the incapacitated to work from the
hypothetical GDP if all employees worked. In 2009, this loss was estimated to be CZK 91,072
million and one percent of incapacity to work constituted a loss of CZK 21,767 million.

Rough estimates of macroeconomic loss for years 2004 to 2008 can be calculated
analogically. Table 2 clearly shows that between 2004 and 2007 such loss grew annually by
CZK 6,860 million on average. The year 2008 started the decrease, however. In 2009, the
year-to-year drop reached 22 %, mainly a consequence of the decrease of average percentage
of incapacity to work due to disease or injury following the changes in legislation.

Table 2: Rough estimates of the loss in macroeconomic performance in economy in the
period between 2004 and 2009

2004 2005 2006 2007 2008 2009
GDP in current prices {mil CZE) 2814 762|2 983 8623 222 369|3 535 460|3 688 597|3 625 865
Average number of registered
employment (in thousands)

Average percentage of mcapacity to

39683 40356 4067 4137 41881 3960,5

5857%| 6,126%| 5814%| 5619%| 5,184%| 4,184%

work

Hypothetical increasze of GDP (il CZEN| 175 117 194 720] 198 913] 210485 201 693 158 331
emplovee compensations (mil. CZE) F0413] 78689 30 585 35201 34 679 67 259
The loss m macroeconomic

performance in the economy (mil. 104 704| 116021 118319 125283 117014 921072
CZE)

Source: Czech Statistical office, computations of authors
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5. Conclusion

Incapacity to work is an important indicator not only in the field of the state in
population’s health but also in the area of economic policy because it influences the person’s
life as well as the macroeconomic performance of the economy and public finance.

The development of incapacity to work is mainly connected to changes in legislation
regarding health insurance which determines the extent of the benefits, to changes on the
labour market and occurrence of individual diseases. The main impact on incapacity to work
is inflicted by the diseases of the respiratory system (from the MKN-10 disease groupings).
The ratio of these diseases varies significantly mainly due to seasonal influenzas and
epidemics.

This paper focused only on estimating the loss in macroeconomic performance of the
national economy. The estimate drew data from the GDP in current prices, average number of
registered employment, average percentage of incapacity to work and employee
compensations. Rough estimates of loss in macroeconomic performance of national economy
between 2004 and 2009 ranged from CZK 91,072 million (year 2009) to CZK 125,283
million (year 2007).

The reason for the year 2009 to register the highest annual decrease both in the number
of newly registered cases of incapacity to work and in the estimated loss in macroeconomic
performance of national economy was accepting of the law No.187/2006 Coll. on health
insurance. However, a new trend can be traced in the data. While the number of newly
registered cases of incapacity to work started to decrease, the number of days on a sick-leave
is grown.
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Analyza extrémnych hodnét v poisteni motorovych vozidiel metédou POT
Extreme value analysis in car insurance by POT method

Matej Juhas, Valéria Sktivankova

Abstract: This paper deals with analysis of extremal claims in car insurance by peaks over
threshold method (POT). Our aim is to give tail estimation of claim distribution using some
graphical and analytical methods.

Key words: Generalized Pareto distribution , parameter estimation, peaks over threshold
KPuicové slova: Zovseobecné Paretovo rozdelenie, odhad parametrov, excedenty ponad prah
JEL classification: C13, C16, G22

1. Uvod

Vyskyt extrémne velkych poistnych plneni v poslednych rokoch niti poistovne
pristipit’ k zmendm v hodnoten{ a riaden{ ich rizik a vo vi¢Sej miere vyuzivat' pokrocilejSie
Statistické metddy, veitane metdd tedrie extrémnych hodndt. Extrémne poistné plnenia mézu
sposobit’ insolventnost’ poistovne, preto je velmi dblezité poznat ich rozdelenie a vediet
predpovedat’ ich oGakdvanii hodnotu. Statisticki analyza extrémnych hodnét vyZzaduje
Specidlne grafické a analytické metddy, ktoré si rozpracované napr. v monografiich
Embrechts at al. (1997), Beirlant at al. (2004) a Reiss, Thomas (2007).

Rozdelenie extrémnych hodnot sa vyznacuje tym, Ze pravy koniec (chvost) jeho hustoty
konverguje k nule ovela pomalSie ako hustoty exponencidlneho typu (napr. normailne,
exponencidlne). Rozdelenie md teda ,,tuény chvost”. Modelovat vSetky ddta jedinym
rozdelenim v pripade pritomnosti extrémnych hodnot je dost’ obtiazné, preto je doraz kladeny
na odhad rozdelenia chvostovej Casti.

Postup pri vybere vhodného rozdelenia spociva vtroch krokoch: 1) na zdklade
grafickych metdd navrhnit’ vhodny typ rozdelenia chvosta 2) odhadniit’ parametre zvoleného
rozdelenia 3) overit’ zhodu vybraného rozdelenia s empirickym rozdelenim testom.

V dal$ej Casti uvedieme zakladné pojmy a budd prezentované grafické a analytické
metddy, potrebné na Statisticki analyzu realnych dat v casti 3. V zdvere rozdiskutujeme
vyhody a nevyhody pouzitych metdd.

2. Zakladné pojmy a metody

V tomto prispevku vyuZijeme z tedrie extrémnych hodnot metédu POT zaloZend na
zov$eobecnenom Paretovom rozdeleni (GPD), na popis chvosta rozdelenia poistnych dat.
Predpokladajme, Ze poistné data reprezentuju realizaciu x nahodnej veliCiny X ponad
dostatocne vysoky prah u. Nech F(x) je distribucnd funkcia ndhodnej veli¢iny X a F,(x)
predstavuje podmienent distribuénu funkciu excedentov X ponad prah u. Potom plati

F(x+u)—F(u)
1-F(u)
Parametrické modelovanie distribu¢nej funkcie F,(x) excedentov ponad prah u je
zaloZené na limitnej vete (pozri [3]), ktord dokédzali Balkema, de Haan a Pickands. Podla tejto
vety pre dostatocne velké u (u—»oo) distribu¢na funkcia excedentov F,(x) konverguje ku

distribu¢nej funkcii zovSeobecneného Paretovho rozdelenia G¢p (Fi(x) = G¢p(x)) definovane;j
vzt'ahom

F(x)=P(X-u<x|X>u)= ,pre x> 0. ()
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/¢
x

1_[1+§E] ak & #0, @)

l—exp(-x/ ) ak&=0,

pri¢om xe (0, o) ak £> 0 a xe(0,-F¢&) pre £<0.

Pri metéde POT je vel'mi ddlezité vhodne zvolit’ prah u. Ak je u prili§ velké, tak mame
prili§ mélo excedentov a dosledkom toho je velky rozptyl odhadov. Pre u prili§ malé sa
odhady stavaji vychylenymi. V d’alSom uvedieme niektoré metédy vhodné na urcenie prahu.

Gep(x)=

Prvovu z moZnosti ako vhodne zvolit’ prah u je vyuZzitie linearity funkcie priemernych
excessov e(u)=E(X-ulX>u) pre GPD. Funkcia e(u) nahodnej veli¢iny X s distribuc¢nou
funkciou G¢g je tvaru

TI=F(y) el g B+Su
e(u) = dy =(p+ + dy =—=, 3
() :!.I—F(u)y (B+8u) !(ﬁ Hydy=5=3 3)
pre f+&u> 0, £<1, ateda je zrejmé, Ze e(u) je linedrnou funkciou u. Mali by sme preto zvolit’
taky prah u > 0, pre ktory je funkcia priemernych excessov empirickych dat priblizne
linedrna. Ak déta x;, x»,...x, zoradené od najmensej po najvicsiu hodnotu oznacime x(1), x2), ...,
X(n potom vyberovy tvar funkcie priemernych excessov je
> = (x; > u)
6'" (M) — i<n

DI(x>u)

i<n

, pre xg, <u<x,. “4)

Ind vhodni metédu na volbu prahu poskytuje stabilita Hillovho grafu. Nech
X1n>X2n>...>X,, je usporiadany ndhodny vyber kladnych, nezdvislych, rovnako rozdelenych
nédhodnych veli¢in. Potom Hillov odhad parametra & > 0 rozdelenia Gegp, zaloZeny na
k najvicsich pozorovaniach, je definovany vzt'ahom (pozri napr. [1], [2] )

& =%ZlnXm -inX,,. 6))
i<k
Hillov graf je dany bodmi [k, &.], k =1,2,...,n-1 avykazuje stabilitu v takej oblasti, kde

rasticim k ostdva odhad &, relativne nezmeneny. Vhodné je zvolit' prah u prave z takej
stabilnej oblasti.

Dalsia z vhodnych metéd volby prahu je zaloZena na minimalizacii vyrazu

%Zif §i,n —med( gl,n ----- fk,,, ) (6)

i<k

pricom 0 < ¢ < 1/2 a med(&; 5, & - .., &) vyjadruje medidn odhadov &, & ..., & sy vZhladom
na uvazovany pocet extrémov k (podrobnejsie pozri [3] ). Je nutné povedat’, Ze takato metéda
hladania prahu je vhodnd len pre vyber nie prili§ velkého rozsahu, pretoZe je ¢asovo dost’
naro¢nd. Metddy vhodné na vol’bu prahu mozno néjst’ aj v [1].

3. Analyza dat z havarijného poistenia motorovych vozidiel metédou POT

Vtejto Casti sa budeme zaoberat’ Statistickou analyzou dat havarijného poistenia
motorovych vozidiel zo slovenského poistného trhu (poistovia, ktora poskytla data, si nezela
byt menovand). Nasim hlavnym cielom je odhadnut’ parametre rozdelenia chvosta tychto
dat. K dispozicii mame subor déat pozostavajici z 9748 poistnych plneni v eurach v rokoch
1998 az 2008. Analyzu dat sme uskutoCnili vyuzitim softwaru R (balik extremes), Matlab
(balik evim) a Xtremes, ktory je prilohou k [3].
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Na Obrazku 1 vlavo je znazorneny ¢asovy rad, ktory ndm umoznuje lokalizovat’ a urcit’
vySku extrémnych poistnych plneni. Histogram vpravo sved¢i tiez o vyskyte extrémnych
hodndt a umoziuje nam identifikovat’ tvar rozdelenia poistnych plneni.
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Obrdzok 1: Vysky poistnych plneni v eurdch a odpovedajiici histogram.
Tabul’ka7: Zdkladné charakteristiky ddt
Pocet | Min Max | Priemer | Median | Rozptyl | Sikmost’ | Spicatost’
9748 | 150.2 | 77384.5 | 1348.458 | 571.015 | 6831693 8.5 134.997

Z tabul’ky 1 je vidiet, Ze Spicatost’ rozdelenia uvaZzovanych dat podstatne prevysSuje Spicatost’
normélneho rozdelenia, ktord je 3. To znamend, Ze rozdelenie dit patri medzi rozdelenia s
tuénymi chvostmi. V tomto tvrdeni nds upeviuje aj to, Ze QQ graf dat oproti kvantilom
Standardného exponencidlneho rozdelenia je konkdvny (Obrazok 2 vlavo).

Txpeonenitial Quantiles

sl W o
x10

Obradzok 2: Exponencidlny QQ graf (vl’avo) a funkcia priemernych excessov (vpravo).

Prvym krokom v analyze poistnych dat bol odhad rozdelenia celej vzorky dat. Zistili
sme, 7e data je mozné modelovat’ trojparametrickym log-normdlnym rozdelenim, avSak na
popis chvosta rozdelenia tychto dit nie je aZ také vhodné. Preto sa v d’alSom pokisime
odhadnit’ parametre rozdelenia chvosta dat. Na zdklade Balkema, de Haan a Pickandsovej
vety ur¢ime nezndme parametre GP rozdelenia s distribu¢nou funkciou (2). Najprv si
potrebujeme vhodne zvolit' prah u. VyuZijeme pritom graf funkcie priemernych excessov
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(zostrojeny podla (3) a (4)) agraf Hillovho odhadu (5) ako funkcie poctu extrémov k.
Potrebujeme vybrat' také u, pre ktoré je funkcia priemernych excessov priblizne linedrna
alebo taky pocet extrémov (excedentov), pre ktory je Hillov odhad stabilny.
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Obrdzok 3: Graf Hillovho odhadu (vlavo), vyrez z grafu Hillovho odhadu a interval

spolahlivosti (vpravo)

Linearita z Obrazka 2 (vpravo) a tak isto ani stabilita Hillovho odhadu (Obrazok 3) nie je az
takd zrejmd a je silne subjektivna. Po detailnom skdmani obrazkov 2 a 3 povaZujeme za
vhodné zvolit’ pocet extrémov k = 380 comu zodpovedd hodnota u = 5520.51. Ak na odhad
prahu pouZijeme metddu zaloZend na minimalizacii vztahu (6), tak pri vol'be ¢ blizke nule
dostavame hodnotu k = 634, comu zodpoveda prah u = 4331.71.

Pre tieto hodnoty prahov a odpovedajici pocet extrémov odhadneme parametre GP
rozdelenia metédou maximélnej vierohodnosti. Potrebnu hustotu pravdepodobnosti ziskame
derivaciou vztahu (2) pre £>0.

Tabul’ka2: Odhady parametrov GP rozdelenia

Pocet extrémov B & Hillov odhad
k=380 3501.222 0.345 0.529
k=634 2553.209 0.396 0.518

Na nasledujicich obrdzkoch uvedieme pravdepodobnostné a kvantilové grafy pre oba pocty
extrémov a hustotu GP rozdelenia s odhadnutymi parametrami uvedenymi v tabul’ke 2.
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Obrdzok 4: PP a QQ graf empirického rozdelenia oproti teoretickému pre hodnotu k =380
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Obradzok 5: PP a QQ graf empirického rozdelenia oproti teoretickému pre hodnotu k =634

Obrazok 6: Histogram a hustota pravdepodobnosti s odhadnutymi parametrami (vl’avo
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k=380, vpravo k=634)

Na zdaver otestujeme zhodu teoretického rozdelenia sempirickym, na Co pouZijeme
Kolmogorovov - Smirnovov (KS) test na hladinach vyznamnosti o = 0.05, a=0.01.

Tabul’ka3: Kolmogorovov - Smirnovoy test

Velkost’ vyberu 380

Statistika 0.03996

p-Hodnota 0.56502

o 0.05 0.01
Kritickd hodnota 0.06966 | 0.08357
Zamietnutie nulovej hypotézy Nie Nie
Velkost’ vyberu 634

Statistika 0.06319

p-Hodnota 0.0121

a 0.05 0.01
Kritickd hodnota 0.05393 0.0647
Zamietnutie nulovej hypotézy Ano Nie
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Na zdklade PP grafov, QQ grafov a vysledkov KS-testu je volba poctu extrémov k = 380
lepSia ako k = 634. Preto je vhodné modelovat’ chvost rozdelenia uvaZovanych poistnych
plneni GP rozdelenim s parametrami & = 0.345, £ = 3501.222. Pomocou takto odhadnutého
rozdelenia mdZeme urcit’ maximalnu vySku poistného plnenia, ktoré nebude prekrocené s
pravdepodobnostou napriklad 0.995. Pre nase data je to xog9s=52984.45 eur.

4. Zaver

Metdédy, ktoré sme pouzili pri Statistickej analyze redlnych dit, maji svoje vyhody aj
nevyhody. Grafické metédy si jednoduché, poskytni prvotné informécie o vyskyte
arozdeleni extrémnych hodndt, maji vSak aj svoje nedostatky. Hladanie vhodnej drovne
unemusi viest k jednoznacnému vyberu rozdelenia. Otestovanie zhody empirickych
a teoretickych vysledkov je preto nevyhnutné. Data maju tendenciu sa zhlukovat, podmienka
nezdvislosti a identického rozdelenia nemusi byt splnend, volatilita sa ¢asom modZe menit.
Tym dochadza ku skresleniu odhadov a prognéz.
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Reliability of the data sources on international migration
Vérohodnost iidaji 0 mezinarodni migraci

Eva Kacerova

Abstract: Difficulty in monitoring of migration processes is one of the most important
problems connected with research on this phenomenon in various countries. The definition of
migrant is not the same in selected countries.

This article came into being within the framework of the institutional support of the long-term
conceptual development in science and research on the Faculty of informatics and statistics on
the University of Economics, Prague.

Abstrakt: ObtiZze pfi sledovani migra¢nich tokil jsou jednim z dulezitych problémi se
studiem migrace spojenych. PotiZe pfindSeji rizné definice imigrantd a emigrantti v riznych
zemich. Nejednotné jsou i ddaje o poctech vystéhovalych z pohledu zemé, kterou migrant
opousti, a pfistéhovalych z pohledu pfijimajici zemé.

Tento ¢lanek vznikl s instituciondlni podporou dlouhodobého konceptudlniho rozvoje védy a
vyzkumu na Fakulté informatiky a statistiky Vysoké §koly ekonomické v Praze.

Key words: Migration, immigration, emigration, bilateral migration flow Central Europe.
Klic¢ova slova: Migrace, imigrace, emigrace, vzdjemné migra¢ni toky ve stfedni Evropé.
JEL classification: F22, O15.

1. Introduction

In this part we look at available data as seen by the end user. We investigate
immigration and emigration data by organising them in a way that allows us to compare data
reported by sending and receiving countries and to evaluate international comparability of
data provided by individual countries. We analyse two types of information: the double entry
matrix containing the flows between selected country (Czech Republic, Slovak Republic,
Poland and Hungary) and time series of flows between selected pairs of these countries.

2. Reliability of the data sources on international migration

In order to illustrate the problems with data on international migration flows we have
constructed a double entry matrix for the year 2003 and for the year 2005 (tables 1 and 2).
The idea of double entry migration matrix is to present the data on immigration, reported by
the receiving countries, and those on emigration, reported by the sending countries, in one
table. The cells in tables 5 and 6 representing migration from country A to country B contain
two entries: the upper one includes immigration (I) form country A reported by country B and
the lower one includes emigration (E) to country B reported by country A. For a better
understanding the data in a double entry matrix we have calculate I/E ratio and 1-E
differences, where I and E are the flows reported by the receiving and by the sending country.
The figures reported by the receiving country are often several times higher than those
reported by the sending country. Large I/E ratio have been observed for flows from Slovakia
to Czech Republic (VE = 54 in 2003, 14 in 2005) and from Poland to Czech Republic
(I/E =36 in 2003, 25 in 2005).

The general believe is that immigration data are better than those concerning
emigration. The flow from Slovakia to the Czech Republic in 2003 was according to Czech
Republic 24 385 people; the value reported by Slovakia was only 448. The flow from Czech
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Republic to Slovakia was 18 262 according the Czech data source and 650 according to
Slovakia data source. So, both countries had a positive net migration. The flow from Slovakia
to the Czech Republic in 2005 was according to Slovakia 734 people; the value reported by
Czech Republic was 10 133. The flow from Slovakia to the Czech Republic was 1 144
according the Czech data source and 1950 according to Slovakia data source. So, both
countries had a positive net migration.

Identifying and counting expatriates is not without difficulties and different methods
may produce different estimates. There are three main types of estimates, each of them with it
advantages and shortcomings: emigration survey in origin countries and compilation of
statistics from receiving countries and population census.

Table 1: Migration flows between selected countries according to receiving (I) and sending
(E) countries in 2003

. Receiving country
Sending o Siovak
" zec ) . oval
country Republic Hungary Poland Republic
Czech |1 - 46 650
Republic | E - 35 1040 18262
o I 58 - 20 25
ungar
&Y g -
I 1653 - 36
Poland
E 46 6 - 10
Slovak |1 24 385 19 -
Republic | E 448 18 10 —

Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_immSprv

Table 2: Migration flows between selected countries according to receiving (I) and sending
(E) countries in 2005

Receiving country
Czech Slovak
Sending country Republic Hungary Poland Republic
Czech |l - 60 1144
Republic [E - 4 138 1935
q 1 28 - 21 248
ungar
S 5 -
| 1246 - 311
Poland
E 49 13 - 5
Slovak |1 10 133 31 -
Republic |E 734 28 6 _

Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_immS5prv

Other interesting observations can be made by looking at the figures presenting the
evolution of the flows between pairs of countries over time reported by each of both
countries. Such graphs are very helpful when trying to understand international migration
trends and prepare a forecast (Figure 1-6). Dates for Hungary are not available.
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The direct comparison of flows between Poland and Slovakia reported by the sending
and receiving countries reveals important feature of the statistics based on the concept of
permanent place of residence, namely the underestimation of emigration flows. The data
reported by the receiving country are higher both for flows from Poland to Slovakia and from

Slovakia to Poland.
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Figure 1: Migration between Poland and Slovak Republic

r — data according to the receiving countries s — data according to the sending countries

Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_immS5prv
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Figure 2: Migration between Poland and Slovak Republic

r — data according to the receiving countries s — data according to the sending countries

Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_imm5prv
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Figure 3: Migration between Poland and Czech Republic

r — data according to the receiving countries s — data according to the sending countries
Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_imm5prv
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Figure 4: Migration between Poland and Czech Republic

r — data according to the receiving countries s — data according to the sending countries
Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_imm5prv
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Figure 5: Migration between Slovak Republic and Czech Republic

r — data according to the receiving countries s — data according to the sending countries
Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_imm5prv
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Figure 6: Migration between Slovak Republic and Czech Republic

r — data according to the receiving countries s — data according to the sending countries
Source: EUROSTAT, table migr_emi3nxt and table migr_imm5prv
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A very low level of both immigration and emigration is reported by Slovakia and

Poland during the whole period for which the data are available and it does not allow the
identification of the changes in the flow magnitude observed by the partner country.
The flows among Czech Republic and Slovak Republic are the same until 1993, when former
Czechoslovakia was split to two separated countries. After the dissolution of Czechoslovakia
on 1 January 1993 the previously internal movements between the territories of the Czech
Republic and Slovakia became international migration flows. In 2002 and 2003 flows from
Slovakia and Poland are average 41 times higher than those reported by the sending countries.
As concerns the sudden jumps observed in the Czech data, they might be explained by the
changes in the definitions. In the Czech Republic until 2000 the statistics covered permanent
migration only, as registered in the population register, similarly to Poland and Slovakia.

Since 2001, data from the aliens register were used as well: immigration statistics
covered persons who stayed over one year (the exact criteria varied over time) and emigration
statistics included data on permits that expired, in addition to self-reported departures for
permanent stay abroad.

3. Conclusion

Achieving comparability of international migration statistics is a difficult task. The
legislation and administrative procedures concerning registration, which is the main source of
information on migration flows in the selected countries, will continue to differ. It should be
noted that the lack of comparability of statistics on international migration flows is strictly
linked with the lack of comparability of statistics on population stocks, so both problems
should be solved simultaneously.

And at the end some recommendations for end users of the data of international migration:
- try to find out what is the real content of the data
- do not rely on one source
- do not draw conclusion without taking the definition into account.

4. Sources

[1JEUROSTAT: http://epp.eurostat.ec.europa.eu/portal/page/portal/eurostat/home
[2]CESKY STATISTICKY URAD: WWW.CZS0.CZ

[3]STATISTICKY URAD SLOVENSKEJ REPUBLIKY: www.statistics.sk

[4]Hungarian central statistical office: www.portal.ksh.hu

[5]Central statistical Office of Poland: www.stat.gov.pl
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Regionalna zhlukova analyza priemernej mesa¢nej mzdy na Slovensku
Regional Cluster Analysis of Average Monthly Salary in Slovakia

Samuel Korény

Abstract: Development and status of regions can be expressed by various indicators. One of
the most important is the average salary. In the paper available regional district data from the
years 2001 and 2008 (online database Regdat of Statistical Office of the Slovak Republic) are
analyzed by regression and cluster analyses. Both, north-south and east-west regional
differentiation is evident either from graphs or regression analysis results in case of the
average salary. The plot of relative variance shows optimum number of clusters equal to
three. What is more it has got nice geographic interpretation.

Key words: Exploratory data analysis, Data mining, Cluster analysis, Regional analysis.
KPucové slova: exploraénd analyza dat, data mining, zhlukova analyza, regionédlna analyza.
JEL classification: C21, D31, R11.

1. Uvod

Jeden z najddlezitejSich syntetickych ukazovatelov vyspelosti regionov je priemernd
mzda (Korec 2005). Na jej analyzy je najjednoduchsie pouzit' ddaje o priemernej mesacnej
mzde, ktoré st vol'ne pristupné v databdze Regdat na stranke Statistického viradu SR.

V ramci sledovania vyvoja hospodirstva SR sa zistuje zamestnanost' a mzdy podla
podnikového vykaznictva. Udaje st spracované z roéného vykazu, ktory vypliaji vietky
podniky a organizécie s 20 a viac zamestnancami (za organizicie peflaznictva a poist'ovnictva
bez ohladu na pocet zamestnancov). Zamestnani si vykdzani v tom okrese, kde skutocne
pracuju (teda maju svoje skuto¢né pracovisko a nielen sidlo podniku). Medzi zamestnancov sa
nezahffiaji osoby na materskej (rodicovskej) dovolenke a ozbrojené zlozky. Pocty
zamestnancov sa uvadzaji vo fyzickych osobdch. Priemernd mesaénd mzda (podnikové
vykaznictvo) zahrna Ciastku mzdovych nakladov, vypldacani vlastnym zamestnancom ako
odmenu za pracu alebo jej nahradu na zdklade pravneho vztahu (pracovného, sluzobného,
Stitnozamestnaneckého alebo ¢lenského pomeru) k zamestnavatelovi. Je to hrubd mzda,
nezniZend o zdkonné alebo so zamestnancom dohodnuté zrazky (ddaje si prepocitané na
fyzické osoby a st bez podnikatel'skych prijmov).

Pre tcely analyzy sme zobrali tdaje o priemernej mesacnej mzde v Eurach v roku 2001
a2008. Zmyslom vyberu danych znakov bolo zistit, ako sa zmenila priemernd mesa¢nd mzda
v roku 2008 v porovnani s rokom 2001 v absoldtnej aj relativnej mierke. A tieZz akd bola
situdcia v jednotlivych okresoch v oboch porovndvanych rokoch.

V d’alej Casti si struéne uvedieme dovody pre vyber analyzovanych jednotiek.

2. Vobba statistickych jednotiek

V naSej aplikdcii Statistickej analyzy na regiondlne data sme pouZili priestorové
Statistické jednotky na drovni okresov (NUTS 4 alebo LAU 1), pretoze tdaje na urovni krajov
(NUTS 3) alebo eSte vysSie na udrovni oblasti (NUTS 2) uZ skryji akékol'vek konkrétne
rozdiely medzi regionmi na Slovensku. Nanest'astie sa prave udaje aich analyzy na trovni
NUTS 3 alebo NUTS 2 prezentuji v publikdcidch OECD.

S poétom zvolenych priestorovych jednotiek suvisi aj problém Statistického testovania.
Z pohladu Kklasickej Statistiky sa nesmud robit' Statistické testy na zdkladné sibory.
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V modernych publikaciach sa pouZzivaju testy aj na zakladné stbory, ktoré nie si prilis vel'ké
(maximdlny celkovy pocet niekol'ko sto jednotiek). Z tohto pohl'adu je okres ako priestorova
jednotka SR v istom zmysle optimalny. Nie je ich prili§ vel'’a (ako napr. zhruba 3000 obci na
Slovensku), kedy by sa oznacili za signifikantné aj zanedbateI'né rozdiely. Na druhej strane
okresy poskytuju urcité informdcie o stave vo vnitri krajov.

Pred vysledkami analyzy udajov uvedieme metddy a spdsob ich pouZitia pri analyze dat.

3. Pouzité metédy

Ako zhlukovi analyzu sme pouZili metédu k-priemerov s euklidovskou vzdialenostou
a hodnotami Standardizovanymi smerodajnou odchylkou a linedrnu diskrimina¢nd analyzu pre
spétné overenie zhlukov. Pre zistenie geografickej distribicie hodndt (zdvislosti priemerne;j
mesaénej mzdy od zemepisnej 3irky a dizky) to bola linedrna regresna analyza. Numerické
vypocty a zobrazenie vysledkov analyzy sme urobili v Statistickych systémoch SPSS 18,
NCSS 2001 a MYSTAT 12.

Pri vybere znakov sme zobrali do tvahy hlavny ciel: ¢i sa regiondlne disparity zvi¢Suji
alebo zmenSuju z pohl'adu priemernej mesa¢nej mzdy.

S cielom geografickej interpretacie polohy nijdenych zhlukov na tizemi SR sa ndm po
vyskiSani niekol’kych geografickych projekcii zo systému MYSTAT osvedc¢ila Mercatorova
konformnd projekcia so zadanymi zemepisnymi suradnicami okresov (presnejSie ich
okresnych miest), ktord zachovdva sprdvny pomer medzi vertikdlne a horizontdlne
zobrazenymi znakmi. Mestské bratislavské a koSické okresy sme zobrazili pod seba, aby sa
ich symboly neprekryvali.

Prvym krokom pri analyze dat by malo byt zistenie zdkladnych vlastnosti skimanych
znakov a objektov.

4. Explora¢na analyza dat

Zikladné Statistické parametre skimanych znakov su v tabulke 1. Z nej vyplyva, Ze
vSetky parametre sa zvicsili: aritmeticky priemer miezd zo vSetkych slovenskych okresov z
385 Eur na 695 Eur (p < 0,001), smerodajna odchylka zo 74 Eur na 154 Eur, variaény
koeficient z 19 percent na 22 percent, minimum z 294 Eur na 502 Eur, maximum zo 657 Eur
na 1 352 Eur. Plati to aj pre rozsah (z 363 Eur na 850 Eur).

Tabulka 1: Statistické parametre priemernej mesacnej mzdy v Eurdch v roku 2001, 2008
a jej absoliitneho a relativneho prirastku

Znak Priemer Smer. odch. | Var. koef. |Minimum|Maximum| Rozsah
Mzda 2001 384.58 74.2 0.193 293.87 | 656.84 | 362.97
Mzda 2008 695.1 154.39 0.222 502.48 | 1352.2 | 849.72

Abs. prirastok 310.52 85.83 0.276 186.41 695.79 | 509.38
Rel. prirastok 0.802 0.111 0.139 0.588 1.183 0.595

V roku 2001 bola minimdlna hodnota mzdy v okrese Sobrance, v roku 2008 to bolo v okrese
Bardejov. Maximadlna bola v okrese Bratislava I v roku 2001 a Bratislava II (rok 2008).

Absoliitny prirastok ako rozdiel mzdy v roku 2008 a mzdy v roku 2001 mal priemernt
hodnotu 311 Eur. Najmensi absolitny prirastok bol v okrese Bardejov - 186 Eur, najvicsi
v okrese Bratislava II - 696 Eur. Relativny prirastok mal priemernd hodnotu 80 %. Ak
uvazujeme priemernd mesacnd mzdu za celé Slovensko, potom relativny prirastok v roku
2008 voci roku 2001 je 791,78 Eur / 423,69 Eur = 1,869 (87 %). Najmensi relativny prirastok
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bol v okrese Pichov a Bardejov 59 %. Najvicsi relativny prirastok mesacnej mzdy medzi
rokmi 2001 a 2008 je v okrese Kysucké Nové Mesto (118 %). Viac ako 100 % dosahoval
prirastok v d’al$ich dvoch okresoch: Sobrance 108 % a Bratislava II 106 %.

Ak zoberieme za zdklad priemernd mesa¢ni mzdu za celé Slovensko, tak vysledok
porovnania je ovel'a hor$i. V roku 2001 bolo 67 okresov s mzdou mensou ako bola priemerna
mesacna mzda za celé Slovensko (423,69 Eura), v roku 2008 to bolo 68 okresov (791,78 Eur).
To je podiel 85 resp. 86 percent! V roku 2001 mali nasledovné okresy priemernd mesacnu
mzdu vy3§iu ako bol celoslovensky priemer: Ziar nad Hronom, Malacky, Banskd Bystrica,
Trnava, Piachov, Kosice I all, a vSetky bratislavské okresy I-V. Za rok 2008 to boli okresy
Kysucké Nové Mesto, Zilina, Malacky, Trnava a opit Kogice IaII a bratislavské okresy.
Jednoznacne sa potvrdzuje dominancia vSetkych piatich mestskych bratislavskych okresov
a dvoch koSickych. Na zdklade samotnej priemernej mesacnej mzdy nie je t'azké identifikovat’
podstatny vplyv velkych zamestndvatelov (napr. automobilového priemyslu) as nim
suvisiacich odvetvi (napr. hutnictva a strojrstva) na Slovensku.

Pre objektivne postdenie, ¢i sa rozptyl priemernej mesacnej mzdy v slovenskych
okresoch zmenil od roku 2001 do roku 2008, sme pouzili Levenov robustny test, ktory testuje
absoldtne odchylky hodnét od medidnu. Na zdklade uvedeného testu moéZeme skonstatovat,
Ze sa rozptyl priemernej mesacnej mzdy v slovenskych okresoch medzi rokmi 2001 a 2008
zvacsil vyznamne (p = 0,0005).

Na grafe 1 sd zobrazené boxploty priemernej mesa¢nej mzdy v Eurdch. Je na nich
vidiet, Ze v roku 2001 odlahlé okresy v zmysle velkych hodndt mesacnej mzdy s vSetky
bratislavské okresy Bratislava I az V a jeden koSicky okres KoSice II. Situdcia je podobna v
roku 2008.
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Graf 1: Boxploty priemernej mesacnej mzdy za okresy v rokoch 2001 a 2008 (Euro)

Na grafe 2 je bodovy graf empirickej zdvislosti priemernej mesa¢nej mzdy v Eurdch
v roku 2008 od mzdy v roku 2001. Na prvy pohl'ad je zrejmé, Ze mzda sa zvysila. Ak by sa
nezmenila podstatne, tak by hodnoty boli ststredené okolo priamky y = x, ktord ma sklon 45
stupiiov a intervaly hodndt na osiach by boli rovnaké. Z grafu je navySe vidiet, Ze odl'ahlost
vsetkych bratislavskych mestskych okresov a okresu Kosice Il zrejma z boxplotov, ostdva aj
na dvojrozmernom zobrazeni.

Vsetky bratislavské okresy Bratislava I-V a jeden koSicky okres Kosice 1I v roku 2001
presahovali drovent mzdy za niektoré okresy v roku 2008. Pre porovnanie zoberieme najvyssiu
mzdu za rok 2001, ktord bola v okrese Bratislava I na trovni 656,84 Eura.
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Potom v roku 2008 bolo spolu presne 40 (polovica) slovenskych okresov so mzdou
mensou ako bola mzda za rok 2001 v okrese Bratislava I! A to nezohladfiujeme infléciu, ktord
kumulativne medziro¢ne od roku 2001 do roku 2008 dosiahla hodnotu 39 percent!
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Graf 2: Empirickd zdvislost’ priemernej mesacnej mzdy v roku 2008 od mzdy v roku 2001

Po zisteni zakladnych charakteristik pristipime k samotnej zhlukovej analyze priemernej
mesacnej mzdy.

5. Zhlukova regionalna analyza dat

Na grafe 3 je zobrazeny relativny rozptyl pre zhlukovi analyzu (metdda k-priemerov) so
znakmi priemernej mesacnej mzdy v Eurdch v roku 2001 a v roku 2008. Z neho je vidiet, Ze
relativne najlepsi pocet zhlukov je tri.
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Graf 3: Relativny rozptyl pre zhlukovii analyzu priemernej mesacnej mzdy v r. 2001 a 2008

Na grafe 4 st zobrazené tri zistené zhluky v priestore priemernej mesacnej mzdy roku 2008 a
2001. Zhlukova metdda k-priemerov vydelila vSetky bratislavské okresy I-V a okres Kosice 1T
do osobitného tretiecho zhluku. VSetky zhluky st dobre definované a navzdjom oddelené.

Vtabulke 2 su Statistické parametre troch identifikovanych zhlukov. Linedrna
diskrimina¢nd analyza m4 v tomto pripade nulovi klasifikacnd chybu.
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Graf 4: Zavislost’ priemernej mesacnej mzdy roku 2008 od mzdy roku 2001 s tromi zhlukmi

Tabulka 2: Statistické parametre troch zhlukov priemernej mesacnej mzdy v r. 2001 a 2008

Znak Parameter / zhluk 1 2 3
MZDA2001 Priemer 405.93 338.47 597.11
Smer. Odchylka | 24.12 23.46 54.75
Minimum 365.56 293.87 511.45
Maximum 461.59 388.10 656.84
MZDA2008 Priemer 745.53 596.22 | 1126.77
Smer. odchylka 53.87 40.86 138.62
Minimum 667.59 502.48 1001.26
Maximum 905.81 666.20 | 1352.20
N 31 42 6

V zhluku ¢islo dva je 42 okresov s najmenSou priemernou mesacnou mzdou 338 Eur za
rok 2001 a 596 Eur v roku 2008. Ako je vidiet’ zo zemepisnej polohy na grafe 5 (symbol = x),
ide otakmer vSetky okresy vychodného Slovenska, juZnej casti Banskobystrického,
Trnavského a Nitrianskeho kraja a severnej Gasti Zilinského kraja.

V prvom zhluku (symbol = 0) je 31 ostatnych okresov s vysSou priemernou mzdou 406
Eur (rok 2001) a 746 Eur (rok 2008).

Zostéava skupina Siestich okresov zo zhluku &islo tri (symbol = +), kde st vSetky mestské
bratislavské okresy Bratislava I-V a jeden koSicky okres KoSice 1I s priemerom 597 (2001)
a 1127 Eur (2008).

Pre overenie, ¢i priemernd mesa¢nd mzda za jednotlivé okresy zavisi priamo aj od ich
geografickej polohy sme urobili linedrnu regresnd analyzu. Ta potvrdila zavislost’ pre mzdy
za obidva skimané roky. Vsetky regresné parametre si zdporné a signifikantné.

Pre zdvislost’ priemernej mesa¢nej mzdy za rok 2001 sd regresné parametre -41,3 (p =

0,047) pre zemepisni §irku a -16,7 (p = 0,004) pre zemepisni diZku.
Ak je teda zemepisnd Sirka okresu vécSia o jeden stupeii, potom bola priemernd mesacnd
mzda v danom okrese mensia v roku 2001 v priemere o 41 Eur. Ak je zemepisna dlzka okresu

vicsia o jeden stupeil, potom bola priemerna mesa¢nd mzda mensSia v priemere o 17 Eur za
rok 2001.

Pre rolg 2008 su parametre -92,3 (p = 0,028) pre zemepisnu $irku a -38,8 (p = 0,001) pre
zemepisnu dlzku.
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To znamend, Ze pri zvicSeni severnej zemepisnej Sirky o jeden stupenn bola priemerna
mesac¢nd mzda menSia o 92 Eur v roku 2008!

Pre vychodni zemepisni dizku je to v priemere 39 Eur na kazdy dalii stupei.
Bratislava lezi v juhozdpadnom cipe Slovenska a preto sa moézu dané zistené zavislosti
vztiahnut' na fiu ako na referenény bod — pociatok.
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Graf 5: Geografickd poloha troch zhlukov okresov na zdklade priemernej mesacnej mzdy
v roku 2001 a 2008

6. Zaver

Na zdklade tdajov o priemernej mesacnej mzde za jednotlivé okresy Slovenska je nutné
konstatovat, Ze regiondlne disparity v prijmoch obyvatel'stva ateda aj Zivotnej drovni sa
medzi rokmi 2001 a2008 nezmensili (¢o je jedna z poZiadaviek alebo odportéani EU
a Svetovej banky), ale naopak este viac prehibili. Rok 2001 bol rok, ked’ sme este neboli
vEU, ale uz sme mali de jure niektoré disparity zmensovat. Rok 2008 by uZ mal niest
znamky vplyvu vstupu do EU (pozitivny ekonomicky dopad) atie? unds zalinajiicej
ekonomickej krizy (negativny dopad).

Na zaklade tdajov sme zistili aj vyrazni anomadliu vo forme signifikantnej zavislosti
priemernej mesacnej mzdy od polohy okresu. Priemernd mesacna mzda klesd smerom na
sever ana vychod. Bratislava md prakticky minimélnu zemepisnd dizku aj 3irku. Ak sa
postivame smerom od Bratislavy d’alej na Slovensko, tak klesa priemernd mesacna mzda
v obidvoch moZnych zemepisnych smeroch na sever aj na vychod.
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Porovnanie krajin strednej a vychodnej Eurépy na zaklade hodnot troch
ukazovatel’ov stability banky

Comparison of CEE Countries Based on Values of Three Indicators of
Bank Stability

Maria K6sova

Abstract: Each bank in the world should work to make a profit. However, it should also
allocate financial resources to optimize the risk, profit and liquidity. This article presents a
comparison of 10 countries from Central and Eastern Europe in view of the three indicators of
bank stability in the period 2006-2008. As a method of comparison is used cluster analysis.

Key words: Cluster analysis, Principal component analysis, Indicator of bank stability,
Ward’s method

KPiacové slova: Zhlukovd analyza, metéda hlavnych komponentov, ukazovatel stability
banky, Wardova metdéda

JEL classification: C38

1. Uvod

Ekonomicky rozvoj krajiny tzko suvisi spohybom penazi. Tento pohyb
sprostredkovavaji banky. Aby banka pracovala ¢o najefektivnejsie, musi optimalizovat’ tri
faktory — riziko, zisk a likviditu. Mozno povedat’, Ze likvidita je schopnost’ banky vyplatit’
svoje zavizky bez neprijatelnych strat, teda mat’ dostatok hotovosti alebo aktiv, ktoré sa daji
v pripade potreby pouZit. AvSak zaroven plati, ¢im je vysSia likvidita banky, tym mensi je jej
zisk. Okrem iného aj zI4 optimalizdcia tychto faktorov v bankdch USA viedla ku vzniku
hospodarskej krizy vo svete v roku 2008. V naSom prispevku budeme porovnavat’ 10 krajin
strednej a vychodnej Eurépy z hl'adiska troch ukazovatel'ov stability banky v obdobi rokov
2006-2008. Teda v obdobf troch rokov pred vypuknutim svetovej hospodarskej krizy.

2. deaje a metodika

Zamerali sme sa na porovnanie krajin V4 (Ceskzi republika, Pol'sko, Slovenska
republika, Mad’arsko), Bulharska, Rumunska, Loty$ska, Litvy, Esténska a Slovinska. Udaje
o bankach sme ziskali z databazy Bankscope a v pripade ukazovatela podielu likvidnych
aktiv k likvidnym pasivam z vyroénych sprav jednotlivych bank. V ramci Ceskej republiky
sme pracovali s idajmi z 15-tich bank, v rdmci Pol'ska z 19-tich bank, Slovenskej republiky
70 14-tich, Mad’arska z 15-tich, Bulharska z 19-tich, Rumunska z 20-tich, LotySska z 19-tich,
Litvy z 8-mich, Estonska zo 7-mich, Slovinska zo 16-tich bank. Sledované si nasledovné tri
ukazovatele ich stability (v percentach):

1. podiel hotovosti a obchodovatelnych cennych papierov k celkovym aktivam (Cash
and Due from Banks/ Total Assets)
2. podiel likvidnych aktiv so splatnostou do 3 mesiacov k likvidnym pasivam so
splatnost'ou do 3 mesiacov (Liquid Assets / Liquid Liabilities)
3. podiel vlastného kapitdlu k celkovym aktivam (Equity/ Total Assets)
Zo ziskanych hodnot ukazovatelov pre jednotlivé banky v rdmci danej krajiny a roku sme ako
celkovi hodnotu ukazovatela pre dant krajinu za rok pouzili v pripade ukazovatel'a Cash and
Due from Banks/ Total Assets a ukazovatel'a Liquid Assets / Liquid Liabilities ich priemer,
v pripade treticho ukazovatel'a Equity/ Total Assets sme pouZzili ich vdZeny priemer. Nasledne
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sme aj tieto priemery pre konkrétne roky spriemerovali, ¢im sme ziskali celkovi hodnotu
ukazovatel’a (premennej) pre krajinu (pozri tabulka 1).
Tabul’ka 1: Vstupné ddta

bamkTotal Asoats | Lismtoe Y | ity / Total Assets

v %) (v %) )
cz 3,9 66,19 7,67
SK 6,47 59,55 7,53
HU 2,75 82 5,94
PL 412 78,67 9,74
BG 11,39 98 1,2
RO 21,16 136,33 9,5
LV 6,09 67 7,97
EE 7,32 100,67 9,43
LT 8,54 53,33 7,53
sLo 2,52 74 7,93

V tabul’ke 2 je mozné vidiet’ niektoré popisné Statistiky vstupnych dat.

Tabul’ka 2: Priemer a smerodajnd odchylka vstupnych ddt vzhl’adom na jednu krajinu
Mean |Std. Dev.
Cash & Due from banks/ Total Assets (v %)| 7,43000| 5,55080
Liquid Assets/ Liquid Liabilities (v %) 81,57400 | 24,56402
Equity/ Total Assets (v %) 8,44400| 1,50522

Pre porovnanie krajin sme zvolili zhlukovi analyzu. PouZitie zhlukovej analyzy si
vyZaduje nezdvislé premenné (ukazovatele). Zavislost resp. nezdvislost premennych sme

overili vypocitanim koeficientu viacndsobnej koreldcie. Vysledni korelaénd maticu moZno
vidiet' v tabul’ke 3.

Tabul’ka 3: Korela¢nd matica

Cash & Due from Liquid Assets / Equity /
banks/Total Liquid Liabilities Total
Assets fqut : i Assets
v %) ) (v %)
Cash & Due from banks/ Total Assets (v %) 1,000000 0,751795 0,511408
Liquid Assets/ Liquid Liabilities (v %) 0,751795 1,000000 0,558178
Equity / Total Assets (v %) 0,511408 0,558178 1,000000

Ked’ze povodné premenné boli zavislé, pouZzili sme najskdr metédu hlavnych komponentov
(Principial Components & Classification Analysis v programe Statistika). Prostrednictvom nej
sme ziskali tri nezdvislé hlavné komponenty (v programe Statistika pomenované ako faktory).
Tieto komponenty su linedrnou kombinaciou pdvodnych premennych. Ako vidiet' z tabulky
4, prvy hlavny komponent Factor 1 je tvoreny najvdcSou vdhou premennej Liquid Assets/
Liquid Liabilities, avSak aj ostatné dve premenné maji velkd vdhu. V druhom hlavnom
komponente Factor 2 md najvicSiu vahu premennd Equity/ Total Assets. Tato ma zaporné
znamienko, kym ostané dve premenné Cash and Due from Banks/ Total Assets a Liquid
Assets/ Liquid Liabilities maji kladné znamienko. Treti hlavny komponent Factor 3 je
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tvoreny najvidcSou vdhou premennych Cash and Due from Banks/ Total Assets a Liquid
Assets/ Liquid Liabilities.
Tabul’ka 4: Vihy premennych v hlavnych komponentoch Factor 1, Factor 2, Factor 3

Factor 1 Factor 2 Factor 3
Cash and Due from Banks/ Total Assets -0,886255 0,321881 0,333085
Liquid Assets/ Liquid Liabilities -0,904871 0,220803| -0,363943
Equity/ Total Assets -0,785103 -0,617838 0,043464

Z obrazku 1 vyplyva, Ze prvy hlavny komponent vysvetluje aZ 74,02% celkovej variability
dat, druhy 17,80% celkovej variability dat a treti len 8,18% celkovej variability dat.

Eigenvalues of correlation matrix
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Obrdzok 1: Sutinovy graf vlastnych cisel

Prvy a druhy komponent spolu vysvetluji az 91,82% celkovej variability pdvodnych dat.
Vzhladom na vysoké korelacie jednotlivych premennych s Factorom 1 sme pouzitim
faktorovej analyzy v programe Statistika extrahovali dva faktory, ktoré po pouziti roticie
Varimax raw (Varimax prosty) vytvaraji jednoduchu Struktiru uvedenu v tabulke 5. Vidime,
Ze ukazovatele Cash and Due from Banks/ Total Assets aLiquidy Assets/ Liquidity
Liabilities vysoko koreluji s prvym extrahovanym faktorom a naopak s druhym faktorom
koreluji nevyznamne. Treti ukazovatel Equity/ Total Assets vysoko koreluje s druhym
extrahovanym faktorom, kym s prvym extrahovanym faktorom ma nizku koreldciu. Prvy
faktor mozno nazvat faktor likviditného rizika.

Tabul’ka 5: Vihy premennych vo faktoroch Factor 1 a Factor 2 s rotdciou Varimax raw

Factor 1 Factor 2
Cash & Due from banks/ Total Assets (v %) 0,906911 0,258006
Liquid Assets/ Liquid Liabilities (v %) 0,862817 0,350845
Equity / Total Assets (v %) 0,274670 0,960556
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Jednotlivé krajiny mdzme zobrazit do grafu vzhladom na tieto extrahované faktory
s pouZitim rotdcie Varimax raw (pozri obrdzok 2).

Scatterplot of Factor 2 against Factor 1
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Obrdzok 2: Bodovy graf krajin pre Factorl a Factor2 s rotdciou Varimax raw

Ako extrémna hodnota (outlier) sa prejavilo Rumunsko, ktoré ma najvyssi podiel hotovosti
a obchodovatel'nych cennych papierov k celkovym aktivam (Cash and Due from Banks/ Total
Assets) a najvyssi podiel likvidnych aktiv k likvidnym pasivam (Liquid Assets/ Liquid
Liabilities). Dal3ou extrémnou hodnotou je tieZ Esténsko, ktoré malo druhy najvysii podiel
likvidnych aktiv k likvidnym pasivam (Liquid Assets/ Liquid Liabilieties) a Pol'sko, ktoré
malo druhy najvyssi podiel vlastného kapitdlu k celkovym aktivam (Equity/ Total Assets).
Rovnako tak mozno povazovat’ za extrémnu hodnotu aj Bulharsko, ktoré malo najvyssi podiel

vlastného kapitalu k celkovym aktivam (Equity/ Total Assets).

3. Zhlukova analyza

Zhlukové analyza patri medzi metddy, ktoré sa zaoberaji vySetrovanim podobnosti
viacrozmernych objektov (t.j. objektov, u ktorych je zmerané vicSie mnoZstvo premennych)
a ich klasifikécii do tried teda zhlukov ([3]).

V analyze sme aplikovali meranie vzdialenosti medzi objektmi pomocou euklidovskej
vzdialenosti, ktora vyjadruje ich vzdu$nd vzdialenost. Vysledny dendrogram sme ziskali
Wardovou metédou. Tato minimalizuje vnutrozhlukovy rozptyl, teda celkovy sicet Stvorcov
odchylok vsetkych hodnot od prislusnych zhlukovych priemerov.

Ako vstupné dita zhlukovej analyzy boli pouzité hodnoty vSetkych troch hlavnych
komponentov Factor 1, Factor 2 a Factor 3 (pozri tabul’ka 6).

Z dendrogramu na obrdzku 4 je vidiet', Ze rezom na hladine vzdialenosti 1,5 dosiahneme
rozdelenie krajin na pét’ zhlukov.
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Zhluk ¢ 1: Litva, Slovenska republika, Lotyssko, Cesk4 republika a Slovinsko.

Tento zhluk tvoria krajiny, ktoré nadobudali podpriemerné hodnoty vSetkych troch
ukazovatelov.

Zhluk ¢ 2: Mad’arsko.

Ukazovatel' Liquid Assets/ Liquid Liabilities nadobudal v Mad’arsku priemernd hodnotu
ostatné dva ukazovatele nadobudali podpriemerné hodnoty.

Zhluk ¢ 3: Esténsko a Pol'sko.

Estonsko a Pol'sko su krajiny, ktorych hodnoty prvého ukazovatela boli podpriemerné a
treticho ukazovatel'a mierne nadpriemerné.

Zhluk ¢ 4: Bulharsko.

Bulharsko nadobudlo nadpriemerné hodnoty vsetkych troch ukazovatelov. Tiez ma zaroven
najvicsiu hodnotu ukazovatel'a Equity/ Total Assets.

Zhluk ¢ 5: Rumunsko.
Rumunsko nadobidalo vysoko nadpriemerné hodnoty prvého a druhého ukazovatela.

Tabul’ka 6: Hodnoty hlavnych komponentov Factor 1, Factor 2 a Factor 3

Factor 1 Factor 2 Factor 3
cz 1,02514 -0,03142 -0,007757
SK 0,96721 0,16629 0,489254
HU 1,36734 1,04027 -0,725764
PL -0,02719 -1,02626 -0,238605
BG -1,79498 -1,03166 0,149086
RO -3,19427 1,16983 0,087049
LV 0,66975 -0,01936 0,245997
EE -0,80538 -0,32764 -0,527106
LT 0,89918 0,25403 0,926130
SLO 0,89321 -0,19407 -0,398285

Tree Diagram for 10 Cases
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Obrdzok 4: Dendrogram pre 10 krajin
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4. Zaver

Zaujimavym vysledkom je spojenie Slovenskej republiky s LotySskom, to znamend, Ze
vzdialenost’ medzi nimi je vel'mi mald ateda si bankové ukazovatele Slovenskej republiky
najviac podobné s bankovymi ukazovatelmi v LotySsku. Prave LotySsko bolo vsak po
vypuknuti hospodarskej krizy jednou z krajin, v ktorych mala tito kriza vel'mi negativne
nasledky na ekonomickd situdciu. Celkovo najpodobnej$imi krajinami vzhl'adom na tieto
ukazovatele sii Ceskd republika a Slovinsko, ktoré nadobiidali vyrazne podpriemerné hodnoty
ukazovatel'a Cash and Due from Bank/ Total Assets. Tiez uZ spominané spojenie Slovenskej
republiky a LotySska. Nasleduje pripojenie Litvy ku Slovenskej republike a LotySsku. Tieto
tri krajiny mali hodnoty prvého s treticho ukazovatela blizke priemernej hodnote. AvSak
k pripojeniu Ceskej republiky ku Slovenskej republike dochddza aZ vo §tvrtom cykle. Dalgie
spojenia je mozné vidiet na obrizku 3. Zaujimavé tiez je, Ze ak sa zameriame na
rozmiestnenie krajin V4, zistime, Ze tieto nielenze nemaji medzi sebou malé vzdialenosti, ale
nie sd ani v spolocnom zhluku.
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Statistické vlastnosti bodového odhadu spole¢ného efektu 1écby
Statistical Properties of an Overall Treatment Effect Point Estimator

Pavla Krajickova

Abstract: One of aims of the meta-analysis of clinical trials is to determine the effectivity of
a new type of treatment. For binary data, the efficiency can be measured by a probability of
successful treatment. The paper presents statistical properties of an overall treatment effect
point estimator in the meta-analysis based on multicentre trials. The construction of this
estimator is suggested by Wimmer & Witkovsky (2004).

Abstrakt: Jednim z cilti meta-analyzy klinickych pokust je urceni Gcinnosti nového typu
1écby. V piipadé bindrnich dat mlZe byt tato Gc¢innost méfena pomoci pravdépodobnosti
uspésné 1écby. Prispévek pojedndvd o nékterych statistickych vlastnostech bodového odhadu
spole¢ného efektu 1écby v meta-analyze klinické studie provedené ve vicero zdravotnickych
zafizenich. Odvozeni tohoto bodového odhadu bylo navrZzeno Wimmer & Witkovsky (2004).
Key words: Multicenter Trial, Point Estimator, Probability of Success, Linear Model with
Random Effects

Klifova slova: Multicentrdlni studie, Bodovy odhad, Pravdépodobnost dspéchu, Linedrni
model s ndhodnymi efekty

JEL classification: C13.

1. Introduction

Let us consider a clinical trial performed in I centers. Suppose that the number of
subjects included in the trial in the ith center is ny; for i = 1, 2, ..., . Patients in the ith center
succeed with probability pr; for i = 1,2, ..., I. All subjects are considered to be independent.
One of the principal questions is: How is the efficiency of a new type of treatment?

Number of successes in the ith center is denoted by random variable X7 ;. Then Xr; has
binomial distribution with the sample of size nr; and the probability of success pr ;. Random
variables X7 4,..,Xr; are stochastic independent. As Wimmer & Witkovsky (2004)
suggested we will next work with random variables

Yr; = I (1)

fori=1,2,..,1.

2. The model and the overall treatment effect point estimator

Now suppose that the true probabilities of success in the ith center pr; randomly
fluctuate around common probabilities of success py and want to estimate the common
probability of successful treatment py. So

pr; =pr +br; 2)

for i = 1,2,..,1 where br; is a random effect of the ith center and suppose that br; ~ N (0,
0% ) which means by; is normally distributed with the mean 0 and the variance 67 . :

As Wimmer & Witkovsky (2004) showed the final situation then can be represented by
the linear model with random effects

Of course it is supposed that 7, is such that “practically” 0 < pr + by; < 1. In simulations it is ensured with
a proper choice of (r%y(,
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Yr; = pyp+br;+ ery 3)

fori =1,2,...,I where &g ; are error terms and &1 ;~ N (0, a%,i/n”).
Wimmer & Witkovsky (2004) also suggested a point estimator of an overall treatment
effect

5! XT,i
=1 2 2
. lng et o+et; @)
pr = 3 Ty
S ey e, o

Slng i0%,0+0%,;
where the unknown variance components 67 4 and a%_i were replaced by their estimators
629 and 67;,i=1,2,...,1. For estimation of ¢, they used estimators proposed by Agresti &

Caffo (2000):
2 Xpit2 (. Xrgt2
IT0 = oy 4a (1 nT,,-+4) ©)
fori=1,2,..,1.
As an estimator of 07, the Mandel & Paule (1982) procedure has been used. The
estimator 67, we obtain as an iterative solution of the following equations

1 XT,i

=17 22 1 A2
“MP _ nr,i0ro + 07,
.uT I nT,i

i=17 22 1 A2
nr,i070 + 07,

(XT,i_ﬁMP)

T

1 nr,i —

- -1 (6)
Or0 %

3. Simulation results

To explore the behavior of the overall treatment effect point estimator the simulations

were conducted for two main different situations. In both situations the values of unknown
1=5,n;,=5,0%  =1/2"(p,/3)
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Figure 1: Balanced situation - 1 = 5 and ny; = 5
parameters I, ny; and pr were following: the numbers of center I € {5,10,15,20}, the
numbers of subjects nr; € {100, 50, 30, 15, 10, 5}, the variance of random effects was
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for pr <05 oZy€ {0, l(”—T)Z, l(”—f)z,i(”l)z, (”31)2} and for p;>05 o2, €

4\3 2\3/ ’a\3
2 2 2 2
1(1- 1(1- 3(1- 1- . .
{0, Z( :T) , E( 3pT) ’Z( :T) s (%) } respective, common probability of success

pr € {0.05, 0.1,0.2, ...,0.8,0.9,0.95}. For each situation 5000 replications were made.

In the first simulated situation (balanced situation) the number of subjects in the ith
center ny; was the same as the number of subjects in the jth center nr; for all i,j =
1,2,...,1. In the second situations (unbalanced situation) the number of subjects in the ith
center np; was not the same as the number of subjects in the jth center nr; for # j, i,j =
1,2, ..,1.
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Figure 2: Balanced situation —different o%_o
Figure 1 show box plots of pr in balanced situations where the simulation settings of
parameters is following: I =5, ny; =5 and 07 = 1/2 (pr/3)?. Black squares at figures
label the true value of pr. As one can observe, for p; < 0.5 the point estimator underestimate
the true value of pr and for pr > 0.5 the point estimator overestimate the true value.
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Figure 3: Balanced situation - 1 = 5 and ny; = 100

As pr tends to 0.5, the variability of Py grows. This is connected with growing value of
0% which is function of pr. For fixed value of pr and growing value of o7 the variability
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of pr grows too as is shown at figure 2. For all simulated balanced situations the difference in
variability of pr for different values of o7, was not greater than 0.02.
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Figure 4: Balanced situation - comparison

As can be expected the variability of pr decline with growing number of subjects in
centers. This is illustrated at figure 3.

Now consider different balanced situations with the same total number of patients.
Figure 4 show comparison for I =5, ny; =10 and I = 10, ny; = 5 and also for | =5,
ny; =30 and [ =10, nr; = 15. Although the total number of subjects is same the
variability of pr is greater for smaller number of centers I.
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Figure 5: Balanced situation - I = 35and nr; = 5

Figure 5 illustrate the situation for larger number of centers I, here for I = 35, ny; = 5.
Due to greater total amount of subjects in the trial, the variability of p; is smaller than in
situations showed at figure 1. For smaller and higher values of pr, for example py = 0.1
and pr = 0.9, the true value of p; come close to upper and lower edges of the box (figure 5).
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Figure 6: Balanced and unbalanced situations —comparison for pr € {0.3,0.5}
Now look at both the balanced and unbalanced situations. At figure 6 there are
comparisons of Pr box plots for the same total number of patients but the first situation is
unbalanced where n; =[5 15 5 15 5]' and the second is balanced where n; =
[10 10 10 10 10]'. As one can expected unbalanced situations have greater variability of

.
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Figure 7: Unbalanced situations —comparison

The last figure 7 is also focused on changes in variability in unbalanced situations. As
the number of patients in center grows the variability decline regardless of growing difference
of subjects’ number between centers.

For unbalanced situations the difference in variability of pr for different values of o7,
grows according increasing difference in numbers of subjects including in the trial in each
center. For example the difference in variability of pr for different values of o7, was
0.026 for ny =[5 10 5 10 5], 0.041 for ny =[5 30 5 30 5]' and 0.054 for n; =

[510051005]".
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4. Conclusion

This paper was focused on some statistical properties of an overall treatment effect
point estimator in the meta-analysis based on multicentre trials. The conducted simulation
study suggests good practical properties of point estimator (4) proposed by Wimmer &
Witkovsky (2004) but one have to be careful at boundary common probabilities of successful
treatment.
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Miery prijmovej nerovnosti
Income inequality measures

Viera Labudova

Abstract: Inequality is a broader concept than poverty in that it is defined over the entire
population, and does not only focus on the poor. Among the most common metrics used to
measure inequality are the Lorenz curve and the Gini index (Gini coefficient). Income
inequality measures such as the generalised entropy index and the Atkinson index offer the
ability to examine the effects of inequalities in different areas of the income spectrum.

Key words: Income inequality, generalized entropy, Theil’s L index, Theil’s T index,
Atkinson index.

KPucové slova: Prijmova nerovnost’, generalizovand entropia, Theilov L index, Theilov L
index, Atkinsonov index .

JEL classification: D63, 132

1. Uvod

Nerovnost' prijmov a zneho vyplyvajuce Statistické rozloZenie domacnosti podla
prijmov je indikdtorom ekonomickej vyspelosti krajiny, funk¢nosti socidlnej politiky Stitu a
spravnosti opatreni aplikovanych v socidlnej oblasti. Kvantifikdcia nerovnosti prijmov byva
Casto sucastou SirSej analyzy tykajice sa chudoby a blahobytu, hoci existuje vyrazny rozdiel
medzi tymito pojmami.

Nerovnost’ je Sir§i pojem ako chudoba, pretoze je definovand a merand na celej
distribucii prijmov (pri jej kvantifikacii st vstupmi prijmy celej populécie), priCom chudoba je
definovand len na distribicii pod ur¢itou hranicou chudoby. Na druhej strane je nerovnost’
ovela uzsi pojem ako blahobyt. Hoci si obidva koncepty zaloZené na celej distribicii
prijmov, miery nerovnosti si nezavislé od priemeru prijmového rozdelenia.

Na meranie prijmovej nerovnosti a pozorovanie jej zmien mozno pouzit’ rdzne miery,
z nich najjednoduchs$imi st miery variability, ako je rozptyl, smerodajnd odchylka, variacny
koeficient. Ich nevyhodou pri merani nerovnosti je to, Ze nie st zhora ohranicené (Jilek, 2001)
a su zavislé od stupnice merania. Vel'mi Casto pouzivand miera, ktorou je Giniho index
(Giniho koeficient), nevyhovuje vSetkym principom axiomatického konceptu prijmove;j
nerovnosti.

2. Axiomaticky koncept prijmovej nerovnosti

Vtomto prispevku sa budeme venovat len tym mieram, ktoré vyhovuju tzv.
axiomatickému konceptu. Miery, ktorymi meriame nerovnomernost’ rozdelenia, by mali
vyhovovat' poziadavkdm, ktoré st obsiahnuté v nasledujicich piatich axiomach (Cowell,
1985).

Pigou-Daltonov princip prenosu (citlivosti prenosu) znamend, Ze pri transfere prijmov
od chudobnych smerom k bohatym by sa mala hodnota miery prijmovej nerovnosti zvysit’
(nemala by klesnuit’). Prenos prijmov od bohatych k chudobnym by mal viest’ ku zvySeniu
miery nerovnosti (hodnota by nemala klesnit).

Predpokladajme, Ze y je vektor prijmov y,,¥,,...y,, kde n vyjadruje pocet jednotiek

0,,0,,...0, danej populdcie (jednotlivcov, domdcnosti,...) a y’ je vektor prijmov, ktory vznikol



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 128

transferom prijmu & medzi objektmi s prijmami y, a y, vektora prijmov y. Ak plati y, > y,
, prifom y, +J >y, ~ &, podmienka je splnend ak pre miery / (y) a I(y) plati nerovnost

1y’)=1(y).

Princip symetrie (anonymity) je definovany ako schopnost’ miery zachovat’ si svoju
velkost, ak dojde k vymene prijmov medzi dvojicou jednotlivcov alebo domdcnosti. To
znamend, Ze velkost' miery nie je ovplyvnend inymi charakteristikami jednotlivcov alebo
domdcnosti, okrem tych charakteristik, ktorych nerovnomernost’ rozdelenia je merand. Pre

vSetky permutédcie y a y’ plati: / (y’)z 1 (y)

Princip nezavislosti priemeru vyjadruje takito vlastnost’ miery: ak sa vSetky prijmy
zvysia A - nasobne, kde A je P'ubovolnd konstanta, velkost’ miery sa nezmeni: I(y)=1I(y- A1)

Princip popula¢nej homogénnosti vyZaduje od miery nerovnosti, aby sa nemenila, ak
sa zmeni vel'kost' populacie. To znamena, Ze velkost’ miery sa nezmeni, ak dojde k zliceniu
identickych rozdeleni. Pre Pubovolnd konstantu A>0 plati: I(y)=1I(y[A]), kde y[A]
vyjadruje A- ndsobnd replikédciu populdcie.

Princip rozloZiteI'nosti. Ak je splnend poZiadavka rozloZitelnosti, mdZeme mieru
nerovnosti pre celd populaciu vypocitat’ aj na zdklade jej hodndt pre podmnoziny, na ktoré je
mozné celd populaciu rozlozit' bezo zvySku. To znamend, Ze ak sa miera zvySuje na
podmnozinach celkovej populdcie, moZno ocakdvat’ jej zvySenie na celej populacnej mnoZine:
Liorar = Lgerweey + Ly » kde Ipop,,  je hodnota miery na celej populdcii, 1yppyeey j€
medziskupinova hodnota miery a I, je vnitroskupinova hodnota miery.

Vsetky uvedené vlastnosti maji miery zo skupiny generalizovanej entropie
a Atkinsonov index. Vel'mi €asto pouzivany Giniho index nesplia podmienku rozlozitel'nosti.

3. Miery generalizovanej entropie
Miery zo skupiny generalizovanej entropie maju vSeobecny tvar:

L Lsfn
GE(a)—(xZ_aL;{yj 1} M

kde y, je prijem i-teho objektu, (i=1,2,..n), ¥ je priemernd hodnota prijmu.

GE(a) nadobida minimalnu hodnotu O v pripade prijmovej rovnosti, s rastom jej
hodndt sa zvySuje prijmovd nerovnost. Koeficient o vo vztahu (1) je vdhou vzdialenosti
medzi prijmami v réznych cCastiach prijmového rozdelenia a najCastejsSie nadobtida hodnoty
0,1a2.

Pre hodnotou a = 0 dostavame Theilov L index:

w0’ —a|nF\ ¥

Theil L= GE(0) = lim— {lz(”] —1} = lngi )
nog Yi

Pre hodnotu a = 1 dostdvame Theilov T index:
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. . 1 1 &(y, “ 1y, v,
Theil T = GE(1)=lim - < —1|=—) “Llog—+ 3
(1) = tim—— nz[yj nzy 3= €)

4. Atkinsonov index nerovnosti

DalSiu skupinu mier predstavuju miery Atkinsonovho indexu nerovnosti:

" I-e |1=¢
A-i- lz(%} Le#l @

noor\y

a1
n
H)’i
izl

A =1- g=] 5
y
Atkinsonov index nerovnosti je zaloZeny na ,spravodlivom priemernom prijme*
1
] -
v, = {lZ(y, )H} °. Spravodlivy priemerny prijem* je prijmom, ktory ak je rovnomerne
nog

rozdeleny v populdcii, zabezpeci jej rovnaki tdroveri blahobytu ako existujice rozdelenie
prijmov.

Vo vztahoch (4) a (5) vystupuje parameter &, ktory sa nazyva parameter averzie voci
rovnosti. Jeho nulovd hodnota indikuje nezdujem spolo¢nosti o rozdelenie prijmov. Opakom
je jeho extrémna hodnota o, ktord je prejavom zaujmu spolocnosti len o jednotlivca
s najnizsou hodnotou prijmu.

Atkinsonov index nerovnosti nadobida minimédlnu hodnotu O v pripade absolitne;j
prijmovej rovnosti a maximalnu hodnotu 1 v pripade absolitnej prijmovej nerovnosti.

V tabulke 1 sdi na ilustrdciu uvedené vypoCty mier generalizovanej entropie
a Atkinsonovho indexu pre r6zne hodnoty parametra averzie.

Tabul’ka 2: Vypodet mier prijmovej nerovnosti

Objekty Vypocty
10 15 20 25 40 20 30 35 45 90 Vi
= Miera
0,30 | 045 | 0,61 | 0,76 | 1,21 | 0,61 | 091 | 1,06 | 1,36 | 2,73 v,/y !

-0,52 | -0,34 | -0,22 | -0,12 | 0,08 | -0,22 | -0,04 | 0,03 | 0,13 | 0,44 In(y,/5)

0,16 | -0,16 | -0,13 | -0,09 | 0,10 | -0,13 | -0,04 | 0,03 | 0,18 | 1,19 | (v,/¥)in(y,/¥) | Theil T=0,080

0,52 | 0,34 | 0,22 | 0,12 | -0,08 | 0,22 | 0,04 | -0,03 | -0,13 | -0,44 In(y/y,) TheilL=0,078

0,55 | 0,67 | 0,78 | 0,87 | 1,10 | 0,78 | 095 | 1,03 | 1,17 | 1,65 (v,/3)" A,5=0,087
126 | 1,31 | 1,35 | 1,38 | 1,45 | 1,35 | 1,41 | 1,43 | 146 | 1,57 ()" A=0,164
3,30 | 220 | 1,65 | 1,32 | 0,83 | 1,65 | 1,10 | 0,94 | 0,73 | 0,37 (v./3)" A,=0,290

Zdroj: www.worldbank.org/poverty/inequal/index.htm
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5. Rozklad mier nerovnosti

Ak je cela populécia rozdelena do niekol’kych populacnych podmnozin, mdZeme obidve
vysSie uvedené miery / vyjadrit' ako sucet tzv. vnitroskupinovej nerovnosti (within-group)
I, a medziskupinovej nerovnosti (between group) I, .

V tomto prispevku uvedieme rozklad generalizovanej entropie. Vnitroskupinovi zlozku
nerovnosti uréime na zdklade vzt'ahu:

k
=Y w,GE(),, pricom w, = v’ f "

kde f; je podiel populdcie j-tej podmoZiny, v; je podiel prijmu j-tej podmoZiny a GE (@) ;Je
miera nerovnosti v j-tej podmnozine (j =1, 2, ...k).
Medziskupinovi zlozku nerovnosti vypocitame takto:

L& ()
e

Podiel I,/I potom vyjadruje podiel regiondlnych rozdielov na celkovej

nerovnomernosti rozdelenia prijmov.
Theilovo L mbZeme rozlozit’ na vnitroskupinovi a medziskupinovi nerovnost’:

Theil L= Z(HJL +Z —Llog—— i/ ®)

Yy
kde y; je prijem a n; pocetnost’ j-tej podmnoZiny, y je prijem, n je pocetnost’ celej populdcie
a L, je Theilovo L na j-tej podmnoZine.

Rozklad Theilovho T je potom:

Theil T = Z(”]T +Z(yf]o uly ©)
=R =1 n; / n

Rozklad Theilovho indexu umoziuje identifikovat’ vplyv regiondlnych nerovnosti na réznych

urovniach regiondlneho ¢lenenia (podmnozinidch populdcie) na prijmovi nerovnost celej

krajiny (celej populacie).

6. Zaver

Pri merani prijmovej nerovnosti sa najCastejSie pouziva Lorenzova krivka a Giniho
koeficient koncentricie. Existuje skupina mier, ktoré umoziuji analyzovat prijmovi
nerovnost’ populdcie vzhl'adom na existujice disparity jej podmnoZin, ktoré si vytvorené na
zdklade istych charakteristik jej subjektov. V tomto prispevku sme nacrtli moznosti pouZitia
Theilovho a Atkinsonovho indexu. Uvadzame spdsoby ich vypoctu ajeden z moZnych
sposobov rozkladu miery generalizovanej entropie.
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Neparametricka regresia
Nonparametric regression

Lenka LaSov4, Veronika Valen¢akova

Abstract: Contribution deals with nonparametric approach to the regression model. We
describe main principles of this type of regression and focus on nonparametric regression
based on kernel estimator. We illustrate this method on an example and we point out the
situations when this approach is appropriate.

Key words: regression model, nonparametric regression, kernel estimator

KPucové slova: regresny model, neparametricka regresia, kernel-estimator

JEL classification: C14

1. Uvod

Vychddzame z jednoduchého regresného problému. Teda mdme k dispozicii hodnoty

Yi>Y5s--+» Y, Namerané pre fixné x,,x,,...,x, a predpokladdme, Ze plati model

yi:f(xi)+€i’ (1
kde &, sd nezdvislé rovnako rozdelené ndhodné premenné s nulovou strednou hodnotou
a nezndmou varianciou ¢°. Na3im ciefom je ¢o najlepsie odhadniit’ neznamu funkciu f.

V pripade klasického parametrického pristupu postupujeme tak, Ze najprv zvolime
parametrickd triedu funkcii, z ktorej budeme vyberat’ odhad funkcie f. Ked’Ze mdZzeme zvolit’
aktkol'vek parametrickd triedu funkcii, tento pristup je pomerne flexibilny. Parametricky
pristup ma viaceré vyhody: je efektivny v pripade, Ze na§ model je korektny (teda sme dobre
zvolili triedu parametrickych funkcif), jeho vystupom presny predpis odhadovanej funkcie
a jej parametre sa daju obvykle dobre interpretovat’. Teda parametricku regresiu by sme mali
pouzit’ vzdy, ked’ vopred pozname typ odhadovanej funkcie. Problém vSak méZe nastat’, ak
sme zle Specifikovali model, teda sme zle zvolili triedu hust6t. Nami odhadnuta funkcia moze
byt vtomto pripade znacne vychylend od skutocnosti. Pripad takto zle zvolenej triedy
ilustrujeme na obrazku 1.

ts)

logwage
3

12

20 30 40 50 60

age
Obrdzok 2: Vstupné ddta a odhadnutd parametrickd regresnd krivka



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 133

Ide o dita, v ktorych skimame zdvislost’ (logaritmovaného) prijmu od veku. PouZili
sme triedu kvadratickych funkcif a odhadli sme funkciu f v rdmci tejto triedy. Ziskany model
sme podrobili testu vzhl'adom na spravnu Specifikaciu modelu [2], ktorym sme zamietli
hypotézu o spravnej Specifikdcii modelu (na hladine mensej ako 0,001).

V d’alSom texte struéne popiSeme neparametricky pristup k regresii a ukdZeme jeho
vyuZitie na spominanom priklade.

2. Odhad hustoty pomocou kernel-estimatora
Najprv si povieme ako neparametricky odhadovat hustotu z nahodného vyberu. Na
odhad hustoty f(x) moZno pouZit viacero estimdtorov. Medzi ¢&asto pouZivané
neparametrické estimatory patri tzv. kernel-estimdtor. Pre jednoduchost popiSeme odhad
funkcie hustoty pouzitim tohto estimatora v pripade jednorozmernej ndhodnej premenne;j.
Nech X je ndhodnd premennd s hustotou f(x) a x,,x,,...,x, je jej ndhodny vyber.

Potom odhad funkcie f v bode x, je

A
Fleguat)= 2 2t @)
nh
kde funkcia K je nazyvani kernel-estimétor a spliia nasledujice poZiadavky: je symetrickd
okolo nuly, po ¢astiach spojitd, nezdpornd a _[K (x)dx=1.
R
Zvol'me za K funkciu definovanu predpisom:
1
K(,u) _ (71,1)(/1)
2
kde I(,l_,)(,u) je funkcia, ktora bodom v intervale (—1,1) priradi hodnotu 1 a ostatnym bodom

, 3

priradi 0. Odhad celej funkcie f si potom mdZeme l'ahko predstavit ako kizavy priemer
nameranych hodnét s dlZkou intervalu 24.

3. Zakladny popis metody
V tejto Casti popiSeme neparametrickd regresiu s vyuZitim kernel-estimdtora. Majme
nahodny vektor (¥,X) so zdruZenou hustotou Sfrx (y,x), kde X je k-rozmerny vektor.

Ozna¢me skutoéni regresnii funkciu g(x)=E(Y1X = x) a predpokladajme, Ze Cov(Y‘X) =0l
s E(E‘X) =0, Cov(é“X) = o1 Pri tomto type regresie pouZijeme vztah:

0 = [ 5024y, )

pri¢om pri vypoéte odhadu funkcie g(x) dosadime za f(y,x), f(x) prave odhady vypo&itané
pomocou kernel-estimdtora. Vel'kou vyhodou neparametrického pristupu je, Ze hl'add funkciu
f z triedy hladkych funkcif bez toho, aby bolo vopred potrebné dand funkciu Specifikovat.
Teda rozsah potenciondlnych funkcii, ktorymi méZeme odhadnuit’ neznamu funkciu f, je ovela
§irSi nez v parametrickom pripade, CiZe tento pristup je ovel'a flexibilnejsi. Aj ked’ je rozumné
pozadovat’” od hladanej funkcie niektoré vlastnosti (napriklad urcity stupeni hladkosti
a spojitost’), su tieto poziadavky neporovnatene menej limitujice ako definovanie presného
typu funkcie v pripade parametrickej regresie.
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Neparametrickd regresia je menej nidchylnd k velkym chybdm, kedZe kladie menej
predpokladov na odhadovani funkciu f. Ma vSak aj nevyhody - asi najvdcSou z nich je, Ze
vystupom metddy nie je priame vyjadrenie vzt'ahu prediktorov a zavislych premennych, ale
zvicsa je to len graficky vystup a pripadne hodnoty v bodoch, ale nie priamy predpis funkcie.
S tym suvisi aj problém interpreticie vysledkov.

Po ziskani odhadov hustdt f(y,x), f(x) tieto odhady dosadime do vzorca (4), ¢im
dostdvame Nadaraya Watsonov regresny odhad funkcie g:

N X[)_X:-
R Zy,.K( h j "

i=1

g(XU’X)znil:ZWi(XO)yi' 5
ZK[ Xo _Xi-j i=l
i=1 h

Ak by sme za kernel-estimator zobrali funkciu definovani rovnost'ou (4), tak ako odhad
funkcie g vbode xy dostaneme priemer tych hodnét y, pre ktoré x lezi v intervale
(x0 -h x, +h). Pre akykol'vek iny kernel-estimator je hodnota odhadu funkcie g v bode xo

vazeny priemer takychto y. Inymi slovami, hodnotu v bode X, odhadujeme konStantnou
funkciou, ktord vzdy stanovime len na zdklade nameranych hodndt, ktoré maji svoj vzor
v intervale dizky 2h so stredom xo. Toto vedie k prirodzenému zovieobecneniu tejto metédy,
ato pouzit na odhadovanie namiesto konStantnych funkcii akykol'vek polyném radu r.
Takymto spdsobom sa dostdvame k semiparametrickému modelu znimemu pod ndzvom
lokdlna polynomickd regresia a Nadaraya Watsonov odhad mdZeme chdpat’ ako lokdlnu
polynomickd regresiu nultého radu.

Délezitou otdzkou zostava vhodna volba kernel-estimdtora a tiez dizky intervalu /. Vo
vSeobecnosti vyber kernel-estimdtora nema velky vplyv na vlastnosti Nadaraya Watsonovho
odhadu, ale je vhodné volit' hladké, kompaktné funkcie (my sme pouZivali Gaussovsky
kernel-estimator). Dizka intervalu & sliZi ako vyhladzujici parameter, teda &im je dizka
intervalu vicSia, tym je krivka hladSia. Ak je vSak interval prili§ dlhy, nemusi zachytit
dolezité vykyvy v ddtach. Obvykle vyskidSame viacero moznosti a vysledky graficky
porovndme. Subjektivny vyber & vSak vyzaduje vela casu, preto su casto uzitocné
automatické metédy na volbu dizky intervalu .

Ked' disponujeme informdciou o tom, ako by mal vyzerat hl'adany regresny model, mali
by sme dizku intervalu / vZdy uréit’ subjektivne. V opaénom pripade (ked’ nemdme dostatok
informécii o modeli) je vhodné pouZit na prvotny prieskum nejaky zautomatizovany vyber
dizky intervalu h. Jednou zmoznych metéd je napriklad cross-validdcia, kedy hladime
hodnotu £, ktord minimalizuje funkciu CV:

n

1 A
CV(h) = ;Z (y; — 8ni) (x,. ))2 . Q]
i=1
Tato metdda vyberu A vSak nie je univerzdlna — na ilustraciu uvedieme priklad, kedy
uvedend metdda zlyhd. Na obrazku 2 vlavo je graficky zndzornend funkcia CV . Vidno, Ze
funkcia nadobida minimum pre % idice k nule. Na obrazku 2 vpravo je vysledna odhadnuta
funkcia pre hodnotu #=0,009, ktora je vsak tplne nevhodnd, pretozZe kopiruje data.
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Obrdzok 2: Funkcia CV (vl’avo) a vyslednd regresnd funkcia pre h=0,009 (vpravo)

Ak sme vybrali optimalnu dizku intervalu h, tak priemernd chyba §tvorcov, ktorou
zvykneme merat kvalitu modelu aj v pripade parametrickej regresie, konverguje k nule
rychlostou O(™3). Teda moéZeme skonitatovat, %e v porovnani s dobre $pecifikovanym
parametrickym modelom (ktory konverguje rychlostou O(n™)) je na tom na§ model horgie.
Ale velkou vyhodou neparametrického modelovania je ochrana proti zlej $pecifikacii modelu.
Ak sme pri parametrickom pristupe zvolili zId triedu funkcii, tak priemerna chyba Stvorcov
konverguje rychlostou O(1), teda takyto odhad sa pre zva¢Sujuci sa vyber vdbec nezlepSuje.

4. Pouzitie neparametrickej regresie

PouZijeme neparametricki regresiu na vstupné dita zobrazené na obrizku 1, kde
parametricky model zlyhal. PouZijeme tri rézne dizky intervalu h, aby sme ilustrovali
rozdielne regresné krivky (obrdzok 3). V prvom pripade sme pouZili 4=20, ¢o je v porovnani
s rozsahom dit pomerne vysokd hodnota. Na grafe vidime, Ze takdto funkcia je sice hladk4 ale
vel'mi sa podobd regresnej funkcii z parametrického modelu a nie je schopnd dobre zachytit’
vykyvy v déatach. Ked’ zvolime h=1, vidime vd’aka prili§ nizkej hodnote opacny extrémny
pripad — funkcia je az prili§ zviazana s datami a absentuje vyhladenie. Nakoniec sme zvolili
h=5, vtomto pripade je vyslednd funkcia dostato¢ne hladkd a ako si moéZeme vSimnut,
poukazuje na jeden dblezity vykyv v datach pre respondentov medzi 40. - 50. rokom Zivota.

o .
— b=t
I 4
-— h=b
)
A BT S L AR A h=20
& e
fick
o
o
T T T T T
20 30 40 50 60

age

Obrdzok 3: Neparametrické regresné funkcie pre rozne hodnoty h
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Volba di7ky intervalu / pomocou cross-validcie je znazornena na obrazku 4. Vidime,
Ze automaticky vyber optimdlnej hodnoty h pre vytvorenie regresnej funkcie sice
nezanedbdva vykyvy v détach, ale vyslednd funkcia nie je prili§ hladkd ateda nemusi
dostato¢ne vyhovovat’ nasim poZiadavkam. Aj v tomto pripade je teda vhodné pozriet sa, ¢o
nam metdda cross-validacie radi ale nie je vhodné jej vyber h pouZzit pre kone¢ny model.
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Obrdzok 4: Neparametrickd regresia s vyuZitim cross-validdcie:
Sfunkcia CV (vlPavo), vyslednd regresnd funkcia (vpravo)

Na obrdzku 5 je zndzorneny odhad regresnej funkcie pomocou lokdlnej polynomickej
regresie s dlzkou intervalu h=2,5. Aj na tomto obrizku mdzeme vidiet evidentny vykyv
v datach medzi 40. - 50. rokom.
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Obrdzok 5: Lokdlna polynomickd regresia — vyslednd regresnd funkcia pre h=2,5

Na zédklade regresnych funkcii ziskanych neparametrickou regresiou sme v datach
identifikovali vykyv, ktory parametrickd regresia neodhalila. Z grafického zndzornenia
regresnych funkcii tieZ méZeme priblizne identifikovat’ triedu funkcii, ktord je vhodnd na
modelovanie danych dat. AvSak ako sme uz spomenuli v ivode, pomocou tejto metddy
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neziskame priamy predpis odhadnutej regresnej funkcie. Je preto vhodné vyuzit' ziskané
informdcie pre vytvorenie modelu pomocou parametrickej regresie, aby sme ziskali aj predpis
odhadu funkcie g. Na =zdklade tychto poznatkov zvolime za parametrickd triedu
polynomickych funkcif 5. stupnia. Na obrdzku 6 je zndzornend vyslednd odhadnutd funkcia g.
Hypotézu o spravnej Specifikdcii tohto regresného modelu na zdklade testu korektnosti
modelu nezamietame (p-hodnota testu je 0,68672).

7] o

logwage
3 14
1

12

20 30 40 50 60

age
Obrdzok 6: Vyslednd odhadnutd regresnd funkcia ziskand parametrickou regresiou
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Intervaly spoPahlivosti pre poistné rezervy
Confidence intervals for claim reserves

Bohdan Linda, Jana Kubanova, Pavla Jindrova

Abstract: The paper shows solution of the problem of confidence interval construction for
predicted cumulative Chain ladder claims.

Abstrakt: V prispevku je ukdzané rieSenie problému konstrukcie intervalu spolahlivosti pre
rezervy na poistné plnenia.

Key words: insurance benefit, claim reserve, development factor, Chain ladder method,
confidence interval

KPucové slova: poistné plnenie, poistnd, vyvojovy faktor, metéda Chain ladder, intervalové
odhady
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1. Introduction

When the insurance claim reserves are planned the insurance companies result from the
data about the insurance benefit in preceding years. Many methods are used to determine the
amount of these reserves, one of the most frequent methods is the Chain ladder (CL) method
(Pacdkova 2004), (Mack 1993).

The results of the basic Chain ladder method can be influenced by extreme damages that are
not common in each year and therefore the resulting values needn’t to be reliable enough.
This lack could be removed, if we know the probability distribution of the random variable,
expressing the insurance benefit. To be able to estimate this probability distribution by the
exact statistical method we usually don’t have sufficient number of observations. That is why
many different approximative methods are used to calculate these claim reserves.

Recently the bootstrap methods are actually applied. Many of mentioned methods are
described in (Wiithrich, Merz 2008).

Results of these methods are the point estimates of the claim reserves. The interval
estimates are often preferred to point estimates, because they provide more information about
the estimated values. The goal of this paper is to present the confidence interval construction
for claim reserves and for the development factor x by the help of the bootstrap method.

2. The basic process of the confidence interval construction
The standard form of the confidence interval in the case that the parameter’s estimate

O of the parameter @ is the function of the sum of the random variables is
li2a=(0- -0, n-1-SE; 0- ton1° SE),

where fj.qn1 and fgn are  1-o-quantile and o-quantile of the Student’s probability
distribution with n — 1 degrees of freedom and SE is the standard error. The form of this

@S;E@ Jn can be approximated by

interval is derived from the fact that the random variable

the Student’s probability distribution.

The above stated formula generally doesn’t provide the correct interval estimation of the
parameter ® in the case of the small range of the sample that is from different than normal
distribution. The technique of the construction of the confidence interval based on bootstrap
can be applied for this reason and the confidence intervals without any constraining
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presumptions can be obtained. The method is based on bootstrapping of probability

distribution of the statistics

5;5@ Jn - Such interval is called bootstrap r-interval. This method

is described in a detailed way in (Davison, Hinkley 1997). The stated method can be
considered as generalization of the commonly known Student’s method. It can be applied
when characteristics of position are estimated, also characteristics like sample average,
median, cut average or sample quantile. The bootstrap method, in the simplest form like this
described above, is not proper for solution of the general problems. That is why it is necessary
to search more reliable procedures. One of them is confidence interval based on bootstrap
quantile. (Kubanova 2003).

3. The bootstrap quantile interval

We assume that R bootstrap samples x*l, x*z, e x® from distribution Gi(x, F) are
generated. The bootstrap replications @ “(i)= @ (x™) for each sample are calculated. Let G R
be the distribution function of the variable @ .

1 - 2a quantile interval is defined by the help of o and 1 - & quantile of G R:
(B 1ows 6.1p)=(Gr (@) Gg'(1- ). M

(A?,;l(oc) =0 .~ is the a-quantile of bootstrap distribution according to the definition. The
quantile interval can as well written in the form

<@Alnw;éup>= <é; ;@Al*fa>- @

The expressions (1) and (2) present the ideal situation, when infinitely bootstrap simulation
are done, it means the situation when R — oo. In reality, it is possible to realize only finite
number of simulations.

Let © + . be o empirical quantile of the values @ ", which is the R-o-th ordered value of R
replications of the variable @ *. Similarly 2} ;HZ is the (1 - o) empirical quantile.

The approximation of the 1 - 2o quantile interval is then

2k

<0A1{)w;éup>~<é;a ;@R.lfa > (3)

4. The interval construction

To demonstrate the quantile bootstrap confidence interval, the data published by (Taylor, Ash
1983) were used. The presented method can be summarized in the following steps:

a) Table of cumulative observed data creation, see the claims development (upper) triangle in
the table 2. This data express the cumulative claims in individual accident year and
development year.
b) The development factor xestimate: the factor k; is estimated by

n—j-1

>C

i,j+l

ka%;jzo,l,...,n—l 4)
ZCL/‘
i=0
¢) The lower triangle matrix calculation: Cijv1 = k; - C;;, (5)

d) Bootstrap claim reserving calculation based on AR(1) model use the more complicated
theoretical model
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Cijr1=K-Cij+ O Ci.j Eijiio (6)
to express the relation between C;jy1 and C; ;.

e) Coefficient o; in the formula (6) is estimated by

n—j—| 2
s, = Lfc. C‘*“‘—k, ; j=0,1 n-1 0
J I’l—j—l L] C J ’ L

i=0 ij

f) Residuals &;; are estimated by variable e;; according to the formula (Wiitrich, Merz, 2008):
C

Lt
c,
ijn = n_/: R
1 ZC Ci'i“—kv
n—j—1 &l ¢, N

ij
g) The adjusted residuals z;; instead of residuals e;; are recommended to be used, which can
be obtained according to the following formula:

Ci.j+l _ ](

\/ G, /e,

1 n—j-1 Cw_+I 2

i=0 L]

T = — : ®)
1—t

n—j

2.6
i=0

h) Bootstrap process. The calculated values of the adjusted residuals are used in the
bootstrap process. We assume that each value has the same probability and then the non-
parametric bootstrap is used (Efron, Tibshirany 1993). The result of this process is the new

upper triangle matrix, elements of which are indicated z; ;e

) By the help of these adjusted bootstrap residuals z; ; the new upper triangle matrix of the
values C;ij is calculated by the following way:

For the first column we write: C,fo =C,.

The other values C: j for i+ j<n are calculated according to the formula.

Cl=k, C., +s,\Cl ., 2, ©

i) The bootstrap replications kj*of the development coefficient k; are calculated

nojdl
. q.j+1
ki=%,j:0, 1,...,n-1 (10)

J 1=

)

j) The bootstrap values C, , ; of the predicted cumulative bootstrap CL claims (lower triangle
matrix) are calculated according to the formula
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-1
Cif;‘ = Ci,n—i Hk;, . (11)

k) The bootstrap process from a) till i) is repeated R—times, after each repetition the vector of
kj* ,j=0,1, ..., n-1, and lower triangle matrix of the predicted cumulative bootstrap CL
claims C; ; are gained.

k) The limits of the bootstrap confidence interval are: k  , and k ,,_,, where k , , is the
R-0-th ordered value of R replications of the variable &~ and similarly & }, , is the R-(1-)-
th ordered value of R replications of the variable k.

Approximation of the 1 - 2o quantile interval (kj,, ; k,, ) isthen (k Z_a sk ;_H, )

5. Practical application of the method and results

The central point of interest in the Chain ladder method is developing factor k calculation.
90% confidence intervals for these factors k; are stated on the table 1. The first row (bold)
shows the point estimates of the developing factor for developing periods j and j+1.

Table 1: 90% confidence interval for development factors

R=1000 kh ki kh ks ke ks ke ki kg
3.491 | 1.747 | 1.457 | 1.174 | 1.104 | 1.086 | 1.054 | 1.077 | 1.018
lower limit & 3.129 | 1.659 | 1.376 | 1.131 | 1.063 | 1.050 | 1.044 | 1.058 | 1.018
upper limit k &\, |3.839|1.847|1.542|1.221 | 1.147 | 1.125 | 1.063 | 1.094 | 1.018

The figure 1 shows convergence of the development factor k,* when 1000 simulations were
made and 1000 replication k," calculated. We can state that after 500 replication the difference
between originally calculated development factor kg= 3,491 and bootstrap replication ko~ is
less than 0,005.

e 1L

ment factor values

Figure 3: Convergence for development factor ko', comparison with calculated
development factor ko= 3,491 (horizontal straight line)
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The following table 2 presents the original claims development triangle (upper triangle) and
three values in the lower triangle. The middle value represents the predicted cumulative CL
claims, calculated by classical CL method, lower and upper values represent lower and upper
limit of the 90% bootstrap confidence interval, obtained after 1000 bootstrap replications.

As can we see in the presented table 2, for example, that the length of the 90% confidence
interval for C7¢ creates 17% from forecasted value. It means that the real cumulated insurance
benefit can differ from assumed within the framework of selected reliability 0,9
approximately about 8,5%. These 8,5% can create considerable financial sum at bigger
volumes of insurance benefits. The insurance company should take this fact into account.
When we would want to choose higher reliability, this percentage is even bigger.

6. Conclusion

The insurance companies should consider not only point estimates, but interval estimates as
well at determination of the level of costs for claim reserves, as results from the part five of
this paper. The fundamental problem is that it is necessary to know the probability distribution
of the insurance benefit for the exact calculation of the confidence interval. This probability
distribution can be with difficulty estimated with sufficient reliability with regard to a small
number of data. For this reason it is necessary to use any approximative method when
confidence intervals are calculated. Approximations based on central limit theorem are in this
case relatively complicated. The article presents one application of the bootstrap method at
confidence interval calculation; application of this method is relatively simple and it can be
used on very general assumptions.
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Table 2: 90% confidence interval for cumulative claims reserves

0

1

2

3

4

5

6

7

8

9

0 357848

1124788

1735330

2218270

2745596

3319994

3466336

3606286

3833515

3901463

1352118

1236139

2170033

3353322

3799067

4120063

4647867

4914039

5339085

5433719
5433719
5433719

2 | 290507

1292306

2218525

3235179

3985995

4132918

4628910

4909315

5196236
5285148
5370601

5288338
5378826
5465793

3 | 310608

1418858

2195047

3757447

4029929

4381982

4588268

4790105
4835458
4877914

5108111
5205637
5301072

5198651
5297906
5395032

4 | 443160

1136350

2128333

2897821

3402672

3873311

4065215
4207459
4355925

4285262
4434133
4597033

4597928
4773589
4954707

4679425
4858200
5042527

5 1396132

1333217

2180715

2985752

3691712

3923405
4074999
4233233

4199117
4426546
4671469

4425097
4665023
4929563

4748626
5022155
5300570

4832794
5111171
5394521

6 | 440832

1288463

2419861

3483130

3938235
4088678
4252261

4270918
4513179
4788181

4603113
4902528
5246295

4857304
5166649
5526383

5199827
5562182
5973396

5291992
5660771
6079273

7 | 359480

1421128

2864498

3940427
4174756
4415549

4578991
4900545
5221787

5002914
5409337
5821318

5391338
5875997
6391095

5674132
6192562
6735760

6089600
6666635
7271047

6197536
6784799
7399925

8 | 376686

1363294

2261025
2382128
2518111

3206700
3471744
3744930

3744319
4075313
4423418

4094217
4498426
4920496

4433872
4886502
5373563

4664225
5149760
5671035

4996437
5544000
6105410

5084997
5642266
6213626

9 | 344014

1076234
1200818
1320494

1870247
2098228
2363099

2672327
3057984
3473683

3132634
3589620
4086749

3455271
3962307
4541920

3717913
4304132
4959268

3903549
4536015
5223927

4200054
4883270
5619522

4274499
4969825
5719127

Remark: The article was elaborated with the support of the grant GACR 402/09/1866, Modelling,
simulations and management of insurance risk.
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Nazory mladych v SR a CR na niektoré javy si¢asného populaéného vyvoja
Opinion of young people in SR and CR on some events of contemporary
population evolution

Jan Luha, DuSana Zvarova

Abstract: In this article we present principal results from survey about opinion young people,
university students, in Slovak republic and Czech Republic on selected events of
contemporary population evolution.

Key words: population evolution, opinion of young people, comparison of results between
SR and CR.

KPiéové slova: populany vyvoj, ndzory mladych, porovnanie vysledkov medzi SR a CR.
JEL Classification: C1, C12, C14,J10, J11.

1. Uvod

V prispevku uvddzame vysledky vlastného prieskumu ndzorov mladych I'udi, univerzitnych
$tudentov, v Slovenskej a Ceskej republike na niektoré javy v sti¢asnom populaénom vyvoji.
Prieskum bol projektovany tak, aby boli ziskané nazory mladych v SR a CR $tudujicich
v hlavnom meste a vinom meste krajiny. V SR tym ,,inym* mestom bol Tren¢in a v CR
Pardubice. InSpirdciou a faktickym zakladom dotaznika, ktory bol na prieskum pouzity, bol
vyskum prof. Jozefa Mlddka z roku 2004 (Mladek J., Sirockov4, J.,2004). S jeho osobnym
stihlasom boli vyuZité formuldcie v dotazniku pre aktudlny prieskum. Dotaznik pre CR mal
modifikovany iba znak kraj trvalého bydliska Studenta. V ¢lanku uvddzame zdkladné
vysledky komparacie nazorov mladych v SR a CR.

2. Zakladné charakteristiky prieskumu

Na prieskume sa zi&astnili 422 univerzitnych $tudentov, z toho bolo 262 z CR a 160 zo SR.
CR je zasttpend Studentmi VSE Praha (FIS) v poéte 163 a Univerzitou Pardubice v poéte 99
Studentov FSE. V SR boli ziskané odpovede 87 Studentov LF UK a23 Studentov
Pedagogickej fakulty UK v Bratislave a 50 Studentov Univerzity A. Dubcéeka v Trencine.
RozloZenie podla pohlavia v SR je 72,5% zeny a 27,5% muzi av CR 61,5% Zeny a 38,5%
muzi. Nemdme k dispozicii tdaje o skuto¢nej Struktire Studentov zicastnenych fakult, ale
z vysledkov sa ukazuje vidcSia ochota odpovedat’ u respondentov Zenského pohlavia.
Priemerny vek respondentov bol v SR 20,97 a v CR 20,83. Percento slobodnych je v oboch
republikach samozrejme vel'ké, v SR 98,7% av CR 98,1%. Vlastné dieta malo podla
odpovedi respondentov 3,8% v SR a 1,2% v CR. Stirodencov nemalo v SR 9% av CR 8%
odpovedajucich. 19,3% respondentov prieskumu v SR bolo z Bratislavského kraja a 25,3%
v CR z kraja Hlavné mesto Praha.

Dotaznik, okrem hore uvedenych demografickych znakov obsahoval 10 meritérnych otdzok
zameranych na niektoré sticasné demografické javy.

3. Komparicia nazorov mladych v SR a CR

Zaujimavé vysledky prieskumu sme ziskali na meritérne otdzky dotaznika o demografickom
spravani.

Na otdzku ol: Kolko deti by ste chceli mat’ v budiicnosti? Sme ziskali odpovede od 0 po
5. v SR bolo 3,8% mladych, ktori nechcd mat’ deti a v CR 3,5%. Priemerny pocet deti, ktoré
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by cheeli mat’ bol v SR 2,13 a v CR 2,05. Rozdiel nie je §tatisticky signifikantny, ¢o ukazuje
neparametricky Mann-Whitneyov test P=0,201.

Pri otizke 02: Aky je podPa vas idealny pocet deti vrodine? Respondenti zo SR
odpovedalo v rozmedzi 1 a2 4 a v CR od 0 po 5, pritom pocet 0 uviedol jeden respondent, &o
predstavuje iba 0,4%. Priemerny idedlny pocet deti v rodine podl'a respondentov v SR je 2,13
av CR 2,18. Co je itatisticky nesignifikantny rozdiel, P-hodnota Mann-Whitneyovho testu
P=0,115.

Na otdzku 03: Chcete mat’ sobas pred narodenim Vasho prvého dietat’a? Je rozdelenie

odpovedi respondentov v SR a CR tatisticky nesignifikantne odli§né, P-hodnota Fisherovho
exaktného testu P=0,222.

Graf & 1. Sobds pred narodenim prvého diet'at’a

O3: Chcete mat’ sobas pred narodenim Vasho
prvého dietata? <%

neviem

Dalgia otizka na demografické spravanie o4: Uznavate spoluZitie partnerov v jednej
domécnosti bez sobasa? Priniesla nasledujice odpovede respondentov.

Graf ¢ 2. SpoluZitie partneroy bez sobdsa

O4: Uznavate spoluzitie partnerov v jednej
domacnosti bez sobasa?
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Pri tejto otazke st odpovede respondentov signifikantne odlisné, P=0,004. Odpoved’ ano je
v CR v 89,3% pripadov, kym v SR v 78,1% a naopak viésie percento odpovedi nie bolo v SR
15,% ako v CR 5,7%. Odpoved’ neviem bola v SR zastipens v 6,9% a v CR v 5% pripadov.
Na otdzku o5 V akom veku by ste chceli uzavriet’ manzelstvo? Sme ziskali odpovede
v rozmedzi 21 aZ 32 rokov s SR a v CR aZ po 89 rokov. V CR odpovedal jeden respondent 89
rokov, taktiez jeden respondent 80 rokov jeden 50 rokov. Tieto odpovede mdzu byt recesia,
ale na priemernom veku pre uzatvorenie manZelstva v CR 25,11 roka a v SR 27,25 roka maju
iba maly vplyv. Rozdiel nie je Statisticky signifikantny.

Otdzka 06: V kolkych rokoch planujete mat’ svoje prvé dieta? Priniesla odpovede
v rozmedzi 20 aZ 47. Priemerné hodnoty za SR a CR si 28,10 a 28,69, o je Statisticky
nesignifikantné, P-hodnota Mann-Whitneyovho testu P=0,202.

Signifikantne odlisné odpovede sme zistili aj pri otdzke 07: Preco sa podla vas v dnesSnej
dobe uzatvaraji manZelstva neskor ako v minulosti?, P-hodnota Fisherovho exaktného
testu je P=0,002. Prehladne je 3truktira odpovedi za SR a CR v grafe & 3 apodrobne
v tabul’ke ¢.1.

Graf ¢. 3. Priciny neskorsieho uzatvdrania manZelstiev v siicasnosti

O7: Preco sa podla vas v dnesnej dobe uzatvaraju
manzelstva neskor ako v minulosti?
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Signifikantnost’ odpovedi spdsobuju najméd odpovede pri variante 1-mald perspektiva
vlastného bytu. Respondenti v SR tito alternativu uvadzali v 16,9% pripadoch av CR
v mensej miere asice v 6,1% pripadov. Faktické rozdiely sme zistili aj pri odpovediach
2_l'udia chcu viacej cestovat’ a skusit’ svet — v CR 332%, kym v SR iba 24,4%, d’alej pri
odpovedi 3-snaha uplatnit’ sa v zamestnan{ sme zistili takmer zhodny vysledok — v SR 46,9%
av CR 44,3%. Odpoved 4-boja sa rozvodu uviedlo v CR 6,9% respondentov av SR iba
2,5%. Zhodny podiel bol zaznamenany pri odpovedi 5-neviem 9,4% v SR a 9,5% v CR.
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Tabulka ¢
uzatvdrania sobdsov

07 Preco sa podla vis v dnesnej dobe uzatvaraji manzelstva neskor
ako v minulosti? Total
1 mald 2 Tludia chei
perspektiva viacej 3 snaha
vlastného cestovat’ uplatnit’ sa 4 boja sa 5
bytu a skadsit’ svet | v zamestnani | rozvodu iné
gat 1 CR - Count 16 87 116 18] 25 262
Stat | |
% within 6.1% 33,2% 44,3% 6,9% | 9,5% | 100,0%
stat Stat
Adjusted
Residual 33 19 -3 20 ol
2 SR Count 27 39 75 41 15 160
% within 16,.9% 24.4% 46,9% 2,5% | 9.4% | 100,0%
stat Stat
Adjusted
Residual 33 19 - 20 -1
Total Count 43 126 | 191 22| 40 422
% within 10,2% 29.9% 45,3% 52% | 9,5% | 100,0%
stat Stat

1. Kontingenénd tabulka kompardcie otdzky o pri¢indch neskorsieho

Vysledok za otizku 08: Z akého ddovodu vstipite do manzelstva vy? prezentujeme
v kontingenc¢nej tabulke. Vidno, Ze percentd odpovedi na jednotlivé varianty su blizke, ¢o
dokumentuje nesignifikantny rozdiel podl'a Fisherovho exaktného testu, P=0,758.

Tabul’ka ¢. 2. Kontin,

08 Z akého dovodu vstipite do manZelstva vy? Total
2 tizZim po
1 lebo trvalom 3 lebo to
chcem manzelskom tak robia 4 nevstipim do
mat deti spoluZiti vietci manzelstva
stat 1 CR - Count 26 196 10 2 253
Stat
% within 11 3¢, 77.5% 4,0% 8,3% | 100,0%
stat Stdt
Adjusted
Residual -1 -8 8 8
2 SR Count 17 129 4 10 160
o
% within | 1 69; 80,6% 2,5% 6.3% | 100,0%
stat Stdt
Adjusted
Residual - A -8 -8
Total Count 43 325 14 31 413
% within |16 4q; 78.7% 3.4% 7.5% | 100.0%
stat Stdt

rencnd tabul’ka kompardcie otdzky o dovodoch vstupu do manZelstva

Otédzka 09: Rozvod povaZujete za: ddva signifikantne odlisné odpovede respondentov v SR

a CR, P=0,009. Graf ¢.4 plasticky vyjadruje vysledky, ktoré st podrobne v tabulke &. 3.
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Graf ¢. 4. Ndzory respondentov na rozvod

09: Rozvod povazujete za:
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Tabul’ka ¢. 3. Kontingendénd tabul’ka kompardcie otdzky o rozvode

09 Rozvod povaZzujete za: Total
1 nesprdavnu 2 sprdvnu 3 Tahky spdsob
formu vec ked’ ide vyrieSenia 4
skonc¢enia o viZne manZelskych nevyjadrujem
manzelstva problémy problémov sa
gat 1T CR- Count 19 201 19 3 262
Stét
%
within 7,3% 76,7% 7,3% 8,8% | 100,0%
stat Stit
Adjusted
Residual 29 27 L4 A
2 SR Count 26 103 18 12 159
%
within 16,4% 64,8% 11,3% 7,5% | 100,0%
stat Stat
Adjusted
Residual 29 27 1.4 -4
Total Count 45 304 37 35 421
%
within 10,7% 72,2% 8,8% 8,3% | 100,0%
stat Stit

Za nespravnu formu skoncenia manzelstva povazuje rozvod 16,4% respondentov v SR a iba
7,3% v CR. Dal§i variant odpovede ,rozvod je sprivna vec, ked’ ide o vdZne problémy*
uvidza 64,8% respondentov v SR a76,7% v CR. L’ahky spdsob vyrieSenia manZelskych
problémov je rozvod u 11,3% respondentov v SR a7,3% v CR. Odpoved’ nevyjadrujem sa
zvolilo 7,5% v SR a 8,8% v CR.

Poslednd otazka 010: Umelé preruSenie tehotenstva povaZujete za: znovu ukdzala
signifikantne odli§né odpovede za SR a CR. P- hodnota Fisherovho exaktného testu P=0,000.
Vysledky prezentujeme v grafe ¢. 5 a tabulke ¢. 4. Ovel'a vacsi podiel respondentov za SR
povaZuje umelé preruienie tehotenstva za nepripustné 21,3%, kym s CR iba 5,0%. Pripustné
len ak je plod poskodeny v SR 41,3% av CR 17,9. Ovela niZii podiel v SR je za variant
odpovede pripustny 28,1% ako v CR 71,0%. Nevyjadrilo sa 9,4% v SR a 6,1% v CR.
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Graf &.5. Ndzory na prerusenie tehotenstva
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Tabul’ka C. 4. Kontingencnd tabul’ka kompardcie otdzky o umelom preruseni tehotenstva

010 Umelé prerusenie tehotenstva povazujete za: Total
1 2 pripustné, len ak 3 4 nevyjadrujem
nepripustné | je plod poSkodeny | pripustné sa
sat 1 CR - Count 13 47 186 16| 262
Stat
& within stat 5.0% 17.9% | 71.0% 6.1% | 100.0%
Adjusted
Residual -2 5.2 8.6 -1.2
2 SR Count 34 66 45 15 160
& within stat 21.3% 413%|  28.1% 9.4% | 100.0%
Adjusted
Residual 52 52 86 1.2
Total Count 47 113 231 31 422
o
g/”lé‘:’“hm stat 11,1% 268% |  54.7% 7.3% | 100.0%
4. Zaver

Nézory mladych, univerzitnych $tudentov v SR a CR, na demograficky vyvoj z aktuilneho
prieskumu ukézali zhodu ale aj rozdiely v ndzoroch respondentov dvoch blizkych republik.

Nesignifikantné rozdiely boli v ndzoroch na 6 otdzok:

ol: Kol’ko deti by ste chceli mat’ v budiicnosti?; 02: AKy je podPa vas idealny pocet deti
v rodine?; 03: Chcete mat’ sobas pred narodenim Vasho prvého dietat’a?; o5 V akom
veku by ste chceli uzavriet’ manzelstvo?; 06: V kolkych rokoch plinujete mat’ svoje
prvé diet'a?; 08: Z akého dovodu vstipite do manzelstva vy?
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Signifikantne rozdielne ndzory sme zaznamenali pri 4 otdzkach: o4: Uznavate spoluZitie

partnersky vztah; o7: Preco sa podla vas v dneSnej dobe uzatvaraji manZzelstva neskor
ako v minulosti?; 09: Rozvod povaZujete za: a 010: Umelé prerusSenie tehotenstva
povazujete za: - vysledky poukazuji na konzervativnejsi postoj respondentov v SR.
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Dalsi moZnosti modelovani amrtnosti
Another possibilities of mortality modeling

Petr Mazouch, Véra Jeifabkova

Abstract: This paper continued on previous papers which focused in basic ways of modeling
of mortality. It’s known that model based on mortality ratio between individual age groups
and development of this indicator in the time period is better way than modeling directly
mortality rates, but the models are not so robust. This paper will introduce some ways, how to
make the models more robust and useful.

Key words: Mortality, modeling, mortality rate.
KPiacové slova: Umrtnost, modelovéni, mira dmrtnosti

1. Uvod

Tento pifspévek navazuje na predchozi ptispévky (viz [1],[2] a [3]), které se vénovaly
moznostem a tskalim modelovéani dmrtnosti. V pfedchozich piispévcich bylo objasnéno, proc¢
je vhodné modelovat radéji diferenci nebo podil dvou mér dmrtnosti nez pifmo miru
umrtnosti. Dochdzi tak k eliminaci problému, kdy se predikovand mira dmrtnosti vékové
skupiny x+/ dostane pod hodnoty imrtnosti vékové skupiny x.

Také bylo vysvétleno (viz [3]), Ze vyhodnéjsi pfistup pro modelovani je modelovéani
umrtnosti v kohortich, nezZ metoda transverzdlni (tedy prifez vSemi kohortami). Zakladnim
divodem je fakt, Ze se vyhneme potiZim s rozdilnou dmrtnosti mezi kohortami (eliminujeme
faktor, ktery v modelu nelze vystihnout). Model bude tedy zaloZen na longitudindlnim
pfistupu. Tento pifstup ma vSak i fadu nevyhod, zejména jeho datovd naro¢nost je znacnd a
v naSich zemépisnych $itkdch se setkdvame se problémy s datovou zakladnou v obdobi II.
svétové valky.

Z hlediska volby mezi diferenci a podilem je dle vysledkti pfedchozi studie vyhodnéjsi
podil. Pfi volbé metody diference je Casto zfetelné, Ze tato fada je nestacionarni. Tato jeji
vlastnost je naprosto logicka, protoze vime, Ze miry imrtnosti rostou s vékem exponenciilné
(tato vlastnost je shodnd pro vSechny kohorty) a tedy spoctené diference mezi mérami
umrtnosti mezi véky x+1 a x v rdmci jedné kohorty také ve svych hodnotich rostou s ristem
hodnoty x.

Proti tomu hodnoty podild vykazuji alespon ¢astecnou miru stacionarity, coz zajistuje
lepsi predpoklady pro dals$i moznosti predikce této fady. Také pii hleddni trendu vyvoje
podilu mér dmrtnosti x+1 a x v ¢ase (napii¢ kohortami) nachdzime lepsi vysledky v piipade
diferenci neZ v ptipad¢ absolutnich rozdila.

Jestlize jsme tedy zvolili hodnoty, které budeme ddle analyzovat (a které jiz byly

analyzovany v [3]), nezbyva nez zjistit, zda vysledky maji ocekavané vlastnosti. Pfi bliz§im
prozkoumdni zjistime, Ze ¢asové fady podilti (at’ jiz v jedné kohorté¢ pro viechny vékové
skupiny nebo pro jednu veékovou skupinu napii¢ kohortami) vykazuji velmi znacnou
volatilitu, kterd této fad¢, resp. jeji predikci, jisté nesveédci.

V nasledujicim ¢lanku se tedy pokusime jednoduchou metodou tuto volatilitu (zejména
extrémy, které fada vykazuje) né€jakym zpusobem jednodusSe odstranit. Jako nejvhodnéjsi

zpusob se jevi logaritmizace hodnot.
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2. Metodika a data

Jednotlivé miry umrtnosti jsou vypocteny jako podil poctu zemielych a stiedniho stavu
obyvatelstva piislusné vékové skupiny. Pro véky, kde je jiz vyssi pocet zemielych (staci zvolit
vékovou skupinu nad 30 let) tedy ziejmé plati

mx+l,z 2 My,z» (1)

kde x je vek a z je rok narozeni piislu$né kohorty.
Z takto vypoctenych mér dmrtnosti muzeme tedy jednoduse spocist

m

> X, 2
In L

= ]n(rp,x,z) B 2)

m
p.x—1z
kde p je pohlavi, x je vék a z je rok narozeni pifslusné kohorty.

Dle pfedpokladi z tivodu by takto spoctené logaritmy mély vykazovat jistou miru
stability a mélo by tedy nejspiSe platit, Ze

Inrp x2) =10, o4 3)

kde p je pohlavi, x je v€k a z je rok narozeni piislusné kohorty. Tedy Ze se zmény Gmrtnosti
vyjadiené jako logaritmus podilu dvou mér neméni v ¢ase (mezi kohortami), coz by jako
vlastnost umoznilo snadnou predikci mér imrtnosti do budoucna a také, Ze plati

ln(rp’x’z) = 1n(rp,x+l,z) s “4)

kde p je pohlavi, x je vek a z je rok narozeni pifslusné kohorty. Tedy, Ze podily mér se neméni
v ramci kohorty, cozZ je pfedpoklad zndmy napt. z Gompertz-Makehemovi funkce.

Zdrojova data pro vypocet mér umrtnosti, tedy pocCty zemielych a pfislusné stfedni
stavy osob byla pfevzata z databdze [4]. Data jsou zde pro Ceskou republiku od roku 1950
(tedy prvni kompletni kohorta je az od roku 1950, zvolime-li sledovany vek vyssi, pak
miiZeme popivat pochopitelné i kohorty narozené pred rokem 1950).

3. Vysledky

Z prostorovych divodi bylo nutné omezit grafické vystupy pouze na nékolik ukazek
(bud’ za jednotlivé kohorty nebo za jednotlivé véky). Také datova zdkladna omezuje moZnosti
vystupu, ale i pfes tyto obtiZe je patrné, Ze vysledky po tdpravé logaritmem jsou pro dalsi
prognézu vhodnéjsi (nelogaritmované hodnoty byly pouZzity ve [2]).

Obrézek 1 ilustruje vyvoj logaritmti mér imrtnosti pro vybrané véky napii¢ kohortami.
Zde by mél platit ptedpoklad dle vzorce (3), tedy Ze by tyto logaritmy mély byt stabilni napfic
vSemi kohortami. Je zde patrnd velmi vysokd mira volatility. Ta je zcela jist¢ zptisobena
vykyvy v dmrtnostech mezi jednotlivymi roky (napi. chfipkové epidemie), které zptisobi
prudky ndrist (nebo pokles) imrtnosti v daném roce, coz ma zcela jisté¢ vliv na podil mér
umrtnosti. Celkovy vyvoj vSak lze hodnotit na zdkladé tohoto grafického vystupu jako
nahodnou oscilaci kolem trendu. Zda je tento trend konstantni a zda je tato oscilace opravdu
nahodnd musi ovéfit matematicky postup.

Z obrazku 2 je patrné, Ze vyvoj logaritmi podild mér dmrtnosti v ramci jedné kohorty je
vice stabilni. Opét je zde patrna vysoka variabilita, ale na rozdil od piedchazejictho piistupu
zde miiZeme s naprosto klidnym svédomim tvrdit, Ze jestlize je v jednom roce prudky nartist
miry dmrtnosti, coZ mé za ndsledek velmi nizky logaritmus podilu, pak logicky tato situace
musi mit opa¢ny vliv v porovnani s ndsledujici mirou dmrtnosti, coZ odpovidé na otdzku, pro¢
se v této fadé stiidaji propady a vrcholy.
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4. Zavér

Z hlediska dalstho pouZziti je navrZeny postup vhodny a naprosto logicky musi
nasledovat krok, kde bude nutné matematicky zhodnotit a dokdzat vztahy definované zejména
vzorci (3) a (4). V piipadé, Ze se prokaze konstantni trend téchto hodnot, pak by tato metoda
byla zcela jist¢ vhodnd pro vyuZiti v piipadé predikce kohortnich mér dmrtnosti, tedy pri
konstrukei kohortnich dmrtnostnich tabulek, které se zatim potykaji zejména s nedostatkem
datovych zdrojt a tedy jakykoliv jednoduchy systém predikce chybéjicich hodnot je Zadouci.

V teorii kohortnich piistupti k dmrtnosti je zdkladni nevyhodou také to, Ze je nutné
pockat, az celd kohorta vymfe. To je také jeden z diivodi, pro¢ by nalezeni takové hodnoty
,nartstu® bylo v praxi velmi cenéné a umoznilo by to predikovat vyvoje mér imrtnosti i u
kohort, které jesté Ziji, coZ je v soucasné dobé, pii stéle silici diskusi o dichodové reformé
zcela jisté Zadouci (v soucasnosti se v této problematice vyuZiva transverzalniho piistupu, coz
nevede ke zcela ptesnym vysledkiim).

Zavérem lze tedy poznamenat, Ze byl ucinén dal§i dil¢i krok, ktery smétuje k cili
vytyCenému na zacdtku - tedy nalezeni souvislosti mezi mérami dmrtnosti v jednotlivych
vékovych skupindch a jejich vyvoji v Case.
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Regionalne rozdiely mier nezamestnanosti a miezd na Slovensku a v Ceskej
republike

Regional disparities of the rate of unemployment and wages in Slovakia and
Czech Republic

Silvia Megyesiovd, Matej Hudak

Abstract: The main objective of regional policy of the European Union (EU) is to achieve a
gradual balance of economic, social and other differences between its regions. Comparisons
of economic indicators, their development over time and differences of these variables in
regions of the EU serve to monitor the needs of separate regions of the EU. In the article we
analyse the regional disparities of the rate of unemployment in the regions of Slovakia and
Czech Republic on the NUTS3 level. In years 2008 and 2009 we can see a strong influence of
the financial crises, the unemployment rate strongly increases in all of the analysed regions.
Coefficient of variation was very high during the analysed period of time, it achieved the
highest level in Slovakia in 2007.

Key words: regional disparities, unemployment rate, average wages of employee, coefficient
of variation.

Kruacové slova: regiondlne rozdiely, miera nezamestnanosti, priemernd mzda zamestnanca,
varia¢ny koeficient.

JEL classification: J64, J31, R19

1. Uvod

Hlavnym ciefom regionélnej politiky Eurépskej tnie (EU) je postupné vyrovndvanie
hospodarskych, socidlnych ako aj d’al$ich rozdielov medzi jej regionmi. K sledovaniu plnenia
tohto ciel'a sii krajiny EU &lenené na tzemia, ktoré zodpovedaji porovnatelnej béze. V roku
2003 vstipilo do platnosti nariadenie Eurépskeho parlamentu a Rady ¢. 1059/2003 zo dna 26.
mdja 2003 o vytvoreni spolo¢nej klasifikdcie tdzemnych Statistickych jednotieck NUTS
(Nomenclature d’unités territoriales statistiques). Tato jednotnd klasifikdcia bola zavedena
Statistickym tradom Eurépskeho spolotenstva Eurostatom v spoluprici s narodnymi
Statistickymi institdtmi kazdého z 27 &lenskych 3tatov Unie, v pripade Slovenska v spolupréci
so Statistickym dradom Slovenskej republiky. Klasifikicia NUTS je okrem krajin EU
zavedena aj v krajinich EFTA (gvajéiarsko, Norsko, Lichtenstajnsko, Island) a v
kandidatskych krajinach (Chorvétsko, Turecko).

Porovndvanie ekonomickych ukazovatelov, ich vyvoja v Case ako aj rozdiely tychto
ukazovatelov v jednotlivych regiénoch krajin EU sliiZia k monitorovaniu potrieb a vhodnosti
podpory konkrétnych regiénov z prostriedkov EU.

2. Regionalne rozdiely nezamestnanosti

Nezamestnanost je dolezitym socidlno-ekonomickym faktorom, ktory vyrazne
ovplyviiuje socidlnu ako aj ekonomickd troven obyvatel'stva. Miera evidovanej
nezamestnanosti sa v stilade s dohovorom Medzindrodnej organizécie prace vypocita z poctu
disponibilnych uchddzacov o zamestnanie, ktori méZu bezprostredne po predloZeni ponuky
vhodného vol'ného pracovného miesta nastipit do zamestnania a z poctu ekonomicky
aktivnych osdb za predchddzajici rok z vyberového zistovania pracovnych sil.
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Porovnanie mier nezamestnanosti v jednotlivych regiénoch sme uskutocnili na drovni
NUTS3. Zda sa ndm vhodnejSie porovnavat tieto miery na tdrovni NUT3 anie na vySSej
urovni, teda na trovni NUTS2, vzhl'adom k tomu, Ze tymto porovnanim ziskame detailnejsie
vysledky pre menSie tizemné celky, ako by tomu bolo v pripade porovnania regiénov iba na
urovni NUTS2.

Slovenskd republika je na tdrovni NUTS3 roz€lenend na 8 krajov: Bratislavsky,
Trnavsky, Tren¢iansky, Nitriansky, Zilinsky, Banskobystricky, Presovsky a Kogicky kraj.

Ceska republika je na drovni NUTS3 rozélenend na 14 krajov: hlavné mesto Praha,
Stfedocesky, Jihocesky, Plzensky, Karlovarsky, ljstecky, Liberecky, Kralovéhradecky,
Pardubicky, Kraj Vysoc¢ina, Jihomoravsky, Olomoucky, Zlinsky, Moravskoslezsky kraj.
Sledované udaje boli prevzaté z databdzy Statistického dradu SR Regstat ako aj z internetovej
stranky Ceského §tatistického tradu.

Miera nezamestnanosti v % je prezentovana vo forme grafov na obrazkoch 1 a 2.
V obrazku 1 je zachyteny vyvoj nezamestnanosti na Slovensku v rokoch 2001 az 2009,
pricom zudajov za vSetky sledované kraje bol vytvoreny box—plot, zachytavajici tak
minimdlne, maximdalne hodnoty nezamestnanosti, ich dolny a horny kvantil a median. Z grafu
je zrejmé, ze postupom rokov dochddzalo k zniZovaniu mier nezamestnanosti v jednotlivych
krajoch, avSak ich variabilita je vysokd. Kym napriklad vroku 2009 bola miera
nezamestnanosti v Bratislavskom kraji na tdrovni 4,36 %, vtom istom roku dosiahla
v Banskobystrickom kraji 19,19 %. Po obdobiach vyrazného poklesu nezamestnanosti je
prejav svetovej ekonomickej krizy citelny aj z pohl'adu na tento graf, kde uz v roku 2008
andsledne v roku 2009 vidiet’ badatel'ny rast miery nezamestnanosti v jednotlivych regiénoch
Slovenska.
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Obrdzok 5: Box-plot miery nezamestnanosti v % v SR v rokoch 2001-2009

Vyvoj nezamestnanosti v jednotlivych regiénoch Ceskej republike je zobrazeny
v obrazku 2. V niektorych obdobiach boli dosiahnuté také drovne mier nezamestnanosti,
ktoré mdzZeme povaZzovat' za extrémne. V roku 2009 bola najnizSia nezamestnanost’ v kraji
Hlavné mesto Praha shodnotou 3,1 % anaopak najvy$Sia miera nezamestnanosti bola
dosiahnuta v Karlovarskom kraji, kde vystdpila v sledovanom roku na trovenn 10,9 %. Aj
ztohto obrdzku 2 je citelny vplyv svetovej krizy na vyvoj mier nezamestnanosti
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v jednotlivych regiénoch Ceskej republiky. Kym v rokoch 2001 a% 2008 nezamestnanost
klesala (aZz na niektoré maximdlne hodnoty), vroku 2009 badat citelny rast miery
nezamestnanosti v regiénoch CR, zvysili sa tak maximalna, minimédlna hodnota miery
nezamestnanosti tychto krajov, ako aj ich kvartilové hodnoty.

15—
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Obrdzok 6: Box-plot miery nezamestnanosti v % v CR v rokoch 2001-2009
Porovnanie variability mier nezamestnanosti v regiénoch Slovenska a Ceskej republiky

uskuto¢nime pomocou relativnej miery variability, ktord umoznuje jej porovnanie v roznych
stboroch. Varia¢ny koeficient ur¢ime podl'a nasledovného vztahu:

V,=5%-100 (1

Rilw

Hodnoty varia¢ného koeficienta su tym vysSie, ¢im je variabilita hodnét v sledovanom sibore
vicsia.

Porovnanie variability pomocou tejto relativnej miery je zobrazené v tabulke 1.
Regiondlne rozdiely st od roku 2003 silnejsie na Slovensku neZ v Ceskej republike. Od roku
2003 sa tieto rozdiely na Slovensku vyrazne zvySuji az do roku 2009. Najvy$S§iu mieru
variability dosiahlo Slovensko v roku 2007. Tdto miera teda poukazuje na to, Ze hlavne
v obdobiach, ked’ Slovensko dosahovalo silny rast ekonomiky, merany rastom HDP,
dochddzalo ksilnej regiondlnej disproporcii v ramci krajov pri  sledovani miery
nezamestnanosti. Naopak v obdobi zaciatku krizy v roku 2008 a nésledne v krizovom roku
2009 dochddza postupne k poklesu variability nezamestnanosti medzi krajmi Slovenska.

V Ceskej republike bola variabilita nezamestnanosti v jednotlivych krajoch niZsia, okrem
rokov 2001 a 2002. Hodnota variacného koeficienta dosahuje v niektorych porovnidvanych
obdobiach niz§iu hodnotu priblizne o 10 percentudlnych bodov, znamend to teda vyrazne
niZ$iu variabilitu nezamestnanosti v regiénoch CR. Tiito vyrazne niZ§iu variabilitu
povazujeme za pozitivum v porovnani s rozdielnostou miery nezamestnanosti v regiéonoch
Slovenska.
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Tabul’ka 1: Variacény koeficient mier nezamestnanosti

Rok
Krajina 2001 2002 2003 2004 2005 2006 2007 2008 2009
Slovenskd
republika 37.8 41,7 4,1 45.6) 51,0 56,2 58,7 56,7 42,0]
Ceska
republika 383 43,8 41,6 409] 444 432 404 432 32,1

3. Analyza priemernej mzdy zamestnanca

Priemernd hrubi mesa¢ni mzdu zamestnanca sme podrobili podrobnej analyze za
regiény na trovni NUTS3 tak v Slovenskej republike ako aj v Ceskej republike ato vo
vyjadreni spolu apre jednotlivé pohlavia. Okrem rozdielov vo vyske mzdy z hladiska
regionov, mzda vykazuje silné rozdiely z hl'adiska pohlavia ato vo vSetkych sledovanych
krajoch. Typické pre obrdazok 3 je dosiahnutie extrémnych hodndt priemernej mzdy
obyvatel'ov Bratislavského kraja vo vSetkych sledovanych obdobiach.

Podiel priemernej mzdy muzov vzhl'adom k priemernej mzde Zien sa v Bratislavskom
kraji pohyboval v obdobi rokov 2001 az 2008 v rozmedzi 38 aZ 42%. NajniZsie podiely boli
dosahované v rokoch 2001-2003, nésledne sa podiely miezd muZov zvySovali, vrchol dosiahli
v roku 2006.

Najvyraznej$i podiel miezd muZov aZien bol dosiahnuty vrokoch 2005 a 2006
v Trnavskom kraji, vySka tohto podielu dosiahla hodnoty 46-47%. Po roku 2006 dochadza
k postupnému zniZzovaniu podielu miezd muZov aZien v jednotlivych krajoch SR — vid’
tabul’ku 2.

Tabul’ka 2: Podiel priemernej mzdy muzov a Zien v percentdch

Rok
Krajina 2001 2002 2003 2004 2005 2006 2007 2008
Bratislavsky kraj 1.38 1.38 1.34 1.38 1.42 1.41 1.40 1.41
Trnavsky kraj 1.37 1.40 1.37 1.44 1.46 1.47 1.41 1.43
Trenciansky kraj 1.40 1.38 1.38 1.41 1.42 1.43 1.42 1.42
Nitriansky kraj 1.31 1.30 1.29 1.34 1.33 1.36 1.34 1.38
Zilinsky kraj 1.36 1.35 1.37 1.37 1.42 1.43 1.42 1.43
Banskobystricky kraj 1.28 1.28 1.26 1.28 1.30 1.32 1.34 1.30]
PreSovsky kraj 1.31 1.30 1.28 1.32 1.30 1.34 1.34 1.35
Kosicky kraj 1.42 1.38 1.41 1.43 1.42 1.45 1.43 1.40)

Porovnam’n} varia¢nych koeficientov — obrdzok 4 — priemernej mesacnej mzdy regiénov
Slovenska a Ceskej republiky zistime, Ze regiondlne rozdiely priemernej mzdy krajov
Slovenska su vysSie neZ regiondlne rozdiely miezd jednotlivych regiénov Ceskej republiky.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010

159

40000

35000

30000

25000

20000

15000

10000

* 40000
. 30000

Eg? I

=
-
E@

10000

o =T

T
2001

T T
2003 004 2005 r206 2007 r2008 001 02 208 2004 r2005  r2006

muzi Zeny

Obrdzok 3: Hrubd mesacénd mzda zamestnanca v SR v Sk

T
2008

Variacny koeficient miezd slovenskych regiénov sa pohybuje priblizne na drovni 20%,

pricom variacny koeficient je vysSsi pri mzdach muzov. Variabilita miezd Zien podla krajov
Slovenska dosahuje teda o osi niZsiu Groven ako variabilita miezd muzov.

Porovnanim variaéného koeficienta v Ceskej republike vidime jeho vyrazne niZsiu
hodnotu, neZ tomu bolo na Slovensku, variaény koeficient regiondlnych miezd CR dosahuje
priblizne 12-14%. Pri porovnani pohlavi je situicia podobna ako na Slovensku, vysSia bola
variabilita miezd muZov neZ Zien.
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4. Zaver

Cielom prispevku bola podrobnd analyza regiondlnych rozdielov zvolenych
ukazovatelov na tdrovni NUTS3 v Ceskej republike a na Slovensku. K analyze sme zvolili
dva ukazovatele socidlno-ekonomického charakteru a to mieru nezamestnanosti a priemerné
mesa¢né mzdy zamestnancov. Porovnanim tychto ukazovatelov sme zistili, Ze vicSia
variabilita sledovanych ukazovatelov, bola v oboch pripadoch dosiahnutd v regiénoch
Slovenska. Regiondlne rozdiely sa v cCase hospodarskej krizy Ciastocne znizili ato na
Slovensku ako aj v Ceskej republike.
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Inovacie v zbere a spracovani Statistickych udajov prostrednictvom RFID

Innovations in collecting and processing statistical information through
RFID

Branislav MiSota, Adam Sorokac

Abstract: In our article we will try to bring the model example of the draft structure and bind
themselves to retrieve data into the SAP system RFID technology.

Key words: radio-frequency identification (RFID), client server, tag, flow of goods
KPicové slova: radio-frekvencnd identifikdcia (RFID), znagka, klient server, tok vyrobkov
JEL classification: M11, M15, L62

1. Uvod

V tomto c¢lanku naviazeme na na§ prispevok publikovany vo Forum Statisticum
Slovacum, ¢. 4 /2010 (FSS 4/2010), ktory popisoval sicasny stav Statistickej identifikdcie vo
vyrobnom procese producenta subkomponentov, pre brzdové systémy automobilov a boli v
nom navrhnuté aj moZznosti, prostrednictvom ktorych je mozné zvysit kvalitu ziskanych
Statistickych ddajov v podnikovych manazérskych informacnych systémoch, prostrednictvom
zavedenie novej tzv. RFID technolégie v niekolkych samostatne funkénych blokoch
spojenych pomocou bezdrotovej technolégie WiFi do jedného hierarchického systému.
Najvyssie postavenym prvkom voci jednotlivym blokom bude server, ktory bude prijimat’ a
dodato¢ne spracovdvat’ prijaté tdaje. Prvotné predspracovanie bude vykonané v blokoch
uvedenych vo FSS 4/2010. Server bude prijaté udaje d’alej triedit a v konecnej faze
usporadivat’ podla zvoleného predpisu do tabuliek, s ktorymi bude d’alej pracovat’ logistika
alebo iny spravca vyroby.

2. Spracovanie idajov

Blok spracovania tudajov bude zastupeny serverom, ktory je zdroven i hierarchicky
nadradenym voc¢i dvom vysSie popisanym blokom. Pod pojmom server rozumieme
pocitatovi zostavu bez vystupnych periférii urend len na spracovdvanie tudajov a
komunikdciu. Zarovenn bude slizit' ako rozhranie medzi najniZSou vrstvou a horizontalne
nadradenou (vid’ Obr. 1). Vsetky kone¢né tikony vykonané bud’ na jednotlivych pracoviskach
cez operacné panely (dalej OP - priemyselné pocitace s dotykovym displejom ) alebo na
¢itackach pri vstupe do haly budd odoslané serveru. Ten, ako nadradeny spravca systému,
bude nésledne spracovéavat’ prijaté informdcie ( zatried'ovat’ podl'a dohodnutého predpisu).
Zaroven po identifikécii pracovnika bude zdiel'at’ jeho tdaje s OP (vid’ Obr. 2), taktieZ jeho
ulohou bude ¢asova synchronizicia s jednotlivymi pracoviskami (OP).

> &<

Obr.1 Komunikacnd schéma bloku spracovania tidajov.
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3. Predpis zapisu udajov

Pre maximélny vykon celého systému je prave predpis najdodlezitejsi. Od neho bude
zavisiet’ celkovd prehl'adnost’ idajov, ¢iZe CitateI'nost’ tidajov logistikou. Dand firma pouZiva
na spravu a prehlad vyroby komplexny softvérovy produkt SAP. Prave tato skutocnost' uz
hovori o predpise ukladania dat. Preto bude potrebné d’alej zabezpecit’ i samotné nacitanie dat
do vyssie spomenutého informacného systému. Ziroveil bude na serveri vytvorend databdza
prijatych tidajov z dovodu spétnej kontroly v pripade reklamdcie zo strany odberatela.

Potrebny obsah iidajov na znacke:

- Cas a datum kedy bola operacia vykonana (zaciatok a koniec)

- ¢islo zmeny v ramci dna (pracuje sa na tri 8-hodinové zmeny, kde 1- ranna, 2-
poobednd a 3-no¢na)

- meno pracovnika, ktory vykonal pracovny tkon

- druh pracovnej operdcie, ktory bol vykonany na vyrobku (frézovanie,
opracovanie, pokovovanie)

- nazov stroja, na ktorom bola prevedend prac. operacia

- pocet kusov, ktoré boli opracované (poCty st zvycajne dané vopred ato
predpisom na ukladanie vyrobkov)

- pocet kusov, ktoré sa poskodili alebo uz boli poskodené

4. Forma zapisu udajov

Vystupné informdcie zo znaciek budd vo forme ¢iselnych kédov zauZivanych uvedenou
firmou, taktiez z dovodu korektného cEitania informaénym systémom SAP. Samozrejme
v databdze budu tieto Ciselné kédy preloZené priamo do textu pre lepSiu Citatel'nost’ udajov.

Tab.1 Ndvrh zdpisu vidajov do databdzy (server)

priezvisko
meno

9:10:56 | 9:40:50 | Tkac.Jan |Frezovanie | Honsberg | dosticky | 90

11.4.2009

1
1 9:42:58 [10:05:34| Tkac.Jan |Frezovanie | Honsberg | dosticky | 90
1 10:08:24 | 10:40:45 | Tkac.Jan | Frezovanie | Honsberg |dosticky | 90

1 10:43:43 | 11:10:30| Tkac.Jan |Frezovanie | Honsberg |dosticky [ 90

(=) Roj Rl )

ddaje zaddvané rucne pracovnikom
OP
Server

skupinu dat zaddvanych ru¢ne pracovnikom. Jedina informacia ziskand mimo OP je meno
pracovnika, pricom v niektorych pripadoch to mdZze byt vylicené, ak nastane prechod
pracovnika na iné pracovisko, kedy sa prihlasuje priamo na OP. Jednotlivé ddaje v urcenom
predpise, ako uz bolo spomenuté, budi zasielané hlavne spravcovi, v naSom pripade
rozumieme logistiku podniku, ¢iZe systém SAP, a taktieZ pre nutnost’ spitnej kontroly sa
budu ddaje archivovat’ na serveri v navrhnutom predpise (vid’ Tab. 1).
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Obr.2 Prijem a spracovanie iidajov serverom

5. Zaver

V nasom ¢ldnku sme snaZili na vzorovom priklade pribliZit' ndvrh Struktiry a naviazanie
na samotné nacitanie dat do informacného systému SAP v pripade zavedenia technoldgie
radiofrekvencnej identifikdcie komponentov ako nahrady klasickych Cciarovych koédov.
Prostrednictvom takéhoto inovativneho pristupu je mozZné nielen zvysit kvalitu ziskanych
Statistickych udajov v podnikovych informaénych systémoch ale aj efektivnejsie vytvarat
databdzu prijatych tdajov z dovodu spitnej kontroly v pripade reklamacie zo strany

odberatela.
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Zhlukovanie ako Statisticka analyza v ekonomickych vedach
Statistical analysis through cluster analysis in economic sciences

Ladislav Mura

Abstract: In this paper we deal with one of the possibilities provided by statistical analysis,
i.e. clustering. In the paper the problems are identified and the advantages of the application
of cluster analysis and the possibilities of its usage in economic sciences are described.
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1. Uvod

Zhlukova analyza sa zaobera tym, ako by mali byt objekty, teda Statistické jednotky
zaradené do skupin tak, aby bola ¢o najvicSia podobnost v ramci skupin a ¢o najvicsia
rozdielnost medzi skupinami. Zhlukovd analyza sa pouziva v rdznych oblastiach
ekonomickych vied. Premennymi kritériami mdZu byt pohlavie, vek, vzdelanie, Zivotny Styl,
néboZenstvo, skisenosti s produktom, vel'kost’ spotreby, frekvencia spotreby a podobne. [5]

Statistické analyza formou zhlukovania je siborom metéd, ktoré umoZiiuji hl'adat’ v
empirickych tdajoch zoskupenia podobnych objektov. Pouzitie metdd zhlukovej analyzy je
obzvlast’ vhodné najmi v Stadiu explordcie problému. Na rozdiel od faktorovej analyzy sa pri
uplatneni zhlukovej analyzy zvd¢Sa nevenuje pozornost zdkladnym dimenzidm popisu
sledovanych javov (premennym), ale zdkladnym typom sledovanych javov ako takych
(objektom), ich podobnosti a nepodobnosti (hoci je niekedy problematické vymedzit, ¢o
vlastne podobnost’ je). Zhlukova analyza sa teda vyuziva na hl'adanie typov objektov, ktoré sa
vyznacujui Specifickymi charakteristikami, tzn. sliZi ako primerany ndstroj generovania
predpokladov o klasifikacii objektov.

Pri analyze akompardcii roznych ukazovatelov uspeSnosti podnikatel'skych
subjektov sa okrem inych Statistickych metéd cCasto vyuZiva prdve zhlukovd analyza.
Pomocou tejto metddy je mozné podniky zaclenit' do zhlukov tak, aby v ramci skupiny
podnikatel'skych subjektov bola ¢o najvicsia podobnost. Na uskutocnenie tejto analyzy je
mozné vyuzit' Specificky Statisticky software. [1]

2. Ciel’, material a metédy

Cielom c¢lanku je poukazat’ na Statistickd analyzu prostrednictvom zhlukovania
amoznosti jej vyuZitia vo vyskume v ekonomickych veddch. Parcidlnym cielom je objasnit’
zdkladné vlastnosti zhlukovej analyzy aukdzat prakticki aplikdciu zhlukovej analyzy
s vyuzitim pocitacového programu. Zo softvérovych produktov sme vyuZzili programy
Mathematica a Matlab. Pri spracovani prispevku sme vyuZili sekunddrne literdrne pramene.
Pouzité boli predovsetkym logické metddy.

3. Teoretické vychodiska

Zakladnym ciel'om zhlukovej analyzy je redukcia, teda zjednodusenie tdajov. Ak sa
totiz v idajoch ndjde urcitd Struktira typov, mozu byt tieto jednoduchsie popisané na zaklade
spolo¢nych charakteristik svojich ¢lenov a mdzu byt pomenované. Zhlukova analyza je tak
vhodnym prostriedkom k vytvoreniu urcitej typoldgie, redukcie velkého mnoZstva objektov
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do tried, a to podla tych hl'adisk, ktoré si pre dany problém relevantné. Jednotlivé triedy,
resp. objekty do nich prindleZiace si zvicSa charakterizované multidimenziondlne, tzn.
objekty st triedené na zaklade viacerych charakteristik (premennych).

Pri zohl'adneni iba jednej premennej (1-D) je ndjdenie zhlukov vel'mi jednoduché,
ked’Ze sa hodnoty premennej nanest na ¢iselnd os a zhluky sa identifikuji vizuédlne (napr.
podla veku ndjdeme v sibore 2 skupiny respondentov: jednu okolo 15 rokov a druhi okolo
40 rokov). Podobne pouZitim X-Y grafu moZno jednoducho identifikovat’ zhluky pri
zohl'adneni 2 premennych (2-D). V priestore (3-D) sa pomocou interaktivneho X-Y-Z grafu
tiez daju najst’ zhluky vizualne. Vizuélne identifikovat zhluky pri zohladneni viac ako 3
premennych sticasne sa vSak uZ nedd. Prave vtedy sa pouZiva zhlukova analyza. [2]

Podstatnou charakteristikou zhlukovej analyzy je skutocnost’, Ze triedy, resp. typy
objektov (zhluky) nie st a priori zndme (prave tym sa zhlukova analyza liSi od inych metéd
klasifikacie). Zhluky st v priebehu samotnej analyzy odvodzované z ddajov, a to tak o sa
tyka ich poctu, ako aj ¢o sa tyka ich charakteristik. Z predchadzajiceho vyplyva, Ze ide o
vysoko empirickd metddu, a teda Ze rdzne postupy uplatnené na ré6znych tidajoch moézu viest’
aj k réznym typoldgidm, t. j. k r6znej interpretacii dat.

Metédy zhlukovej analyzy teda smeruji k vytvoreniu zhlukov — tried objektov tak,
aby vzdjomnd podobnost’ objektov zaradenych do jedného zhluku bola o najvicsia, a
zdroven aby sa maximalizovala medzizhlukova nepodobnost. K uchopeniu podobnosti, resp.
nepodobnosti sa pouzivaju rézne miery — koeficienty podobnosti. Vo vSeobecnosti
rozliSujeme miery podobnosti, ktoré nadobddaji tym vicSie hodnoty, ¢im su si sledované
objekty podobnejSie (rézne druhy koreldcii) a miery nepodobnosti, ktoré svojou rasticou
hodnotou signalizuji zmenSujicu sa podobnost’ medzi objektmi (r6zne druhy diStancii, resp.
vzdialenosti).

Zhlukové analyza zahffia mnozstvo metdd. RozliSujeme dve zdkladné skupiny [4]:
» Hierarchické zhlukovacie met6dy,
» Nehierarchické zhlukovacie metddy

Hierarchické zhlukovacie metody vychddzaji z jednotlivych objektov, ktoré
reprezentuju zhluky, pricom kazdy jeden objekt tvori prvotny zhluk. Ich spdjanim sa v
kazdom kroku pocet zhlukov postupne zmenSuje az sa nakoniec vSetky zhluky spoja do
jedného celku. Hierarchické metédy vedd k hierarchickej (stromovej) Struktire, ktord sa
graficky zobrazuje ako stromovy diagram (dendrogram). Stromové zhlukovacie metody
zacinaju vypoctom vzdialenosti medzi objektmi, ktoré nazyvame ako Euklidovska
vzdialenost. Alternativnu vzdialenost’ prestavuje vzdialenost Manhattan (City-block).
Euklidovska vzdialenost’ vyjadruje vzdus$ni vzdialenost’ medzi dvoma objektmi a vzdialenost’
Manhattan najkratSiu vzdialenost’, ktord musi napr. chodec prejst aby sa v meste dostal z
jedného miesta na druhé. Vyhoda vzdialenosti Manhattan spo¢iva v zniZeni dopadu
extrémnych pripadov (outliers) na vysledky. Je treba uviest, Ze existuji eSte aj iné typy
vzdialenosti, ktoré sa pouZivaji napr. pri kategorickych premennych. Po vypocitani
vzdialenosti medzi vSetkymi dvojicami objektov musime urcit' pravidlo podl'a ktorého sa
budu objekty spajat’ do zhlukov, teda ako sa bude urcovat’ vzdialenost’ medzi zhlukmi.

Existuju viaceré pravidla spdjania, z ktorych vyberame nasledovné:

» Single linkage (Nearest Neighbour) — jednoduché spajanie (najbliz$i sused).
Vzdialenost’ medzi dvoma zhlukmi je definovand ako vzdialenost’ dvoch najbliz§ich
clenov.

» Complete linkage (Furthest Neighbour) — kompletné spdjanie (najvzdialenejsi sused).
Vzdialenost medzi dvoma zhlukmi je definovand ako vzdialenost dvoch
najvzdialenejSich ¢lenov.
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» Unweighted pair-group average (Group Average) — nevédZeny pdrovy priemer
(priemer skupin). Vzdialenost medzi zhlukmi je definovand ako priemernd
vzdialenost’ medzi vSetkymi parmi, pricom 1.¢len je z 1.zhluku a 2.¢len z 2.zhluku.

> Weighted pair-group average (Simple Average) — vdZeny parovy priemer (jednoduchy
priemer). Podobna ako predosla z tym rozdielom, Ze velkosti zhlukov (pocty
objektov) sa berud ako vahy.

» Unweighted pair-group centroid (Centroid) — nevaZeny centroid (centroid).
Vzdialenost medzi dvoma zhlukmi je definovana ako vzdialenost’ centroidov tychto
dvoch zhlukov. Centroid je vektor priemerov (kazd4 stradnica je priemer prisluSnych
suradnic objektov v zhluku).

» Weighted pair-group centroid (Median) — véZeny centroid (medidn). Podobnd ako
predosld z tym rozdielom, Ze velkosti zhlukov (pocty objektov) sa berd ako vahy.

» Wardova metdda. Tato metdda sa zretelne odliSuje od vSetkych ostatnych pretoZe na
ur¢enie vzdialenosti medzi zhlukmi vyuZiva pristup analyzy rozptylu. S touto metédou
sa zhluky vytvaraju tak, aby sa vniatrozhlukovy sicet Stvorcov minimalizoval.

Nehierarchické zhlukovacie metddy nevytvdraji stromovi Struktdru. NajzndmejSia
nehierarchickd zhlukovacia metéda je metdda k-priemerov (k-means). Tato metéda sa
vyznacuje tym, ze vyprodukuje presne k-zhlukov tak, aby bol vniitroskupinovy sucet Stvorcov
minimdlny. Najvhodnej$ia je na formovanie malého poctu zhlukov z velkého poctu
pozorovani. VyZaduje vSak intervalové premenné bez extrémnych hodndt (outliers).
Nomindlne premenné sa daji pouZzit' ale mdzu spésobovat’ problémy. UZito¢nou metédou je
neurCité zhlukovanie (Fuzzy clustering) [3], ktoré na rozdiel od ostatnych zhlukovacich
metdd, umoznuje Ciastocné zaradenie objektu do viacerych zhlukov a to pomocou
pravdepodobnosti. Cielom je zabranit' skresleniu zhlukovania kvo6li pritomnosti
nezaraditel'nych objektov. Takéto individuum sa nepriradi ku Ziadnemu zhluku (od kazdého
sa prili§ odliSuje), ale priradia sa mu pravdepodobnosti s ktorymi sa bude nachddzat’ v
jednotlivych zhlukoch. Metéda sa casto pouziva pri odhalovani podvodov v rdéznych
oblastiach. Napr. v bankovnictve sa bez vopred formulovanej definicie podozrivej opericie z
miliénov operacii klientov identifikuje par desiatok takych, ktoré sa od zvySnych
(zoskupenych do niekolkych zhlukov) pri pouziti viacerych premennych (napr. obrat, typ
operdcie, konstantny symbol, ¢as od zadania po jej splatnost’ atd’.) vyrazne odlisuju.

Podnetnou sa javi moznost' validizdcie typoldgie ziskanej prostrednictvom
nehierarchickej zhlukovej analyzy, ktord ma vychodisko v znovuprevedeni zhlukovej analyzy
eSte na dvoch castiach vyskumného stboru, pricom rozdelenie na dané dve cCasti je nahodné.
Za ucelom validizacie vysledku nehierarchickej zhlukovej analyzy na celom subore sa
odportica prostrednictvom hierarchickej zhlukovej analyzy porovnat' tento celostiborovy
vysledok s Ciastkovymi vysledkami nehierarchickych zhlukovych analyz prevedenych na
dvoch nahodnych castiach siboru. Na tri takto ziskané typoldgie (profily typov) sa aplikuje
hierarchicka zhlukova analyza druhého radu. Pomocou nej sa takto vlastne uréi podobnost’
medzi typmi dvoch ¢iastkovych typoldgii a celosiborovej typolégie. Ak si vo vyslednom
dendrograme na ,,najblizsej trovni* spojené vZdy trojice prisluSnych typov (z celého stiboru, z
prvej Casti stiboru a z druhej casti siboru), mdZeme vyslednd celostiborovi typoldgiu
povazovat’ za validnd.

4. Praktické vyuzitie zhlukovej analyzy s po¢itacovou podporou
V nasledujicej Casti Cldnku predstavime dva pocitacové programy (Mathematica
a Matlab), v ktorych je mozné uskuto¢nit’ zhlukovi analyzu.
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Program Mathematica pontika pre zhlukovi analyzu funkcie Hierarchical Clustering
Package. Prvym prikladom, ktory si ukdZeme bude vypocet matice vzdialenosti. Pred
vypoctom je nutné zaviest’ balicek HierarchicalClustering, prikazom

Needs["HierarchicalClustering™]. Prikaz pre vypodet matice vzdialenosti je Distance-

Matrix[data]. Prikaz vypo¢ita maticu vzdialenosti cez pouZitie Euklidovej vzdialenosti. Ak
by sme chceli pouzit’ ind vzdialenost’, napriklad manhattan, musime upravit’ prikaz na tvar
DistanceMatrix[data,Distance-Function -> ManhattanDistance]. Vyraz MatrixForm
zabezpecdi, aby bol vysledok v tvare matice.

Dal§im prikladom je zostrojenie dendrogramu. K tomuto pouZiva program
Mathematica funkciu DendrogramPlot[data]. Zaddme prikaz DendrogramPlot

[data,DistanceFunction->SquaredEuclideanDistance, Orientation->Right,Linkage-
>"Single", LeafLabels->Automatic], kde DistanceFunction ->
SquaredEuclideanDistance je nami zvolend vzdialenost’. Orientation -> Right zabezpeti,
aby os body bola vlavo. Link-age -> "Single" ur¢uje, ktord metdda spojenia bude pouZitd.
LeafLabels ->Automatic sliZi na to, aby se u kazdého listu stromu zobrazil popis. V naSom
pripade je to poradové ¢islo v ddtovej matici data. N4§ dendogram zndzortiuje obrdzok 1.

Obrdazok 1 Dendogram v programe Mathematica

(=]

Zdroj: vystup zo softvéru Mathematica

Program Matlab md zabudovand zhlukovi analyzu v Statistics Toolbox. Z tohto

baliku vyuZijeme ¢ast’ Cluster Analysis. Dédta budu rovnaké, aby sme ndsledne mohli
programy porovnat’. Prvym prikladom bude teda vypocet matice vzdialenosti. Matlab ma pre
jej vypodet funkciu pdist(data), ako vzdialenost' je Standardne nastavend Euklidova
vzdialenost. Ak chceme pouzit' maticu vzdialenosti naSich ddajov pri pouziti vzdialenosti
manhattan, bude prikaz v tvare squareform(pdist(data,'cityblock’)). Squareform v prikaze
zaisti, aby vzdialenosti boli zobrazené maticovo.
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Druhym prikladom je zostrojenie dendrogramu. Matlab pre tito moZnost’ funkciu
dendrogram(z). Vzdialenost’ bude poditand za pouZzitia vzdialenosti manhattan. Za metédu
spojenia bude zvolend metéda najvzdialenejSieho suseda. Prikazy na zostrojenie dendrogramu
si  nasledovné: mv = pdist(data,'cityblock’);z = linkage(mv,'complete’);
dendrogram(z,'orientation’,'right');. Prvy prikaz spo¢ita maticu vzdialenosti. Druhy prikaz
vytvori hierarchicky strom zhlukov z matice vzdialenosti. V poradi treti prikaz sliZi na
zostrojenie dendrogramu. Vd'aka prikazu v tvare 'orientation’,'right' bude mat’ dendrogram
zaciato vlavo. Vystup ilustruje obrazok 2.

Obrdzok 2 Dendogram v programe Matlab

L L L L L L
4 B 6 7 E

Zdroj: vystup zo softvéru Matlab

Komparacia pocitacovych programov pre zhlukovi analyzu:

Skimali sme, ktory z uvedenych softvérovych vybaveni pocitaca je pre zhlukovi
analyzu lep$i. Prvé porovnanie za zamerané na vzdialenosti. Tabulka 1 zndzorfiuje oba
programy a vzdialenosti, ktoré umoznuja.

Tabul’ka 1 Porovnanie pocitacovych programov pre vzdialenosti

Mathematica | Euclidean SquaredEuclidean | Manhattan | Chebyshev
Matlab Euclidean SEuclidean CityBlock | Chebyshev
Mathematica | BrayCurtis Canberra Cosine Correlation
Matlab Mahalanobis | Minkowski Cosine Correlation

Zdroj: softvér Mathematica a Matlab

Ztabulky 1 je vidiet, Ze obidva produkty pontkajui dostatok vzdialenosti. Pri
SEuclidean v programe Matlab nie je Stvorec Euklidovej vzdialenosti, avSak Standardizovana
Euklidova vzdialenost. V tabulke 1 si uvedené len miery pre meranie vzdialenosti medzi
¢iselnymi hodnotami. Oba pocitacové programy pondkaji aj miery vzdialenosti
(nepodobnosti) pre logické hodnoty a tiez pre retazce. Napr. Hammingovu vzdialenost’,
Jaccardovu nepodobnost, Russell-Raova-u nepodobnost’ a d’alSie. V oboch programoch je
rovnako mozné nadefinovat’ si aj vlastnd mieru vzdialenosti. K meraniu vzdialenosti patri i
urcenie metédy spojenia. Tieto metddy zaznamendva tabul’ka 2.

Tabul’ka 2 Porovnanie pocéitacovych programov pre metody spojenia

Mathematica Single Average Complete Weighted | Centroid | Median | Ward
Matlab Average Centroid Complete Median Single Ward Weighted

Zdroj: softvér Mathematica a Matlab




FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 170

Z tabulky 2 je vidiet, Ze obidva produkty pontikaji uzivatel'ovi rovnaké spojovacie
metddy. Softvér Mathematica umoziuje tieZ nadefinovat' si vlastnd spojovaciu metodu.
Vyznam jednotlivych metdd je nasledovny: Single - metéda najbliz§ieho suseda, Average —
metdda priemernej vizby, Complete - metéda najvzdialenejSieho suseda,Weighted — vdZend
metdda priemernej vizby, Centroid - metdda centroidov, Median — metéda medidnu, Ward -
Wardova metéda.

4. Zaver

V predkladanom c¢lanku sme venovali pozornost objasneniu Statistickej analyzy
prostrednictvom zhlukovania, vymedzili sme rozdelenie zhlukovej analyzy, definovali sme
moznosti, ktoré ndm poskytuje. Poukdzali sme na niektoré praktické sféry jej vyuZzitia v
ekonomickom vyskume s podporou vybranych pocitacovych programov Mathematica a
Matlab. Zaverom mdZeme konStatovat, Ze prezentované softvérové produkty si vhodné pre
uskutocnenie zhlukovej analyzy.
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Vychodiska prognozy hrubého domaciho produktu let 2015 a 2020
Resources of the forecast for gross domestic product in 2015 and 2020

Petr Musil, Jaroslav Zbranek

Abstract: The aim of this article is to describe methods and data sources used for GDP
forecast in 2015 and 2020. This forecast will be used for an outlook of the environment.
Prognosis based on the development in past only may be insufficient because of changes in
economy. This forecast is based on predictable changes and development of each component
of GDP. On the other hand a past development is also taken into account.

Key words: GDP, forecast, national accounts
Klicova slova: HDP, vyhled, ndrodn{ d¢etnictvi
JEL classification: E

1. Uvod

Prognéza drovné hrubého domaciho produktu je pomérné béZnou zalezitosti kazdé
zemé, odliSnosti mohou mezi zemémi v tomto ohledu spocivat zejména v horizontu prognozy.
Jak uz nadzev napovidd, cilem clanku neni prezentovat piimo hodnoty predstavujici
odhadnutou urovent hrubého domdciho produktu v uvedeném casovém horizontu. Vzhledem
k tomu, Ze se jednd o &asovy horizont nezvykle dlouhy v podminkdch Ceské republiky, je
vhodné nejprve shromézdit relevantni datové zdroje a dalsi vyuZitelné informace, které budou
pro naslednou prognézu vyuzity. Obzvlasté v soucasné dobé, pozvolného oZivovani po
hospodarské krizi, je zaméfeni pozornosti sbér podstatnych relevantnich informaci stéZejni
pro docileni kvalitni prognézy hrubého domiciho produktu Ceské republiky v roce 2015 a
2020.

2. Informacéni zdroje vyuZitelné pro prognézu hrubého domaciho produktu

K prognéze hrubého doméciho produktu (HDP) budou z velké casti vyuzita data
z narodnich G&tll, resp. z tabulek doddvek a uZiti, které kazdoro&ng publikuje Cesky statisticky
titad (CSU). Tento systém nabizi moZnosti, kterych lze pii prognéze jednotlivych slozek HDP
vyuzit. Tabulky dodavek a uziti jsou publikovany v obvyklé formé, kdy produkce a
mezispotfeba jsou uvedeny maticové v ¢lenéni odvétvovém a komoditnim. Cilem neni
prognéza slozek HDP v komoditnim ¢lenéni, z toho diivodu bude toto ¢lenéni pouZzito pouze
jako ur€ity pomocny analyticky nastroj. Dalsi zjednoduseni pak bude pfedstavovat agregace
odvétvi na n€kolik vytipovanych skupin.

K dosazeni stanoveného cile je tfeba vzit v potaz rovnéZ makroekonomickych prognéz
Ministerstva financi CR, byt se jednd pouze o omezeny zdroj informaci, jelikoZ tyto
informace jsou pouze pro tfilety ¢asovy horizont. Na druhou stranu pfedstavuji tyto informace
velmi sofistikovany zdklad, zejména pak v soucasnych politickych podminkach.

Vzhledem k tomu, Y¢ CR piedstavuje v soudasnosti z makroekonomického pohledu
malou otevienou ekonomiku, ktera je pod silnym vlivem zahrani¢niho obchodu, dilezitou roli
bude hrét také prognéza Cistého exportu. V tomto kontextu jsou velmi vyznamné informace
resp. progndzy némeckého hospodarstvi, protoZe ¢eské narodni hospodarstvi je na némeckém
silné zavislé, pravé diky zahrani¢nimu obchodu. RovnéZ Slovensko predstavuje z hlediska
zahrani¢ntho obchodu vyznamného partnera. Proto i vyvoj Slovenského ndrodniho
hospodafstvi je smérodatny pro vyvoj ¢eského HDP.
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Velmi duleZité vychozi informace pfedstavuji rovnéZ dlouhodobé plany konkrétnich
subjektll soukromé, ale i vetejné sféry, které maji vyznamny vliv na ndrodni hospodaistvi.
V tomto ohledu jsou zajimavé informace o planovanych investi¢nich akcich.

3. Piedpokladany vyvoj sloZzek hrubého domaciho produktu

Slozkami HDP se v tomto ¢lanku rozumi jednotlivé slozky uziti. HDP muZe byt obecné
uzit jednak pii dalsi vyrob¢, ale hlavné pro konecnou spotiebu a déale pro tvorbu kapitalu,
resp. kinvestovdni. Kone¢nou spotfebou se rozumi vydaje domdcnosti na individudlni
konecnou spotiebu, piipadné vydaje vladnich instituci ¢i neziskovych instituci slouzicich
domdcnostem na konecnou spotfebu. Zejména pro vladni instituce jsou typické vydaje na
kolektivni spotiebu, tedy tu ¢ast findlni produkce, kterou spotiebovavaji vSichni rezidenti i
nerezidenti daného stitu, kteff na dzemi daného stitu pobyvaji. Mezi statky kolektivni
spotieby se fadi napf. vydaje ve Skolstvi, zdravotnictvi, na obranu apod. Specifickou slozku
HDP piedstavuje Cisty vyvoz, ktery pfedstavuje rozdil mezi vyvozem a dovozem, kde vyvoz
je jednou ze slozek uziti HDP a dovoz pak zdroja.

V nésledujicich tabulkich je shrnuti vyvoje HDP a jeho sloZek od roku 2000 do roku
2009.

Tabulka 1: Vyvoj jednotlivych sloZek HDP (%)

prameér
2000 az
2007 2008 2009 2009

HDP 6,1 2,5 -4,1 3,3
Vydaje na kone¢nou spotiebu 3,6 2.8 0,6 2,8
7 toho domécnosti 4.9 3,6 -0,3 3,0
z toho vladnich instituci 0,5 1,1 2,6 2,2
z toho NISD 12,8 5,3 7,9 3,8
Hruba4 tvorba kapitélu 9.4 -2,8 -15,8 2,6
z toho hruba tvorba fixniho kapitalu 10,8 -1,5 -7,9 2,9
Vyvoz 15,0 6,0 -10,8 9,2
Dovoz 14,3 4,7 -10,6 8,4
Tabulka 2: Piispévky jednotlivych sloZek k riistu

prameér

2000 az

2007 2008 2009 2009

HDP 6,1 2,5 -42 33
Vydaje na konec¢nou spotiebu 2,5 1,9 0,4 2,0
z toho doméacnosti 2,3 1,7 -0,2 1,5
z toho vladnich instituci 0,1 0,2 0,5 0,5
z toho NISD 0,1 0,0 0,1 0,0
Hruba4 tvorba kapitélu 2,5 -0,8 -4,0 0,7
z toho hruba tvorba fixniho kapitdlu 2,7 -0,4 -1,9 0,8
Cist}’l vyvoz 1,1 1,3 -0,6 0,6
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Vydaje na kone¢nou spoti‘ebu domacnosti

Vydaje na kone¢nou spotiebu domécnosti (VKSD) tvoii nejvétsi slozku HDP podle
vydajové metody. V prvni dekdd¢ rostly VKSD v priiméru o 3 % ro¢né, tj. obdobné jako
HDP. Domécnosti se tedy podilely na ristu HDP ristem své Zivotni urovné. Uprostied
dekdady ovSem rostl objem uvért poskytnutych sektoru domécnosti az k hodnotdm pies
100 000 mil. korun (maximum 261103 mil. K& vroce 2007). VétSina pujcek je
dlouhodobych, pravdépodobné pievazuji pujcky na pofizeni nemovitosti (hypotecni Gvéry
apod.). Investice do nemovitosti patii k jedinym vydajim domaécnosti, které nepatii do vydaja
na konecnou spotfebu domécnosti, ale do polozky tvorba hrubého fixntho kapitalu. Urcit
presné VKSD, jejichZ zdrojem financovani byly dvéry, neni mozné.

Prestoze v roce 2009 VKSD reéln¢ klesly o 0,3 %, pro tvorbu vyhledt piedpokladame
mirny rist z diivodu odeznivajici recese a stabilizace na trhu prace. Nicméné¢ riist bude pouze
pozvolny, protoze piijmy domdcnosti porostou redlné¢ pomalu z divodu sniZeni objemu
nahrad zaméstnancim ve vefejném sektoru, miry nezameéstnanosti a obezfetnosti domacnosti.
Na chovani domécnosti budou mit vliv i administrativni zmény a to pfedevSim zmény
nepiimych dani a to zejména zvySeni snizené sazby DPH. Ackoliv ve sniZené sazbé DPH se
nachdzeji pouze potraviny, léky, vétSina nemovitosti ur¢enych k bydleni a nékteré sluzby,
jednd se o socidln¢ citlivé polozky. Doméacnosti pravdépodobné piiliS neomezi spotiebu
téchto zakladnich komodit, ale mohou omezit spotiebu luxusnich komodit (substitu¢ni efekt).
V piipad¢ ndkupu nemovitosti, které patfi do HTFK, by zvySeni sazby DPH mélo vliv na
jednordzové zvySeni poptivky v obdobi bezprostfedné predchdzejicim zvySeni sazby dané.
Naopak v obdobi tésné po zvySeni dané dojde ke kratkodobému poklesu poptavky, ale vliv
v horizontu vyhledi nebude pravdépodobné vyznamny. JelikoZ zatim nejsou zndmy detaily,

predevsim nova sazba dan¢ a jeji platnost, je obtiZné kvantifikovat vliv zmény dani na VKSD.

Dalsim faktorem pro modelovani vydaji na konecnou spotiebu domacnosti v narodnim
pojeti (tj. vydaje rezidentti v CR i v zahranic{) je pocet obyvatel. Demografické prognézy se
sestavuji ve tfech variantach (nizkd, stfedni, vysoka), a proto pro kazdou variantu vyvoje HDP
vyuZijeme pifsluSnou demografickou prognézu.

Vydaje kone¢nou spotiebu vladnich a neziskovych instituci

Podle definice standardu ESA 95 se vydaje na konecnou spotiebu vladnich instituci
rovnaji netrzni produkci téchto instituci a naturdlnim socidlnim davkdm. NetrZni produkce je
odhadovdna jako soucet ndkladii (mezispotfeby, ndhrad zaméstnanciim, spotfeby fixniho
kapitdlu a Cistym danim na produkci). Pro piisti rok (2011) je sniZen objem mzdovych
prostiedkii v nepodnikatelské sféfe o 10 % se zafixovanim na nékolik dalSich let a sniZeni
provoznich vydaji. Tato opatfeni budou mit vliv na velikost netrzni produkce (sniZeni),
spotfeba fixniho kapitdlu je modelovédna bez ohledu na ucetni odpisy. Naopak u naturdlnich
socidlnich ddvek (produkty vyrobené trZznimi vyrobci poskytované domécnostem za
ekonomicky nevyznamné ceny napf. léky) neocekdvame sniZeni. Obecné vyvoj tohoto
makroagregatu zavisi na politickych rozhodnutich, ktera zaviseji na vysledku voleb.

Vydaje neziskovych instituci slouzicich domacnostem tvoii velmi malou ¢ast HDP, a
proto se ji ve vyhledech nebudeme detailné zabyvat.

Hruba tvorba kapitilu

Jak jiz bylo uvedeno, hruba tvorba kapitdlu (HTK) pfedstavuje slozku uziti HDP, ktera
v sobé zahrnuje zejména investice na narodohospodéiské drovni nazyvané jako hruba tvorba
fixntho kapitdlu (HTFK). Makroekonomicky agregat HTK v sob¢ dale zahrnuje zménu stavu
zdsob a Cisté pofizeni cennosti. Nicméné zména stavu zdsob je v dlouhodobém horizontu
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nulovd, nebot’ jak uz samotny ndzev napovidd, miiZe nabyvat jak kladnych tak zdpornych
hodnot. Proto zménu stavu zdsob do prognézy HDP nikterak detailnéji nezahrnujeme. Pokud
jde o cisté pofizeni cennosti, tyto predstavuji dlouhodobé pomérné zanedbatelny podil jak na
HDP tak na HTK, pramérny podil pfedstavuje piiblizné¢ 0,1 % resp. 0,4 %. Z toho divodu
také setimto makroagregidtem pifi tvorbé prognézy rovnéZz blize zabyvat nebudeme.
Zuvedeného vyplyvd, Ze jedind slozka HTK, na kterou bude pfi prognéze zamétena
pozornost, je HTFK.

Makroekonomicky agregdt THFK lze diky své povaze jen velmi obtizné s veétsi
spolehlivosti predikovat. Na zdklad¢ dlouhodobych plani vyznamnych trZnich i netrZnich

subjektll lze usuzovat, alespon pfiblizn€é, zda bude investi¢ni aktivita vyznamné&j$i nez
v soucasnosti, ¢i naopak.

Mezi takové subjekty pat napf. energetickd spole¢nost CEZ, a.s., kterd pro uvedené
obdobi planuje dostavbu 3. a 4. bloku jaderné elektrarny Temelin. Vldda se zminovanou
dostavbou diky ocekdvané poptdvce po elektrické energii pfiliS nepocita, avSak samotna
energetickd spolecnost tuto investici stale predpoklada, i kdyz s odloZenou realizaci. Rovnéz
SKODA AUTO, as. b&hem horizontu prognézy plénuje investiéni projekty nejen
v souvislosti s modernizaci, ale také s rozSifenim vyrobnich moZnosti, resp. s rozsifenim
produktové nabidky.

Dalsi fakt, ktery by mél byt do prognéz zahrnut, je nutnost produkce elektrické energie
z obnovitelnych zdroji, aby spotieba takové energie piedstavovala 13 % celkové spotieby
energie. Pfitom v roce 2009 ptfedstavoval podil spotieby elektrické energie z obnovitelnych
zdrojii na celkové spotiebé pouze 6,8 %. Z této skutecnosti vyplyvd nutnost investic do
vystavby pfislusnych zafizeni pro vyrobu potfebného mnozstvi elektrické energie. Blize k
odhadum ukazateld z oblasti energetiky v [2].

Pokud jde o investice subjektd sektoru vlddnich instituci, lze ocekdvat pomérné
vyznamné investi¢ni akce. S ohledem na sou€asnou situaci v tomto sektoru je vSak ziejmeé
nezbytné pocitat s rozloZzenim investi¢nich projektd do delsiho ¢asového intervalu, pfipadné
s odloZenim jejich zacdtku. Mezi takové projekty lze fadit napf. investice spocivajici ve
vystavbé a zejména pak v rekonstrukci silni¢ni sité. Jinym ozehavym piikladem nutnych
investicnich vydaji jsou ndpravnd opatfeni souvisejici s delikty vici Zivotnimu prostied{
s dob minulych.

Cisty vvoz

Ceska ekonomika patii mezi malé oteviené ekonomiky s vysokym podilem vyvozu na
HDP, ktery v prvni dekddé stoupal a? do roku 2007, kdy dosihl 80 %. Vyvoz z Ceské
republiky zdvisi pfedev§sim na ekonomickém vyvoji v ostatnich zemich Evropské unie, kam
sméfuje vétsina vyvozu. Dovoz do CR tvoii produkty, které nelze v CR vyrobit (napiiklad
ropa). Druhou skupinou je dovoz produktti, které slouzi jako vstupy pro vyrobu zbozi, které je
nasledné vyvezeno (napiiklad automobilové dily, procesory do pocitatl) nebo jde o
technologie pro tento typ vyroby. Dovoz tedy ¢aste¢né zavisi i na vyvozu.

Pro pfibliznou kvantifikaci zdvislosti mezi vyvozem a ekonomickym vyvojem
v zahrani¢{ je mozné vyuZzit korela¢ni analyzu. Ve sledovaném obdobi je korela¢ni koeficient
mezi redlnym vyvojem vyvozu a HDP v EU 27 0,92. Obdobny vysledek (0,89) vyjde pii
méfeni zavislosti mezi vyvozem a vyvojem HDP v Némecku, které je nejvétSim obchodnim
partnerem CR. Je tedy ziejmé, 7e vyvoj &istého vyvozu v dal§im obdobi bude zdviset na
protoZe recese zasdhla jednotlivé zemé rizné a riizné jsou i jejich vyhlidky pro nadchézejici
obdobi. Ekonomicky vyvoj vEU nahradime vyvojem v Némecku, které je naSim
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4. Zavér

Prognézovani vyvoje HDP coby jednoho z nejvyznamnéjSich ekonomickych ukazateld
néarodniho hospodaistvi je velmi komplikovana ¢innost. Faktord ovliviiujicich vyvoj HDP je
velmi mnoho a nékteré jsou i velmi obtizné kvantifikovatelné. Pro vyhledy byla vybrina
vydajovd metoda, nebot’ je mozné alespoil v omezené mife analyzovat faktory, které plisobi
na jednotlivé slozky HDP, které se mohou v ¢ase vyvijet odliSné. Mnohé makroagregity,
které predstavuji slozky uziti HDP, se f{di urCitymi obecnymi zdkonitostmi. Tyto skute¢nosti
ndsledné vedou do jisté miry k pfesné&jsim odhadiim samotného HDP, lépe feceno k redukei
chyby odhadu.
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Poznamka k asociaénym koeficientom
One expression of associative coefficients

Nanasiova Ol'ga, Pastuchova Elena, Vaclavikova Stefnia

Abstract: In engineering practice are used many different association coefficients to compare
the similarity of investigated objects. In the present paper some of associative coefficients are
classified by a type of a rational function by using of symmetric difference.

Abstract: Asociacné koeficienty si v inZinierskej praxi Casto pouZivané na vyjadrenie
podobnosti sledovanych objektov.V ¢lanku si analyzované vybrané typy koeficientov
pomocou symetrickej diferencie.

Key words: associative coefficients, similarity, dissimilarity, symmetric difference
Key words: asociacné koeficienty, podobnost’, nepodobnost’, symmetricka diferencia
JEL classification: C 38

1. Introduction

Studies comparing similarity coefficient are common, but each study has generated
different conclusions, prompting a general acceptance that the “behavior “of similarity
coefficients is data specific. As a result, choice of a similarity coefficients is largely subjective
and often based on tradition or on posteriori criteria such as the “interpretability”’of the
results.[4]

This and similar conclusions led us to the idea, why some of this coefficient give
identical results and other not? Is it really “subjective” depends on researcher’s choice?

Our ambition was find out the entity of this problem.Our results and conclusions of the
articles [1], [4],[8].[9] confirm us, that Jaccard’s, Sorensen-Dice’s coefficients and other
showed close results, due to the fact, that all of them exclude negative co-occurrence.

We identify a function, rational function, that helps us to divide some of known
similarity coefficients into 2 categories :

1.Dice’s, Jaccard’s, Sokal-Sneath’s(2) and other

2.Sokal-Sneath’s (1), Rogerr-Tanimoto’s and other.

2. Measure of similarity and dissimilarity

In this part we define basic notions and its properties. We start with definitions of
similarity and dissimilarity of two objects.

Definition 1. [1] Let E be a not empty set. A function s:E> — <0,1> is called a
measure of similarity if the following statements are hold:
1. s(x,y)=s(y,x) for x,ye E .
2. s(x,x)=1 foreach xe E .

Definition 2. [1] Let E be a not empty set. A function s:E> — <0,1> is called a
measure of dissimilarity if the following statements are hold:
1. d(x,y)=d(y,x) forx,ye E.
2. d(x,x)=0 foreach xe E .
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It is easy to see that for any similarity measure there exists a dissimilarity measure and
conversely. Apparently duality can be expressed as follows: s(x,y)=1-d(x,y) for all
x,ye E .

3. Rational functions and associative coefficient

Letk>0, ¢g=20 and xe <0,1>. Then mentioned rational function is:

f(k,q,t,x)zM.
+gx

(€]

Clearly f(k,q,t1)=0 and f(k,q,t,0)=k,
t

Let k=1, and x; <x, then f (k,q,xl )> f (k,q,x2 ). It means that, it has
good properties for dissimilarity function.

fk,q,t,x)

) _
02 04 06 08 10

Picture 1: Graph of rational functions (1)

Let (2,5,P) be a measurable space with a normed measure. Let functions

s:8* >R and g:5°> — R be defined in the following way:

P(ANB)
A,B)= 2
s(4.5) P(AnB)+aP(An B )+ (B AC) @
P(AnB)+ A N B¢
g(A,B)= ( ) W(( ) _ 3)
P(AnB)+aP(An B )+ aP(B ~ A°)
It is apparent, that s(A,A) = g(A,A)=1 forall Ae S, suchthat P(A)>0 .
Ifin(2) a=/f, then
s(A,B)= P(AﬁB) = P(AUB)-P(AAB) , when operator
P(AnB)+aP(AAB) P(AUB)-P(AAB)+aP(AAB)
(AAB)=(AnBC )+(A° A B)
It is easy to see, that
S(A.B) P(AUB)-P(AAB) @

“P(AUB)+(@-DP(AAB)
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Let P(AU B) >0 . Therefore AABcC AUB , then M:P(AABIP(AUB)
P(AUB)
S(A.B) = 1-P(AABIAUB) )

1-(@-1)P(AABIAUB)

Let’s assume, that P(AUB)E (0,1) and let us put P(AABI AU B)=x . Then the
function s can be revrite by the following way:
s(4,B)=—1=%

1-(a—1)x ©

1_
We can see, that s(A,B) = I r f(La—-11,x) isa special form of (1).

(@—1)x
4. Group G1
In like manner, if P(AAB| AU B) = x, each of known similarity coefficient from the
set G1 can be express as a special form of this function, where k,7,q € R.
2(P(AUB) - P(AAB))
2P(AUB)-P(AAB)
2(1-x)

1. Dice’s coefficient: s,(4,B)= can be rewrite as

5(4,B)==—==f(2-12.x) .
where P(AABIAUB)=x .
P(AAB
2. Jaccard's coefficient: s,(A,B) :l—g
: P(AUB)

5,(A,B)=1-x= f(1,0,0,x),
where P(AABIAUB)=x .

3. Sokal —Sneath’s coefficient (2): s, (A,B):

P )+ P(AAB)
s(AB) =T = faLy,
1+x
where P(AABIAUB)=x .
5. Group G2
On the other hand, coefficients from G2 can be express using x = P(AAB) as
4. Rogerr-Tanimoto's coefficient: s,(A,B)= M
1+ P(AAB)
sy (AB) == pinL ),
1+x

where x=P(AAB) .

5. Sokal —Sneath’s coefficient (1): s, (A.B)=
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2(1-x)

- X

5,(A,B) =

= f(2,-1,2,x),
where x= P(AAB) .

6. Conclusion

We can see that coeficients s,,s; have the same properties as the hyperbolic function
f(2,-1,2,x) and s,,s5, have the same properties as the hyperbolic function f(1,L1x) , but
coeficient s, is defined by the linear funcion f(1,0,0,x)=1—x . While the coefficients
from G1 compare elements inside this two sets, only with respect to AU B, ergo substitution
(x=P(AABI AU B)€e [0,1]), coefficient from G2 are the measure of similarity with respect
to all elements of Q, ergo x = P(AAB) .
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Detekce zmén v ¢eském indexu spotiebnich cen pomoci metody hledani
Fidkych FesSeni
Detection of Changes in the Czech Consumer Price Index by Sparse
Parameter Estimation

Jiff Neubauer, Vitézslav Vesely

Abstract: The contribution is focused on application of multiple change point detection in
a one-dimensional stochastic process by sparse parameter estimation from an
overparametrized model. A stochastic process with changes in the mean is estimated using
dictionary consisting of Heaviside functions. The basis pursuit algorithm is used to get sparse
parameter estimates. The mentioned method is applied to the time series of the Czech
consumer price index.

Abstrakt: Clanek je zaméfen na aplikaci metody detekce vicendsobnych zmén v jedno-
rozmérném stochastickém procesu pomoci hledani fidkych feSeni v pfeparametrizovaném
modelu. Slovnik sklddajici se z Heaviside funkci je pouZzivan pro odhady zmén ve stfedni
hodnoté stochastického procesu. Ridké odhady byly ziskany pomoci basis pursuit algoritmu.
Uvedend metoda byla aplikovdna na ¢asovou fadu ¢eského indexu spotfebitelskych cen.

Key words: multiple change point detection, overparametrized model, sparse parameter
estimation, basis pursuit algorithm, consumer price index.

Klicova slova: detekce vicendsobnych zmén, pfeparametrizovany model, fidka feSeni, basis
pursuit algoritmus, index spotiebitelskych cen.

JEL classification: C21, C51.

1. Introduction

Detection of changes plays an important role in statistical analysis of time series (see
Antoch et al. (2000)). An alternative way of change point identification in the one-
dimensional stochastic process is to use methods of sparse parameter estimation. This article
deals with application of the so-called basis pursuit algorithm with the Heaviside dictionary to
the time series of the Czech consumer price index (CPI).

Chen, S. S. et al. (1998) proposed a new methodology based on basis pursuit for
spectral representation of signals (vectors). Instead of just representing signals as
superpositions of sinusoids (the traditional Fourier representation) they suggested alternate
dictionaries — collections of parametrized waveforms — of which the wavelet dictionary is
only the best known. A recent review paper by Bruckstein et al. (2009) demonstrates
a remarkable progress in the field of sparse modeling since that time. A lot of other useful
applications in a variety of problems can be found in Vesely and Tonner (2005) and Vesely et
al. (2009). In Zelinka et al. (2004) kernel dictionaries showed to be an effective alternative to
traditional kernel smoothing techniques. In this paper we are using Heaviside dictionary in the
same manner to denoise signal (the univariate time series sample path) exhibiting jumps
(discontinuities) in the mean (unlike kernel smoothing where the mean is supposed to be
sufficiently smooth). Consequently, the basis pursuit approach can be proposed as an
alternative to conventional statistical techniques of change point detection (see Neubauer and
Vesely (2009)). The mentioned paper is focused on application of the basis pursuit algorithm
with the Heaviside dictionary to one change point detection. The method of multiple change
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point detection and basic properties of this approach to identification of changes in one-
dimensional processes are described in Neubauer and Vesely (2010).

This paper presents results of one possible application of the proposed method of
multiple change point detection. We will focus on time series of the Czech consumer price
index (monthly data 2000-2010) and we will show how to detect possible changes in the
mean by the method of sparse parameter estimation.

2. Heaviside Dictionary for Change Point Detection

In this section we propose the method based on basis pursuit algorithm (BPA) for the
detection of the change point in the sample path {y,} in one dimensional stochastic
process {Y,}. We assume a deterministic functional model on a bounded interval I described

by the dictionary G={G,}v , with atoms G, e [’(I) and with additive white noise e on
I I jed

a suitable finite discrete mesh 7 c I
Y, =x, +e,teT,

~0WN(0,6%), 0>0, and J is a big finite indexing set.

el

where xe sp({G,},.,). {e}
Smoothed function fczzjsj ij/ ::Gcf minimizes on T ¢'-penalized optimality measure

10y -GEMT as follows:

$=argmin5€,z(,éry—cfﬂ2 +/1H§HI,T§H1:=;HGJ. 0,

where A =0,/2In(cardJ) is a smoothing parameter chosen according to the soft-thresholding

rule commonly used in wavelet theory. This choice is natural because one can prove that with

any orthonormal basis G={Gi}/_ej the shrinkage via soft-thresholding produces the same
smoothing result X. (see Bruckstein et al. (2009)). Such approaches are also known as basis
pursuit denoising (BPDN).

Solution of this minimization problem with A close to zero may not be sparse enough: we are

searching small F cJ such that %= Z/EF f,,Gj is a good approximation. That is why we

apply the following four-step procedure described in Zelinka et al. (2004) in more detail and

implemented in Vesely (2001-2008).

(A0) Choice of a raw initial estimate £, typically £© =Gy .

(A1) We improve & iteratively by stopping at £ which satisfies optimality criterion
BPDN. The solution & is optimal but not sufficiently sparse in general (for small
values of A).

(A2) Starting with £ we are looking for £ by BPA which tends to be nearly sparse and
is optimal.

(A3) We construct a sparse and optimal solution & by removing negligible parameters and
corresponding atoms from the model, namely those satisfying |§l‘.2) < @0&EX [, where
O<a<<1 is a suitable sparsity level, a typical choice being & =0.05 following an

analogy with the statistical significance level.
(A4) We repeat the step (A1) with the dictionary reduced according to the step (A3) and with

anew initial estimate£” =&, We expect to obtain a possibly improved sparse
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estimate &”.

Hereafter we refer to this four-step algorithm as to BPA4. The steps (Al), (A2) and
(A4) use Primal-Dual Barrier Method designed by M. Saunders (see Saunders (1997-2001)).
This up-to-date sophisticated algorithm allows one to solve fairly general optimization
problems minimizing convex objective subject to linear constraints. A lot of controls provide
a flexible tool for adjusting the iteration process.

We build our dictionary from heaviside-shaped atoms on L*(R) derived from a fixed *mother
function’ via shifting and scaling following the analogy with the construction of wavelet
bases.

We construct an oversized shift-scale dictionary G ={G,

v Vaeares derived from the

’mother function’ by varying the shift parameter a and the scale (width) parameter b
between values from big finite sets AcR and BcR", respectively (J=AXB), on

a bounded interval / C R spanning the space H =sp({G,,}),c 5 » Where
1 for t—a>bl2,
2(t—a)lb [t—al<bl2,b>0,
G,,(0)=
0 t=a,b=0,
-1 otherwise.
Some examples of Heaviside functions are displayed in the figure 1.
Heaviside atom (a=0, b=0) Heaviside atom (a=0, b=0.5)
1 1
0.5 1 0.5
0 d 0
-0.5 1 -0.5
b=0.5
-1 - : ) 4 -1 - - ) q
-1 -0.5 0 0.5 1 -1 -0.5 t0 0.5 1
t

Figure 7: Heaviside atoms with parameters a =0,b=0anda=0,b =0.5

3. Change Point Detection by Basis Pursuit

Neubauer and Vesely (2009) proposed the method of change point detection if there is
just one change point in a one-dimensional stochastic process (or in its sample path). We
briefly describe the given method. We would like to find a change point in a stochastic
process

H+E, t=12,...,c,
" u+d+e t=c+1...T,

@
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where 1,6 #0,1,<c<T—t, are unknown parameters and & are independent identically

distributed random variables with zero mean and variance ¢~ (7, is a boundary trimming). The
parameter ¢ indicates the change point in the process. Using BPA4 we obtain some
significant atoms and calculate correlation between significant atoms and the analyzed
process. The shift parameter of the atom with the highest correlation is taken as an estimator
of the change point ¢ .

4. Multiple Change Point Detection by Basis Pursuit
Now let us assume the model with p change points

H+E, t=12,.,c,

_ fl.l.+5] +¢g  t=c+1..,0, @

t
u+o,+e t=c,+1,...T,

where 4,6,,9,,...,6, #0,t, < ¢, <c,<---<c,<T—t, are unknown parameters and &, are

independent identically distributed random variables with zero mean and variance o”.

We use a modified method of change point estimation described above for detection of
p change points ¢, ¢c,,...,c, in the model (2). Instead of finding only one significant atom with

the highest correlation with the process ¥, we can identify p significant atoms with the highest
correlation. The shift parameters of these atoms determine estimators of the change points ¢,
Cys...,C, . Another possibility is to apply the procedure of one change point detection p times

in sequence. In the first step we identify one change point in the process Y, and subtract the

appropriate significant atom from the process (by linear regression)

Yf :ﬂGO,[»l +er’

Y=Y -fG,.
Then we apply the method to the new process Y, and repeat this procedure until getting all p
estimates. The shift parameters of selected atoms are again identifiers of the change
points ¢;,¢,,...,c,. Observe that this can be seen as p-steps of orthogonal matching pursuit

(OMP, see Bruckstein (2009)) combined with BPA.

We will analyze the time series of the Czech consumer price index (monthly data 2000—
2010) applying the method of multiple change point detection described above. The data set
of this time series comes from the database of the Czech National Bank and can be
downloaded from the webpage http://www.cnb.cz/docs/ARADY/HTML/index.htm. It
consists of 129 monthly measured values of CPI from 31. 1. 2000 to 30. 9. 2010. The basis of
the index (level 100) corresponds to the same period in the preceding year. Using both
variants of the mentioned method we get the same result indicating four significant change
points 29, 48, 93 and 108 which means that there were some changes in the behavior of CPI
in May 2002—June 2002, December 2003—January 2004, September 2007—October 2007 and
December 2008—January 2009 (see figure 2). When striving after the reasons for these change
points, we can have a look at the webpage of the Czech Statistical Office, the section
‘analysts’ (http://czso.cz/csu/redakce.nsf/i/analyzy_csu). For example, it can be found that the
change of CPI in the first quarter of 2004 was caused by an increase of the value added tax
(VAT) and the consumer tax, prices of electricity and gas. The change in the 4™ quarter of
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2007 was brought about by the increase of the consumer tax and the increase of natural gas.
The CPI decrease early in 2009 (compared to the year 2008) originated from the price fall of
driving fuel and passenger vehicles.

5. Conclusion

This article briefly describes one possible approach to multiple change point detection
which seems to be a reasonable alternative to classical statistical methods. We applied this
method to the time series of Czech CPI and indentified the most significant changes in the
mean of this time series. The outlined method can be used for detection of two or more
change points, or another sort of change point with a dictionary G of different kind which
will be the prospective aim of our research.

Actual and fitted cpi

105

104 -

cpi

103

101

100

ag L 1 1 1 1 L
2000 2002 2004 2006 008 z010

Figure 2: Czech Consumer price index
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Modelovanie zavislosti rezidui modelu SETAR s pouzitim autokopil

Modelling of dependence structure of the SETAR models residuals using
autocopulas

Anna Petri¢kova, Jana Len¢uchova

Abstract: The autocorrelation function describing linear dependence is not suitable for
description of residual dependence of regime-switching models. Therefore we want to
investigate description of this dependence with ’k-lag auto-copula’, which is 2-dimensional
joint distribution function of the bivariate random vector (Y, Y ) of time lagged values of
random variables that generate time series (in the analogy of the autocorrelation function of
stationary time series). In this contribution we will describe the dependence of time lagged
residuals of SETAR models by means of copulas, we will test the independence of these
residuals and propose ,,improved” model SETAR.

Abstrakt: Autokorelacnd funkcia popisujica linedrnu zdvislost' nie je vhodnd na popis
zdvislosti rezidui modelov s premenlivymi reZimami. Preto chceme vySetrit' popis tejto
zavislosti pouZzitim *autokopil’, ¢o je dvojrozmernd zdruzena distribu¢né funkcia nahodného
vektora (Y¢, Yek ) ¢asovo posunutych ndhodnych premennych generujicich casovy rad.
V tomto prispevku popiSeme zavislost’ ¢asovo posunutych rezidui modelu SETAR pomocou
autokopul, budeme testovat’ nezdvislost' tychto rezidui a navrhneme ,,vylepSeny*“ SETAR
model.

Key words: time series, regime-switching models, k-lag auto-copula, residuals, BDS test.
KPucové slova: ¢asové rady, regime-switching models, autokopula, rezidud, BDS test.

1. Introduction

The autocorrelation function is suitable for description of residual dependence only in
the case of linear models. So the autocorrelation function is not suitable for description of
residual dependence of regime-switching models (because these models have nonlinear
character). Therefore we investigate description of this dependence with ’k-lag auto-copula’,
which is 2-dimensional joint distribution function of the bivariate random vector (Y;, Y, ) of
time lagged values of random variables that generate time series (in the analogy of the
autocorrelation function of linear stationary time series).

At first we have to test independence in residuals {é,} by the BDS test. When the BDS

test shows residual dependence at the significant level, inspired by the approach of Rakonczai
in [6], we applied 2-lag auto-copulas to the time series of the above mentioned residuals and
succeeded to construct improved quality models for the original data.

The paper is organized as follows. After a general introduction, the theoretical basis of
model SETAR, copulas and some tests are described. The paper continues with their
application to a modelling dependence of residuals of real time series with auto-copulas and
constructing of improved quality models for the original data.

2. Theoretical basis
Model SETAR

Typical models belonging to the class of regime-switching models, which are well to
interpret and are also very suitable for modeling alot of real data, are TAR models
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(,,Threshold AutoRegressive*). They form the basis of regime-switching models with regimes
determined by observable variables.

These models assume that any regime in time 7 can be given by any observed variable g
(indicator variable). Values of g, are compared with threshold value c. In case of 2-regimes
model the first regime applies if ¢, < c, the second if g, > c.

We have the model SETAR when the variable ¢ is taken to be a lagged value of the

time series itself, that is g, = X4 for a certain integer d > 0. The resulting model is called a

Self-Exciting Threshold AutoRegressive (SETAR) model. For example 2-regime model
SETAR with AR(p) in both regimes has form

X, = (¢(l,l + ¢1,1 X+t ¢,;,|X/—p )[1 - I(Xz—d > L)] +

(D
+(¢0.2 TPoLX L+ +P,,X, (Xt—d >c)+e,

where {e,} is the strict white noise process with Efe,] = 0, D[e,] :O'f forallt=1,...,n and

1(A) is the indicator function with values 1(A) =1 if the event A occurs and 1(A) = 0
otherwise.

In case of 3-regimes model we have to define 4 constants ¢y c¢;, ¢z ¢3 where
—o0=C, <C; <C, £C4; =oo. Model SETAR with AR(p) in all regimes has form

X, =0, +6 X, +t@, X, +e, ifc, <X_,Sc;, j=1,2,3 @)

J

For more details see [1], [5].

The BDS test
The BDS test presented in [2] can be used to test independence in residuals {é,}. Itisa

portmanteau test which have been constructed without a specific nonlinear parametric
alternative in mind. This test of independence can be applied to the estimated residuals of any
time series model that can be transformed into a model driven by independent and identically
distributed errors.

Copulas
2-dimensional copula is a function (see e.g [8])
c:[0,1]> = [o1]
such that
C0,y)=C(x,0)=0, C1,y)=y,C(x, 1)=x,
forallx, y € [0, 1] and
C(x1,yn) + C(x2, y2) — C(x1,y2) = C(X2,y1) = 0
for all x;, x2, y;, y2 € [0, 1] with x; < x2, y; < y.
The most important applications of 2-dimensional copulas are related to a well known, very

convenient alternative of expressing of joint distribution function of 2-dimensional random
vectors (X, Y) in the form

F(x, y) = C( Fx(x), Fx(y) ), 3
where Fy, Fy are marginal distribution functions.
Let X, Y be some continuous random variables with joint distribution function F(x,y) and
copula C satisfying (3).
Kendall's tau for the random vector (X, Y) is defined (cf. [4]) by
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2(x, v)=P{x - X Jv-¥)> o}- P{x-X \¥-7)< 0}, )
where ()Z 17) is an independent copy of (X, Y).
It is well know that (cf. [3])
(X, v)=4 j j[o_]]z Cu, v)dClu, v)—1. )

Some classes of bivariate copulas

The Table 1 provides a summary of basic facts (presented e.g. in [3], [7]) that are related to
the families of classes Archimedean copulas that we utilize in our analyses.

Table 1: Characteristics for some Archimedean copulas

Family Paramete
of s Bivariate copula C(u,v) Kendall’s T
copulas
)

Gumbel |b>1 exp{‘ (el + - 1“(”))[7%} b-1

b
Strict a0 YK a

_1)7a

Clayton |a>0 b= a+2

L
Frank |9e X o ') 1—%(1— Dy(0))

X

1¢ ¢
where Dy(x) = f‘[[idt is the Debye function.
xye —1

Fitting of copulas

In practical fitting of the data we have utilized the maximum pseudolikelihood method
(MPLE) of parameter estimation (with initial parameters estimate received by the
minimalization of the mean square distance to the empirical copula C, presented e.g. in [4]). It
requires that the copula Ce¢ (u, v) is absolutely continuous with density

2
ﬁce (,v). This method (described e.g. in [4]) involves maximizing a rank-
i dv
based log-likelihood of the form

n R S
L@)=) In| c —— 6
©) Z [ €(n+1 n+1j) ©
where n is the sample size and 0 is vector of parameters in the model. Note that arguments
R, S
—’1, - | equal to corresponding values of empirical marginal distributional functions of
n+l n+
random variables X and Y..
To compare a goodness of fit of our estimated model we apply the Akaike information
criterion in the form (see e.g. [4])
AIC =-2L(0)+2k @)

where k is the number of independent parameters in the model. Decreasing of AIC values
indicate improvement of the quality of model fitting. To obtain initial values of parameters for

Co (”s V) =
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maximalization of the L(8) function we apply the mean square error method. It is based on
minimalization of the distance to the empirical copula

C,l(u,v)=%il(i<u 5 Svj 8)

“~\n+1" "n+1

(with 1(€) denoting the indicator function of set Q) and its parametric approximation Ce in a
considered class of copulas.

Goodness of fit (GOF) test

We followed the approach of [8] and [9] for goodness of fit test measuring the size of
misspecification in the form of the statistics with assymptotical distribution of the type

xf(m) ;o Where k is the number of the estimated parameters. We use a simplified version of
this statistics suggested for practical purposes in [9].

To compare goodness of fit of the models from several classes of copulas, we apply the
famous Akaike criterion.

3. Results

In this section we summarized all results in tables. All calculations have been
performed using the system MATHEMATICA, version 7. For all statistical tests that we
utilized in the subsequent analyses, we applied the significance level 0.05.

For our research we used 25 real data series (exchange rates, varied macroecomic data
and other financial data series).

At first, we ‘fitted’ these time series with SETAR model (see [10]). We based the
selection of the models (optimizing the number of states and the order of the local
autoregressive models) on the BIC criterion (see, e.g. [1], [5]). Recall that the residuals of
these models are supposed to be independent (not only serially non-correlated). This property
can be tested by the BDS test (see [2]).

Inspired by the approach of Rakonczai (2009) ([6]) we applied autocopulas to the time
series of the above mentioned residuals in order to gauge how much they influence the quality
of model description. If the test showed dependence in residuals, we described this
dependence of time lagged residuals of SETAR models by means of copulas).

Results — The BDS test

At first we tested for linearity against the (2 regimes) SETAR type of nonlinearity.
Subsequently, we selected 18 time series among those that exhibit nonlinearity (based on the
above tests). Then we tested our real data series with the BDS test. Zero hypothesis is
independence in residuals {é,}. We used significance level a = 0.05.

The BDS test determined dependence in residuals in 9 cases (from 18) and here we
used description of residual dependence with ’k-lagged auto-copula’. Correlated residuals are
underlined.
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Table 2. p-values for the diagnostic checking of estimate models (only for dependent time
series residuals)

p-value for
The linearity | The remaining The

Time series test nonlinearity test | correlation test | BDS test
Croation Kuna 0,01613 0,01863 0,14871 0,00388
Dow Jones 0,00237 0,00874 0,15262 0,00019
Euribor 1 month <10° 0.01110 <107 <10°
Final consumption H 0,03272 0,01135 ﬂ 0,00333
GDP USA 0,00903 0,00942 0,07623 0,00884
S&P 500 0,01336 0,00021 0,69201 0,00017
UK 0,00025 0,00029 0,20150 <10°
Unit labour cost USA 0,04171 0,00505 0,22499 <10°
Zloty 0,04507 0,01091 <10° <10°

The best copulas & Improved model SETAR

The criteria we have chosen the best copulas were values of L2 norm and information
criterion AIC. The smallest value of AIC and L2 norm (from our 3 families of copulas) means
the best description of residuals. For 4 time series the best copula is from Frank class, for 4
time is from Gumbel class and only in 1 case the best copula is from Clayton class.

Now we would like to improve classical SETAR model. Instead of {e,}, (which is the

strict white noise process with Efe,] = 0, D[e,] = o forallt=1,...,n), we used the copulas that
we have chosen as the best copulas above (for each real time series). To compare the quality
of the optimal SETAR models in the categories without and with application of copulas for
modeling of their residuals, we compared their standard deviations (c;). The results for 9 time
series are presented in Table 3. The improvement of the quality of fitting for these time series
looks quite impressively.

Table 3.: Comparison of SETAR model and his improved model — description

Relative
Type of | reduction (%) of
Time series Kendall’s t| copula description

Croation Kuna 0,047 Gumbel 27,5211
Dow Jones -0,0486 Frank 17,4681
Euribor 1 month -0,249 Frank 16,5797
Final consumption H 0,029 Clayton 0,07
GDP USA -0,069 Frank -21,79
S&P 500 -0,0497 Frank 26,27
UK 0,0133 Gumbel 51,11
Unit labour cost USA 0,0795 Gumbel 30,91
Zloty 0,2402 Gumbel 5,01

4. Summary

The topics of this paper was motivated by modelling of a large number of economic and
financial time series from the emerging Central-European economics by SETAR model (see
[11, [5D.

We have based the selection of the models (optimizing the number of states and the
order of the local autoregressive models) on the BIC criterion. Recall that the residuals of
these models are supposed to be independent (not only serially non-correlated). This property
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can be tested e.g. by the BDS test ([2]). The BDS test has showed residual dependence (for o
=0.05) in 9 cases (from 18) for the lag k = 1.

Inspired by the approach of Rakonczai [6] we have applied autocopulas to the time
series of the above mentioned residuals in order to gauge how much they influence quality of
description of the models Then we compared description of ‘original” and ‘improved” SETAR
model. We have seen that when we used copulas instead of white noise in SETAR model, the
descriptions were much better.

We calculated also predictions by this copula approach but we don’t mention their
results because it comes to the downgrade (in all cases).

In the further research we want to describe our time series with non-Archimedean
copulas like Gauss, Student copulas, etc. We also want to use more complicated regime-
switching models — for example STAR and MSW models.
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VylepSeny exaktny konfiden¢ny interval pre parameter binomického
rozdelenia

The improved exact confidence interval for the binomial proportion
Ivana Pobocikova

Abstract: An interval estimation of a binomial proportion is one of the basic problem of
statistics. The exact Clopper—Pearson confidence interval is a valid choice for a situation if
strict coverage is required. It is known that this interval is overly conservative and too wide.
In this paper we recommend the improved alternative of the Clopper—Pearson confidence
interval if a strict coverage is required. The Blaker confidence interval as a strict conservative
interval is less conservative and shorter than the Clopper—Pearson interval and it is a good
choice in practice. We compare the performance of the confidence intervals in terms of the
coverage probability, the interval length and the root mean square error.

Key words: binomial distribution, binomial proportion, confidence interval, coverage
probability, interval length, root mean square error, Clopper—Pearson interval, Blaker interval

Kricové slova: binomické rozdelenie, konfidenény interval, pravdepodobnost pokrytia,
dlzka intervalu, stredna kvadraticka chyba, Clopper—Pearsonov interval, Blakerov interval

1. Uvod
Medzi zékladné Statistické problémy patri intervalovy odhad parametra 7 binomického
rozdelenia. Nech ndhodnd premennd X md binomické rozdelenie s parametrami ne N a

ze(01), t.j.
P(X:x):[n]ﬂ‘(l—ir)"",x:0,1,...,n. )
X

V praxi je hodnota parametra 7 zvycajne nezndma a musi sa odhadnit’ z vyberu. Nech
X znamend pocet uUspechov vo vybere rozsahu n. Maximdlne vierohodnym odhadom

X
parametra 7 je p=—_. Ulohou je najst’ 100.(1—a)% -ny obojstranny konfidenény interval
n
CI(X,n) =<pL, pu> pre parameter 7 taky, Ze
P(p,sm<p,)=2l-c, 2)
kde (1-@) je koeficient spolahlivosti a aze (0,1). Vzhladom na to, Ze binomické rozdelenie
je diskrétne, je tato uiloha dost’ komplikovana.
Vo vicsine Statistickej literatdry mozno ndjst’ Standardny Waldov interval (Laplace,
1812) a exaktny Clopper-Pearsonov interval (Clopper a Pearson, 1934). Waldov interval je

zaloZeny na aproximdcii binomického rozdelenia normalnym rozdelenim. Dolna a horna
hranica 100.(1 - )% -ného Waldovho interval sd

[pa- 1-
p=p—k , u, Py=p+k , LP), (3)
= n -2 n

kde k, je o —kvantil normovaného normalneho rozdelenia. Waldov interval sa jednoducho
pocita, je tzky, ale je o iom zndme, Ze ma vel'ké problémy s pravdepodobnost'ou pokrytia.
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Nielen pre 7 blizke 0 alebo 1 je pokrytie problematické. V zavislosti od n a x sa
pravdepodobnost’ pokrytia chova chaoticky. Mnohi autori podrobili tento interval kritike a
neodportcaji ho pouzivat’ (Newcombe, 1998, Brown, Cai, Das Gupta, 2001, Pires a Amado,
2008). Clopper-Pearsonov interval je zaloZzeny na exaktnom binomickom rozdeleni. O tomto
intervale je zndme, Ze je prili§ konzervativny a dost’ Siroky (Newcombe, 1998, Brown, Cai,
Das Gupta, 2001, Pires a Amado, 2008). Je striktne konzervativny, jeho pravdepodobnost’
pokrytia je vzdy vicSia alebo rovnd ako je nomindlna droven (1-«). Tento interval sa
odportica pouzit' v pripade, kedy treba garantovat’ minimdlnu pravdepodobnost’ pokrytia
(I-a) (Newcombe, 1998, Pires a Amado, 2008).

V tomto prispevku ukdZeme alternativu ku Clopper-Pearsonovmu intervalu: Blakerov
interval. Tento konfiden¢ny interval je uZzsi, redukuje konzervativizmus Clopper-Pearsonovho
intervalu a garantuje pravdepodobnost’ pokrytia vzdy vicSiu alebo rovnd ako je nominalna
urovenl (I1—¢«). Konfidencné intervaly porovnime v zmysle pravdepodobnosti pokrytia,
konzervativizmu, dizky intervalu a strednej kvadratickej chyby.

2. Kritéria na vySetrenie vlastnosti konfiden¢nych intervalov
Najskor si zadefinujeme kritérid pouzivané na vySetrenie vlastnosti a porovnavanie
konfiden¢nych intervalov.
Pravdepodobnost’ pokrytia parametra 7 konfidenénym intervalom CI(X,n) je pre
dané ne N a we (0, 1> je definovand vztahom
n n )
C(n,m)=P,(we CI(X,n))= Zl(x,n')( )7[“(1—7[)" *, 4)
x=0 X
1 akzreCl(X,n) . . .., ., .
kde I(x,7)= je indikéatorova funkcia.
0 akme CI(X,n)

Konfidenény interval je striktne konzervativny, ak kazdé ne N a pre vietky 7€ <0, 1> plati

minC(n,7)21-c.

Priemerna pravdepodobnost’ pokrytia parametra 7 konfidenénym intervalom
CI(X,n) je definovana vztahom

AVEC(n) = j Cn,x)dr. (5)

Konfiden¢ny interval je konzervativny v priemere, ak AVEC(n)>1-«.

Stredna dizka konfiden¢ného intervalu je definovana vztahom

ELm) =Y [p, (x,n>—pL(x,n)](ijr‘(l—fr)"’-: ©)

x=0
kde p,(x,n), p,(x,n) st dolné a horné hranice parcidlnych konfidenénych intervalov.

Priemerna stredna dizka konfidenéného intervalu je definovana vztahom
1
AVEL(n) = [ EL(n, 7) d7. o)
0

Stredna kvadraticka chyba je definovand vztahom
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RMSE(n) = \/j| Cn,m)-(1-a) P dr. ®)

3. Alternativy exaktnych konfiden¢nych intervalov

Clopper—Pearsonov interval. Exaktny Clopper—Pearsonov interval (Clopper—Pearson,
1934) je zaloZeny na exaktnom binomickom rozdeleni. Vznikol invertovanim obojstranného
testu hypotézy H,:7 =7, proti alternative H,:7#7x,. Pre dané X =x dostaneme hranice

konfiden¢ného intervalu ( |78 pU> rieSenim rovnic

Z[Zj p(1-p5)" =

k=0

Z(Zj pi(1-pt)" =

k=x

©))

NIR v

Z rovnic (9) mozeme pre 0< X <n vyjadrit' dolnd a horni hranicu 100.(1-a)% -ného
Clopper—Pearsonovho intervalu v tvare

p, = Beta,(x,n—x+1), py =Beta ,(x+1,n—x), (10)
a e
2 2

kde Beta,(k,k,) je a—kvantil Beta —rozdelenia so stupiiami vol'nosti k, a k, .

1
Pre X=0je p,=0a pl,:l—(%j”.}’re X=nje pL:[%)n ap,=1.

Clopper-Pearsonova p -hodnota sa pre hypotézu H, : 7 =7, definuje ako funkcia x a 7,
nasledovne

Bep (7y, x) =min{2min{P(X 2 xI7,), P(X <xI7,)}.1}. (11)

Funkcia B, (7, x) sa nazyva konfiden¢n4 krivka. Konfiden¢nd krivka ako funkcia 7z pre
pevné X =x dava vSetky mozné konfidencné intervaly na vsetkych hladindch vyznamnosti
o a pre vSetky mozné hodnory z. Hranice 100.(1-)% -ného konfiden¢ného intervalu
dostaneme ako priesecniky konfidencnej krivky a priamky y =« . Je zrejmé, ze 100.(1- )%
-ny Clopper—Pearsonov interval je mnozina & takych, Ze plati

<pL’pU>:{ﬂ"ﬂCP(ﬂ-7x)2a}' 12)
Blakerov interval. Tento interval (Blaker, 2000) je zaloZeny na tom, Ze hl'ad4 lepSiu
konfidenénd krivku ako je S, (7, x). Blakerova p -hodnota sa pre hypotézu H,:7 =1,

definuje ako funkcia x a 7, nasledovne
Pripad 1. Ak P(X 2x|7,)<P(X <xlx,), potom
By (7. x)=P(X 2xI7,)+P(X <x"I|x,), (13)
kde x" je najvicSie ue N také, ze P(X <ulz,))<P(X 2ulx,).
Pripad 2. Ak P(X 2xIx,)>P(X <xIx,), potom
By (7, x)=P(X <xlz,)+P(X 2x"I7,), (14)
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kde x” je najmensie ue N také, ze P(X 2ulz,)<P(X Sulx,).
Pripad 3. Ak P(X 2xI7x,)=P(X <x|x,), potom
By (my, x)=1. (15)

100.(1- )% -ny Blakerov interval je teda mnoZina & takych, Ze plati
(popo)={7. By(z. )2 0. (16)

V [2] moZno ndjst’ program v jazyku S-Plus na vypocet tohto intervalu.

Na obréazku 1 si znazornené konfidencné krivky pre Clopper-Pearsonov a Blakerov interval
pre n=5a X =0,1,2,34,5. Priesecnikmi konfiden¢nej krivky a priamky y=0,05 si dolné
a horné hranice 95% konfidenénych intervalov. Z obrdzku 1 je vidiet, Ze Blakerov interval
je uzsi a je vzdy podmnozinou Clopper-Pearsonovho intervalu.

Confidence curve, n=5, x=0 Confidence curve, n=5, x=1 Confidence curve, n=5, x=2

Confidence curve, n=5, x=5

—Glopper-Pearsar
|---Biaker

Obrdzok 8: Konfidencéné krivky pre n=5a X =0,1,2,3,4,5

4. Porovnanie konfiden¢nych intervalov

Na ohodnotenie kvality konfidenéného intervalu st klI'icové nasledujice kritéria-
pravdepodobnost  pokrytia, konzervativnost a di7ka intervalu. Prednost sa déva
konfidenénému intervalu, ktory ma pravdepodobnost’ pokrytia blizko nominalnej drovne, je
uz$i, ma mensiu priemernd pravdepodobnost’ pokrytia a mensSie kolisanie pravdepodobnosti
pokrytia okolo nomindlnej Grovne.

Pravdepodobnosti pokrytia 95%-nych konfiden¢nych intervalov sa pocitali v 2001
hodnotach 7z z intervalu (0, 1> danych 7 =0,0005i,i=0,1,...,2000, pre n=1 az 500. Vsetky
vypocty sa realizovali pomocou Matlabu. Pravdepodobnosti pokrytia 95%-nych
konfidenénych intervalov pre n=50 sd zndzornené na obriazku 2. Minimdlna
pravdepodobnost’ pokrytia 95%-ného Clopper-Pearsonovho intervalu pre n=1,2...,500 je
znazornena na obrazku 3. Clopper-Pearsonov i Blakerov interval su striktne konzervativne,
garantuji minimdlnu pravdepodobnost’ pokrytia (1—¢). Clopper-Pearsonov interval je vSak
prili§ konzervativny. Pravdepodobnost’ pokrytia sa zhora tazko pribliZuje k nomindlnej
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tGrovni. Pre malé n je pravdepodobnost pokrytia medzi (1-«/2) a 1 (Blaker, 2000). Oba

intervaly su konzervativne v priemere (obrazok 4). Clopper-Pearsonov interval ma priemernt
pravdepodobnost’ pokrytia hodne nad nominélnou uroviiou. Z porovnania intervalov vidiet,
Ze Blakerov interval je menej konzervativny a je ovela menej konzervativny v priemere nez
Clopper-Pearsonov interval. Blakerov interval je uZ§i, ma mengiu priemernd stredni diZku
(obrazok 5) a mensSiu strednu kvadratickd chybu (obrdzok 6).

Tabulka 1: Porovnanie 95% konfidenénych intervalov v zmysle minimdlnej
pravdepodobnosti pokrytia (MCP), priemernej pravdepodobnosti pokrytia (AVEC), strednej
kvadratickej chyby (RMSE) a priemernej dizky intervalu (AVEL) pre n=10,30,50,100,500

Metbda MCP | AVEC | RMSE | AVEL
Clopper-Pearson | 0,9610 | 0,9837 | 0,0349 | 0,5085
n=10 | Blaker 0,9500 | 0,9733 | 0,0260 | 0,4760
Clopper-Pearson | 0,9506 | 0,9734 | 0,0256 | 0,2990
n=30 | Blaker 0,9500 | 0,9631 | 0,0162 | 0,2833
Clopper-Pearson | 0,9509 | 0,9692 | 0,0215 | 0,2306
n=50 | Blaker 0,9500 | 0,9603 | 0,0132 | 0,2206
Clopper-Pearson | 0,9504 | 0,9646 | 0,0169 | 0,1614
n=100 | Blaker 0,9500 | 0,9578 | 0,0102 | 0,1566
Clopper-Pearson | 0,9503 | 0,9573 | 0,0091 | 0,0706
n=500 | Blaker 0,9500 | 0,9536 | 0,0054 | 0,0695

5. Zaver

Striktne konzervativne intervaly sa odpordcaji pouzit v pripadoch, kedy treba
garantovat’ minimédlnu pravdepodobnost’ pokrytia (1—¢). Prednost’ sa ddva intervalom,
ktorych pravdepodobnost’ pokrytia je mierne nad nomindlnou uroviiou asd uZSie.
Z porovnania konfidencnych intervalov je zrejmé, Ze Blakerov interval je menej
konzervativny ako Clopper-Pearsonov interval. M4 lepSiu priemerni pravdepodobnost’
pokrytia, je menej konzervativny v priemere, ma lepsiu strednd kvadratickd chybu a je uZzsi.
Je teda vel'mi dobrou alternativou Clopper-Pearsonovho intervalu na pouZitie v praxi.

Clopper-Pearson interval, n=50, 1-0:=0.95 Blaker interval, n=50, 1-a:=0.95

o
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L N—
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Coverage probability
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Obrdzok 2: Pravdepodobnosti pokrytia 95% konfidencnych intervalov pre n=50
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Clopper—Pearson interval, 1-=0.95
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Obrdzok 3: Minimdlna pravepodobnost’
pokrytia 95% Clopper-Pearsonovho
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Obrdzok 4: Priemernd pravdepodobnost’
pokrytia 95% konfidencnych intervalov pre
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Average Expected Length of 95% CI
1 0.

— Clopper-Pearson|
0.94 - - -Blaker

oaf|

Root Mean Square Error of 95% CI

—Clopper—Pearsor|
---Blaker

0.7] ..lv
o6}
0.5
0.4/

0.3]

0.2]

o 1‘ 10 20 30 40 50 60 70 80 90 100 0'0‘1 10 20 30 40 50 60 70 80 90 100

n n

Obrizok 5: Priemernd strednd dlska 95%
konfidencnych intervalov pre n=1,2...,100

Obrazok 6: Strednd kvadratickd chyba 95%
konfidencnych intervalov pre n=1,2...,100
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Simulacia pravdepodobnosti v kartovej hre — Poker
(Monte Carlo simulacia)
Simulation of probability in the Poker
(Monte Carlo simulation)

Renata Prokeinova

Abstract: Gambling is very popular belong to very favourite activity, gambling is exciting
because you never know what's going to happen. Monte Carlo simulation is a powerful tool
that can be used to predict gambling probabilities. Actual method represents very strong tool,
which will be used to predict of probability coming the Winn in the gambling. Essentially, we
predict probability by playing out our gambling event situation multiple times.

The main goal of the paper presents application of method Monte Carlo at the prediction of
coming situation “three of kind” in the poker. All calculations are executed in Excel 2007.

Key words: gambling, the poker, method Monte Carlo
KPucové slova: stavkovanie, poker, metéda Monte Carlo
JEL classification: C70, C78

1. Uvod

Pre lepsiu ilustraciu hry je vhodné uviest’ zdkladné pravidla spominanej hry. Princip hry
spociva v tom, Ze kazda kombindcia kariet je hierarchicky zatriedend, aby bolo mozné urcit’
vitaza (napr. tri karty s rovnakym symbolom maji vysSiu hodnotu nez dve karty s rovnakym
symbolom).

Poker sa hra s balickom francizskych kariet (52) (v niektorych verziach pokru sa
pouzivaji aj zoliky). Hodnota kariet podl'a velkosti: eso, kral’, ddma, dolnik, 10, 9, 8, 7, 6, 5,
4, 3, 2 a eso. Su 4 farby: piky, srdcia, kara a trefy. V niektorych verziach pokru si dvojky
divoké karty, ktoré moZu zastiipit’ l'ubovolnd kartu.

Zakladné pojmy a pravidla Poker

V pokri je ¢asto pouzivana metéda blufovania na zmetenie sipera. Call alebo check iba
na dorovnanie pricom ste si isty, Ze mate najlepSiu kombinaciu, av§ak nechcete protivnika
odstrasit’. Koniec stivkového kola nastdva vzdy ked’ vSetci hraci foldnd, checkni alebo daji
call. Ak islo o posledné stavkové kolo, ukdzu sa karty, a ten kto ma najlepSiu kombinaciu
vyhrava.

Vyherné kombinacie

NajdolezitejSou vecou je poradie vyhernych kombindcii. St zoradené od najvyssej

vyhernej kombindcie po najniZsiu.

Royal Flush - Ak mate postupku v jednej farbe od 10 po A, ¢ize 10-J-Q-K-A, stavte

vsetko ¢o mate. Je to totiZ neporazitel'na kombinécia.

Straight Flush - Akdkol'vek ind farebnd postupka, napriklad 7-8-9-10-J v srdciach.

4 of a Kind - U nés tieZ volany "Poker". 4 karty jednej hodnoty. Napriklad: 9-9-9-9-A.

Full House - 3 karty jednej hodnoty a d’alSie 2 karty inej rovnakej hodnoty. Napriklad: 7-

7-7-5-5 alebo 10-10-10-A-A.

Flush - Farba - 5 kariet z jednej farby. Ak sa stane, Ze majui dvaja hrac¢i flush, vyhrdva ten

kto ma vyssiu kartu z tej farby.
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Straight - Je to postupka zloZend z 5 kariet, pricom nie su z jednej farby. Napriklad: 8-9-

10-J-Q. Voldme ju tieZ Spinava postupka.

3 of a Kind - 3 karty rovnakej hodnoty. Napriklad K-K-K-7-9 alebo Q-Q-Q-6-A

Two Pair - 2 péry. Su to dve dvojice, ktoré maji rovnaké hodnoty. Napriklad 5-5-6-6-A

alebo J-J-K-K-10

Pair - Jedna dvojica rovnakej hodnoty. Napriklad: 10-10-7-8-K

High Card - Ak nemd nik ani jednu z uvedenych kombindcif, vyhrdva hrd¢ s vysSou

kartou.

Kicker - Pri vyhernych kombindcidch treba eSte spomentit’ tzv. Kickera. Je to karta, ktord

rozhoduje pri hre, ked’ maji obaja hraci napriklad rovnaké 2 pdre, trojicu, a pod. Priklad:

ak prvy hra¢ ma 8-8-7-7-J a druhy hrac¢ 8-8-7-7-K vyhrdva hra¢ druhy, ktory ma vyssieho

kickera. V tomto pripade K.

Existuje mnozstvo pravdepodobnosti pouzitych na simuldciu odhadu pravdepodobnosti

nastatia javu ,three of kind“, ktory poZaduje aby sme mali tri karty jedného typu a Ziaden par.
V Exceli nasimulujeme tahanie piatich kariet pouZitim metédy Monte Carlo.

2. Metodika

Met6du pocitacovej simuldcie, ktord je svojim charakterom blizka fyzikdlnym
experimentom a zdroven patri medzi metédy numerickej matematiky, nazyvame Monte Carlo.
Metdda dostala ndzov podl'a Monte Carla, zndmeho svojimi kasinami a najmé ruletou. Termin
prvykrét pouzili fyzici pracujici na zostrojeni atémovej bomby okolo roku 1940.

Metéda Monte Carlo ndm pomdha rieSit’ pravdepodobnostné i deterministické dlohy
prostrednictvom velakrat opakovanych ndhodnych pokusov na vstupnej vzorke dat. RieSenie
vychddza z predpokladu, Ze zostrojime pravdepodobnostni dlohu, ktord md rovnaké rieSenie
s povodnou tlohou. Dosiahnuté rieSenie méd pravdepodobnostny charakter.

Vynimocnost' tejto metddy spociva v tom, Ze vypoctové operdcie sa realizuji so
pseudondhodnymi ¢islami, ¢o md za ndsledok nedeterminovanost vypoctového procesu
z hlladiska vysledku. Ide o Specificki techniku vyberu vzoriek. VSeobecne vzorkovanie
chiapeme ako proces, pomocou ktorého vstupné parametre pre 'ubovolny model mozno
vybrat’ zo vstupnych hodnét distribu¢nej funkcie.

Tito metddu vo vSeobecnosti definujeme ako numerickd metddu, ktord pomdha pri
vytvdrani a analyzovani matematickych modelov rdznych procesov, ktorych priebeh je
ovplyviiovany nahodnymi faktormi. V zavislosti od objektu vyskumu, ktorym si procesy,
v ktorych spravani sa ndhodné deje vo velkej miere prejavujd, je tito metdéda pomerne
roz§irend. Tento postup vSak nie je obmedzeny len na rieSenie uloh, ktoré maji nahodny
charakter. Dokazom tohto tvrdenia je mnoZstvo deterministickych tloh, ktoré v podstate
nespajame so ziadnymi ndhodnostami (napriklad rieSenie sistav linearnych rovnic, rieSenie
znamej Laplaceovej rovnice atd’.) a pre ktoré mozno vytvorit’ pravdepodobnostné modely na
ich rieSenie.

Metéda Monte Carlo sa okrem matematickych problémov pouZziva napriklad na rieSenie
problémov v ekondmii, najmd vo financnictve a poistovnictve. Vo financidch bola po
prvykrat vyuZitd v roku 1977 pri rieSeni problémov s ocefiovanim finan¢nych aktiv.
V stcasnosti sa pouziva na simuldciu rdznych zdrojov neistoty a rizika, pri ohodnoteni
portfélia, ocenovani opcii. Konkrétne mdzZeme simuldciu pouZzit' pri odhade priemerného
vynosu a rizikovosti novych produktov, vieme pomocou nej predpovedat’ Cisty zisk pre
spolo¢nost,, vysku Strukturalnych ndkladov a ndkladov na ndkup a takisto urcit’ citlivost’ na
rizikd, ako je zmena drokovych sadzieb, kolisanie vymenného kurzu.

Vo v§eobecnosti je metéda Monte Carlo zaloZena na hl'adani hodnoty veli¢iny x , ktord
uritym sposobom charakterizuje nahodny proces. Tento proces simulujeme na pocitaci a
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ziskame tak realizdcie ndhodnej veli¢iny “x. Na zdklade tychto realizdcii veliiny “x
odhadujeme s urcitou presnost'ou hodnotu hl'adanej veli¢iny x.

3. Metoda pocitaovej simulicie v MS Exceli.

AKa je pravdepodobnost’ ziskania ,,three of kind*?

Na simulédciu modelov rdznych ndhodnych procesov je najlepsie pouzit’ Siroko dostupny
nastroj od Microsoftu — Excel. Na jednoduchych prikladoch, ktoré riesia finan¢né otazky, si
ukdZeme, ako si MS Excel dokdZe poradit’ s ndhodnymi ¢islami a pravdepodobnost’ou.

Zacneme tym, Ze si do Excelu nahodime pod seba vsetky hodnoty kariet v balicku, teda
Styri jednotky, Styri dvojky az po Styri esd, ktoré su prezentované ¢islom 13. Do d’alSieho
stlpca sa nastavime vedla prvej hodnoty prvej karty v balicku. Vyvolame si funkciu RAND (),
pouzitim ktorej ziskame ndhodné ¢islo s normédlnym rozdelenim. Spominané ndhodné Eislo
moze nadobidat’ hodnotu z intervalu od 0 do 1.

Nasledne je potrebné identifikovat’ poradie vytiahnutia z balicka pre kazdi kartu.
Poradie ziskame pouzitim funkcie RANK(). Syntax funkcie RANK je nasledovnd. RANK
(¢islo, rozsah, O alebo 1). Budeme sa hlbSie venovat’ poslednému parametru. Ak posledny
parameter zaddme hodnotu 1, funkcia poradie pridd jednotlivym ¢islam poradie najmensie
¢isla blizke hodnote 1. Ak zaddme do posledného parametra 0, ziskame najvyssie ¢isla blizke
hodnote 1.

Nasledujiice obrazky demonstrujd, ako funkcia RAND a RANK pracuje.

[0y -

o view ®- = x

=

—
|
o = O D)
Obrdzok 1 Simuldcia diskrétnej ndhodnej premennej a demonstrdcia funkcie RANK a

RAND
Zdroj: Vlastné vypocty

V danom momente méme pripravenii simuldciu poradia tahania kariet z balitka. Dals{
krok pozostiva zo simuldcie vyberu piatich kariet, priCom vyuZijeme tabulku
nasimulovanych poradi, ziskani cez funkciu RANK().

Pre vhodnid simuldciu vyberu piatich kariet pouzijeme fuknciu VLOOKUP(). Syntax
funkcie VLOOKUP (hodnota, pre ktoré chceme zistit' poradie; lookup - tabulka vopred
vypoditanych poradi; &islo stipca kde sa nachddza poradie; FALSE). Vzorec vyberie pit
kariet ktoré koreSponduju s piatimi najmensimi nahodnymi ¢islami.
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Obrdzok 2 Vyber piatich kariet na zdklade pravdepodobného poradia cez funkciu
VLOOKUP

Zdroj: Vlastné vypocty

Ked uZ mdme zaznamenané poradie kariet, ktoré budid tahané (cez funkciu VLOOKUP), moZeme
pristipit’ k zisteniu pocestnosti pre kazdu skupinu kariet nachddzajicich sa v balicku. Identifikdcia pocetnosti je
uzko previazand s predchadzajicou tabul’kou, v ktorej sme simulovali aké druhy kariet moze hra¢ vytiahnut, ak
tahd iba pit’ kariet. V zdvislosti od toho aké karty vytiahne, funkcia COUNTIF ndm ich napoc¢ita a roztriedi do
skupin, presne tych istych skupin, ktoré sme si na zaCiatku navolili pod hlavickou "Zoznam kariet".

Funkcia COUNTIF() m4 nasledovnii syntax COUNTIF(DRAWN - stipec tahanych kariet; hodnota danej
karty zo zoznamu Kkariet - stanovend trieda diskrétneho znaku).
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Obrdzok 3 Zistenie pocetnosti jednotlivych druhov kariet pri jedno vybere
Zdroj: Vlastné vypocty
Z poslednej tabul’ky modzZeme identifikovat, ¢i dany tah piatich kariet obsahuje tri karty jedného druhu a
dve rézne karty. Mobzeme vyuzit' funkciu 1F() s nasledovnym syntaxom.
=IF(AND(MAX(J4:J16)=3,COUNTIF(J4:J16,2)=0),1,0).



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 202

Wome | insen  Pagelaot  fomuas  Dats  Rewew  View ©-°x

= s . m— - 5 [Moma | ea T = sutosum -
o ) B [ e Fm ECE) S i @
paste ijmulemv (B - a-A (28 28| S Merge o Coter - {18~ %0 51| onaioral_romat | Good Neutral o e Deete Fomat | D sota pnas
Cipbosra Font > Aignnent sl e o syt coie cating
P21 - £] ¥
A B C D E F G H 1 ol K = " N @
1
2 Zoznam kariet funkciaRAND funkcia RANK funkcia VLOOKUP funkcia COUNTIF
3 1 17 potet kariet tahanie kariet Zoznam Kariet
4 1 0173 16 i 1 1 1
5 1 0814 49 2 1 2 0
6 1 0053 3 3 10 3 1
7 2 0435 2% a 7 4 0
8 2 0.105 7 5 3 5 0 1
9 2 0303 2 6 0
10 2 0129 10 7 1
11 3 0789 a7 8 0
12 3 0671 2 vihra "three of kind 9 0
13 3 0746 45 o 10 1
14 3 0271 21 11 1
15 4 0666 7l 12 0
16 4 0561 32 3 0
17 4 0.143 12
18 4 0441 27
19 5 0232 19
20 5 0712 4
2 s oir) P2 m—
2 5 0751 46
23 6 0626 35
2 6 0832 50
2 6 0665 4
2 6 0306 25
27 7 0646 37
28 7 0274 2
29 7 0019 2
30 7 0512 30
i o Sheeti | Sheet2 “Sheets %3 4 0 m
Reany [ECEFre=——r—r)

Obrdzok 4 Podmienka IF, ktord identifikuje vyber kariet ,,three of kind“
Zdroj: Vlastné vypocty

V tomto pripade nenastala Ziadna zmoZnosti tahu kariet, kde by vznikla situdcia tri karty jedného druhu a
dve rozne karty. Vzorec v oranzovom poli¢ku nadobudne hodnotu 1 iba a len v tom pripade, ak nastane situdcia
"three of kind".
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Obrdzok 5 Simul pravdepodobnosti tia javu ,,three of kind“-4000 iterdcii

ZdIOJ Vlastné vypocty

V tomto momente mame simuldciu kompletne nastavent a méZeme simulovat’ 4000 pokerovych hier. Pre
simuldciu rozsiahleho poc¢tu opakovani vyuZijeme jeden z analytickych ndstrojov What if, ktory ndim vygeneruje
jednostupiiovi tabulku. Bunku M4 prepojime vzorcom =F13. Nasledne oznac¢ime do bloku oblast’ buniek
L4:M4004, moZeme spustit funkciu What if a vyberieme si moZznost Data Table (tabulka udajov). V
dialégovom okne mime dve moZnosti, vytvorit' tabulku v riadkoch alebo v stipcoch. V nafom pripade sa
nastavime moZnost vytvorit' stipcovi tabulku. Vyberieme prizdnu bunku ako vstupni bunku stipca. Po
odkliknuti funkcie sa vygeneruji moZnosti nastatia skiimanej situdcie pre opakovany pocet 4000 krat.
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Poslednou funkciou ukon¢ime simuldciu. Vytvorime priemernd hodnotu zo vSetkych iterdcii,
vygenerovanych funkciou What if. V prvej moZnosti, ¢asto nastdva nulovd pravdepodobnost’ nastatia javu. Po
néaslednom klikani funkénej kldvesy F9 sa situdcia meni a generuji sa nim pravdepodobnosti, ktoré si vzorcom
prepojené s celym modelom simulécie.

4. Zaver

Na zdklade ukdzkového prikladu s pouzitim metédy Monte Carlo boli demonStrované
moznosti jej vyuzitia. Metéda Monte Carlo sa prdvom povazuje za univerzalnu metédu
rieSenia matematickych problémov, ako aj tdloh z oblasti ekonémie. Financ¢nici dokdZu
napriklad stanovit’ optimdlnu investi¢nu stratégiu pre dochodok svojich klientov.

Okrem funkcii programu MS Excel mdZeme nasimulovat’ rozne procesy aj pomocou
nasledujicich doplnkov k Excelu: Risk Solver, @Risk, Risk Analyzer, MC Add-In,
MonteCarlito.
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Porovnanie odhadov varianénych parametrov v $pecialnom modeli
rastovych kriviek

The comparison of two estimators of variance parameters in a special
growth curve model

Rastislav Rusnacko

Abstract: In this text, we compare the estimators of variance parameters in the growth curve
model with uniform correlation structure derived by Zezula on the one side and Ye and Wang
on the other side. We investigate properties of difference of mean square error of the two
estimators in different situations.

Key words: Growth Curve Model, uniform correlation structure, generalized uniform
correlation structure

Kracové slova: Model rastovych kriviek, rovnomernd korelaénd Struktira, zovSeobecnena
rovnomerna korela¢na Struktdra

JEL classification: C13, C29, C39

1. Uvod

Standardny model rastovych kriviek predstavili Potthoff a Roy uZ v roku 1964. Tento
model sa zvykne oznaCovat’ aj ako zovSeobecneny model viacrozmernej analyzy variancie,
zovSeobecneny linedrny model alebo aj Potthoffov a Royov model. Neskor sa objavili rozne
modifikdcie tohto modelu, o.i. model srovnomernou korelacnou Struktirou. Odhady
varian¢nych parametrov v tomto modeli odvodil Zerula a neskor aj Ye a Wang. V tomto texte
porovname tieto odhady na zdklade ich strednych kvadratickych chyb.

2. Model rastovych kriviek
Standardny model rastovych kriviek je tvaru
Y=XBZ+¢, Ee=0, var(vece)=X®I, (1)
kde Yoy, je matica pozorovani, X,xm je matica analyzy variancie, Z, je matica regresnych
konstant, Bnx je matica nezndmych parametrov, &, je matica nidhodnych chyb a I je

jednotkova matica. Matica ¥ opisuje zdvislost' riadkov matice Y a vec operdtor posklada
stlpce matice pod seba a vytvori tak z matice stlpcovy vektor.

PretoZe varianénd matica X obsahuje vela nezndmych parametrov, je niekedy uZito¢né ich
pocet redukovat’ uvazovanim jednoduchej Struktiry. Jednou z nich je model s rovhomernou
korela¢nou Struktirou:

I =0%[(1-p)Il+p1l]. 2

3. Rovnomerna korelaé¢na Struktira
Ked7e E(S) = %, tak E[Tr(S)] = po? a E(1S1") = po?[1 + (p — 1)p]. Rovnice
Tr(S) —p62=0 a 1'S1—Tr(S)[1+ (p—1)p] =0 3)
st potom nevychylené odhadovacie rovnice parametrov ¢ a p. Z toho hned’ vyplyva, Ze

prirodzené odhady su
~2 _ Tr(S) A_ 1 (1St
g = P a p= p-1 (Tr(S) 1)' @
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Tieto odhady odvodil ZeZula a neskor v inej (ekvivalentnej) podobe Ye a Wang.

4. ZovSeobecnena rovnomerna korela¢na Struktiira
Niekedy sa uvazuje korelacnd Struktira v tvare
T =0,G+ 0,ww’, 5)
pricom G je zndma symetrickd matica a w je zndmy vektor. KedZe £ musi byt pozitivne
semidefinitnd, tak rozliSujeme dva pripady. Ked’ 6; = 0a 6, < 0, tak

0:G—|0,lww' >0 & G=0, weRG), |0,/wGtw <6, (©6)

V pripade, ked 8; = 0a 0, = 0, tak 6,G + 6,ww’ = 0 pre kazdy vektor w. Podobne ako v
modeli rovnomernej korela¢nej Struktury plati

E[Tr(S)] = 6,Tr(G) + 8,w'w a E(1'S1) = 0,;1'G1 + 0,(1'w)?. )
Na zdklade toho, odhady odvodené Zezulom sd v tvare

. (1'w)?Tr(S) — 1'S1w'w . 1'S1Tr(G) — 1'G1Tr(S)
L= w)Tr(6) — 16iww & 72 = (Tw)2Tr(G) — 1G1w'w’

®
Na druhej strane, Ye a Wang odvodili odhady v tvare
o w'GTtwTr(G™1S) — w'G™1SG 1w YW pw'G™1SG™lw — w'GTIwTr(G™1S)
—3 — a 2 —3 — .
! (p— DWGw) (- DWGtw)?

()
Ked'ze vSetky tieto odhady su nevychylené, teda plati
E(6f)=61,  E(6f)=6,,  EGI")=6, a E@®;")=6, (10)
tak ich stredné Stvorcové chyby st rovnaké ako ich variancie. Vypoc¢tom dostavame, Ze pre ne
platia vztahy
2 A'W)*Tr(z?) — 2(1'w)*w'w1'2%1 + (w'w)?(1'21)?

MSE 87 = Var 87 =

n—rX) [(1'w)2Tr(G) — 1'Glw'w]? '
(11)
~ ~ 2 Tr(G)1'21]? — 2Tr(G)1'G11'2%1 + (1'G1)Tr(2?
MSE 07 — Var 6% — @I - 2THOVGIET + WG TE)
n —r(X) [(1'w)2Tr(G) — 1'Glw'w]
(12)
~ ~ 2 1
MSE YW _ YW _ . r~=1 ZT —12 —12
SE 61 Var 6 h=r0 (= DIWG W)t [WGw)*Tr(G™1ZG™1Z) +
+WGIZGIw)? — 2(WG™Iw) (WG IEGTIZG W), (13)
~ ~ 2 1
MSE 6YW = Var §YW = . 'GTw)?Tr(G 112G 1x
2 ar oy n— F(X) (p _ 1)2(W’G_1W)4 [(W W) I‘( ) +
+p2(W'GTZG™w)2 — 2p(W'GTIw)(W'GTIZGTIEG T Iw)]. (14)

KedZe chceme porovnat tieto odhady na zdklade ich strednych kvadratickych chyb,
definujme si nasledujuctice funkcie
r; = MSE 62 — MSEBYW a r, = MSE 8% — MSE Y. (15)

4.1. Model zovseobecnenej korelac¢nej Struktiry pre w = 1

V prvom pripade budeme pracovat’ s jednotkovym vektorom w (w=1). UvaZujme teraz
nasledujicu Struktdru matice G. Nech md nenulové len diagondlne prvky, konkrétne nech
obsahuje k premennych x a (p — k) jednotiek. Teda je tvaru
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G = diag(x, ..., %, 1, ..., 1).
Predpokladajme, Ze oba parametre 0; a0, st nezdporné. Skimanim funkcii r;(x) a ra(x)
dostaneme ich priebehy a vlastnosti zachytené v nasledujicich obrazkoch.
Mul. bod: x=1
Stac. bod: x=1
Inf. bod: w=(p+2k)/2k
rastie: (-0, - (p-k)/k); (1, 00)
Klesa: (- (p-k)fk, 1)
konvexna: ((p+2k)/zk, o)

konkavna: (-oo, (p+2Kk)2K)

—2IDD - IIDD a 100 200
Obrdzok 1: Priebeh funkcie ri(x) pre w=1 a G=diag(x, ... x, 1, ...,1), 0, > 0a 0, > 0.
KedZze G je diagondlna matica s diagondlnymi prvkami x al, tak aby X bola pozitivne
semidefinitna, musi byt x = 0. Teda funkcie r;(x) a ra(x) sta¢i vySetrovat’ na intervale ( 0, o).
Na tomto intervale je r1(x) = 0 pre ka?dé xe R. To znamen4, ze MSE 87 > MSE 8YV, takze
v tomto pripade je odhad parametra 6; odvodeny Ye a Wangom lepsi ako odhad odvodeny
Zezulom. Rovnako funkcia ry(x) na intervale ( 0, o) vyzera nasledovne

1 2 3 4 5

Obrdzok 2: Priebeh funkcie ri(x) pre w=1, G=diag(x, ...x, 1,...,1), 6 >0a8, > 0.
TakZe Ye a Wangov odhad parametra 6, v danom pripade je tiez lepsi ako odhad odvodeny
Zezulom.

Uvazujme teraz pripad, kedy parametre 0; a 0, si nezdporné a matica G obsahuje dve
premenné. Teda je tvaru

G = diag(xy, ..., X1, X2, -, X2, 1,..., 1).
Potom plochy uréené funkciami ri(x;, X2) a r2(X;, X2) vyzeraji nasledovne



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 207

ES
z ) a0

Obrdzok 4: Plocha uréend funkciou ry(xj, x;).
Aj v tomto pripade st odhady Ye a Wanga pre parametre 0, a 0 lepSie, kedZe plochy kriviek
urcenych funkciami ri(x;, X2) a r2(X;, X2) leZia v nezapornej Casti.

Ak by sme uvazovali parametre 6; > 0a0, <0, tak vpripade, Ze w=1 aG=
diag(x, ...,x, 1, ..., 1) sa priebeh funkcie r;(x) vyrazne nezmeni. TakZe odhad 8" je lepsi ako
B%. Lenze hodnoty funkcie r»(x) st na niektorych podintervaloch intervalu ( 0, «0) kladné a na
niektorych zdporné. TakZe v tomto pripade je pre niektoré x lepsi odhad 67 ako 8" a pre
niektoré x to plati opacne. Urcenie intervalov na ktorych je jeden odhad lepsi ako druhy nie je
jednoznacné. Rovnako to plati aj pre funkcie ri(x;, X2) a r(x;, Xp) v pripade, ze G =
diag(xq, ..., X1, X2, oo, X2, 1,00, 1).

4.2. Model zovSeobecnenej korela¢nej Struktiry pre G = I

Uvazujme teraz pripad, kedy G je jednotkovd matica a vektor w obsahuje k premennych
X. Budeme teda pracovat’ s vektorom w = (X, ..., X, 1,...,1)’ a maticou G = I. Musime v8ak
odvodit’ podmienku semidefinitnosti matice X. V pripade, Ze 8; >0a0, >0, tak X je
pozitivne semidefinitnd pre kazdy vektor w. TakZe x mdZe nadobudat’ I'ubovolné hodnoty.
V pripade, ze 6; = 0 a 6, < 0, vychddzame z uz uvedenej podmienky semidefinitnosti matice
¥, konkrétne musf platit podmienka |82|w'G*w < 6. Citatel si vie jednoduchym dosadenfm
odvodit’, Ze v tomto pripade je

01 p
X< fmm—E+ 1 (16)

Aby bola tito odmocnina definovand, musi byt 61 = |6,|(p — k). Priebeh funkcii rl(x) a
r2(x) pre tento pripad je naznaceny na nasledujicich obrazkoch.
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Obrdazok 5: Priebeh funkcie rl(x) pre G=I, w=(x,...,x,1,...,1),6, > 0a 8, < 0.

Na nasledujicom obrazku zndzornime priebeh funkcie ro(x) pre ten isty pripad a s rovnakymi
parametrami. Grafy tychto funkcii vyzeraji dost podobne, lenZe vSimnime si rozdielnu
mierku y-ovej osi. Z tychto grafov tieZ vyplyva, Ze pre klesajice x je v tomto pripade ovela
lepsi odhad 87 ako H7", pretoze (MSE 6% — MSE @}(W) — —oo0, Odhady parametra 6, su pre
klesajice x vtomto pripade takmer rovnaké, kedze ako vidiet na nasledujicom obrazku,
rozdiel strednych kvadratickych chyb pre klesajtice x konverguje k nule.

1000 o

- —=z00
300

t —a00

- —eoo

- 500 -
I =00

L - 1000 ~1000 -

Obrdzok 6: Priebeh funkcie r2(x) pre G=I, w=(x, ..., x, 1,..., 1), 0, > 0a 0, < 0.

Obe tieto funkcie nadobudaji na niektorych podintervaloch intervalu (—oo, ,% - %+ 1)

kladné ana niektorych zaporné hodnoty. TakZe na niektorych podintervaloch su lepsie
odhady odvodené Zezulom a na niektorych odhady odvodené Ye a Wangom. Presné ur&enie
tychto intervalov je vSak aj v tomto pripade nejednoznacné. Rovnaké vysledky dostaneme aj
v pripade, ked vektor w je tvaru w = (Xq,..,X1, X2, ..,X2 1,...,1). Podmienka
semidefinitnosti matice X bude teraz

6, kax,* 14 k2
N ] an

Aby bola tito odmocnina definovand, musi byt 0; > |6,|[kx2% + (p — k1 — k2)].

Ak uvazujeme 0; = 0a 0, = 0, tak za tychto podmienok nadobudaji funkcie r1(x) a
12(x) nezaporné hodnoty pre vietky xe R. Takze 87" je lepsi ako 87 a " je lepsi ako 6.
Rovnako aj pre w = (Xq, ..., X1, X2, -, X2, 1, ..., 1),
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5. Zaver

V tomto ¢lanku sme porovnali odhady varianénych parametrov v modeli rastovych
kriviek s rovnomernou korelatnou Struktdrou, ktoré boli odvodené ZeZulom, s odhadmi
odvodenymi Ye a Wangom. Ukdzali sme, v ktorych pripadoch su lepsie Ye-Wangove a v
ktorych ZeZulove odhady. Poukdzali sme aj na pripady nejednoznagnosti rozhodnutia, ktory
odhad je na ktorom intervale lepsi a v niektorych pripadoch sme graficky zndzornili priebeh
vyssie definovanych funkcii 1y a r,.
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Algoritmus DBSCAN a jeho realizacia v jazyku R
DBSCAN algorithm in R language

Miroslav Sabo

Abstract: Density-based clustering methods are one of the newest approaches in cluster
analysis. One of them, DBSCAN (Density-Based Spatial Clustering of Applications with
Noise) algorithm is very popular especially for its simplicity and very good time-complexity.
This submission explains how it works and shows practical realization in R language.

Key words: DBSCAN, clusters.

KPucové slova: DBSCAN, zhluky.

JEL classification: C38.

1. Uvod

Hlavnou myslienkou algoritmov zaloZenych na hustote je predstava, Ze v okoli
niektorych objektov vo viacrozmernom priestore sa nachddza viacero dalSich objektov.
A naopak, niektoré objekty si pomerne osamotené anemaji dostatocny pocet ,,susedov*.
Z toho mdzeme povedat, Ze v okoli niektorych objektov je vyssia hustota inych objektov . Je
intuitivne zrejmé, Ze pomocou tejto hustoty by sme mohli definovat’ jednotlivé zhluky ako
oblasti s vy$Sou hustotou objektov. Analogicky, outliery st zase objekty, v ktorych okoli je
velmi nizka hustota d’alSich objektov. Najzndmej$im a najpouZzivanej$im algoritmom je
DBSCAN, prvykrat spomenuty v roku 1996 v [2]. V stcasnosti uz existuji aj niektoré jeho
zovSeobecnenia, ale aj tplne nové pristupy v algoritmoch zalozenych na hustote.

2. Popis algoritmu DBSCAN

Detailny popis algoritmu mozno ndjst napriklad v [1] alebo v [2]. Pred popisom
samotného algoritmu definujme najskor niektoré kli¢ové pojmy. VSetky znich pritom
myslime v zmysle hustoty bodov.

Definicia 1: £ —okolie bodu xe D je mnoZina N,(x)=(ye D:d(x,y)<¢)

Ide teda o vSetky objekty z datasetu (oznaceného ako D ), ktorych vzdialenost’ od konkrétneho
objektu je mensia alebo rovnd ako nejakd predpisana hodnota £. O tom ako sa tato hodnota
stanovi budeme hovorit' neskdr. Funkcia d(x,y)je pritom nejakd miera vzdialenosti.
Vsimnime si, Ze do € —okolia bodu patri aj bod sam.

Definicia 2: Hovorime, Ze bod x je priamo dosiahnutel'ny z bodu y vzhl'adom na dané € a
N, ak plati

a) xe N,(y)

b) [N. (V)| 2 N,

Inymi slovami, podmienka a) vravi, Ze bod xsa musi nachddzat’ dostato¢ne blizko bodu y .
Podmienka b) sa tyka len bodu y a je to akési kritérium bodu s vysSou hustotou. Dany objekt
teda nemusi byt priamo dosiahnutel'ny z hocijakého bodu, ale len z takého, ktory ma vo
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svojom okoli dostato¢ne vel'a bodov. Symbolom ‘Ng(y)‘ pritom oznaCujeme pocet prvkov

danej mnoZiny a symbol N, je vopred stanovend hodnota podobne ako &. O jej odhadnuti
budeme rozpravat’ neskdr. VSimnime si d’alej, Ze ak je bod x priamo dosiahnutel'ny z bodu y
, tak automaticky neplati, Ze bod y je tiezZ priamo dosiahnutelny z bodu x. Symetria teda
vSeobecne neplati. Jedna sa Specidlne o situdciu, kedy by bod x lezal na okraji zhluku a bod
y v jeho vniitri, teda v mieste kde je vysSia hustota ako na okraji. Symetria zrejme plati, len
ak s oba body vnitri zhluku, teda st pri sebe dostatocne blizko a zaroven v okoli kazdého
z nich je dostato¢ny pocet d’al§ich bodov. VSimnime si navySe, Ze kazdy bod nemusi byt
priamo dosiahnutel'ny sam zo seba. Definiciu 2 zrejme m6Zeme intuitivne rozsirit’ nasledovne

Definicia 3: Bod x je dosiahnutelny z bodu yak 3 postupnost’ bodov x, =x x,...x, =y
takd, Ze x, je priamo dosiahnutelny z bodu x,,, pre k =1,2,...,i —1. Opit’ vzhl'adom na dané
€aN,

Dosiahnutel'nost’ sme definovali pomocou priamej dosiahnutel'nosti. Dosiahnutelnost’ nie je
symetricka, je iba tranzitivna.

min *

Definicia 4: Hovorime, Ze 2 body xa y sd prepojené vzhladom na dané € a N, ak 3 taky

min

bod z, Ze oba body st z tohto bodu dosiahnutel'né.

Definicia 5: Zhlukom C vzhladom na dané € a N, je neprazdna podmnoZina D takd, Ze
plati

a) ak xe Ca y je dosiahnutelny z x, tak potom aj ye C.

b) Vx,ye C plati, Ze xa y si prepojené.

Prva podmienka ndm teda dava priamo akysi ndvod ako skonstruovat’ zhluk. Ak budeme mat’
nejaky konkrétny objekt, ktory do neho patri, tak automaticky k nemu pripojime aj vSetky
dalsie objekty, ktoré budd z neho dosiahnutelné. Kazdy bod datasetu mdZeme jednoznaéne
charakterizovat’ bud’ ako vnitorny, okrajovy alebo vonkajsi bod (outlier).

a)Vniitorné body - vSetky také body, ¢o maji vo svojom € — okolf aspoit N, bodov

b)Okrajové body - vsetky také body, ktoré sice nemaji vo svojom okoli dostatocne vela
bodov, ale si v blizkom okoli nejakého vniitorného bodu

c)Outliery - vSetky ostatné body, teda body, okolo ktorych je vel'mi mdlo inych bodov a pri
ktorych nie je ani Ziadny vnitorny bod

Pozrime sa teraz na stanovenie dvoch nezndmych parametrov & a N, . Treba pitom
poznamenat, Ze ich urCenie je scasti subjektivne a musime pri flom Casto zohl'adnit' aj
samotnd povahu dit. Definujme najskér funkciu D, (x) nasledovne: D, (x) = vzdialenost’
objektu x od svojho k —teho najblizsieho suseda (podla nejakej metriky). Zistime teraz
hodnoty tejto funkcie pre vSetky objekty z datasetu a usporiadajme tieto hodnoty podla
velkosti od najmenSej po najvicSiu. Ak tieto hodnoty nanesieme na dvojrozmerny graf,
uvidime podobny obrizok
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Obrdzok 1: Funkcia Stvrtého najblizSieho suseda

Z obrazka je na zaciatku vidiet vel'mi blizke objekty. Za nimi nasleduje dlhy usek, ktory
velmi pomaly rastie. Na konci nastdva niekol’ko zlomovych objektov, za ktorymi uz graf
rastie pomerne vyrazne. Prave tento zlom je dolezity na stanovenie parametra €. Za tito
hodnotu teda vezmeme takd y — ovi sdiradnicu grafu, od ktorej za¢ina graf prudko narastat’.

Skdmanim vlastnosti funkcie D, sa navyse zistilo, Ze pre hodnoty k vicSie ako 4 sa vzhl'ad
grafu prili§ nemeni. Odporica sa teda skimat’ len graf funkcie D,. Z tohto dovodu sa aj
hodnota druhého parametra, teda N, stanovila na 4.

3. Realizacia algoritmu v prostredi jazyka R

V jazyku R teraz ukdZeme konkrétnu realizaciu algoritmu. Samotny programovaci
jazyk je pritom volne stiahnutel'ny a uz ma zabudovany algoritmus DBSCAN, ktory ndjdeme
v baliku ,.fpc*.

Pomocou generdtora pseudondhodnych ¢isel v jazyku R vytvorime dataset. Za tcelom
nazornosti pouzijem iba 2 premenné, aby sa objekty dali vizualizovat’ v 2D priestore. Cielom
je zistit, ako si poradi DBSCAN s nasimi ddtami, pricom budeme vopred z 2D grafu vidiet
priblizné rozdelenie do zhlukov. Vygenerujme 3 zhluky. Prvy v tvare pismena ,L“ ato
z rovnomerného rozdelenia. Druhy v tvare priamky z normdlneho rozdelenia. A treti v tvare
kruhu z dvoch normalnych rozdeleni. Tymto chceme ukazat, Zze DBSCAN si poradi nielen
sroznymi tvarmi, ale casto aj sroznymi rozdeleniami. Predpokladom je len aby tieto
rozdelenia nemali prili§ odli$né smerodajné odchylky. Dataset vygenerujeme pritom tak, aby
sa dané 3 zhluky prili§ neprekryvali. Spominali sme totiz, Ze v takom pripade by DBSCAN
nemusel priniest’ Zelané vysledky.
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Obrdzok 2
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Dodéavame este, ze prvy zhluk ma 400 objektov, druhy 50 a treti 200 (Obrazok 2). Zhluky sa
teda vyznamne li§ia aj poctom objektov. Cielom je teraz stanovit’ hodnotu parametra &
v zmysle predoslich dvah. Za tymto dc¢elom musime zobrazit’ funkciu $vrtého najbliz§ieho
suseda a to prikazom plot(sort(get.knn(data,4)$nn.dist[,4])). Z jej grafu (obrdzok 1) ndsledne
identifujeme bod, v ktorom graf zac¢ina prudko rist. Stanovime & =0,4. Minimdlny pocet
bodov v zhluku je v naSom priklade zbyto¢ny, ked’Ze zhluky maji vela objektov. Poéitajme
ales N, =5, kedZe program dbscan() m4 tito hodnotu uz prednastavend. Zadanim prikazu
dbscan(data,0.4,showplot=0) dostaneme vystup, ktory je v skratenej verzii v tabulke 1.

Vidime, ze DBSCAN spravne urcil pocet zhlukov teda 3. Rovnako kazdy objekt, ktory
zaradil do niektorého zhluku do tohto zhluku aj skutocne patri. Program ur¢il aj 14 outlierov.
Vystupom programu je aj presné zaradenie kazdého objektu medzi zhluky a pocty vnitornych
a vonkajsich bodov v danych zhlukoch ako aj pocty outlierov. Doddvame, Ze slovom seed st
oznacené vnutorné body. Pri zaradeni do zhlukov si zase outliery kédované cislom 0,
a ¢islami 1,2,3 sa mysli prislusnost’ objektu do daného zhluku.

Tabul’ka 1: Vystup programu dbscan() v skrdtenej verzii

dbscan Pts=650 MinPts=5 eps=0.4
0 12 3
seed 038745181
border 14 11 3 9
total 14 398 48 190
[1] 1111111111111l
[408]12222022222222222222222222222222222222
[630]330333333333333003333

4. Zaver
zhlukoch roznych tvarov. V prostredi jazyka R sa navySe realizuje velmi jednoducho
a nazorne. Jeho nevyhodou v§ak mdzu byt zhluky s r6znymi hustotami objektov.
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Metodologické aspekty hodnotenia a testovania modelov
Methodological aspects of evaluation and testing models

Tatjana Simanovska

Abstract: The subject of our discussion are methodological aspects of evaluation and testing
of models, which are the preferred research tool in economics, management, planning and
design of socio-economic systems. Global knowledge society requires new and creative
solutions to complex problems. Virtual reality, visualization and virtual labs provide us with
space for creation and testing our ideas, our ingenuity and intellect through computational
technology.

Key words: practical sciences, computational technology, model, evaluation, testing,
alternatives, variables, creativity, decision-making, statistics.

Kracové slova: praktické vedy, komputaénd technolégia, model, hodnotenie, testovanie,
alternativy, premenné, kreativnost, rozhodovanie, $tatistika.

JEL classification: C18, C19, C51, C52, C88

1. Uvod

Predmetom nasich tvah budi niektoré metodologické aspekty hodnotenia a testovania
modelov, ktoré patria k preferovanym vyskumnym nastrojom v globdlnej vedomostnej
spolocnosti, ktord vyZzaduje nové kreativne rieSenia komplexnych problémov. Rozvoj
technoldgii v oblasti IKT pokracuje zavratnym tempom a pontka mnozZstvo nekonvencnych
postupov a produktov, v ktorych je uz aj ndroéné sa orientovat’. Virtudlna realita, vizualizacia
a virtudlne laboratérid nam poskytuji priestor pre kreovanie a testovanie naSich idei, nasej
invencie a intelektu prostrednictvom komputacnych technologii..

2. Hodnotenie a testovanie modelov

Hodnotenie je ddlezitou fazou kazdého technologického procesu. M. Bunge zdoéraznuje
vyznam hodnotenia vo vSetkych fdzach technologickej cinnosti, od jej pripravy a
predpokladov, az po jej dosledky. Bohuzial’ sa asto stava, Ze hodnotenie sa vzdy nevykondva
a, ¢o je vel'mi ddlezité, nevykondva sa vZdy vedecky. Vyzdvihuje dlohu experimentu, ktory
moze s uritostou dokdzat’ ¢i novy artefakt prindSa uzitok alebo $kodu. Experiment nem6zu
nahradit ani dobré umysly, ani intuicie, a preto spolocnost musi rozvijat vedecku
technolégiu. (Pozri [4], s. 231.) V tejto stvislosti by sme radi zddraznili myslienku F.
Novosada, Ze opatrnosti nie je nikdy dost’ a dobré imysly sd to, o sa v dejindch najmene;j
rata. (Pozri [7], s. 79.)

Aj podla A. Podgéreckého hrda hodnotenie doleziti rolu v praktickych disciplinach a
hodnotenia nepripravuji praktické vedy o objektivny status. Mozno rozlisit dva typy
hodnoteni: vlastné hodnotenia a utilitaristické hodnotenia. Utilitaristické hodnotenia moZno
klasifikovat’ podl'a troch kritérii: a) vzhl'adom na ich terminy alebo spdsob vyjadrovania; b)
vzhladom na ich zdujem (prostriedky, vysledky); c¢) vzhladom na ich miesto v systéme
hodnét. V diskusii o role hodnotenia v praktickych vedich je podstatné indikovat’ nielen v
ktorej faze procediry sa hodnotenie vyskytuje, ale aj v akej forme. (Pozri [8], s. 91 - 92.)
Vlastné hodnotenia sa vyskytuji v podstate len vo faze vyskumnej procediry v praktickych
vedach, t.j. vo faze kritického triedenia hodnoteni prijatelnych v sledovani danej praktickej
akcie. AvSak tieto hodnotenia nie su ¢astou jazyka praktickych vied. Vo vSetkych ostatnych
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fazach praktickej procediry sd utilitaristické sidy. Tieto sddy sd intersubjektivne a
nezavadzaju Ziadne elementy subjektivnej svojvdle do praktickych disciplin. Inymi slovami
hodnotenia v praktickych vedach vznikajui bud’ ako objektivne ddta zvonku, alebo ako
utilitaristické sidy bez subjektivnych elementov. (Pozri tamZe, s. 93.) Poznamendvame, Ze
pre hodnotenie dopadov a ucinkov technolégie sa vZil termin ,technology assessment,* pre
ktory L. Tondl presadzuje nazov ,,socidlne hodnotenie techniky* a napisal aj rovhomennu pra-
cu [9]. Tato oblast’ skimania sa v stGcasnosti mimoriadne rozvija, najmi v dosledku
globalizécie problémov a rizik zavddzania vysledkov technologickej ¢innosti.

Vyznamnou sucastou procesu planovania je aj hodnotenie modelov. Spol'ahlivost’
hodnoteni prostriedkov (napr. ¢iny, postupy ¢innosti, praktiky, projekty, atd’.) zaloZend na
modelovani, zavisi od toho, ako dobre modely reprezentuju realitu. Preto je ddleZité hodnotit’
samotné modely pred ich pouZitim na hodnotenie prostriedkov. Na hodnotenie modelov mdzu
byt efektivne Statistické techniky, ktoré s zdrukou spolahlivosti modelov, a preto by ich
planovaci mali dokladne poznat'.

Pri hodnoteni prostriedkov mozno obmedzene pouzit nekompletné modely, v ktorych
chybaji relevantné premenné bud’ preto, Ze ich bolo tazko kvantifikovat, alebo z inych
dovodov. V takomto pripade je vyznamné, aby si rozhodujici sa subjekt uvedomil, ktoré
premenné sa v nekompletnych modeloch brali do tvahy, a ktoré nie. M6ze doplnit’ vystup
modelu postdenim vylicenych premennych a dosiahnut’ tak lepSie rozhodnutie. Preto je
vel'mi dolezité pre rozhodujice sa subjekty vediet' nielen to, ¢o je a ¢o nie je zahrnuté v
modeli, ktorého vysledok pouzijd, ale aj to, ako dobre tieto modely reprezentuju realitu. Pred
uvahami o spdsobe hodnotenia modelov je vhodné uvazovat’ o moznych spdsoboch pouZzitia
modelov na hodnotenie prostriedkov.

V tejto suvislosti si treba uvedomit, Ze modely maji aj urcité nedostatky. Nedostatky
modelu st rovnaké ako nedostatky rozhodovania, pretoze model pouZivany na hodnotenie
prostriedkov je model rozhodovania. Podl'a R.L. Ackoffa mozu nedostatky vzniknit z tychto
dovodov: 1) vynechanie relevantnych premennych a/alebo zahrnutie irelevantnych
premennych; 2) zlyhanie riadenia ovplyvnitelnej premennej; 3) vynechanie relevantnych
obmedzeni a/alebo zahrnutie irelevantnych a 4) nesprdvna formuldcia vztahu medzi
premennymi a vysledkami, ktoré mozu nastat’ ([1], s. 205).

G. Booch tvrdi, Ze modelovanie realizuje principy dekompozicie, abstrakcie a
hierarchie. Modely ndm davaji moznost’ skimat’ nedostatky systému v podmienkach, ktoré
sme si sami urcili. Hodnotime sprdvanie kazdého modelu v beZnych aj neobvyklych
situdcidach, a potom uskuto¢iiujeme potrebné tpravy. Je efektivne pouzivat’ viac modelov, aby
sme pochopili vietky detaily zloZitého systému. (Pozri [3], s. 28)

Konstrukcia modelov je v podstate generalizdciou procesu formulovania alternativnych
prostriedkov. Tento proces vyzaduje velku kreativnost’. Je dolezité si uvedomit’, Ze predstava
rozhodujiiceho sa o situdcii vol'by sa moze uplne odliSovat’ od redlnej situdcie. V pripade, Ze
objavime takéto rozdiely, otvdra sa nim moznost’ formulovat’ nové prostriedky. Rozdiely sa
obycajne skryvaji za predpokladmi, ktoré sa rozhodujicemu sa zdajui také pravdivé, Ze o nich
vobec nepochybuje. Taky postoj vSak moze byt zdrojom budicich, zdanlivo nerieSitelnych
problémov. Situdcia rozhodovania je proces kladenia otdzok aodpovedi na ne, ktory
vychadza casto s protire¢ivych predpokladov. Napriklad otazka relevantnosti premennych v
urcitej situdcii zdvisi od sdstavy sdradnic, alebo od hl'adiska pristupu k situdcii. Nasa sdstava
sdradnic v Specifickej situdcii tvori sticast’ svetondzoru, ktory je produktom nasej kultdry,
vychovy, povolania a zélub. PretoZe je svetondzor zriedka jasne vyjadreny a mdlokedy sa
hodnoti a reviduje, si ¢asto neuvedomujeme mieru, s akou vylucujeme premenné z tvah
o Specifickych situdcidch rozhodovania. NaSu sustavu sdradnic si  uvedomujeme
prostrednictvom inych l'udi pri diskusidch o problémoch. Preto sa v sicasnosti kladie déraz na
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spolupracu a pomoc inych ludi s odliSnymi hladiskami, lebo ¢im je viac rozmanitych
pohladov na problém, tym sa vytvdra viac alternativnych ciest jeho rieSenia.

Model tiez reprezentuje environment a Specifikuje, akym sposobom na vysledok
vplyvaji zmeny akejkol'vek premennej, riadenej ¢i neriadenej. V sivislosti s konStrukciou
modelov je nevyhnutné uvaZovat o ich testovatelnosti. Je velmi dolezité, aby sa
testovatel'nost’ modelu zohl'adnila pocas jeho konstruovania. Model, ktory nemozno testovat’
je len domnienkou. Je aktom viery a nie vedy.

V sucasnosti sa mnoho koncepcii venuje problematike testovania modelov. Modely
mozno napriklad podla R.L. Ackoffa testovat bud’ retrospektivne, alebo perspektivne.
Retrospektivne testovanie Setri ¢as a jeho obsahom je hl'adanie alebo rekonStrukcia hodnot
riadenych, neriadenych a vysledkovych premennych pre vsetky periddy, ktoré su z hl'adiska
modelovania délezité. Potom hodnoty riadenych a neriadenych premennych umiestnime do
modelu a snazime sa odhadniit’ vysledkovi premenni. Porovnanie sa oby¢ajne realizuje vo
forme testovania hypotézy, v ktorej priemerny rozdiel medzi modelovo odhadovanym a
aktudlnym fungovanim by mal byt nula. TaktieZ sa hodnoti spolahlivost’ odhadov, t.j. ich
rozptyl okolo aktudlneho fungovania. AvSak vyznamnym obmedzenim retrospektivneho
testovania modelov je nutnost, aby sa budiica situdcia vemi neodligovala od minulosti. Cim
viac sa budicnost’ odliSuje od minulosti, tym menej vhodné je retrospektivne testovanie.
Perspektivne testovanie md rovnaki logiku ako retrospektivne, s tym rozdielom, Ze hodnoty
relevantnych premennych sa pozoruji v budidcich obdobiach. V obidvoch typoch testovania je
mimoriadne dblezité, aby sa skuto¢né vysledky hodnotili nezavisle od modelu, inak je test
bezvyznamny. (Pozri [1], s. 206.)

V niektorych pripadoch sa model nedd testovat’ ani retrospektivne, ani perspektivne. V
tychto pripadoch sa odporica hodnotit model prostrednictvom analyzy senzitivity, ktora je
metddou testovania citlivosti modelu na velkost” vplyvu premennych na vysledky modelu.
Tato analyza obsahuje urcenie velkosti chyby v odhadoch hodnét premennych pouzitych v
procese hodnotenia, ktorou najlepsi prostriedok Specifikovany modelom funguje menej
uspokojivo, nez jeho alternativa. PouZitie tejto metddy sa vSak obmedzuje len na modely s
malym poc¢tom premennych.

R.L. Ackoff na zdklade vztahov medzi rozhodovacimi premennymi, ktoré mozu byt
bud’ asocidcie - isto deskriptivne vztahy, alebo vztahy pri€ina a G¢inok a vyrobca a produkt -
explanacné vztahy, rozliSuje deskriptivne a explanacné modely. Deskriptivne modely sa
zakladajui na asocidcidch a explana¢né modely vychddzaji zo vztahov prifina a dcinok a
vyrobca a produkt. Deskriptivne modely opisuju len to, ako sa hodnoty rdznych premennych
navzijom menia a neopisujui, ako zmeny jednej premennej zapriCinujd, alebo produkuji
zmenu inej premennej. Explanacny model reprezentuje spdsob, akym jedna alebo viac
premennych ovplyviiuje, alebo produkuje zmeny jednej, alebo viac vyslednych premennych.
Preto ho mozZno pouZit’ na hodnotenie prostriedkov. (Pozri [1], s. 207 - 208.)

Deskriptivne modely ur¢itého typu mozno pouZit' pri predikcii. St to modely, v ktorych
sa hodnoty niektorych premennych v jednom bode casu spdjaji s hodnotami inych
premennych v neskorSom bode casu (napr. ekonometrické modely). KedZe implementacia
prostriedkov obsahuje zmenu hodnét riadenych premennych a ur€ovanie tc¢inkov na jednu
alebo viac vystupnych premennych, nemozno deskriptivne modely pouZit na hodnotenie
prostriedkov, lebo prostriedok je riadend premennd, a preto vystup vyZaduje kauzalny vzt'ah.
Deskriptivne modely sa ¢asto nespravne a nevhodne pouZivaji na hodnotenie prostriedkov.
Ekonometrické modely sa zas pouZivaji na hodnotenie alternativnych politik a stratégii. Preto
sa nemozno cudovat’, Ze mnohé predikcie ti¢inkov zasahov do ekonomiky nedosiahnu ciel’.

Mimoriadne inSpirativne idey prind$a L. Andrasik vo svojej praci [2]. Predstavuje moZnosti, ktoré
pontkaji Systémova dynamika, Komplexita a Synergetika za pomoci IKT, Internetu, aplikovanej informatiky,
komputacnej inteligencie a d’alsich prostriedkov pri rieSeni problémov a menovitych tloh v oblasti ekondmie,
manaZzmentu a planovania. Modernd veda vyZaduje nekonvenc¢né metddy a postupy, zaloZené predovsetkym na
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vizualizdcii vysoko abstraktnych javov a procesov pomocou experimentovania vo virtudlnych laboratéridch.
Autor pouZiva pristupy a metddy, ktoré nespocivaji na verbdlnom vyjadrovani, ale na aktivnom zdcastiiovani sa
na procesoch prebiehajiicich vo virtudlnej realite. Takto sa darf integrovat’ do harmonickej jednoty inStruktivne
a konStruktivne pristupy k ziskavaniu novych poznatkov a zdroven zrucnosti pre takéto Specifické Cinnosti,
najmé pri tvorbe mentdlnych modelov a pri ich konstrukénej realizdcii vo vhodnych softvéroch, konkrétne
v tabul’kovom procesore Excel, komerénom softvéri STELLA a iDmc. (Pozri [2] , s. 299)

4. Zaver

V eseji sme sa zamerali na metodologické aspekty hodnotenia a testovania modelov.
Mozno konstatovat, Ze uzitocnost modelov pri hodnoteni prostriedkov zavisi od toho, ¢i
modely opisuju alebo vysvetluji relevantny jav. Deskriptivne modely moZno pouzit’ iba na
predpovedanie toho, ¢o sa stane v pripade, Ze sa neplanuje Ziadny zasah. Ked’Ze prostriedky
si planované zdsahy, nemozZno deskriptivne modely pouZit' na ich hodnotenie. Projekt
efektivneho hodnotenia prostriedkov vyZaduje technickd zruénost’ v konstruovani modelov, v
matematickom manipulovani s nimi, v projektovani prirodnych a simulovanych experimentov
a vo vykonavani Statistickych analyz dat, ktoré sa ziskali z experimentov obidvoch typov.
Dobre riadené hodnotenie prostriedkov méZe Casto navrhnit' spésob formulovania novych
prostriedkov, ktoré st lepsie, nez ktorékol'vek predtym testované. NavySe mdze navrhnit’, ako
formulovat’ prostriedky, ktoré sa pouZivanim modZu zdokonalovat, t.j. ulah¢ovat’ ucenie sa
a adaptdciu socioekonomickych systémov v globalnej vedomostnej spolo¢nosti.
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AKktualny vyvoj prijmovej nerovnosti na Slovensku
Recent trends in income inequality in Slovakia

Juraj Sipko, Cubica Sipkova

Abstract: With the current processes of globalization and deregulation, we may observe
arelatively strong polarisation of incomes taking place in all countries worldwide, including
European countries. A characteristic trait of the process of polarization is the steep rise in the
incomes of the wealthy and the gradual decrease of incomes in the middle class. The aim was
to find statistical measures, along with the corresponding graphical presentations, which
would appropriately describe the shift to lower incomes in the middle class in recent years in
the Slovak Republic. On the basis of the presented results, we conclude that the middle class
is experiencing a proportional shift to lower incomes in the SR.

Key words: Social polarization, Income inequality, Kernel estimation, Gross wages, Income,
Employees, Middle class, Quantiles, Galton's skewness.

KPuacové slova: socidlna polarizdcia, prijmova nerovnost, kernelovy odhad, hrubd mzda,
prijem, zamestnanci, stredna vrstva, kvantily, Galtonova Sikmost’.
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1. Uvod

V stcasnosti pokracuje proces socidlnej polarizacie v kazdej z eurdpskych krajin. Tento
proces je regiondlne nerovnomerny. V hodnotiacich sprdavach o ekonomickom vyvoji sa
problematike socidlnej situdcie stredne zardbajicich vrstiev v krajindgch EU zatial' nevenuje
primerand pozornost’. Pozornost” sociol6gov, regiondlnych geografov, Statistikov, ekonémov
a politikov v hodnoteniach o socidlnom vyvoji v krajindgch EU bola ststredend hlavne na
najchudobnejSie skupiny obyvatel'stva. Analyzy boli orientované hlavne na rozsah chudoby,
riziko ohrozenia chudobou, rozsah socidlneho vylicenia a na Zivotné podmienky jednotlivcov
nachédzajucich sa na okraji spolocnosti.

Stredne zardbajica vrstva (strednd vrstva) by mala predstavovat’ prevazni cast’
v spolocnosti. Zakladom pre klasifikaciu strednej vrstvy je teda troven prijmov. Od urovne
prijmov strednej vrstvy obyvatel'stva zavisi aj jej kipyschopny dopyt. Stredna vrstva je tou
astou spolo¢nosti, ktord vyraznou mierou ovplyviluje agregovany dopyt. Cim vyssie si
prijmy strednej vrstvy, tym je vys§i agregovany dopyt atym vys§i je hospodarsky rast
a zamestnanost. VysSie prijmy spravidla nielen podporuji hospodarsky rast a zniZuji
nezamestnanost’, ale pozitivne ovplyviuji aj socidlnu situdciu v spolocnosti a rast Zivotnej
trovne obyvatel'stva. Okrem toho, pre strednd vrstvu je charakteristickd aj vzdelanostna
droven a jej miesto v rozhodovacich procesoch v spolocnosti.

Na konci druhej polovice minulého storocia s prebiehajicim procesom globalizicie, ale
aj dereguldcie mozno sledovat, Ze dochddza k relativne silnej polarizacii prijmov takmer
vo vsetkych priemyselne vyspelych, ale aj rozvojovych Statoch, tzn. aj v eurépskych Statoch.
Charakteristickou ¢értou nastipeného procesu polarizacie je prudky ndrast prijmov v skupine
bohatych a postupné zniZovanie prijmov v strednej vrstve. K samotnému procesu polarizacie
v mnohych pripadoch prispievaji aj politické rozhodnutia v niektorych Stitoch. Napr.
stanovenie rovnakej dane z prijmov pre vsetkych obyvatel'ov. Vysledkom procesu polarizacie
je nespravodlivé prerozdel'ovanie zdrojov v spolocnosti atym dalSie zniZovanie prijmov
strednej vrstvy.
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Pri regiondlnom NUTS-2 porovnani jadrovych (kernelovych) odhadov funkcii hustot
(pdfs) rozdeleni hrubych mesa¢nych nomindlnych miezd v roku 2007 sa potvrdila chybajica
stredne zardbajuca vrstva zamestnancov v SR. Podobné presunutie pravdepodobnosti vyskytu
miezd zo strednej Casti rozdelenia do jeho koncov bolo v kazdom kraji SR. Najvicsi prepad
strednej casti kernelového odhadu pdf bol v Bratislavskom kraji. Za nim nasledoval
Zapadoslovensky kraj a najmenej vyrazny bol v Stredoslovenskom kraji.

Ani jeden z testovanych zndmych tvarov pdf nebolo mozné uznat' za vhodny model
kvoli prili§ velkému presunutiu pravdepodobnosti zo strednej Casti smerom ku koncom
rozdeleni. Vyplyva to aj zo zdpornej asymetrie strednej Casti celkovo kladne asymetrického
rozdelenia miezd a neiimerne prediZzeného tenkého pravého konca empirickych rozdeleni.
Vysledky analyzy kernelovych odhadov a aplikiacie pravdepodobnostného modelovania
rozdeleni miezd v NUTS-2 regiénoch SR vroku 2007 [1] nds viedli k skimaniu vyvoja
prijmov stredne zardbajticej vrstvy zamestnancov v obdobi rokov 2005 az 2009.

Prispevok je venovany porovnaniu rozdeleni ro¢nych prijmov zo zamestnania
(petiaznych a nepenaznych) u zamestnancov SR podl'a vysledkov oficidlneho zistovania EU-
SILC. V prispevku konstatujeme, Ze na Slovensku pokracuje proces proporciondlneho posunu
stredne zardbajicich vrstiev zamestnancov SR blizSie smerom k nizkym prijmom. Vzhl'adom
na obmedzeny rozsah prispevku, prezentované su len niektoré zaujimavé vysledky, ktoré
potvrdzuji tento zaver.

2. Vstupné udaje a pouZité metody

V prispevku prezentované vysledky vychadzaji zo siborov tdajov harmonizovaného
ro¢ného zistovania Statistika o prijmoch a Zivotnych podmienkach v EU (EU-SILC) za roky
2005, 2006 (UDB zo 6.9.2007), 2007 (UDB_20/08/2008), 2008 (UDB_10/09/2009) a 2009
(UDB_26/07/2010), poskytnutych Statistickym tradom SR. Ziskané boli stratifikovanym
ndhodnym vyberom, formou zistovania PAPI v domdcnostiach v SR v silade s platnymi
nariadeniami Eurdpskej komisie ohl'adom vyberu, spdsobu zistovania a definovania
premennych. Informacie o osobach vo veku 16 rokov a viac si sustredené do samostatného
stiboru osobnych prierezovych tdajov, ktory je oznaceny ako P_stbor.
Primarne premenné v P_siibore si rozdelené do piatich oblasti. Udaje o osobnom prijme
predstavuji hodnoty pétnastich premennych (séria komponentov hrubych prijmov a séria
komponentov Cistych prijmov). Aplikované v prispevku sd premenné: SPY200G Hrubd
mesacnd mzda zo zamestnania — Slovenska premennd zo suboru EU-SILC 2007; PY010G —
Penazny prijem zo zamestnania alebo jemu blizky prijem a PY020G — Nepenazny prijem zo
zamestnania, rond suma pre obe premenné zo stiborov za roky 2005 az 2009. Spracovdvané
boli len nenulové hodnoty prijmov 0sdb zaradenych do kategérie 3 (zamestnanec pracujici za
mzdu, plat, iny druh odmeny) premennej PL040 — Ekonomické postavenie v zamestnani.

Treba podotknit’, 7e zistené tdaje boli na SU SR kontrolované a upravované pre
neodpovede, nekontaktovanie domacnosti, nevycislenie a zistené chyby. Pre prijmové
premenné boli uplatnené imputdcie, predovSetkym na zdklade priemerovania. Analyzované
prijmové premenné, obsiahnuté v P_stbore, st v prispevku oznacené v stilade s oficidlnym
oznacenim v databdze podl'a nariadeni EK a oficidlnych priloh k databaze, preto ich v ¢lanku
nedefinujeme. Definicie cielovych premennych moZno ndjst na oficidlnej strinke EK
v Nariadeni Komisie (ES) ¢. 1983/2003 zo diia 7. 11.2003. Kvoli rychlejsej orientdcii
vo vystupoch a grafoch k oficidlnemu oznaceniu sme priradili kritke oznacenie s poslednym
dvojc¢islom roka (napr. empl_05income).

Pouzité pre hodnotenie prijmovej nerovnosti ajej vyvoja podla vyssie uvedenej
udajovej zakladne boli hlavne kvantilové deskriptivne a nadvézujice induktivne Statistické
metddy na baze tedrie poriadkovych Statistik. Analyzy boli robené v Statistickych
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programovych balikoch Statgraphics, SPSS avypocty menej zndmych Galtonovych
kvantilovych charakteristik Sikmosti ako aj relativnych mier nerovnosti pre volené casti
rozdeleni v Exceli 2007. Grafickd analyza spocivala v porovnani kernelovych odhadov
funkcii hustot, Q-Q grafov empirickych rozdeleni poriadkovych Statistik a box-plotov pre
volené Casti rozdeleni. Zdrojom vSetkych grafov a tabuliek prezentovanych v prispevku si
vlastné analyzy autorov.

3. Regionalna analyza mzdovej nerovnosti v SR v roku 2007

V grafickom porovnani kernelového odhadu funkcie hustoty rozdelenia hrubych
mesac¢nych nomindlnych miezd (najvyraznejSia krivka na obrdzku 1) s najlepSimi odhadmi
znamych tvarov pdfs mozno vidiet' rychlej$i pokles za vrcholom v oblasti hodndt miezd
od 650 € do 900 €. Naklonenie vrcholu v strednej Casti rozdelenia upozorfiuje na zdpornu
asymetriu strednej polovice hodnot v rozdeleni, ktoré ma celkovo kladnd asymetriu. Treba si
uvedomit,, Ze posun vrcholu smerom k vy$§im hodnotdm (zdpornd asymetria) len v strednej
Casti celkovo kladne zoSikmeného rozdelenia neznamend ndrast, ale prave prepad, posun
pravdepodobnosti zo strednej Casti rozdelenia do jeho koncov.
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Obrdzok 1: Kernelovy odhad hrubych mesacénych miezd zamestnancov v Bratislavskom
regione (s maximdlne vierohodnymi odhadmi teoretickych rozdelent)

Pre pravdepodobnostné modelovanie takychto netypickych tvarov rozdeleni miezd
v regiénoch SR nebol najdeny vhodny znamy tvar pdf z 38 testovanych teoretickych spojitych
rozdeleni (najlepsie pre SR a jej regiony boli tvary loglogistického, lognormalneho, pripadne
aj logistického rozdelenia). Overenie zhody rozdeleni bolo uskutonené viacerymi znamymi
testami dobrej zhody, ale tak ako je Casté v pripade velkych vyberov testy nepotvrdili dobri
zhodu. Preto sme porovndvali teoretické rozdelenia s empirickymi pomocou Q-Q grafov
a zhodu merali koeficientmi korelacie. VSak ani jeden z testovanych tvarov nebolo mozné
uznat’ za vhodny kvoli prili§ hrubym dolnym koncom, zdpornej asymetrii strednej Casti
a prili§ prediZenému tenkému pravému koncu empirickych rozdeleni (vysledky regiondlneho
pravdepodobnostného modelovania premennej SPY200G v roku 2007 pozri napr. v [1]).

Ako dokumentuje dosial uvedené, rozli§it mozno dva pripady presunu
pravdepodobnosti zo strednej Casti rozdelenia miezd. Po prvé, polarizdcia nastdva ndrastom
extrémne vysokych miezd a po druhé k polarizicii dochddza prepadom stredne zarabajicej
vrstvy smerom k nizkym hodnotim. Casto ide o nerovnomernd kombinaciu oboch pripadov.
Presunom pravdepodobnosti do tenkého pravého konca, t.j. CastejSim vyskytom extrémne
vysokych miezd v SR sa v tomto prispevku nezaoberame.
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Ststredili sme pozornost’ na ndrast prijmovej nerovnosti, ktory je spdsobeny postupnym
presunom pravdepodobnosti v prostrednej Casti rozdelenia smerom k dolnému (I'avému)
hrubému koncu rozdelenia prijmov zamestnancov SR.

4. Posledny vyvoj prijmovej nerovnosti v strednej vrstve zamestnancov SR

Strednd vrstvu zamestnancov definujeme podla drovne prijmov, t.j. patria do nej
zamestnanci s prijmami medzi dolnym a hornym kvartilom prijmového rozdelenia. Rozsah
rastu prijmovej nerovnosti len posunom v strednej Casti rozdelenia prijmov zamestnancov
smerom k niz§im hodnotdm v SR v poslednom obdobi hodnotime graficky, napr. porovnanim
box-plotov len pre prostrednd cast’, ale aj kvantitativne, napr. kvantilovymi charakteristikami
asymetrie strednej Casti rozdelenia miezd v SR v rokoch 2005 aZz 2009. Rozdelenie casti
medzi dolnym ahornym kvartilom prijmovej premennej (penazny aj nepenazny) prijem
zo zamestnania, ktord vznikla sictom PY020G aPYO010G, je za roky 2005 az 2009
porovnany na obrdzku 2 pomocou box-plotov. Osoby zahrnuté do kategdrie 3 (zamestnanec),
ktoré mali nulové hodnoty sledovanej premennej, neboli do analyzy zahrnuté.

05income__half/med

06income_half/med }—‘

07income__half/med

—
;
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Obrdzok 2: Box-ploty prostrednej Casti relativnych hodnét prijmovych rozdeleni vzhl'adom
na ro¢né medidny v rokoch 2005 az 2009

Pretoze sledovany prijem je nomindlnou premennou, rasticou na Slovensku v rokoch
2005 az 2009, porovnania na zdklade absolitnych hodnot prijmov vhodne necharakterizuji
posuny v proporcionalnej Struktire rozdelenia prijmov. Ciel'om nie je hodnotit’ vyvoj Grovne
prijmov, ale ndzorne porovnat proporciondlne zmeny v prostrednej Casti rozdelenia, preto
sme na obrdzku 2 pouZili prijmy ustdlené na medidnovi tdroven v sledovanych rokoch.
Tabul’ka 1: Hodnoty Galtonovej Sikmosti — kvantilové miery asymetrie prostrednej casti

prijmovych rozdeleni, 2005 - 2009

Prijmy medzi dolnym | Kkvartilova sixtilova kvartilova Sikmost sixtilova Sikmost
a hornym kvartilom Sikmost’ Sikmost’ ez . oz A
Pava prava Pava prava
empl_05income_half 0,1169 0,2441 0,442 0,558 0,411 0,589
empl_06income_half 0,0588 0,0000 0,471 0,529 0,500 0,500
empl_07income_half 0,2292 0,2856 0,385 0,615 0,395 0,605
empl_08income_half -0,0913 -0,0521 0,546 0,454 0,522 0,478
empl_09income_half -0,2194 -0,2294 0,610 0,390 0,576 0,424

Zaujimavé je postupné skracovanie hornej Casti Skatulky sprevddzané nédrastom jej
lavej casti, posun celej Skatulky kniZ§fm hodnotdm, ako aj zmena polohy priemeru

pod medidn v roku 2008 ajeho eSte vACSi posun k niz§im hodnotdm v roku 2009. Posun
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priemeru a ndrast lavej Casti Skatul’ky v porovnani s pravou ¢astou znamenaju rast zapornej
asymetrie prostrednej Casti prijmovych rozdeleni, ¢o je v grafe zndzornené aj proporciondlne
v sulade s narastajticou vzdialenostou kvartilov relativnych hodndt prijmov.

Velkost' tohto posunu v prostrednej ¢asti prijmového rozdelenia mozno merat’ pomocou
relativnej charakteristiky Sikmosti na baze kvantilov, tzv. Galtonovej Sikmosti. Pomocou
sixtilovej Sikmosti meriame asymetriu vécSej Casti prostrednej polovice prijmového
rozdelenia porovnanim Standardizovanych vzdialenosti horného sixtilu od medidnu a dolného
sixtilu od medianu. Vysledné hodnoty Galtonovych mier obsahuje tabul’ka 1.

Klesajice hodnoty kvartilovej Sikmosti v obdobi rokov 2007 az 2009 az do zapornych
hodndt jednozna¢ne potvrdzuji nd§ ndzor o postupnom narastajicom posune stredne
zardbajlcej vrstvy zamestnancov k nizkym hodnotdm prijmov v poslednych rokoch. Velkost’
proporciondlneho poklesu/ndrastu hornej/dolnej Casti v box-plotoch kvartilov, alebo sixtilov
je merand pravou/lavou Sikmost'ou. Ziskané hodnoty potvrdzuji predchddzajice zévery
a kvantifikuji velkost” tohto posunu.
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Obrdzok 3: Analyticky graf priemernych iirovni strednej Casti prijmového rozdelenia
u zamestnancov v SR v rokoch 2005 aZ 2009 (s 95 % intervalmi spol’ahlivosti)

Vysky priemernych prijmov prostrednej polovice rozdeleni v jednotlivych sledovanych
rokoch aich postavenie vzhl'adom na ich priemernd hodnotu za celé sledované obdobie je
znazornené na obrazku 3. Hranice 95 % - nych intervalov spol’ahlivosti potvrdzujd Statisticky
vyznamny pokles priemernej trovne stredne vysokych prijmov na Slovensku od roku 2007.

NaSou snahou bolo ndjst primerané Statistické miery, t.j. relativne a adekvatne
pre volené casti prijmového rozdelenia, ako ajndzorné grafické zobrazenia vhodne

charakterizujice posun strednej vrstvy zamestnancov k niz$im prijmom.
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Obrdzok 4: Kernelové odhady pdf strednych casti rozdeleni relativnych odchylok prijmov
od medidnov (zamestnanci v SR v rokoch 2005 a 2009 podl’'a EU-SILC)
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Jednym z takychto analytickych grafickych zobrazeni je porovnanie kernelovych
odhadov hustot relativnych vzdialenosti hodndt v prostrednych poloviciach prijmovych
rozdeleni od medianov prijmov v porovnavanych rokoch. Na osi x grafu obrazku 4 su
odchylky prijmov od medidnu v desatinnom vyjadreni z velkosti medianu v prislusnom roku.
Prepad empirickej pdf v Casti nad hodnotami 0,2 az 0,6 v roku 2009 oproti roku 2005 je
vyrazny a jednoznacne podporujici nase predchadzajice tvrdenia.

5. Zaver

Vysledky analyz oficidlnych ddajov SU SR v prispevku potvrdzuji tézu o presune
stredne zardbajicej vrstvy zamestnancov v SR v poslednych rokoch smerom k nizZ§im
prijmom. Zvolili sme relativne Statistické miery, ktoré vhodne charakterizuju proporciondlny
posun v prostrednej polovici prijmovych rozdeleni k nizZ$im hodnotam, hlavne v obdobi
od roku 2007 a tieZ grafické zobrazenia, ktoré toto tvrdenie podporili.

Rast prijmovej nerovnosti v SR posunom strednej vrstvy zamestnancov smerom
k niz§im prijmom v poslednych rokoch pri nezmenenom trende znamend jej ohrozenie, ako aj
nérast pravdepodobnosti, Ze sa vicSia Cast’ obyvatel'stva SR ocitne bliZsie k absolitnej hranici
chudoby. Stile menej zamestnancov zo strednej vrstvy md Sancu udrzat’ sa na rovnakej drovni
v spoloCnosti alebo zaradit' sa klepSie zardbajicej vrstve. Tato skutocnost sa neda
kvantifikovat’ mierami oficidlne pouZivanymi v rdmci krajin EU, ktoré vychadzaji
z relativnej hranice ohrozenia chudobou —stanovenej ako 60 % ndrodného medidnu
ekvivalentného disponibilného prijmu domacnosti.

ZhorSujice sa postavenie strednej vrstvy obyvatel'stva, zvlast v obdobi svetovej
hospodarskej recesie, vyznamne negativne vplyva na agregovany domadci dopyt a tym aj na
potenciondlny hospodarsky rast a na rast Zivotnej trovne obyvatel'stva.
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Kvantilové modely vysky skod v poisteni motorovych vozidiel
Quantile Models of Losses in Car Insurance

Lubica Sipkova, Viera Pacakova

Abstract: The objective is to describe the variation in claim amounts by finding a loss
distribution that adequately describes the claims which actually occur. Particular attention is
paid to the studying of the right tail of the distribution, since it is important to not
underestimate the size of large losses. The objective of this paper is to call attention to a new
approach to statistical modelling by using inverse distribution functions i.e., quantile
functions. The use of models based on quantile methods provides an appropriate and flexible
approach to the distributional modelling needed to obtain well-fitted tails. Modern computer
simulation techniques open up a wide field of practical applications for this theory concept,
without requiring the restrictive assumptions and sophisticated mathematics of many
traditional aspects of insurance risk theory.

Key words: Individual Loss Distribution, Quantile Distribution Functions, Gamma-Pareto
Probability Model, Lognormal-Pareto Distribution, Oztiirk - Dale Estimation Method.
KPacové slova: model individudlnych poistnych plneni, rozdelenie poistnych $kod,
kvantilova distribu¢na funkcia, gamma — Paretov model, lognormalne-Paretovo rozdelenie.
JEL classification: C14, C46, G22

1. Uvod

Utelom aplikicie teérie rizika v poistnych veddch je ohodnotit celkovi vyiku
poistnych plneni. V prispevku venujeme pozornost’ jednému z komponentov celkovej sumy
poistnych plneni — individudlnym poistnym plneniam. Celkovi vysku poistnych plneni
vyznamne ovplyviiuju zriedkavé ale extrémne vysoké poistné plnenia. Aplikdcia modelovania
poistnych §kdd pomocou zndmych pravdepodobnostnych funkcii s odhadom ich parametrov
metédou maximadlnej vierohodnosti Casto prinasa tvary s nedostatocnou zhodou prive
v prediZenych pravych koncoch a s podhodnotenim extrémnych poistnych plnen.

Snahou je aplikovat’ metédy kvantilového modelovania na rozdeleni poistnych plnen{
v nezivotnom majetkovom poisteni a popisat’ tak pravdepodobnostné rozdelenie modelom,
ktory prinesie lep$iu zhodu prediZeného pravého konca. Kvalitnejsie modelovanie vysokych
hodnét s primeranym presunutim pravdepodobnosti do konca rozdelenia prindSa aj
adekvatnejsi tvar v jeho strednej casti. Spravne, proporciondlne primerané rozdelenie
pravdepodobnosti v celom intervale moZnych hodndt poistnych plneni, znamend lepSiu
celkovi zhodu modelu s empirickym rozdelenim a v tom zmysle aj kvalitnej$i odhad vySok
individudlnych poistnych plneni aj s moZnostou rychleho odhaduich proporciondlneho
postavenia v celkovom rozdeleni.

Moderné odhady kvantilovych tvarov pravdepodobnostnych modelov umoziuji
aplikdcie v poistnych vedach bez poziadaviek na splnenie vychodiskovych predpokladov
klasickych matematicko-Statistickych metéd pravdepodobnostného modelovania v tedrii
rizika.
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2. Vstupné data — poistné plnenia poistenia motorovych vozidiel proti kradezi

Ako priklad vhodného vyuZitia metdd pravdepodobnostného modelovania na
kvantilovom zdklade v pripade poistnych plneni v neZivotnom poisteni slizi aplikdcia
v prispevku na subore 120 individudlnych poistnych plneni poistenia motorovych vozidiel
proti krddeZi s najniZSou zaznamenanou hodnotou 3 € a najvys$sou 32 043 €. Predpokladom je,
Ze tieto individudlne hodnoty poistnych plneni si ndhodnym vyberom z pravdepodobnostného
rozdelenia ndhodnej premennej X, nazyvaného rozdelenie poistnych §kod (loss distribution).

Grafické zobrazenia vlastnosti empirického rozdelenia $kdd (pozri obrdzok 1
a obrézok 2) dopliia ich kvantifikdcia pomocou zakladnych vyberovych charakteristik.

95% confidence interval for median: [623,811; 1113,19]
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Skutoénost’, Ze rozpitie nad hornym kvartilom (x,;; =1746) je priblizne stokrat vicSie
ako rozpitie pod dolnym kvartilom (x,,; =269), ako aj pocet extrémne vysokych $kdd

(desat’ ich prevySuje hodnotu trojnasobku kvartilového rozpitia pripoc¢itani k hornému
kvartilu) upozorfiuje na nesmierne dlhy pravy koniec rozdelenia poistnych $kod. (Tri
najvyssie Skody: 11 453 €; 22 274 €; 32 043 €; nie st v box-plote zobrazené.)
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Obrdzok 2: Kernelovy odhad funkcie hustoty rozdelenia poistnych skod

Kazdej vzostupne usporiadanej hodnote individudlneho poistného plnenia, x, sme
priradili hodnotu pravdepodobnosti p, uddvajticu jej proporciondlne postavenie v rade n = 120
zistenych hodndt:
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Pre x;, odhad pravdepodobnosti je p,, = (r—0,5)/n.Vypotet r-tej hodnoty
pravdepodobnosti p zodpoveda rozdeleniu intervalu (0, 1) symetricky do 120 rovnakych casti.
Ziskali sme tak usporiadané dvojice (x(m), pm), ktoré charakterizuji empirické rozdelenie
§kdd. Hodnota x, pre kazdé p sa nazyva vyberovym p-kvantilom rozdelenia poistnych §kod.

3. Konstrukcia kvantilového modelu vysky poistnych skod

Popri Siroko vyuZivanej estimdcii parametrov funkcii hustot (pdfs) rozdeleni poistnych
§kod (Weibullovho, Paretovho, lognormélneho, gamma rozdelenia) metédou maximalnej
vierohodnosti, stdle CastejSie sa vyuZivaji v pravdepodobnostnom modelovani aplikdcie
zaloZené na Galtonom prvykrat pouZzitych kvantiloch a s metodologickym zdkladom v tedrii
poriadkovych $tatistik (Order statistics theory). Pravdepodobnostné modely definované tvarmi
inverznych distribuénych funkcii (percentilovych funkcif) si zname ako kvantilové
pravdepodobnostné modely (QM). Odporicame ich aplikdciu v pravdepodobnostnom
modelovani poistnych $kdd v pripade, ked’ klasicky pristup pomocou znamych pdfs neprinasa
dostatoént zhodu horného konca vel'mi vysokych $kod.

Hodnoty vierohodnostnych pomerov metédou maximélnej vierohodnosti odhadnutych
najzndmejsich tvarov pdfs (zosumarizovanych v tabulke 1) potvrdili najvhodnej$i tvar
posunutého Weibullovho rozdelenia a posunutého gamma rozdelenia.

Tabul’ka 2: Porovnanie odhadnutych pdfs rozdelenia vysky individudlnych skod

Distribution Est. Parameters | Log Likelihood Chi-Squared P KSD V
Weibull (3-Parameter) 3 -1011,67 0,0244651 0,115054 0,154036
Gamma (3-Parameter) 3 -1012,14 0,00878416 0,12502 0,180079
Lognormal (3-Parameter) |3 -1013,12 0,250284 0,0733204 0,12181
Loglogistic 2 -1013,24 0,0556913 0,0674586 _ [0,12815
Loglogistic (3-Parameter) |3 -1013,42 0,331703 0,0739145 |0,135035
Lognormal 2 -1014,73 0,1073 0,0867263  [0,13881
Weibull 2 -1017,43 0,0219407 0,100633 0,157367
Gamma 2 -1022,46 0,0302371 0,139439 0,18965
Exponential (2-Parameter) |2 -1033,14 0,00141504 0,201559 0,239471
Exponential 1 -1033,32 0,00214622 0,201328 0,239099
Birnbaum-Saunders 2 -1036,11 0,0000017752 0,189219 0,235474
Cauchy 2 -1056,23 2,52777.107 0,217514 0,223384
Largest Extreme Value 2 -1083,48 9,99201410"6 0,21277 0,360104
Generalized Logistic 3 -1083,52 1,11022.10™ 0,213642 0,360952
Laplace 2 -1092,65 0,0 0,296491 0,360887
Exponential Power 3 -1092,65 0,0 0,297527 0,360711
Logistic 2 -1114,82 0,0 0,266996 0,449987
Pareto (2-Parameter) 2 -1120,03 0,0 0,396166 0,609362
Pareto 1 -1141,79 0,0 0,423516 0,654517

Testy dobrej zhody empirického rozdelenia vysky $kod so zndmymi tvarmi pdfs
potvrdili vhodnost aj logaritmicko-normalneho a logistického modelu.

Napriek tomu, podl'a Q-Q grafu na obrazku 3, Ziadny odhadnuty tvar pdfs nemodeluje
horny koniec rozdelenia poistnych $kod a v dosledku toho ani jeho strednd Cast’ primerane.
(Pozri S-tvar empirického rozdelenia pre logaritmicko-normdlny model, ako aj nedostato¢né
prispdsobenie ostatnych tvarov v Q-Q grafe na obrazku 3).

Mozno konstatovat, ze klasicky pristup k pravdepodobnostnému modelovaniu
neumoznil ndjst’ tvar pdfs, ktory by modeloval celé rozdelenie poistnych $kod s dobrou
zhodou bez dodatoc¢nych transformdcii empirickych uddajov. NajlepSiu zhodu priniesli
Weibullov, gamma a logaritmicko-normalny tvar, vSak aj tieto nevhodne modeluji dlhy horny
koniec. Okrem mozZnej matematickej transformécie vstupnych hodnot $kod, rieSenim je
modelovanie prostrednictvom vhodnych matematickych udprav kvantilovych funkcii vyssie
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potvrdenych vhodnych tvarov teoretickych rozdeleni, pristup znamy ako kvantilové
pravdepodobnostné modelovanie poistnych skdd.
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Obrdzok 3: Q-0 graf odhadnutych pdfs pre poistné skody
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Treba spomentt’ aj d’alSie vyhody definovania rozdelenia poistnych $kdd v tvare
kvantilovej funkcie (QF), napr. vhodné vychodisko k Monte-Carlo simuldcidm rankitu $kod,
ako aj k bootstrapovym odhadom vysky $kdd, vysoki elasticitu kvantilovych funkcii vyhodnu
pri modelovani v podstiboroch a v aktualizdcidch modelu poistnych $kdd v Case.

Moznost’ matematickych dprav a kombinovania inverznych distribuénych funkcii vedie
ku konStrukcii primeraného kvantilového modelu. Okrem skladania primeraného
kvantilového tvaru treba spomenit’ aj mozZnost aplikdcie niektorého extrémne elastického
zovseobecneného kvantilového tvaru, o com pojedndva napr. Pacdkovd, Sipkova a Sodomova
(2006, s. 263-275). Prvy zndmy zovseobecneny tvar lambda rozdelenia (RS GLD), definovany
Rambergom and Schmeiserom (1974, p. 78-82) umoZziluje modelovat od zdporne
asymetrickych cez rovnomerné, symetrické, kladne asymetrické tvary s réznou Spicatostou
a dizkou ich koncov. Problémom je &asto presnd estimécia jeho Styroch parametrov, z ktorych
dva parametre tvaru si v exponentoch. Metodolégiu modelovania pomocou RS GLD mozno
ndjst’ napr. v Sipkova (2004, p 107-128 or 2005, p. 90-104).

KvalitnejSie vysledky sme dosiahli konstrukciou koncepéného kvantilového modelu
odzrkadl'ujiceho vlastnosti empirickych hodndt poistnych §kdd. Opis  vhodného
matematického apardtu na konStrukciu primeranej kvantilovej funkcie, ako aj technik
identifikdcie, estimdcie a verifikdcie kvantilovych pravdepodobnostnych modelov, zv14st pre
hrubé alebo dlhé konce vyrazne asymetrickych tvarov rozdeleni, poskytuje monografia
Sipkovd a Sodomova (2007) a vyklad tedrie modelovania kvantilovymi tvarmi poskytuje
kniha Warrena Gilchrista (2000).

Hlavnym cielom v prispevku je aplikovat metédy koncepéného kvantilového
modelovania na celé rozdelenie vysky poistnych $kod, posidit’ jeho mozZnosti aj primeranost’
a analyzovat jeho vyhody anevyhody. Preto sa hlbSie nevenujeme vykladu metéd
kvantilového modelovania, ale len uvddzame odkazy na prislusnd literatiru. Extrémne Skody
st vhodne modelované pomocou Paretovho kvantilového tvaru v pravom konci rozdelenia.
Modelovanim etrémnych poistnych $kod sa zaoberd ¢ldnok Pacdkovej a Sipkovej (2003),
alebo Pacdkovej, Sipkovej a Soltésa (2006). Vychodiskovu tedria kvantilového koncep&ného
modelovania a metéd estimacie parametrov QM je Castou tedrie Statistickej indukcie pod
ndzvom poriadkové Statistiky Order statistics theory (pozri napr. David and Nagaraja, 2003).
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4. Vysledky aplikacie kvantilového modelovania vysky poistnych skod

Pouzitim pravidiel modifikdcie kvantilovych funkcii s vyuZitim vysledkov identifikdcie
najvhodnejsich tvarov pdfs sme poskladali tri kompozitné kvantilové tvary. Modely boli
optimdlne vazené tak, aby ¢o najvhodnejsie reSpektovali vlastnosti vstupnych hodnot skod.

e Semi-linedrny kvantilovy gamma-Paretov model pre poistné skody je:

Q(p):0{+[a)(l—p)GAMAINV(p;,B. 7)+K%_p)5], 0< p< 1,8>0 )

e Semi-linearny Weibullov-Paretov kvantilovy model je:

Q(p)=/1+n{(l—p)[—ln(l—p)] ﬁ+l{ }} 0<p<LB>0,7>0 (3

1
(1-p)
A je parameter polohy, 1 je parameter variability, B a ¥ sd vlastné parametre tvaru.
e Semi-linearny lognormalny-Paretov kvantilovy tvar bez extra parametra polohy je:

Q(p)=w(1- p) LGINV (p;ﬂ.}/)+’(%_p)§, 0<p<1,6>0 “)

V pripade oboch aplikovanych metéd estimdcie, aproximativnej zovSeobecnenej
Oztiirkovej a Daleho metédy a metédy najmensich absoldtnych distribu¢nych rezidui:
e,=x,—Q(p,:0) . r =1, 2, ..n. (pozri Gilchrist 2000, s. 198) boli pouzité kroky
minimalizécie optimalizacnej procediry Solver v Excele.

Najlepsie ziskané odhadnuté tvary kvantilovych modelov rozdeleni poistnych $kéd podla
vzt'ahov (1 az 3) boli graficky and numericky porovnévané.
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Obrdzok 3: Porovnanie empirickych $kod s gamma-Paretovym modelom pomocou
medidnového rankitu a hranic 99% intervalu spol’ahlivosti

Z mnozstva grafickych a numerickych metéd verifikacie sme uprednostnili tie, ktoré maji
priamu stvislost’ s kvantilovymi charakteristikami. Okrem nich, vhodnou mierou kvality
kvantilového modelu je koeficient koreldcie medzi simulovanymi hodnotami medidnového
rankitu odhadnutého kvantilového modelu a empirickymi ddajmi. V pripade odhadnutych
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troch tvarov modelov boli hodnoty koeficientov koreldcie vysoké (lognormdlny-Paretov
model: 0,9898, Weibullov-Paretov model: 0,9905 and gamma-Paretov model: 0,9908).
Najlepsi odhadnuty tvar aj pre dlhy pravy koniec je gamma-Paretov kvantilovy model.

5. Zaver

Vysledky jednoznaéného kvantilového pristupu v modelovani rozdelenia poistnych $kod
v pripade poistenia motorovych vozidiel demonstruje jeho dcelnost’ a vyuZitelnost’ v pripade
pravdepodobnostného modelovania individudlnych poistnych plneni. Prezentované metody
a techniky prindSaji vhodné tvary pravdepodobnostnych modelov a si aplikovatel'né hlavne
v pripade komplexnych asymetrickych rozdeleni poistnych plneni s existenciou extrémne
vysokych zriedkavych hodndt. Poskladané koncepcné kvantilové tvary modelujui extrémy
velmi vhodne. Naviac, ndsledné analyzy extrémov mdZu nadvizovat priamo pri pouZiti
kvantilového tvaru v Monte Carlo simulaciach.
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Vypocet variability v heterogennim a homogennim portfoliu
Calculate the variability in Heterogeneous and Heterogeneous Portfolio

Ondfej Slavicek

Abstract: The article deals with the derivation of basic numerical characteristics of
homogeneous and heterogeneous portfolio of insurance contracts, if the parameter A,
describing the number of claims during the reporting period, is a random variable with known
probability distributions.

Key words: Heterogeneous Portfolio, Homogeneous Portfolio, Variability, Collective Risk,
Compound Poisson Distribution

Kradové slova: heterogenni portfolio, homogenni portfolio, variabilita, kolektivni riziko,
sloZené Poissonovo rozdéleni

JEL classification: C10

1. Uvod

V ¢lanku se budeme vénovat rozdilim ve vypoCtu variability u heterogenniho
a homogenniho portfolia v zavislosti na parametru A Poissonova rozdéleni poctu $kod béhem
sledovaného obdobf, ktery nenf zndm s jistotou, ale jde o ndhodnou veli¢inu, u které zndme
rozdéleni pravdépodobnosti. S Poissonovym rozdéleni poctu pojistnych udalosti pracujeme
pro jeho jednoduchost a ndzornost. Pfistupy a myslenky vSak lze zobecnit na riznd jina
rozdéleni, kterymi se pocet pojistnych uddlosti fidi, napiiklad binomické rozdéleni nebo
negativné binomické rozdéleni pravdépodobnosti.

2. Model kolektivniho rizika

Diive neZ budeme definovat celkovou vysi Skody, kterd vznikla béhem sledovaného
obdobi, zaved'me nésledujici znaceni. Necht ndhodnd veli¢ina N uddvad pocet pojistnych
plnéni béhem sledovaného obdobi a ndhodnd veli¢ina X; udava vysi i-tého pojistného plnéni.
Pfedpoklddejme, Ze ndhodné veliiny {X;}iZ; jsou nezdvislé a maji stejné rozdéleni
pravdépodobnosti, u kterého zndme prvni i druhy moment (oznaéme m;, my). Dile
piedpoklddejme, Ze ndhodnd veli¢ina N je nezdvisld na ndhodnych veliGindch {X;};Z,. To
jinymi slovy znamend, Ze pocet pojistnych uddlosti neni zdvisly na vysi jednotlivych
pojistnych plnéni a jednotlivé vySe pojistnych plnéni se vzdjemné neovliviiuji. Diéle
pfedpoklddejme, Ze rozdéleni pravdépodobnosti ndhodnych veli¢in {X;}{Z; se b&hem
sledovaného obdobi neméni. Za téchto predpokladii mizeme definovat ndhodnou veli¢inu

S urcujici celkovou vysi Skody jako:
S=X,+X,+ -+ Xy.
JestliZze ndhodn4 veli¢ina N = 0 potomi S = 0.
Nyni odvodime stfedni hodnotu a disperzi nahodné veliCiny S. ProtoZe vSak S zavisi
na ndhodné veli¢iné¢ N, musime pro vypocet pouZit zndmé vlastnosti podminéné stiedni
hodnoty a podminéné disperze. Pro kazdé dvé ndhodné veli¢iny X, Y plati:

E(X) = E(EXIV)) M

D(X) = E(D(XI)) + D(EXIY)). 2
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P1i hledani E(S) vyuZijeme vlastnost (1) takto:

E(S) = E(E(SIN)),

3)
ProtoZe N je ndhodna veli¢ina, pfedpokladejme nyni, Ze N = n pak
n
E(SIN = n) = Z E(X,) = nm,, tedy E(S|N) = Nm,. "
i=1
Po dosazeni do (3) tedy dostavame:
E(S) = E(E(SIN)) = E(Nm,) = E(N)m,. 5
Nyni s vyuzitim vlastnost (2) odvod’'me disperzi ndhodné veli¢iny S:
D(S) = E(D(SIN)) + D(E(SIN)). 6
Protoze nahodné veli¢iny Xi jsou dle pfedpokladu nezévislé, plati:
n
DESIN =) = > D(X) =n(m, - m?), a tedy D(SIN) = N(m; = m3), 2
i=1
po dosazeni do (6) dostaneme:
D(S) = E(N(m; — m)) + D(Nm,) = E(N)(m; — m{) + D(N)m.
8)

Podafilo se ndm tedy odvodit stfedni hodnotu a disperzi pro ndhodnou veli¢inu
popisujici celkovou vysi Skody. ZvySe uvedenych vztahd je vidét, Ze tyto Cciselné
charakteristiky zdvisi na momentech ndhodné veli¢iny Xi a rozdéleni pravdépodobnosti
ndhodné veli€iny N.

V ¢lanku déle budeme pracovat s ndhodnou velic¢inou N, kterd bude mit Poissonovo
rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem A, tedy N~Po(X). V takovém piipadé¢ bude mit
ndhodnd veli¢ina S sloZené Poissonovo rozdéleni s parametrem A. Stfedni hodnotu a disperzi
nahodné velic¢iny S ur¢ime pomoci vztahu (5) a (8) a pfedpokladu:

E(N) =D(N) =4
nésledovné:
E(S) = E(N)m; = Am;
9)
D(S) = E(N)(m, — m?) + D(N)m? = A(m, — m?) + Am? = Am,.
10)

3. Variabilita v heterogennim portfoliu

Vezméme nyni v ivahu portfolio obsahujici n nezdvislych pojistnych smluv.
Celkovou vysi skody pro i-tou pojistnou smlouvu ozna¢me jako ndhodnou veli¢inu S;, kde S;
ma sloZené Poissonovo rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem A; a distribuéni funkci F(x).
Dale pro jednoduchost predpoklddejme, Ze rozdéleni pravdépodobnosti individudlni vySe
skod je stejné pro vSechny pojistné smlouvy. Déle pfedpoklddejme, Ze toto rozdéleni je zndimé
na rozdil od hodnot parametru Poissonova rozdéleni A;. V této &dsti ¢ldnku budeme dile
piedpokladat, Ze A; jsou ndhodné veli¢iny se stejnym, zndmym, rozdélenim pravdépodobnosti.
To tedy znamend, Ze jestliZe ndhodné vybereme pojistnou smlouvu z portfolia, tak
predpokldddme, Ze nezndme piislusny parametr Poissonova rozdéleni.
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Nyni pfedpoklddejme, Ze parametr Poissonova rozdéleni pojistnych smluv v portfoliu
neni znam, ale se stejnou pravdépodobnosti se rovnd bud’ hodnoté 0,1 nebo hodnoté 0,3.
Nasim udkolem je najit stfedni hodnotu a disperzi celkové vyse Skody u nahodné vybrané
pojistné smlouvy z portfolia a dale pak stfedni hodnotu a disperzi celkové vyse Skod celého
portfolia.
Z predchozich dvah vime, Ze {1;}7=; jsou nezdvislé, stejné rozdélené ndhodné veliCiny
s néasledujicim rozdélenim pravdépodobnosti:
P(4;=01)=05
P(4;=03)=05
atedy E(M) =0,2 aD(A) =0,01.
Nyni vypocitdme stiedni hodnotu a disperzi ndhodné veliginy S; za podminky A;. Jak
jsme jiz difve ukdzali S; m4 sloZené Poissonovo rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem A
a na zédkladé vztahdl (9) a (10) vime, Ze E(S;)) = Amy a D(S)) = Aimy. S vyuZitim téchto
vlastnosti a vztaht (1) a (2) miZeme stfedni hodnotu a disperzi ndhodné veli¢iny S;
za podminky A; ur¢it jako:
E(S) = E(E(Si|4)) = E(Aimy) = 0,2m, an

D(S) = E(D(Si14)) + D(E(Si|4)) = E(Amy) + D(A;my) = 0,2m, + 0,01m?.  (12)

Vypocitali jsme stfedni hodnotu a disperzi celkové vyse Skody u ndhodné vybrané pojistné
smlouvy z portfolia. Nyni se zaméfme na vypocet stiedni hodnoty a disperze vyse $kody
v celém portfoliu. ProtoZe ndhodné veli¢iny {S;}[=; jsou nezdvislé a stejné rozloZené,
muzeme pro vypocet pouZzit vysledky (11) a (12), tedy:

E <Z 5i> =nE(S,) = 0,2nm, (13)

i=1

n
D (Z sl-) = nD(S,) = 0,2nm, + 0,01nm?. (14)

i=1

4. Variabilita v homogennim portfoliu
Nyni se podivejme na situaci, kdy mame portfolio pojistnych smluv homogenni. Opét
uvazujme n pojistnych smluv, celkova vyse Skody pro jednu pojistnou smlouvu ma slozené
Poissonovo rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem A. Tento parametr je na rozdil
od pfedchozi situace stejny pro vSechny pojistné smlouvy. Stejné jako v piedchozi situaci
pfedpokladejme, Ze nezndme hodnotu A, ale zndme rozdéleni pravdépodobnosti pro mozné
hodnoty A, tedy A budeme povaZovat za ndhodnou velifinu, a Ze zndme s jistotou prvni
a druhy moment nahodné veli¢iny popisujici individudlni vysi Skody.
Nasim ukolem je opét odhadnout stfedni hodnotu a disperzi celkové vyse Skody
u ndhodné vybrané pojistné smlouvy z portfolia a poté také celého portfolia. Ndhodna veli¢ina
A ma nasledujici rozdéleni pravdépodobnosti:
P(A=01)=05
P(1=10,3)=0,5.
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S vyuzitim vztahu (1) a (2) miZeme psat:
E(S) = E(E(S:D) = E(Amy) = 0,2m, (15)

D(S) = E(D(SID) + D(E(S:ID) = E(Amy) + D(Amy) = 0,2m, + 0,01m?2. (16)

Vidime, Ze stfedni hodnota i disperze celkové vySe Skody u ndhodné vybrané pojistné
smlouvy ndm vysla stejné jako v piipadé heterogenniho portfolia. Nyni se podivejme
na vypocet téchto charakteristik u celého portfolia:

E <Z 5i> =nE(S) = 0,2nm, (17

i=1

D (Z si> —E(D (;(siu)> +D <E ;(sim)> = E(imy) + Dnamy) o

=1
= 0,2nm, + 0,01n*m?.

Pii porovnéni vysledki (13) a (17) vidime, Ze stfedni hodnota celkové vySe Skody u celého
portfolia je stejnd pro homogenni i heterogenni portfolio. Kdyz ale porovname vztahy (14)
a (18), vidime, Ze disperze celkové vyse skody je vetsi pro homogenni portfolio.

5. Zavér

V ¢lanku jsou odvozeny zakladni Ciselné charakteristiky, jako je stfedni hodnota
a disperze, ndhodné veli¢iny celkovd vySe Skody jak pro nahodné vybranou pojistnou
smlouvu z portfolia, tak pro celé portfolio smluv v zdvislosti na hodnotéch A popisujicich
pocet pojistnych uddlosti béhem sledovaného obdobi. UvaZujeme pfitom moZnost, Ze hodnota
Aneni ddna sjistotou, ale jednd se o ndhodnou veli¢inu se zndmym rozdélenim
pravdépodobnosti. V ¢ldnku je pro jednoduchost uvaZované alternativni rozdéleni parametru
A. VySe popsané &iselné charakteristiky byly odvozeny pro homogenni i heterogenni
portfolio.

6. Literatura

[1] DICKSON, ]? — WATERS, H. R. Risk models. Edinburgh, 1993. 67 s.
[2] PACAKOVA, V. Aplikovand poistnd statistika. 3., preprac. a dopl. vyd. Bratislava : Iura
Edition, 2004. 261 s. ISBN 80-8078-004-8(broZ.).

Jméno autora

Ondfej Slavicek, Mgr.

Ustav matematiky, Fakulta ekonomicko-spravni
Univerzita Pardubice,

Ondrej.Slavicek @upce.cz

Tento cldnek vznikl jako soucdst FeSeni projektu GACR 402/09/1866: Modelovdni, simulace a
Fizeni pojistnych rizik.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 234

Vyuzitie dataminingovych nastrojov pri hPadani novych lie¢iv
Using of data mining tools in drug design

Maria Stachovd, Miroslav Medved’

Abstract: The central task of this paper is to present a possible mathematical classification
models that are useful to predict the biological activity of a molecule in a high accuracy and
thus can help us to identify the candidates for new drugs.

The Classification Tree, The Conditional Classification Tree, The Random Forest and The
Conditional Random Forest classification algorithms are used to denote molecular descriptors
that share to molecular biological activity. In these tree structures, leaves represent
classifications and branches represent conjunctions of features that lead to these
classifications.

Key words: The Decision Tree, The Conditional Decision Tree, The Random Forest, The
Conditional Random Forest, data mining.

KPracové slova: klasifikany strom, podmieneny klasifikaény strom, ndhodny les,
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1. Uvod

V literatire mdZeme ndjst’ viacero definicii pojmu datamining. Fayyad definuje pojem
nasledovne: Datamining (DM) je netrividlny proces zistovania platnych, nezndmych,
potencidlne uzitoénych alahko pochopitelnych zdvislosti v datach [4]. Jednd sa teda o
“dolovanie z dat”. MdzZeme povedat, Ze datamining je vSeobecnd metodoldgia , ktord sa
pouziva na rieSenie réznych problémov, sledovanim toku dat, monitorovanim procesu s
predikciou vyvoja €i zlyhania, odhadom budiceho spravania sa individudlnych pripadov a
pod.

Medzi ¢asto pouzivané metédy DM patria okrem inych aj klasifikacné stormy, ndhodné
lesy, modifikdcie klasifikaénych stromov a ndhodnych lesov, ale aj klasické Statistické
techniky, ako logisticka regresia. V nasej praci venujeme pozornost’ prave tymto technikam.
Prvé vymenované metddy sme vybrali preto, lebo sa ukazuji ako dostatone presné
prediktory v oblasti naSej aplikdcie, t.j. v oblasti molekulovej chémie, pricom logisticki
regresiu sme vybrali skor na porovnanie klasickych $tatistickych a DM ndstrojov.

2. Datova mnoZzina

Nasou snahou je ndjst vhodny dataminingovy model, ktory by s ¢o najvicSou
presnost'ou predpovedal vzt'ah medzi Struktirou molekul a ich biologickou aktivitou.

Biologickd aktivita molekil zavisi od niektorych ich chemickych a fyzikalnych
vlastnosti (molekulovych deskriptorov) a popisuje ju inhibi¢ny koeficient /C50, nazyvany aj
inhibi¢nd koncetrdcia. IC50 uddva koncentriciu danej ldtky, ktord spdsobi 50%-né
spomalenie skimanej biochemickej reakcie. Cim nizSia je jeho hodnota, tym vysSia je
biologickd aktivita danej molekuly.

Molekulové deskriptory su fyzikdlne a chemické vlastnosti molekdl, vyjadrené ¢islami,
ktoré opisuji ich Struktdru atvar. Pomdhaji predpovedat’ aktivitu a vlastnosti samotnej
molekuly. St odvodené zich chemickej Struktiry, konstiticie, vdzbovosti, 3D geometrie,
rozloZenia ndboja v molekule apod. Prikladmi molekulovych deskriptorov sd okrem
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mnohych inych aj molekulovd hmotnost, dip6lovy moment, pocet aromatickych jadier v
molekule, refraktivita a pocet vodikovych vizieb, ktoré je molekula ochotnd odovzdat, alebo
prijat. Molekulové deskriptory ndm teda slizia ako prediktory, na zdklade ktorych sa snazime
predpovedat’ ako sa dana molekula bude spravat’ v biochemickych reakciach.

Zaujimal nas konkrétny druh biologickej aktivity tychto molekil a tym je ich VEGFR-2
(Vascular Endothelial Growth Factor Receptor-2) inhibi¢nad koncentracia /C50, potrebnd na
zastavenie novotvorby ciev (angiogenéza, neovaskularizacia) zasobujicich nddor. Nador trpi
nedostatkom a nemdze d’alej rdst’. Inhibitory angiogenézy su teda vhodné lieciva, vyuziteI'né
pri spomaleni, ¢i zastaveni rastu tumorov a ich metastaz. Ich toxicita, je oproti beznym
chemoterapeutikdm vel'mi nizka, pricom mechanizmus pdsobenia tychto ldtok na tumor je
odli$ny od klasickych chemoterapeutik [1].

Pre nasu analyzu sme pouZili databdzu 1282 molekil (trénovacia mnoZina), so zndmou
biologickou aktivitou /C50 (zavisla premennd). Pomocou chemického softvéru JChem 5.1.2
sme pre tieto molekuly vypocitali 32 deskriptorov, ktoré sme si oznacili D1-D32 a na zaklade
experimentidlnych vedomosti sme si ur¢ili 3 rozne hranice zdvislej premennej a to /C50 = 50,
1C50 = 150 aIC50 = 500. Molekuly, ktorych IC50 je menSie ako prvd hranica sa daju
povazovat’ za vel'mi dobre biologicky aktivne a naopak molekuly, ktorych /C50 je vysSie ako
tretia hranica sa mdzu povaZzovat' za biologicky pasivne. Pre kazdd hranicu /C50 sme
vybudovali klasifikacné Struktiry popisané v nasledujice;j Casti.

3. Metodolégia

Kvoli mnohym vyhoddm ako s napriklad ndzornost, moznost extrahovat’ pravidla,
ktoré si na pozadi modelu, ako aj mensia ndro¢nost’ na pripravu dat (napr. nepozadujeme
normalne rozdelenie apod.) sme sa vnaSej analyze zamerali na klasifikacné stromy
a podmienené klasifikaéné stromy. Tieto metddy porovndvame navzajom z pohladu ich
schopnosti predpovedat’ hodnoty zavislej premennej, ktorou je unas biologickd aktivita
molekil pri roznej hladine inhibi¢ného koeficientu /C50. Tak isto ich porovndvame aj
s klasifikatormi, ktoré sd na tychto ,,stromovych® Struktirach zaloZené a to s rozhodovacimi
stromami a podmienenymi rozhodovacimi stromami. Nakoniec vSetky vysledky st porovnané
s vysledkami ziskanymi logistickou regresiou.

Klasifika¢né stromy (Classification trees, alebo tieZ rozhodovacie stromy, Decision
trees) st jednou z metéd DM pouzivanych na klasifikdciu dat a predikciu. Je to Struktira
vybudovand pomocou trénovacej databdzy, ktord na zdklade vstupnych dét (prediktorov)
predpoveda hodnotu vystupnej premennej. My sme pouzili tzv. CART algoritmus
(Classification and Regression Tree), popisany v [3], ktory je implementovany do programu
R, pomocou kniznice rpart [7].

Model podmienenych Kklasifikaénych stromov (cTree) odhaduje regresny vztah
pomocou rekurzivneho delenia diat v podmienenej inferencnej Struktire [5]. V tomto
algoritme sa testuje celkov nulovd hypotéza nezavislosti medzi vSetkymi vstupnymi
premennymi a nezavislymi premennymi. Ak sa hypotéza nezamieta algoritmus skonci, ak sa
ale nulova hypotéza zamieta, algoritmus vyberie vstupnd premenni s najsilnejSou asocidciou
na zavisli premennd. V d’alSom kroku je bindrne delenie realizované na vybranej vstupnej
premennej. Tieto kroky sa rekurzivne opakuji. Kritériom pre ukoncenie algoritmu je
najmens$ia hladina testu (p-hodnota), ktorej by sme este dand hypotézu zamietli. Aj tento
model je implementovany v programe R, vyvolany funkciou cTree pomocou kniZnice party
[5].

Na Obrazku 1 je priklad vytvoreného podmieneného rozhodovacieho stromu, ktory bol
vybudovany pomocou programu R (kniZnica party) pre hladinu /C50=50. Strom pozostdva
z tzv. rodiCovského uzla, v ktorom su obsiahnuté vSetky molekuly. Na zdklade hodnoty
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prediktora oznaceného ako D14 sa tento uzol rozdel'uje do dvoch vetiev. Molekuly, ktorych je
hodnota tohto prediktora menSia, alebo rovna 0,664 prechddzaji do uzla o droven nizsie, kde
sa zas delia na zdklade dalSieho deskriptora oznaceného ako D29 do koncovych uzlov.
Podobne sa klasifikuji aj molekuly, ktorych hodnota deskriptora D14 bola vicsia ako 0,664.

Nahodny les je model pozostdvajiici z mnohych klasifikaénych stromov, z ktorych sa
vytvori ,,volebna komisia“ a o vysledku (teda u nas o zaradeni molekuly do prislusnej triedy)
sa rozhodne ,hlasovanim®“. Autorom myslienky ndhodného lesa je Leo Breiman a bliZsie je
popisand v [2]. Aj pri jeho budovani sme vyuzili Statisticky program R a tentoraz kniZnicu
randomForest.

Model podmienych niahodnych lesov je algoritmus tvoreny klasifikaénymi stromami
v podmienenej inferencnej Struktire [5]. Tento model je vylepSenim cTree algoritmu, pri¢om
je Casto robustejsi. Nevyhodou je, Ze jeho vystup nie je tak jednoducho interpretovatelny ako
to bolo pri stromovom modele. V nasej praci sme tento klasifikiator vybudovali pomocou
party kniznice v programe R.
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4. Vysledky

Pri tvorbe klasifikacnych modelov sme si najskor na zdklade experimentdlnych
vedomosti urcili hranice parametra IC50 (v hodnotich IC50 = 50, IC50 = 150 a IC50 = 500)

a na zdklade nich sme potom v Statistickom programe R pomocou kniZnic rpart,
randomForest a party postupne vybudovali Ziadané modely.

Kvalitu jednotlivych modelov popisuji ich tabulky (matice) tspesnosti, z ktorych
mozeme vycitat' schopnost’ modelu predpovedat. Riadky v maticiach predstavuji skutoc¢né
hodnoty zaradenia objektov a maticové stipce predstavuji predikované hodnoty. Diagonalne
hodnoty patria spravne zaradenym objektom a kriZové diagondlne hodnoty patria nespravne
zaradenym objektom. V Tabul’ke 1 su tabulky dspes$nosti pre naSe vybudované modely. Prvy
riadok patri modelom zostrojenych pre hranicu IC50 = 50, druhy a treti patri modelom
zostrojenych pre hranicu IC50 = 150 a IC50 = 500. Pre vsetky modely bola vypocitana aj
chybovost a taktieZ je uvedend v Tabul’ke 1. V poslednom stipci tabulky st matice dspesnosti
logisticej regresie, tak isto uvadzané s jej chybovostami.
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5. Zaver

Vysledky uvedené v Tabul'ke 1 naznacuju, Ze pouzité dataminingové nastroje (CART
algoritmus, podmieneny klasifika¢ny strom, podmieneny klasifikaény strom, ndhodny les,
podmieneny ndhodny les a logistickd regresia) sa ukazali byt efektivne pri hl'adani vzt'ahu
medzi Struktdrou a vlastnostami (biologickou aktivitou) pre na§ trénovaci stbor objektov,
ktory tvorili molekuly, potencidlne lie¢ivd. Podl'a najnizsej chybovosti mdZeme usudzovat’, Ze
ako vel'mi dobry klasifikator sa javi podmieneny ndhodny les. UZito¢né su ale aj samostatné
stromové Struktiry (klasifikacné stromy a podmienené klasifikacné stromy), pretoZe su
nazorné adokdzu triedit databdzu nezndmych objektov postupnym delenim podla
jednotlivych prediktorov.

Tabul’ka 3: Tabul’ky iispesnosti jednotlivych modelov

prah — Podmieneny e . Podmieneny Logisticka
= _ | Klasifikacny strom R Nahodny les , : g
IC_50/ogIC_50 ' Klasifikacény strom : nahodny les regresia
False True False True False True False True False True

50/ 1.699 False 830 37 False 896 11 False 833 72 False 823 84 False 832 i3
2 3 True 207 163 True 332 43 True 188 187 True 185 190 True 205 80
error rate: 20.59%0  |errorrate: 26.76%0  |etror rate: 20.28%0  |error rate: 20.98%6  |error rate: 27.30%

False True False True False True False True False True
150/ 2.176 False 331 141 False 500 73 False 515 137 False 516 136 False 440 223
o True 253 337 True 432 171 True 176 434 True 174 436 Tme 277 333
error rate: 30,7300 |errorrate: 39.940%%  |error rate: 25,0800  |errorrate: 25.7406  |error rate: 26,2100

False True False Tre False True False True False True
500/ 2.699 False 199 194 False 39 354 False 189 204  |False 194 199 False 120 273
b True 133 136 True 26 863 True 91 798 True 94 795 [Tme 37 832
error rate: 25.51%0  |errorrate: 29.64%0  |errorrate: 23.01%0  |errorrate: 22.85%0  |error rate: 23.48%0
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Symetricka reprezentacia polynémov
Symmetric representation of polynomials

Imrich Szabd, Csaba Torok

Abstract: The information gain needs qualitative numerical and statistical techniques. For
modeling and smoothing noisy 2D data with complex structure we recently proposed a three-
part local scheme in which the key role was played by a special representation of polynomials
based on four reference points. The goal of this article is to derive a similar representation for
polynomials of two variables that should play the central role in modeling and smoothing 3D
data.

Keywords: Reference points, interpolation, polynomial representation, surfaces
KPuacové slova: Referenéné body, interpolécia, polynomidlna reprezentdcia, plochy

1. Uvod

Pri sicasnej drovni informatizécie vo svete predstavuji data (¢i uz zozbierané pomocou
pocitaca alebo inou formou) mimoriadne dolezity element, s ktorym sa stretdvame na kazdom
kroku a spod jeho vplyvu sa nemoZno vymanit’ — ¢loveka dneSnej doby sprevddzaji dita uz
od narodenia.

V tomto ¢lanku vsak dostanu priestor hlavne data experimentalne, zat'azené chybami — hovori
sa, ze data si zaSumené. Ako takéto data vyhladit? V pripade dvojrozmernych dat dobre
poslizi napriklad klasickd regresia. Ak vSak maji zaSumené data komplexnejSiu Struktiru,
metdda najmensich Stvorcov nemusi stacit’ (Casto krat ani nestaci) a vysledky nedopadnu
podla ocakdvania. Jedna z moZnosti, ako sa stouto situdciou vysporiadat je usekova
aproximacia, ktord spociva v rozdeleni aproximovanej plochy na mensie oblasti zvané
segmenty. Na tie sa (podl'a urcitého vzoru) aplikuje klasickd regresia a novd metdda zaloZena
na IZA (Interpolation - Zeroing — Approximation polynomial) reprezenticii polynémov
a vhodnom rozmiestneni referen¢nych bodov s cielom dosiahnut hladky prechod medzi
jednotlivymi segmentami. Takymto spdsobom je mozné vytvorit elementarne schémy, ktoré
sa budu dat” aplikovat’ na zloZzitejSie Struktiry.

Obsah tohto ¢lanku je rozdeleny na dve hlavné cCasti. Prvd znich pomdha Citatelovi
zorientovat’ sa v oblasti transformdcii a ich vplyvov na mocninové funkcie ¢i polynémy jednej
premennej. Druhd, najdolezitejSia Cast, sa venuje konStrukcii Specidlnej IZA reprezenticie
polynémov, ktora bude mat dolezitd funkciu pri vyhladzovani trojrozmernych dat
poznacenych chybami. UkdZe sa aj spdsob vylepSenia tejto reprezentacie z hl'adiska symetrie
zapisu ¢i odstranenia duplicitnych vyskytov koeficientov.

2. Struéne o transformaciach

Tato kapitola okrem definicii doprednej a inverznej transformécie pojedndva aj o ich vplyve
na mocninové funkcie a polyndmy jednej premennej. Dovod, preco sa tu spominajd, je ich
nevyhnutna ucast’ pri dokazovani tvrdeni ohl'adne IZA reprezenticie polynémov. O vplyvoch
tychto transformdcii na polynémy a funkcie dvoch premennych je mozné sa dozvediet’ viac z

[3].
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Definicia 1

Doprednd $tvorbodova dvojrozmerna transformdcia l'ubovolnej spojitej funkcie jednej
premennej f(x), zaloZena na mnoZine referenénych bodov R =R, = {[v;f{v;)]; i = 0,...,3}, je
definovana vztahom

T f(x)=Hy o (Of(x)+ iHRWi Of(v,),

kde H R, (X) pre i=0,...,3 st dané nasledovne

(Vo -X) (Vg - V) (Vo -V5)
vy -x)(V, -V, )V, -Vy) ’

(Vo - V(v -Vy)(Vy - Vs5)
H = H =
RV,O(X) (X-Vl)(X—Vz)(X—V3) s val(x)

(Vo -x)(Vy -V (v, - vz)'
(V3 -X)(V; -V )(V;-V,)

(V() - x)(Vo - Vl)(vo - V3)
(V) -x)(V, -V )V, - V3y) ,

Hp ,(x) = Hy ;(x) =

Definicia 2

Inverznd transforméciu l'ubovolnej spojitej funkcie jednej premennej f(x,) zaloZend na
mnozine Styroch referencnych bodov R = R, = {[vifivi)]; i = 0,...,3}, vyjadrujeme
nasledujicim vztahom

Te. Te f) =TT, ()T, f(x)+ iHRV LOOf(v)),

kde HRV ,i(X), pre i =0,...,3 su dané nasledovne

(X-v)EX-V,)(X-V;) X-vy)X-V,)(X-V;)

1 = I _
o (Vo =Vi)(Vg = V5) (Vg - V3) 1 () V-V V)V, - vy
M 00 = V& V)XY g oy o V)RV )& V,)
i (V2 Vo)V -V)(V, - V5) h (V3 -V(Vy-v)(V5-Vy)
Pozndmka

Namiesto celej mnoziny R, budeme cCasto pracovat’ len s vektorom prvych siradnic
referencnych bodov v=(vy,...,v3). TaktieZ budeme pisat’ T, f (x), respektive T, f(x) namiesto

TR‘ f(x)a p;(x)namiesto HRVJ (X). To isté plati aj pre inverznd transformaciu.

Uvéddzame dve tvrdenia o 2D transformdcii mocninovych funkcii a polynémov jednej
premennej z [3] a [4]

Lema 1 (Stvorbodovi 2D transformacia mocninovej funkcie)
Nech je dand mocninové funkcia jednej premenne;j f{x) = x”, pre pe Z**. Potom $tvorbodova

dvojrozmernd transformadcia tejto funkcie bude
a) konStanta pre p < 4 a plati
T’ =vf,
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b) polyném stupna p-3 pre p >4 a plati
T =vf +2 (08} 0

kde
z;’(x)=(x—v0)g(vn—vi) (1

a$, ,, sapotita na zdklade vztahu
Sie =S VS 2

k
pre I < ji I <k<4,kymSy, =Lk>1, S =v].j>1,8, =D v, k>lav,=x.

i=0

Priklad 1
Nech p = 5, resp. 7. Potom vysledok transformdacie funkcie f{x) = x”, pouZitim vektora
v=(vy,...,v3) bude

5 5
TX =vy+(X-Vy)(Vg-V)Vy-Vy)(Vg-V3) (Vg +V, +V, +V; +X),
respektive
7 7 3 2 2
Tx =vy+X-v)(Vy-Vv (Vo -V ) (Vo -V) (Vg + V(g +V, (Ve + V) +V, (Vg + v, (V) + V)
+v2(v0+v1+V2))+V3(vg+v1(v0+v1)+v2(vo+v1+Vz)+v3(vo+vl+v2+v3))+

X(Ve +V, (Vo + V) +V, (Vo +V, +V,) Vo (Vo +V, +V, + V) + X(Vy +V, +V, + v, +X))).

Veta 1 (Stvorbodové 2D transformécia polynému)

P .
Nech p je zo Z’*. Potom §tvorbodova dvojrozmernd transformacia polynému Py(x) = Zaix' ,
i=0
pri pouziti vektora v=(vy,...,v3) bude

a) konStanta pre p < 4 a plati
T P,(x)=P,(v),

b) polyném stupiia p-3 pre p >4 a plati
T P,(x)=P,(vy)+2 (DA, ,(x),

kde z, (x) je definované vo vztahu (1) a

»
A (0)=>aS!,, 3)
i=4

3. IZA reprezentacia polynémov

Tato kapitola predstavuje hlavnu ¢ast’ ¢lanku zastreSujicu najdolezitejsie zistenia doterajSieho
vyskumu, ktoré sa opieraju o vysledky uvedené ¢i uz v predchadzajicej kapitole, alebo
v pracach [3] a [4].
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Pre dokaz vety o 4x4 bodovej IZA reprezenticii polynému P, (x,y)= ZZa,/x v’

i=0 j=0
budeme okrem $tvorbodovej doprednej a inverznej transformdacie potrebovat’ aj nasledujice
pomocné lemy, dokazy ktorych st uvedené v [4].

Lema 2
Nech p,ge Z,p24, g=4 a u=(u,,.., 14;).Potom plati nasledujiici vztah

TP, (x,y)=P, (x5, y) + 2 (DA, (x, y),

kde z/(x)je zaloZené na (1) a Al (x,y) = ZZaU SH, () y’.

i'=4 j=0

Kym tito lema vyjadruje vysledok 3tvorbodovej transformécie polynému P, (x,y) podla

premennej X, nasledujica lema naopak vyjadruje vysledok Stvorbodovej transformdacie
polynému P, (x,,y)podla premenne;j y.

Lema 3

Nech p,qe Z,p24, g=24 av =(v,,....v,). Potom plati nasledujica rovnica

),u pq(xk’y) (xk’YO)"'Zl ()’) (X ¥,

9.

kde z/'(y) sa potitapodla (1) a A} ,(x,,y)=> > a;S",,(y)x'.

Jj=4i=0

Nasledujici vysledok o explicitnom vyjadreni polynému dvoch premennych pomocou
Sestndstich referencnych bodov bol dokdzany taktiez v [4]. Uvedend prica obsahuje aj
ilustracny priklad na objasnenie principu fungovania tohto vyjadrenia.

Veta 2 (IZA reprezentécia polynémov)
Nech  p,g24, wu=y...15)a V=,,..v;). Potom sa di polyném

g (6 ¥) = ZZaUx y’ vyjadrit' nasledujiicim spdsobom

i=0 j=0

P, (x,y) =135 (6 ) + 25 (DAL (x, 3) + 25 (DA, (x, ¥),

3 3
kde LY (. y)=2 > plp (0P, (x,.y )
i=0 j=0 (4)

z4 (x)azA(y)su dané sacinmi pf (x)z{*(x), respektive py(3)z) (). zf(x) a z}(y), ako aj

AY(x,y), Ay, (x,,y) sidefinované v lemach 2 a 3.
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Pri blizSom pohlade na vetu 2 si mozno vSimnut’ urcitd asymetriu v danej reprezentdcii. Pri
rozbore vety taktieZ zistime, Ze pravy dolny roh matice je zahrnuty v oboch komponentoch A,

teda v A ,(x,,y) a AJ,(x,y). Nasledujica veta ponika alternativu v podobe novej
reprezentacie a tretej komponenty A pocitajicej pravy dolny roh matice, ktora tym padom
bréani vzniku prekryvania (duplicitného vyskytu koeficientov).

Veta 3 IZA reprezentécia polynémov - revizia)

Nech p.g=4, =(Uysnti)a V=g, V5). Potom sa dd  polyném

o Xy = Cl, X y vyjadrit’ v nasledujicom tvare
/ q ij Y i)
i=0 j=0

P, (x,y) =13 (x,y) + 2 (DAY, (x, Y) + 25 (DAL, (x, y) + ALY (X, y).
14 (x,y) je definovany v (4),

AL g (X, 3) = zzal,s, 44(y)zpk(x) Xu Al ha(xy)= Zzaysl 44()6)2[7,()/) YI >
i=0 j=4 k= i=4 j=0
ALY (% y) =_22a‘,[ A CONINE Zp,(y) ¥ A2 (DS () Zpk (D)X +24 (02 (MSEL (ST 44(y>]

a z4 (x), z; () sa konstruujud identicky ako v predchadzajicej vete.
Doékaz
Pretoze P, (x,y)= T‘_:,Tv " (Tv_/l, T,pP,(x y)) po odstraneni prvej inverznej transformécie

T; na zdklade definicie 2 dostdvame

e =i OT,, ([T, P, (6 )+ Zp/ WAt P, (xy).

Odstranenim inverznej transformacie TM opitovnou aplikdciou definicie 2 a ndslednym

vyuZitim lemy 2 na odstranenie transformdcie T, , sa uvedeny polyném zmeni nasledovne
3
P,,‘q(x,y)=p§(y)Ty,V[pé‘(X)(P (x> M+ () A, (x, y))+Zp (X)P,,q(xk,y)}
k=1
Zp, (y)[po WP, (¥ y)+2f () AL (5. 3) )+Z P () ,,qm,y,)}.
V d’alSej udprave sa  vyuZiva linearita -  dolezitd vlastnost  transformacie
T,,(c, Fu y)+cy) =T, F(x, y)+c, a Al ,(x,y)zlemy 2

P, (x.y)= po(y)[ ‘() (T,,P,, (%, >+zr‘<x>22a,, LaaOT,,y )+Zpﬁ‘<x)TW M(xk,y)}

i=4 j=0 k=1

S ot <y>{p0 (P, (s y)+2! <x>22a,, L0 y] )+Zpk (x) ,,q(xk,y,)}.

i=4 j=0

Transforméciu 7, z troch miest predchddzajiiceho vyrazu odstrdnime jednak pouZitim lemy

3 pre polynémy, ako aj lemy 1 pre mocninové funkcie. Po uvedenej tprave teda ziskavame
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P,U, (x,y)=pg ()’){p{; (X)|:(Pp,,, (%9, y0)+zlv(y)z ZaijS;—AiA ) x(’))+

=0 j=4

P4

20X Y a5, 0.6 + 2 (S 440))} 3 pEP,, vy )+ DY D a, 8%, () % )}+

i=4 j=0 i=0 j=4

i=4 j=0 k=1

Z P! (y{po WP, , oy y)+ 28 (0D Y a, 52, (1) v )+ pl () P,],q<xk,y,>}.

Po jednoduchych aritmetickych tpravach dospejeme k nasledujiicej rovnosti

V4 4q
P, (x,3)= py(NpE P, (X0, y0) + Py () py (D2 (DD D a;SY, ,(y) x5+

i=0 j=4

po () py (0)zf (X)Zza,,S,“M(X)yU +po (N (M py (0] (X)ZZGUS/”M(X)S, 2a()+

i=4 j=0 i=4 j=0

D pi(x)ps ()P, (xk,yo)+2pk(x)po(y)zl (y)ZZaUS]“(y)xk

k=1 i=0 j=4
3

> i i (X)P,,q(xo,y,)+2p, My (0)zf (X)Zza,,S, s (Y] +

I=1 i=4 j=0
3

DX Pl PP, (%, 3,).

k=1 I=1
Vhodnym zoskupem’m koeficientov polynému dostdvame

P, (x.y)= zzp @p () ,,q<xk,yl>+z4<y>22a,,5, 44<y>2pk ()X, +

w

<x>22a,,sl_44(x)zp, MY+ 0z (y)ZZa,,S,’:M(x)S ")

A na zaver rozbitim prfsluén}’/ch sim obmedzime duplicitny vyskyt koeficientov

P, (xy) = 1”<x,y>+z4<y>zzal, LY P () + 2 (x>zza,j NCD I ACHRVES
k=0 =0

i=0 j=4 i=4 j=0

Y, (zf (0S4 ()Y )Y 425 (ST ()Y P ()X + 24 (D)2} (1S4, (S 44<y>j

i=4 j=4

Vd'aka reprezentdcii vety 3 sa koeficienty ay;, pre i=0...p a j=0...q rozdelili na Styri skupiny.
Pravé horné aPavé dolné koeficienty si obsiahnuté v A’ (x,,y)a A4 ,(x,y,), kym pravé

dolné v A” 444 (X, Y). 'V reprezentdcii sa lavé horné koeficienty nevyskytuji. V dosledku

reparametrizicie mame namiesto tychto koeficientov Sestnast’ funkénych hodnot
obsiahnutych v 1.
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Obr. 1 zobrazuje vysledok spojenia dvoch :

segmentov pomocou vety 3. Horny segment \\\\\\\\
;odpovedé poly.nému P(x, y) = )53+y6 adolny je \\\\\}\
jeho IZA verziou. 16 referenc¢nych bodov sme Qe
rozdelili do Styroch skupin po Styri body leZiace

blizko k sebe (napr. po=-1, W1=po+7, T = 0.1). Kym
horné dve Stvorice zohrdvaji udlohu pri hladkom
spojeni danych dvoch segmentov, dolné dve nie —
tie by sa mohli pouZit pri spojeni s tretim
segmentom. Horny bod vrchnej Stvorice sme
umyselne modifikovali (namiesto P(lo,Vo) sme si
zvolili  1.02-P(uo,vo), kde Mo=-1.0 a v=0.4),
v dosledku ¢oho sa spojitost medzi dvomi

segmentmi naruSila — pozri medzeru medzi
segmentami.

—
>

Obr. 1 IZA spojenie dvoch segmentov pomocou
referenénych bodov

4. Zaver (Diskusia)

Ciel'om tohto ¢ldnku bolo popisat’ postup konstrukcie IZA reprezentdcie polynémov, odhalit’
moznosti jej vylepSenia, ¢o sa vkonecnom dosledku aj podarilo. Mdme pripraveni
reprezentaciu, ktora podla naSich ocakavani najde svoje vyuZzitie pri spdjani segmentov
aproximovanej plochy zaSumenych 3D dét s prihliadnutim na hladky prechod medzi nimi.
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PrehPad aktualne vol'ne dostupnych Statistickych softvérov vyuzivanych v
Statistickej analyze dat
Overview of current free statistical software used in the data statistical
analysis

Maria Szabdova

Abstract: The contribution describes the statistical software, as an important part of statistical
analysis, and provides many resources for statistical data analysis. Current overview of free
statistical software used in data statistical analysis is given in the first part. The second part
includes more details about statistical software using in statistical analysis. Finally, the paper
presents advantages and disadvantages of selected statistical softwares.

Key words: statistical software, data statistical analysis
KPuacové slova: Statisticky softvér, Statistickd analyza dat
JEL classification: C12

1. Uvod

Statisticky softvér predstavuje komplexny systém, ktory obsahuje prostriedky pre
spravu dat a ich analyzu, vizualizdciu a vyvoj uzivatel'skych aplikacii. Predstavuje vel'mi
efektivny prostriedok pri vykondvani Statistickej analyzy predovsetkym z pohladu
zjednoduSenia a urychlenia vypoctov a grafického zobrazenia. VyuZiva k tomu rdzne
analytické met6dy, grafické vystupy, ndstroje pre automatiziciu a spravu dét. Poskytuje
nielen moznost' zdznamu dat, ale aj kontrolu dat aich Cistenie. V stcasnosti su Statistické
softvéry velmi rozsirenou stcastou vyuZivanou vrdmci Statistickej analyzy, a preto sd
pontkané viacerymi spolo¢nostami. Okrem komercnych Statistickych softvérov sa v dnesnej
dobe Coraz CastejSie vyskytuje aj moznost vyuzitia volnych, ako aj Ciastocne volnych
Statistickych softvérov.

2. VoI'ne dostupné Statistické softvéry

Statistické softvéry poskytuju Siroky vyber zdkladnych i pokrocilych technik Specidlne
vyvinutych a prispésobenych potrebam a poziadavkam jednotlivych pouzivatel'ov. Ulahcuji
vykonavanie réznych Statistickych analyz, ako aj grafickych technik analyzy dat. Z hladiska
podpory operaénych systémov si vol'ne dostupné Statistické softvéri navrhnuté tak, aby ich
bolo mozné pouzit’ v ramci najbeznejsich sicasnych operacnych systémov.

3. Charakteristika jednotlivich vol’ne dostupnych Statistickych softvérov
ADaMSoft predstavuje volne dostupny Statisticky softvér. UmozZnuje zhromazd’ovat a
extrahovat’ ddta z a do rdznych zdrojov. Syntetizuje informdcie pomocou $tatistickych a inych
matematickych postupov. Softvér md Specidlny ddtovy archivacny systém, ktory umoZznuje
efektivne uchovdvat’ vel'ké data.

Dap poskytuje zdkladné metddy pre spravu dét, analyzy a grafiky, ktoré s bezne pouzivané v
Statistickej praxi (zdkladné Statistiky, korelacia a regresia, ANOVA, logistickd regresia a iné).
Dap je pouzivany na datové stubory, ktoré maji vel'mi vela premennych. Ide o Statisticky
softvér s vel'kou flexibilitou programovania.
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DATAPLOT je softvérovy systém urceny pre vedecké vizualizdcie a Statistické analyzy.
Cielovou skupinou Dataplot sd uZivatelia zaoberajici sa opisom, modelovanim,
vizualizaciou, analyzou, monitorovanim a optimalizaciou vedeckych a technickych procesov.

Fityk je program, ktory pontka intuitivne grafické rozhranie a tieZ rozhranie prikazového
riadku, ako aj rézne metddy optimalizacie.

Tabul’ka 1: Prehl’ad volne dostupnych Sstatistickych softvérov z hPadiska podpory
opera¢nych systémov

Statistické softvéry Windows Mac os Linux BSD Unix
ADaMsoft X X X X X
Dap X X X
DATAPLOT X X X X X
Fityk X X X X

GRETL X X X

JMulti X X X

MacAnova X X X X X
Octave X X X
OpenBugs X X X X
PINT X

R X X X X X
SciGraphica X X X

Scilab X X X
STATPerl X

TANAGRA X

ViSta X X X

Zdroj: vlastné vypracovanie

Softvér GRETL (Gnu Regression, Econometrics and Time-series Library) je volne dostupny
Statisticky softvér vyuzivany v ramci ekonometrickej analyzy.

JMulti je interaktivny softvér urceny pre jednorozmerné a viacrozmerné analyzy Casovych
radov. M4 grafické pouzivatel'ské rozhranie, ktoré vyuZziva v ramci Statistickych vypoctov.
MacAnova je interaktivny Statisticky softvér zahrilujici mnoho funkcif, zamerany
predovSetkym na analyzu rozptylu a suvisiacich modelov, maticovi algebru, analyza
Casovych radov a prieskumné Statistiky. MacAnova mdze importovat’ a exportovat’ data do
inych programov.

Octave je primdrne urCeny pre numerické vypocty. Obsahuje rozsiahle ndstroje pre rieSenie
spolo¢nych problémov numerickej linedrnej algebry, hl'adanie korefiov nelinedrnych rovnic,
integrovanie beznych funkcii, diferencidlnych a diferencidlne-algebraickych rovnic.
OpenBUGS je Siroko pouzivany softvér vhodny pre Bayesovski analyzu zloZitych
Statistickych modelov pomocou MCMC (Markov Chain Monte Carlo) met6dy.
Softvér bol navrhnuty tak, aby bol spolahlivy aucinny v Sirokom rozsahu testovacich
aplikacii.

Pint (Power Analysis In Two-level) je program zamerany na viacdiroviiovd analyzu. Je
vhodny pre stanovenie Standardnej odchylky a optimalnej velkosti vzoriek vo viaciroviiovom
modely.

R je statisticky softvér poskytujici Sirokd paletu Statistickych (linearne a nelinedrne
modelovanie, klasické Statistické testy, analyzu ¢asovych radov, klasifikdcia, zhlukovanie, ...)
a grafickych technik. Tento softvér je vhodny pre vykondvanie najroznejsich Statistickych a
grafickych technik analyzy dit. Nie je to len Statisticky softvér ako taky, ale ide de facto
o matematicky procesor. Umoziiuje testovanie hypotéz, vypocet analyzy rozptylu (ANOVA),



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 247

Weibullovo, Studentovo a d’alSie rozdelenia. Obsahuje mnoZstvo zdkladnych funkcif a tieto je
mozné rozsirit' pomocou volne dostupnych bali¢kov.

SciGraphica predstavuje vedeckd aplikdciu pre analyzu dét a technickd grafiku. Poskytuje
moznost’ vykresl'ovania funkcie pre 2D, 3D a poléarne grafy.

Scilab predstavuje softvér vyuZivany pre numerické vypocty. Hlavnou charakteristickou ¢rtou
Scilab je schopnost’ zvladnut’ matice a zameriava sa tiez na manipuldciu s objektmi, ktoré sd
zlozitejSie ako numerické matice. Obsahuje algoritmy na rieSenie tloh linedrnej algebry a
algebry polynémov s mozZnost'ou pracovat’ nielen v ¢iselnej, ale aj v symbolickej forme.

STATPerl je softvér uréeny pre rdzne Statistické analyzy, rozdelenia pravdepodobnosti,
parametrické a neparametrické testy, analyzu Casovych radov, korelacné a regresné analyzy,
ANOVA, numericka analyza a iné.

TANAGRA predstavuje vol'ne dostupny softvér urceny pre akademické a vyskumné ucely.
Pondka moznost' vyuzitia roznych algoritmov, najmi interaktivne a vizudlne konStrukcie
rozhodovacich stromov. Tangra taktiez obsahuje faktorové analyzy, parametrické a
neparametrické Statistiky, pravidld asocidcie, funkcie pre vyber a vytvorenie algoritmov.

ViSta predstavuje Specidlny Statisticky softvér vyuzivany v oblasti vizualizacie vysledkov
Statistickych analyz.

4. Prehl’ad vyhod a nevyhod vybranych vol’'ne dostupnych Statistickych softvérov

DATAPLOT

Vyhody:

- umoziuje vykondvat’ matematické a Statistické analyzy,

- urCeny pre linedrne a nelinearne modelovanie, analyzu rozptylu, t-testy,

- md matematické schopnosti, napr. generovanie ndhodnych cisel, trigonometrické funkcie,
distribu¢né funkcie, funkcia hustoty pravdepodobnosti a rozne d’alsie,

- vpripade vizualizacie vysledkov podporuje mnozstvo formdtov a moznosti, a je tak
flexibilny a vykonny,

- poskytuje velké mnoZstvo Specializovanych grafickych formatov a umoziiuje generovanie
2D grafov,

- podpora v ramci najbeznejsich operacnych systémov,

- manudl pre pouZivatela na strankach Statistického softvéru DATAPLOT.

Nevyhody:

- neumoziuje tiefiovanu 3D grafiku.

GRETL

Vyhody:

- volne $iritelny $tatisticky softvér vyuzivany v rimci ekonometrickej analyzy,

- flexibilny a lahko pouZitelny pri ekonometrickych vypoctoch a do uréitej miery aj vo
vedeckej oblasti,

- pohodlné uZivatel'ské rozhranie,

- jednoducha obsluha pomocou prikazového riadku,

- vysokd miera udajovej kompatibility softvéru Gretl s inymi softvérmi,

- manudl pre pouZivatela na strdnkach Statistického softvéru formulovany tak, aby
prezentoval pouzivané ekonometrické techniky a postupy na konkrétnych prikladoch.

Nevyhody:

- podpora len operacnych systémov Linux a Windows, neumoziuje podporu opera¢nych
systémov Mac OS, BSD, Unix,

- neobsahuje vSetky odhady a testy, ktoré by mohli byt vyzadované v ramci ekonometrie,

- moznosti exportu dat sd v porovnani s ostatnymi softvérmi obmedzenejsie.
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MacAnova

Vyhody:

- interaktivny, programovatelny pocitacovy program zamerany na Statistickd analyzu,

- urceny pre linedrne modelovanie, viacrozmernd analyzu a analyzu ¢asovych radov,

- obsahuje prikazy na vkladanie, upravovanie, kombinovanie a vyber dat,

- obsahuje funkcie pre Standardné Statistické vypocty, ako st popisné Statistiky, P-values,
t-testy,

- vramci premennych mdzu byt pripojené krtke popisné poznamky,

- obsahuje prikazy pre vykreslenie dat a vysledkov,

- manudl pre pouZivatel'a na strankach Statistického softvéru MacAnova.

Nevyhody:

- softvér neobsahuje také typy premennych ako ostatné Statistické softvéri,

- md vel'mi odli$né funkcie pre Citanie a zdpis suborov,

- neobsahuje koncepciu grafickych zariadeni.

Octave

Vyhody:

- poskytuje uzivatelovi pohodIné rozhranie pre rieSenie linedrnych a nelinearnych
problémov a na vykondvanie inych numerickych experimentov,

- svojimi funkciami je velmi podobny komerénému softvéru Matlab, ktory sa vyznacuje
vysokou cenou,

- navrhnuty tak, aby umoznil robit’ narocné vypocty rychlo a 'ahko,

- vyznacuje sa jednoduchou programovatel'nostou,

- manudl pre pouZivatel'a na strdnkach Statistického softvéru Octave,

Nevyhody:

- softvér nemad vlastny editor skriptov (.m stiborov),

- mierne zaostdva v oblasti grafiky, pomocou tohto softvéru nie je mozné vytvorit' program
s grafickym rozhranim,

- neobsahuje nastroj na tvorbu pouzivatel'ského rozhrania,

- chyba aj néstroj na modelovanie udalostnych systémov.

Statisticky softvér R

Vyhody:

- Tlahko a rychlo dostupny softvér,

- podpora roznych metdd,

- umoziiuje vytvorenie vlastnych funkcii,

- mnoZstvo analytickych ndstrojov, t. j. okrem zdkladnych funkcif obsahuje aj mnoZstvo
dopliujicich bali¢kov s funkciami pre rézne druhy analyz,

- mnoZzstvo nielen Standardnych, ale aj modernych grafickych vystupov,

- na strdnkach Statistického softvéru R si pre pouZivatela k dispozicii ré6zne manudly
ulahcéujice pracu s uvedenych softvérom,

- identifik4cia a odstrafiovanie vzniknutych chyb a tprava vystupov,

- priddvanie réznych obmedzent,

- umoziuje vytvarat najroznejSie grafy, ktoré si v mnohych pripadoch dostupné len
v komercnych Statistickych softvéroch,

- zhladiska rychlosti a presnosti pocitania je porovnatelny s najlep$imi komerénymi
Statistickymi softvérmi.

Nevyhody:

- pouzivatel musi vykonat' vSetky operdcie sam, zatial’ ¢o v inych aplikdcidch je mozné dand
ulohu vyriesit’ len jednym kliknutim.
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5. Zaver

Statistické analyzy sa v mnohych pripadoch nezaobidu bez pouZitia tatistického
softvéru. V stcasnosti existuje mnozstvo komerénych, ale aj vol'ne dostupnych Statistickych
softvérov. Medzi najznamej$i a Coraz viac pouzivany volne dostupny Statisticky softvér
v oblasti vzdeldvania, vyskumu a vedy patri softvér R. Jeho vyhodou je, Ze jeho pouzivanie
nevyZzaduje od beZného pouzivatela programovacie schopnosti. Program umoZiuje
vykondvanie réznych prognéz, analyz a konstrukciu profesiondlnych grafov. Ide o systém
obsahujuci prostriedky pre spravu dét, ich analyzu a vizualizdciu. V stcasnosti patri v oblasti
Statistickej analyzy medzi najrozsirenejsi Statisticky softvér, a to predovsetkym z dovodu jeho
dostupnosti a poskytovania Sirokého vyberu zdkladnych a pokrocilych technik pre beZného
pouzivatel'a potrebnych pri vykone najroznejsich Statistickych analyz.

Cielom prispevku zameraného na prehl'ad aktudlne volne dostupnych Statistickych
softvérov vyuzivanych v Statistickej analyze dat bolo poukazanie na skutocnost’, Ze Statistické
analyzy je mozné vykondvat' nielen v komer¢nych Statistickych softvéroch, pri ktorych je
problémom finanéna nakladovost’ a fakt, Ze bezny uZivatel si tieto softvéry nemdze dovolit,
ale aj moznost’ pouzitia volne dostupného Statistického softvéru. Vyhodou vyuzitia volne
dostupného Statistického softvéru je predovsetkym to, Ze umozni beZznému uzivatel'ovi robit’
Statistické analyzy bez nutnosti vynakladania vysokych vydavkov za programy, ktoré
vykonavanie tychto Statistickych analyz umoznuju.
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Neparametrické metédy odhadu pravdepodobnosti hustoty rozdelenia
Nonparametric estimation method of probability density function

Alena Tartal'ova

Abstract: The paper deals with the probability density estimation for household’s income in
Slovak republic. The classical parametric model is not suitable for the highest values on the
right tail. The new approach, nonparametric estimation using kernel density is introduced. We
have showed that the free statistical software XploRe for the kernel density estimation is
suitable.

Key words: density estimation, kernel density, distribution models, the income of households

KPucové slova: odhad hustoty, jadrova hustota, pravdepodobnostné modely, prijem
domécnosti

JEL classification: C13,C16, 015

1. Uvod

Znalost pravdepodobnostného rozdelenia ndhodnej premennej zrozlicnych oblasti
predstavuje  vychodisko matematicko-Statistickych analyz. Z funkcie hustoty rozdelenia
mozno nie len vypocitat’ zdkladné charakteristiky ako st napriklad strednd hodnota a rozptyl
ndhodnej premennej, ale mozno ndjst’ aj pravdepodobnost’, Ze ndhodnd premennd nadobudne
hodnotu z ur¢itého intervalu.

2. Modelovanie prijmov pravdepodobnostnymi rozdeleniami

Z teérie pravdepodobnosti pozndme dva zdkladné pristupy kodhadu hustoty
vyberovych tdajov: Parametricky pristup, ktory je v siCasnosti najviac pouzivany a menej
znamy neparametricky pristup.

Pri parametrickom pristupe na zdklade vlastnosti vyberového siboru urobime
predpoklad, Ze idaje pochadzaji z nejakého zndmeho rozdelenia s funkciou hustoty f(x; ).
Nasledne odhadujeme parametre rozdelenia pomocou jednej zo znamych metéd (napr.
metédou maximalnej vierohodnosti). Problémom pri parametrickom modelovani je, Ze
obmedzenie odhadu na konkrétny typ pravdepodobnostného rozdelenia urobi urcité dolezité
predpoklady o hodnotich, ktoré sme nepozorovali, ale ktorych pravdepodobnost’ vyskytu
chceme vypocitat. Na obrazku 1, mozeme vidiet, ako sa liSia odhady hustoty rozdelenia
v pripade lognormélneho (parametrického) rozdelenia a neparametrického odhadu hustoty.

1.0

=

Density
04
Density

02

00

o 1 2 3 4 o 1 2 3 4
(a) ‘Income (muttiple of averages) (b) Income (multiple of averages)

Obrdzok 4: Ndzov obrdzku alebo grafu (Times new roman 12, bold, Italic, center)
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Hlavny princip neparametrického pristupu je zhrnuty v citéte: ,,Let the data speak for
themselves.” (pozri [12]), ktory moZno volne preloZit' ako ,Nechajme data hovorit’ samych
za seba”“. To znamend, Ze nemame Zziaden predpoklad o rozdeleni, z ktorého udaje
pochadzaju, pracujme iba z nameranymi udajmi. Aj pri tejto metdde mdZeme narazit' na
problémy, ako su napr. vlastnosti takychto odhadov. Neparametrickych metéd odhadu hustoty
rozdelenia pozndme z literatiry niekol’ko ( pozri napr. [4], [5], [9], [12]), st to napr.
histogram, naivny odhad, jadrovad hustota, metéda najblizSicho suseda, adaptivny jadrovy
odhad, metédy ortogondlnych radov a pod.

3. Odhad hustoty rozdelenia pomocou jadrovej hustoty

NajjednoduchSou neparametrickou metédou odhadu hustoty je histogram. Histogram
poskytuje prvotni aproximdciu rozdelenia ana zdklade jeho tvaru moézeme urobit’
predpoklady o hl'adanom pravdepodobnostnom rozdeleni.

Histogram skonS$truujeme tak, Ze vyberové udaje zatriedime do podintervalov a uréime
pocetnost’ intervalov, t.j. spoc¢itame kol’ko vyberovych tdajov padne do nejakého intervalu.
Ako dobre vieme, a je to vidiet’ aj na obrazku 2, tvar histogramu sa meni v zdvislosti od poctu
tried, dizky podintervalov a zag¢iatoéného bodu. To znamend, 7e pre nejaké delenie sa moze
rozdelenie pravdepodobnosti vyberovych udajov zdat' ako symetrické, pre iné delenie ako
nesymetrické, pripadne ako unimodélne alebo duomodalne rozdelenie. NavySe histogram nie
je spojitou funkciu, pretoZe na hraniciach obsahuje skoky. Prave tieto nevyhody konstrukcie
histogramu boli podnetom pre rozvoj neparametrickych metéd odhadu hustoty pomocou tzv.
jadrovej funkcie (preklad z angl. kernel density)

h=0007, 300 h=0.05, x0=0
h=0.02, 30=0 h=0.1, 300

Obrdzok 2: Histogram rozdelenia pre roznu Sirku a pocet intervalov

Odhad hustoty rozdelenia pomocou jadrovej funkcie je zaloZeny na podobnej myslienke
ako histogram. Vhodnym spésobom ako odhadnit funkciu hustoty f{x) v bode x je vypocitat’:

fx)= Lh#{pozorovania, ktoré padnu do intervali oklo hodnoty x } (1)
n.

Tento princip sa dd zovSeobecnit’, tak, Ze pozorovaniam, ktoré su blizsie k hodnote x
priradime vacSiu vdhu a pozorovaniam, ktoré su vzdialenejSie mensSiu vdhu. MdZeme tak
urobit’ pouZitim vhodnej jadrovej funkcie K.

Vseobecné vyjadrenie odhadu hustoty rozdelenia f,(x) pre hodnotu funkcie f{x) v bode
x, zaloZzenom na ndhodnom vybere x,,x,,...,x, pomocou jadrovej funkcie
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Tabul’ka 1: Jadrové funkcie Obrdzok 3: Grafy jadrovych funkcii

Odhad jadrovej hustoty rozdelenia teda zavisi od dvoch parametrov. Pre vypocet
jadrovej hustoty je ddlezité na zaciatku zvolit’ jadrovu funkciu K a vyhladzujici parameter A.
Ukazuje sa, Zze volba jadrovej funkcie nie je rozhodujica (vo viacerych vedeckych ¢lankoch
pouzivaji Epanechnikovu funkciu), dolezZitejSie je spravne zvolit’ parameter 4. Vel'mi vysoké
hodnoty & spdsobuju tzv. prehladenie (angl. oversmoothed) a naopak vel'mi nizke hodnoty,
tzv. podhladenie (angl. undersmoothed). Pre odhad vyhladzovacieho parametra podla [12]
pozname dve metody:

e Metédy typu ,plug-in“, ktorych pouzitie vyZaduje predpoklad o niektorych
vlastnostiach nezndmeho rozdelenia,

® (Odhad zaloZeny na metdde krizovej validécie (angl. Cross Validation method)

4. Modelovanie prijmov domacnosti

Analyza prijmov obyvatel'stva je zdkladom rozhodovania v oblasti rozpoctovej
a socidlnej politiky. Preto je podkladom ku komplexnej analyze Zivotnej Grovne obyvatel'stva.
Zistovaniu zivotnej tdrovne obyvatel'stva a socidlnej situdcii jednotlivcov je venovanych
mnozstvo publikdcii v ¢asopisoch a zbornikoch (domdcich aj zahrani¢nych), pozri napr. [1],
[8], [10], [11].

Zakladom analyzy st tdaje o celkovom disponibilnom prijme domécnosti pochadzajiice
z vyberového zistovania o prijmoch a Zivotnych podmienkach domdcnosti (EU SILC 2009).

Z vyberovych charakteristik (v Tabulke 1) vyplyva, Ze prijmy domadcnosti si
nesymetrické, pravostranne zoSikmené a z histogramu je vidiet, e rozdelenie méa predizeny
pravy koniec rozdelenia. Preto ako vhodny model moze poslizit' niektoré z pravostranne
zoSikmenych rozdeleni.

Najprv sme tidaje modelovali pomocou zndmych pravdepodobnostnych rozdeleni, ktoré
st k dispozicii v programe STATGRAPHICS Centurion XV. Po aplikdcii testov dobrej zhody
ani jedno zrozdeleni, nemodeluje empirické uidaje dobre, pre vSetky rozdelenia, by sme
hypotézu o zhode s teoretickym rozdelenim zamietli. Najleps§im modelom by z tychto
rozdeleni mohlo byt trojparametrické loglogistické rozdelenie s odhadnutymi parametrami: u
= 113238, = 0,332914, y= -1080,95, pre ktoré je p-hodnota = 2,38624E-8, ¢o jemaximdlna
spomedzi vsetkych rozdeleni. Na obrazku 3 je vsak vidiet’, Ze toto rozdelenie nie je vhodnym
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modelom najmé pre najvysSie prijmy na pravom konci rozdelenia. Vhodny tvar rozdelenia
pravdepodobnosti prijmov je teda potrebné ndjst’ pouzitim inych metéd. Vhodnou alternativou
je pouzitie kvantilovych funkcii, ktorym sa na Slovensku a v Cechéch venuji autori napr. v
[1], [3], [6]. My v tomto prispevku ukdZeme pouZitie jadrovej hustoty.

Count 5264
Average 12109,5
Standard deviation |7877,6
Coeff. of variation [65,0531%

Minimum 0,0
Maximum 78431,7
Range 78431,7

Stnd. skewness 52,8585
Stnd. kurtosis 92,0941

Tabul’ka 2: Vyberové charakteristiky

Histogram for prijem Quantile-Quantile Plot
(X10000,0)
X 1000,03) - 3 Distribution 23F 4 Distribution
— Loglogistic ( — Loglogistic (
25F ki 19 1
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1k ]
0 Bl 3 7 1 15 19 23
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10 3-parameter Loglogistic distribution
prjem (X 10000,0) pay 9log!

Obradzok 3: Grafické porovnanie zhody s trojparametirickym loglogistickym rozdelenim

5. Odhad jadrovej hustoty v programe XploRe
5 Odhad hustoty rozdelenia ndjdeme pomocou jadrovych odhadov v programe XploRe.
Statisticky program XploRe je volne dostupny na http:/fedc.wiwi.hu-berlin.de/xplore.php.
Najskor je potrebné naditat’ kniZnice programu zadanim prikazov:

library (“smoother")

library (“plot")

Prikazom denbwsel (prijmy) sa otvori ponuka, kde je na vyber sedem réznych
metdd odhadu parametra h. Ako jadrovi funkciu sme zvolili Epanechnikovu jadrovi funkciu.
Hodnoty parametra 4 si v tabulke 3. Podobne by sme dostali odhady parametra aj pre d’alSie
jadrové funkcie, ak by sme zmenili parametre pomocou ,,(Change parameters)®. Zaver
urobime na zdklade grafického porovnania.

Porovanim odhadu jadrovej hustoty a histogramu na obrazku 5 je zrejmé, Ze Zelany tvar
hustoty rozdelenia prijmov najlepSie vystihuje krivka jadrovej hustoty s vypocitanym
prametrom h=3328,57 podla Silvermanovho pravidla. Metédou kriZzovej validacie sme
dostali krivku, ktord nie je dostatocne hladka.
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Choose from the following

Least Squares OV

Biased

Smoothed CVY

Jones, Maron and Park 0V
Park and Maron plug-in
Sheather and Jones plug-in
Silverman's mile of thumb
[Change parameters]
[Stap]

Please select desired items and press DK

Obrdzok 4: Metody odhadu parametra h

Density Estimate

Least Squares CV 1176,48
Biased CV 2628,59
Smoothed CV 1369,5
Jones, Marron,Park CV 1369,5
Park, Marron plug-in 1225,14
Silver[Jan's rule of

thumb 3328,57

Tabul’ka 3: Hodnoty parametra h

Density Estimate

Obrazok 5: Odhad jadrovej hustoty pouZitim Silvermanovho pravidla (vPavo) a metédy
kriZovej validdcie (vpravo)

X Jadrovd Trojparametrické
hustota loglogistické rozdelenie
10000 | 5.7926e-05 | 6,77e-05
20000 | 2.03e-05 1,65e-05
30000 | 4.2861e-06 | 4,24e-06
50000 | 1.9103e-07 | 6,23e-07

Tabul’ka 4: Porovnanie neparametrického a parametrického modelu

Pre vysku disponibilného prijmu sme ako vhodny parametricky model zvolili
trojparametrické loglogistické rozdelenie. V tabulke 4 sme vypocitali hodnoty hustoty
rozdelenia pre parametricky a neparametricky odhad. Hodnoty jadrovej funkcie dostaneme
pomocou prikazu fh=denxest (prijmy, 3328.57,”epa"“, x), kde x = 10000, 20000,
30000 a 50000. Hodnoty hustoty rozdelenia trojparametrického loglogistického rozdelenia
sme vypocitali v programe STATGRAPHICS.

6. Zaver

V prispevku sme sa venovali pravdepodobnostnému modelovaniu hustoty rozdelenia
nahodnej premennej. Na priklade modelovanie prijmov domacnosti sme ukazali, Ze pouZitie
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parametrickych modelov je pre heterogénne populdcie nepostaCujice aje nutné pouzit iné
metddy. Pouzitie neparametrickych metéd je vyhodné vtedy, ak dopredu nepozndme tvar
a vlastnosti rozdelenia, pretoZe nevyzaduje Ziaden predpokladom. Problémom teda ostdva
jadrovej hustoty neobsahuje. V programe STATGRAPHICS je jadrovd hustota v ponuke
Analyze — Density trace, ale bez moznosti zmeny parametrov a na vyber si iba dve jadrové
funkcie Boxcar a Cosine. V prispevku sme predstavili Statisticky program XploRe, ktorého
najvdcSou vyhodu je, Ze je volne dostupny. Obsahuje Sirokd ponuku réznych Statistickych
metdd, spolu s ndzornym pomocnikom, takZe sa da vel'mi jednoducho pouZzit'.
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Analyza elektrotechnického priemyslu v roku 2009 pomocou pomerovych
ukazovatel’ov ekonomiky firmy v absoldtnom vyjadreni

The analysis in the electronics industry in 2009 via proportional indicators
of economy firm in absolute terms

Ondrej Tretiak

Abstract: This paper analyzes the state of the electronics industry in 2009. The aim is to
assess how they influence each other individual selected business indicators in electronics
industry on the overall development of the electronics industry in this year and stressed its
importance for Slovakia. Mention here, what are assets, which reached revenues in 2009, as
assets impact to the amount of revenues of companies and other indicators. Individual
calculations were made on the basis of statistical data.

Key words: Assets, Revenue, Added value, Takings, Excel, Proportion, indicator
KPuicové slova: majetok, vynosy, pridand hodnota, trzby, Excel, pomer, ukazovatel

1 Uvod

Priemysel na Slovensku zaziva od zaciatku devétdesiatych rokov vyznamnid Strukturdlnu
zmenu. Velky vplyv na fiu mala za posledné roky aj hospodarska kriza. NajvicSie zmeny sa
prejavili tiez v  najvyznamnejSie azdrovenl najdynamickejSie sa  rozvijajicom
elektrotechnickom odvetvi priemyslu na Slovensku. Toto odvetvie tvori jeden zo zakladnych
opdr priemyslu a zdroveil celej slovenskej ekonomiky. Prejavuje sa viiom velky rast
modernych sofistikovanych podnikov a zdroven zanikaji zastarané prevadzky, ¢im sa
precistuje dané odvetvie. Najvicsiu zasluhu na tom maji pobocky zahrani¢nych spolo¢nosti,
ktoré dokazali na troskdach krachujicich fabrik a niekedy aj na zelenej like vytvorit svoje
zéavody, niektoré dokonca koncernové vyrobne tustredia pre celd Eurépu.

V roku 2009 odvetvie sice mierne padlo, ale pridand hodnota a rentabilita sa vy$vihli na nové
maxima. Prinieslo to vSak daf, v podobe zvySeni nezamestnanosti v tomto odvetvi o 15 %.
Mozno to pokladat’ za opacny stav na aky bol elektrotechnicky priemysel zvyknuty.
Dévodom bol rast, ktory tu bol za poslednych desat’ rokov. Pocas tohto obdobia trzby
slovenskych podnikov v tomto odvetvi narastli 7 ndsobne a tvorba pridanej hodnoty priblizne
Stvorndsobne. Zaroven pocet zamestnancov narastal rychlejsie ako pridana hodnota, trzby ¢i
rentabilita. Podl'a idajov Statistického tradu Slovenskej republiky pdsobilo v roku 2008
posobilo v tomto odvetvi 182 podnikov s viac ako 20 zamestnancami. V roku 2009 ich pocet
dosiahol 188, ¢o ukazuje na prichod novych investorov arast malych podnikov na vécsie.
Podl’a celkovych trzieb v elektrotechnickom priemysle patri tomuto odvetviu druha pozicia za
vyrobou aut, teda za strojarenskym odvetvim.

Z hladiska buducnosti vyvoja elektrotechnického priemyslu je dolezité, Ze globalne
i regiondlne posobiace koncerny na Slovensku uz nehl'adajd len lacnu pracovnd silu a vyrobu,
ale zaCinaji hladat’ aj podmienky na vytvorenie centier svojho podnikania. Spolu
s ¢innostami akymi su servis, technickd podpora a v sporadickych pripadoch aj dizajn, alebo
dokonca aj vyvoj avyskum. Spolu skvalitnym stupiom elektrotechnickych fakult
slovenskych technickych univerzit a s elektrotechnickou tradiciou sa pontkaji nové moznosti
na d’al$i rozvoj elektrotechnického priemyslu. Ich vyuZzitie bude dolezité, ked’ sa uZ primdrne
vyhody, ktoré mnohych investorov pritiahli za¢inaji postupne vytracat’ a cast’ z nich uvazuje
nad efektivnostiou d’alSieho posobenia na Slovensku.
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V najvicSej miere dopad krizovych opatreni pocitili na konci roku 2008 jednoduchsie vyroby
elektrotechnického biznisu. Ddvodom je, Ze si vo velkej miere zavislé od velkych
odberatel'ov, ale zaroven su pod neustdlim tlakom racionalizicie. Toto neustale zniZovanie
ndkladov si vyZaduje svoju dat’, na ktord malo vplyv aj zavedenie novej meny na Slovensku.
Prijatie eura ajeho silny konverzny kurz malo velky vplyv na urychlenie ocistujiceho
procesu. Negativny vplyv to malo hlavne na firmy z vysokym podielom pracovnej sily.
Komparativna vyhoda Slovenka — lacnd pracovnd sila, v pomerne kratkom Case zdraZela viac
ako sa predpokladalo. Firmy z vysokym podielom l'udskej prace zacali postupne opustat’
Slovensko, pripadne zniZzovat' tuzemské pocty a kapacity zamestnancov. Takéto odchody
zanechali za sebou velké mnoZstvo kvalifikovanych pracovnych sil, ktoré mézu vyuzit
a zamestnat’ nové elektrotechnické firmy prichadzajice na Slovensko. [1]

Graf 1: Majetok firiem v elektrotechnickom priemysle v roku 2009
Majetok firiem v roku 2009 v tis.Sk
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V roku 2009 mali firmy v elektrotechnickom priemysle spolu majetok v hodnote
45754 869 000 Sk teda 1518783410 eur. Zo 436 firiem 273 disponovalo majetkom
v hodnote do 10 000 0000 Sk ¢o je 333 200 eur, 105 firiem disponovalo majetkom do
100 000 000 Sk , ¢o predstavovalo 3,32 miliénov eur , 43 firiem malo 100 000 000 Sk, ¢o

Graf 2: Vynosy firiem v elektrotechnickom priemysle v roku 2009
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V roku 2009 zo 436 firiem pdsobiacich v elektrotechnickom priemysle dosiahlo vynosy
80 605 313 000 Sk, teda 2,675 miliardy eur, 218 firiem dosiahlo vynosy do10 000 000 Sk,
¢o predstavuje sumu 332000 Eur, 137 firiem malo vynosy do 100 000 000 Sk, ¢o
predstavuje 3, 320 miliéna eur , 61 firiem dosiahla vynosy do 100 000 000 Sk, ¢o je suma
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33,2 miliénov eur, a 20 firiem dosiahlo vynosy nad 33,2 miliénov eur. [2]

Graf 3: Vplyv majetku na vynosy v roku 2009
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V roku 2009 najvécsie vynosy v elektrotechnickom priemysle dosahovali firmy z najvys$$im
majetkom, teda zo vrastajicim majetkom narastali aj vynosy. Pitnast’ firiem dosiahlo hodnotu
vynosov nad 1000 000 000 Sk, teda viac ako 33,2 milidna eur. [2]

Graf 4 Trzby firiem v elektrotechnickom priemysle v roku 2009
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V roku 2009 malo 249 firiem v elektrotechnickom priemysle trzby do 10 000 000 Sk, ¢o
predstavuje 332 000 eur, 119 firiem malo trzby do 100 000 000 Sk, ¢o predstavuje 3,32
miliéna eur, 50 firiem dosahovalo trzbami hodnotu 100 000 000 Sk, teda 33,2 miliénov eur.
18 firiem dosiahlo trzby nad 100 000 000 Sk, ¢o predstavovalo sumu 33,2 miliénov eur
Vsetky firmy dosiahli trzby spolu asi 66 miliardy SK, ¢o predstavuje hodnotu 2,19 miliard
eur.[2]
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Graf 5: Vplyv majetku na trzby v roku 2009
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V roku 2009 az 18 firiem dosiahlo trzby nad 33,2 miliéna eur. Zo zvySujicim sa majetkom
firiem narastali aj dosiahnuté trzby, ako je zrejme z grafu. [2]

Graf 6: Pridana hodnota v roku 2009
Pridana hodnota v roku 2009
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V roku 2009 dosiahlo az 308 firiem pridand hodnotu do 10 000 000 Sk, teda 332 tisic eur, 116
firiem malo pridand hodnotu do 100 000 000 Sk 3,32 miliénov eur a 11 firiem dosiahlo
pridand hodnotu do 1000 000 000 Sk, teda 33,2 miliéna eur. Len jedna firma presiahla
miliardovi pridand hodnotu, teda sumu nad 33,2 miliéna eur. [2]
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Graf 7: Vplyv majetku na pridand hodnotu v roku 2009
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az 10 000 000 Sk, teda do 332 tisic eur. Uvedeny graf zndzormuje, Ze firmy z majetkom do
332 tisic eur dosahuji oproti firmdm z hodnotou majetku 3,32 miliéna eur vysSiu pridand
hodnotu. AvsSak firmy z majetkom do 33,2 miliéna eur a nad tito sumu dosahuji uz vyssiu
pridand hodnotu. Z toho vyplyva, Ze vyska majetku podniku nemd rozhodujici vplyv na
ekonomicky zisk podniku, teda na ekonomicki pridand hodnotu. [2]

2 Zaver

Z analyzovanych udajov v elektrotechnickom priemysle zroku 2009 vyplyva, Ze vyska
majetku podniku vyznamné vplyva na dosahovanie jednotlivych ekonomickych ukazovatel'ov
efektivnosti podniku, ktorymi boli analyzované hodnoty: vynosy, trzby ¢i pridand hodnota. Je
vSak zrejmé na zdklade posledného grafu, Ze vySka majetku nemd rozhodujici vplyv na
dosahovanie zisku podniku, ale urcite sa radi k vyznamnym a doélezitym faktorom, ktoré
zabezpecuju pre podnik rentabilitu a konkurencieschopnost’.
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Rozvoj statistického myslenia Ziakov prostrednictvom hry
The development of statistic thinking of students through game

Eva Uhrinova

Abstract: Nowadays, we are still more in contact with the information presented through
graphic representation. To make such information useful for public, it is important to develop
statistic thinking from elementary schools. A game can be a suitable educational method. In
the article, we compare the games Understanding Percent and Matching Fractions which can
be found freeware on the Internet and can develop competences needed for creating and
understanding the pie charts by students. We consider the game Matching Fractions as more
interesting for children. However, we recommend including both games into the educational
process, specifically for elementary school pupils of 6th grade. We advise to integrate the
game Matching Fractions as the first of the games.

Key words: didactic game, pie chart
KPuacové slova: didaktickd hra, kold¢ovy graf
JEL classification: C 18

1. Uvod

Grafické zndzoriovanie sliZi pre rychlu a ndzornud prezentdciu Statistickych vysledkov.
Aby laicka spoloénost’ vedela ziskavat’ potrebné informdcie z tychto Statistickych vyjadrent,
je potrebné rozvijat’ Statistické myslenie uz od zakladnej $koly. V stcasnosti sa do popredia
dostavaji nové edukacné metddy, ktoré odburavaju klasicky typ vyucovacej hodiny a maju
ziakom pomdct’ osvojit’ si dand problematiku l'ahSie, rychlejSie, zaujimavejsie. Jednou z nich
modze byt metdda didaktickych hier. Aj Vankus [1] vo svojej praci zddraznuje pouzivanie
didaktickych hier, ako vhodnej metddy na komplexny rozvoj osobnosti Ziaka a aktivnu pricu
ziaka na hodinach.

V ¢lanku sa zameriavame na porovnanie dvoch hier z hladiska rozvoja $tatistickych
kompetencii u ziakov ZS.

2. Material a metody

Hra je podla viacerych vyznamnych odbornikov jednou z podmienok ucenia sa,
pretoZe diet’a hrou zist'uje, ako veci, javy, l'udia okolo neho funguju, ale aj zistuje, co mbze
urobit’, a ako veci, javy, I'udi okolo seba mdzZu vlastnymi schopnostami ovplyvnit. Hra je
efektivny prostriedok ucenia, pretoZe komplementirne spdja vSetky nutné podmienky
ucenia a to: induktivnu skisenost’, kognitivnu disonanciu (poznavaciu nerovnovihu), socidlnu
interakciu, fyzickd skusenost a vyuzitie vlastnej kompetentnosti [2]. Ked'Ze vicSina deti
Skolského veku trdvi svoj Cas za pocitacom, pokladime za vhodné predostriet im
problematiku Statistického myslenia nendsilnou formou a to metédou hry — hry na po¢itaci.

V sdcasnosti mdZeme ndjst na internete dostatocné mnoZstvo edukacnych hier
vhodnych na rozvoj matematickych kompetencii. Bohatd na matematické hry je napriklad
stranka: http://pertoldova.webzdarma.cz/vyuka/matematika/zaci/mat10.htm, kde je moZnost
vyberu matematickych hier podl'a problematiky réznych tematickych celkov preberanych v
Skolskej praxi.

Nasim cielom bolo porovnat’ dostupné hry na internete, ktoré mbézu sldzit' na rozvoj
Statistickej gramotnosti u Ziakov ZS. Zvolili sme hry: Understanding Percent a Matching
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Fractions, ktoré pokladime za vhodné na rozvoj kompetencii potrebnych pre tvorbu

a porozumenie koldcovych grafov. Hry st dostupné na tychto strankach:

e Understanding Percent: http://www.harcourtschool.com/activity/elab2004/gr5/17.html

e Matching Fractions: http://www.sheppardsoftware.com/mathgames/fractions/ memory_
_fractions3.htm

3. Vysledky a diskusia
Hra Understanding Percent

Po spusteni hry sa na obrazovke zndzornia dva kruhy, alebo dva Stvorce (obrdzok 1).
Jeden znazoriiuje 100%, v druhom sa nachadza vyfarbena Cast’ z celku, ktord zndzoriuje isty
pocet percent. Ulohou hréga je do policka Percent napisat, aké &ast' v % je na tomto obrazku
zndzornend. O sprdvnosti a nesprdvnosti vyrieSenia tlohy nds obozndmi zvukovy efekt: -
vesely- spravne vyrieSenie ulohy, - smutny — nespravne vyrieSenie ulohy [5].

Tlacidlo New Problem slizi na zobrazenie novej ulohy. Novu tlohu si mdZeme zvolit’ aj
ked’ sme neodpovedali na predchddzajicu tdlohu. Kliknutim na New Problem sa postupne
strieda tloha so $tvorcom a kruhom a vZdy sa zobrazi ind vyfarbend Cast’ z daného ttvaru.

Této hra pontika aj opacny spdsob postupu- volbou tlacidla Practice a zvolenim tdtvaru
Stvorca (Square), alebo kruhu (Circle), mdZeme do policka Percent napisat’ l'ubovolny podet
percent, ktory chceme, aby sa ndm na obrazku znazornil.

Type the percent from 10 to 90. Press Enter or Return. \ Type the percent from 10 to 90. Press Enter or Return.

100% 100%

. T
. EEEEEEEEE
New Problem

Obrdzok 1: UkdZka hry Undersfanding Percent [5]
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Pokladdme za vhodné v edukac¢nom procese zacat’ funkciou Practice, aby Ziaci najprv
odpozorovali, ako sa zo zaddvanim poctu percent, meni vyfarbend Cast’ zvoleného ttvaru.
Nasledne, zvolenim funkcie New Problem si overia, ¢i uz k vyfarbenej Casti vedia zadat’ pocet
percent.

Pre niektorych Ziakov mdZe byt naro¢né zistit’ pocet percent zodpovedajici vyfarbenej
Casti prostrednictvom kruhu a priave preto, moznost volby medzi kruhom a Stvorcom,
pokladdme za vyznamnu pre lepSie pochopenie a upevnenie danej problematiky.

Hra Matching Fractions

Od predchadzajicej hry sa 1i§i vyjadrenim casti z celku v podobe zlomku a nie percent
ako je tomu v predchadzajiicej hre. Této hra funguje podobne ako pexeso. Ulohou hrada je
oznacit’ dvojice karticiek, ktoré patria k sebe — obrazok a ¢islo. Ked’ spravne pospajame dané
karticky, posunie nds hra do vysSieho levelu. Hra nim umoziiuje zvolit' si l'ubovolny level.
Plati - ¢im vyssi level - tym ndrocnejSia dloha. Ak oznacime spravnu dvojicu karticiek,
zaznie vesely ton a karticky stmavnu (obrazok 2). Ak oznacime nespravnu dvojicu, zaznie
smutny ton a karticky zostand v pdvodnom stave.
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Obrdzok 2 Ukazka hry Matching Fractions [6]

Na prejdenie levelu mame isty Sasovy limit, ktorého dizka zavisi od levelu, v ktorom sa
nachddzame. V tejto hre mdZze hra¢ ziskavat' aj body — skére. Skére ziskavame za kazdy
spravne oznaceny pdr karti¢iek a aj za zostdvajuci Cas [6].

Hru Matching Fractions pokladame za zaujimavejsiu pre deti vzhl'adom na to, Ze Ziak
vnej ziskava skore, ktoré si mdZe porovnat s ostatnymi spoluziakmi. Pripadne si mdze
porovndvat’ svoje vlastné skoére a pozorovat’ tak, ako sa mu dari. Podl'a nasho néazoru, je
vhodné, prejst’ so Ziakmi obidve hry. Ako prvi by sme zaradili Matching Fractions, v ktorej
sa Ziaci naucia vyjadrit' zlomkom istd Cast’ kruhu a naopak. Po zvladnuti tejto hry Ziakmi,
navrhujeme pokracovat’ hrou Understanding Percent, vd’aka ktorej sa Ziaci naucia vyjadrit’
percentami vyfarbend ¢ast’ kruhu a naopak. Vzhl'adom na to, Ze Ziaci uZ budd vediet' dand
vyfarbent ¢ast’ kruhu vyjadrit' zlomkom a tu sa ju naudit’ vyjadrit' percentami, intuitivnou
formou ndjdu vztah medzi vyjadrenim v tvare zlomku a po¢tom percent.

Zaujimavy by mohol byt’ aj postup vyuZivania oboch hier naraz

4. Zaver

V prispevku ponikame porovnanie dvoch hier vhodnych na rozvoj Statistickych
kompetencii u ziakov ZS. Podl'a $titneho vzdeldvacieho programu ISCED 2 je sidastou
obsahu tematického okruhu Kombinatorika, pravdepodobnost, statistika v 6. ro¢niku grafické
znézornenie dajov [7]. Vzhladom na to, je vhodné zaradit tieto hry do 6. ro¢nika ZS.
Zaradenie tychto hier az od 6. ro¢nika stvisi aj s tym, Ze so zlomkami sa Ziaci oboznamuji az
v 6. ro¢niku. Hoci percentd, ako st¢ast tematického okruhu Cisla, premennd a poctové
vykony s ¢islami, si zaradené aZ do 7. ro¢nika ZS, pokladdme hru Understanding percent
vhodni aj pre 6. ro¢nik, ked’Ze Ziaci sa uZz stretdvaji s idajmi vyjadrenych v percentdch a pre
grafické znazornenie tdajov do kold¢ového grafu je vhodné poznat aj percentudlne
vyjadrenie jednotlivych didajov.

5. Literatira

[1]JVANKUS, P. 2006. Efektivnost vyucovania predmetu matematika metédou didaktickych
hier. Autoreferdt dizertacnej prace. 2006. Bratislava: Katedre algebry, geometrie a
didaktiky matematiky Fakulty matematiky, fyziky a informatiky. [2010-05-03].Dostupné
na internete: http://www.ddm.fmph.uniba.sk/files/dizertacky/autoPeto.pdf

[2]KIKUSOVA, S. — KRALIKOVA, M. 2004. Dieta a hra. 1. vyd. Bratislava: Sofa, 2004.ISBN
80-89033-42-3

[3]TIRPAKOVA, A. — MARKECHOVA, D. 2008. Statistika v praxi s popisom postupu prdce
v programe Excel. 1. vyd. Nitra: FPV UKF, 2008. 390s. ISBN 978-80-8094-283-0

[4]MATEMATIKA NA INTERNETU, 2010 . ZS a MS Na Berdnku Praha. [2010-09-20]. Dostupné
na internete: http://pertoldova.webzdarma.cz/vyuka/matematika/zaci/mat10.htm



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 264

[S]JE-LAB, UNDERSTANDING  PERCENT, 2010 . [2010-09-20]. Dostupné na
internete:<http://www.harcourtschool.com/activity/elab2004/gr5/17.html>

[6]MATH GAMES: MATCHING FRACTIONS, 2010. [2010-09-20]. Dostupné na
internete:<http://www.sheppardsoftware.com/mathgames/fractions/memory_fractions3.ht
m>

[7]STATNY VZDELAVACI PROGRAM, PRILOHA ISCED 3A - matematika, Stitny pedagogicky
ustav BA, 2010.[2010-09-20]. Dostupné na internete:
<http://www.statpedu.sk/sk/filemanager/view/723 >

Adresa autora (-ov):

Eva Uhrinova, Mgr.

Katedra matematiky UKF Nitra
Trieda A. Hlinku 1

94974 Nitra
eva.uhrinova@ukf.sk



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 265

Porovnanie metéd odhadu hranic subjektivnej chudoby
Comparison of Subjective Poverty Lines Estimation Methods

Tomés Zelinsky

Abstract: The aim of paper is to demonstrate estimation of monetary subjective poverty lines
using the Slovak EU-SILC 2009 microdata. Two variables are used and three different
methods are compared: logistic regression, sensitivity/specificity curves and comparison of
cumulative distribution functions. Twelve different monetary subjective poverty lines are
obtained and their values differ considerably.

Key words: Poverty, subjective poverty, poverty lines, logistic regression, sensitivity/
specificity curves, EU-SILC.

KPuacové slova: chudoba, subjektivna chudoba, hranice chudoby, logistickd regresia, krivky
senzitivity a Specifickosti, EU-SILC.

JEL classification: 132, 133

1. Uvod

Hodnotenie javov subjektivnej povahy byva Casto problematické, nakol’ko vyskumnik
sa musi spoliehat na odpovede respondentov, ktoré moézu byt v procese dopytovania
ovplyvnené viacerymi faktormi. V praxi ndm ale neostdva ni¢ iné, ako spoliehat’ sa na
hodnotenie I'udi, ktorych sa problém bezprostredne tyka a vychadzat' z predpokladu, Ze l'udia
st sami najlepsie schopni zhodnotit’ kvalitu svojho Zivota [1].

Ciel'om prispevku je ilustrovat’ pouZitie metéd vhodnych na odhad (pefiaznych) hranic
subjektivnej chudoby s vyuZzitim uddajov EU-SILC 2009 [2] za Slovenski republiku
a nasledne porovnat’ vysledky.

Na odhad hranic subjektivnej chudoby moZno pouzit mnozstvo metdd, v ¢lanku
uskuto¢nime porovnanie vysledkov ziskanych s vyuzitim odhadov zaloZenych na logisticke;j
regresii, kriviek senzitivity/Specifickosti a distribu¢nych funkcidch rozdeleni prijmov (pozri
napr. [3], [4], [5], [6], [7], [8]). VSetky odhady st uskuto&nené v prostredi programu R.

2. Metody odhadu hranic subjektivnej chudoby

V procese odhadu (pefiaznych) hranic subjektivnej chudoby na zdklade udajov EU-
SILC je v prvom rade potrebné definovat’ premennt, na zaklade ktorej bude hodnoteny
individudlny status domdcnosti z pohl'adu vnimania subjektivnej chudoby. Za najvhodnejsie
mozno povazovat’ premenné HSI130 (minimdlne poZadovany cisty mesacny prijem) a HS120
(stupen schopnosti spldcat’ zvycajné vydavky).

Nasledne je potrebné urcit' podmienky, kedy méZeme domécnost povazovat za
subjektivne chudobnid. V pripade premennej (HS/30) moZno za chudobné povazovat tie
domdcnosti, ktoré uviedli hodnotu minimédlne poZadovaného Ccistého mesacného prijmu
vysSiu, ako je mesacny disponibilny prijem domdcnosti. V pripade premennej (HS120) mozZu
nastat tri pripady, kedy je domdcnost mozné povazovat za subjektivne chudobnu:
1. domacnosti schopné splacat’ zvycajné vydavky s velkymi tazkostami; 2. domdcnosti
schopné splacat’ zvycajné vydavky s tazkostami alebo velkymi tazkostami; 3. domacnosti
schopné splacat’ zvyCajné vydavky s urcitymi tazkostami, tazkostami alebo velkymi
tazkostami (pre detaily pozri napr. [6]).
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V oboch pripadoch je vyslednd premennd bindrna s kategériami ,,/*: domdcnost’ sama
seba povazuje za subjektivnu chudobnd; ,,0“: domdcnost’ sama seba nepovaZzuje za
subjektivne chudobni. KedZe na$im cielom je odhadnit’ penaznd hranicu subjektivnej
chudoby, vysledni bindrnu premennd tykajicu sa subjektivnej chudoby je potrebné dat’ do
vztahu k prijmom domacnosti (v naSom pripade uvazujeme s ekvivalentnym disponibilnym
prijmom domadcnosti — premennd HX/00). Danu situaciu mozno schematicky zachytit' (pozri
obr. 1).
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Obrdzok 1: Odhad subjektivnej hranice chudoby
Zdroj: [9, s. 125]
Hodnota hranice subjektivnej chudoby (z*) je urCena ako hodnota, ktorej zodpoveda
najvyssia pravdepodobnost’, Ze odpovede respondentov o ich statuse chudoby koreSponduji
so statusom (resp. minimalizujeme pocet nespravne identifikovanych chudobnych

a nechudobnych domacnosti, t. j. ,,faloSne bohatych* a ,,falosne chudobnych®), ktory by sme
zistili porovnanim hodnoty z* s ich prijmom.

V prispevku zameriame pozornost na odhad subjektivnej penaznej hranice chudoby
podla vyssie opisaného principu s pouzitim logistickej regresie, kriviek senzitivity
a Specifickosti a distribu¢nej funkcie rozdeleni prijmov.

2.1 Odhad zaloZeny na logistickej regresii

Pouzitie logistickej regresie [10] umozni odhadnut’ pravdepodobnost’, Ze vzhl'adom na
dand hodnotu ekvivalentného disponibilného prijmu mozZno domdcnost povazovat za
subjektivne chudobni. Majme dvojrozmerné pozorovania [x;; y;], kde x; je ekvivalentny
disponibilny prijem i-tej domdcnosti ay; je bindrna premennd popisujica subjektivne
vnimanie pocitu chudoby i-tej domdcnosti. Mame pravdepodobnost’ P(y; = llx;), Ze i-ta
domdcnost’ je subjektivne chudobna a P(y; =0lx;), Ze i-td domdcnost nie je subjektivne
chudobna.

Za subjektivne chudobné budeme povazovat’ tie doméacnosti, u ktorych pre odhadnutd
pravdepodobnost’ plati p>0,5. Hranicu chudoby z* urc¢ime ako ti hodnotu ekvivalentného
disponibilného prijmu x;, ktorej zodpovedd odhadnutd pravdepodobnost p=0,5 (pozri
obrdzok 2). [5]
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Obrazok 2: Vyuzitie logistickej regresie pri odhade subjektivnej chudoby
Zdroj: [5]

2.2 Odhad zaloZeny na krivkach senzitivity a Specifickosti

Pouzitie kriviek senzitivity a Specifickosti vychddza z pravdepodobnostného pristupu
k odhadu hranic subjektivnej chudoby [6]. Krivky senzitivity a Specifickosti si z tzv. ROC
priestoru (ROC — Receiver Operating Characteristic). ROC krivky sa povodne vyuzivali v
tedrii detekcie signdlu. V pripade, Ze na$im cielom je ur¢it optimdlny bod zlomu na
klasifikacné tucely (v naSom pripade hodnotu prijmu na klasifikiciu domdcnosti na
chudobné/nechudobné), jednou z moznosti je zvolit’ bod, v ktorom dochddza k maximalizacii
ako senzitivity, tak aj Specifickosti. Takymto bodom mdZe byt’ priese¢nik kriviek senzitivity
a Specifickosti [11], pozri obr. 3.

Q]

@ | krivka $pecifickosti
© |

o

< |

o

8 krivka senzitivity
o |

o

T T T T T T
0e+00 1e+05 2e+05 3e+05 4e+05 5e+05
Obrazok 3: Priese¢nik kriviek senzitivity a Specifickosti
Zdroj: vlastny obrdzok
S vyuzitim uvedeného pristupu je odhad subjektivnej hranice chudoby z* dany takou
hodnotou prijmu x;, pre ktord plati:
P(y, =11x, <x,)-P(y, =01x, >x,)=0, $))

kde
Xx; je prijem j-tej domdcnosti,
X, je mozny bod zlomu, t. j. potencidlna hranica chudoby, x; € (X, Xmax); k=1,2, ..., 1; n je
vel’kost vzorky,
P(y; = 1 | x;< x;) je pravdepodobnost’, Ze ndhodne vybratd domdcnost’ subjektivne vnima svoju
situdciu ako stav chudoby, za predpokladu, Ze jej prijem je nanajvy$ rovny prislusnej
potencidlnej hranici chudoby x;,
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P(y; = 01x;> x;) je pravdepodobnost’, Ze nahodne vybratd domécnost’ subjektivne nevnima svoju
situdciu ako stav chudoby, za predpokladu, Ze jej prijem je vyssi ako prislusnd potencidlna
hranica chudoby x;.

2.3 Odhad zaloZeny na distribu¢nych funkciach rozdeleni prijmov

Nech rozdelenie prijmov o0s6b, ktoré uviedli, Ze sa citia byt’ chudobné (y; = 1), je dané
distribu¢nou funkciou F(X) so strednou hodnotou E;(X) a rozdelenie prijmov osob, ktoré
uviedli, Ze sa necitia byt’ chudobné (y; = 0), je dané distribu¢nou funkciou Fy(X) so strednou
hodnotou Ey(X). f)alej nech plati E,(X) < Ey(X). [4]

Za hranicu subjektivnej chudoby z* budeme povazovat' taki hodnotu prijmu X, pri
ktorej maximalizujeme rozdiel empirickych distribu¢nych funkcii (pozri obr. 3), t. j.

*=x: g[l‘]ai()[Fl (x)_ F, (x)] @)

F(X)

0

2 aktuélny prijem
Obrazok 4: Odhad subjektivnej hranice chudoby na zaklade ECDF
Zdroj: [4]

Predpokladajme, Ze Fi(X) mdZeme na urcitom ohrani¢enom intervale aproximovat’
polynomickou funkciou n-tého stupiia g;(x) a Fo(X) funkciou go(x). Oznac¢me ich rozdiel ako

2
funkciu g(x) = gi(x) — go(x). Potom za predpokladu 8ag(2x) <0 je odhadom hranice chudoby
X
z* taky kladny koren x( rovnice aga (X) =0, 3)
X
pre ktory plati: X, max{g (x)} 4)

3. Vysledky

Uved’'me najskor rozdelenie odpovedi na otdzku o schopnosti spldcat’ zvycajné vydavky
(premenna HS120) arozdelenie domécnosti vzhladom na minimdlne pozadovany mesacny
prijem (premennd HS130).

Z udajov v tabulke 1 je zrejmé, Ze keby sme za subjektivne chudobné povazovali iba
domadcnosti schopné splacat’ zvycajné mesacné vydavky s vel’kymi tazkostami, bolo by ich
11 %; keby sme za subjektivne chudobné povazovali domécnosti schopné splacat’ zvycajné
mesacné vydavky s tazkostami alebo velkymi t'azkost’ami, bolo by ich 32 % a keby sme za
subjektivne chudobné povazovali domdcnosti schopné splacat’ zvycajné mesacné vydavky
s vel'kymi t'azkostami, tazkostami alebo urcitymi tazkost'ami, za subjektivne chudobnych by
sme povazovali 75 % domécnosti SR.

Ako bolo naznacené v 2. kapitole, vychddzajic z otdzky o minimdlnom prijme mozZno
za subjektivne chudobné povazovat’ domdcnosti, ktoré uviedli hodnotu minimdlne



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 269

pozadovaného prijmu vysSiu, ako je ich disponibilny prijem. Podl'a ddajov EU-SILC 2009
tomu zodpoveda 59 % domadacnosti.
Tabul’ka 1: Rozdelenie domdcnosti vzhl’adom na premenné HS120 a HS130

Rozdelenie premennej HS120
1 2 3 4 5 6
fi 11,1% 20,5 % 43,6 % 20,6 % 3,5% 0,7 %
Fi 11,1 % 31,6 % 75,2 % 95,8 % 99,3 % 100,0 %

Rozdelenie domdcnosti vzhladom na premennii HS130
v, £z, 59,1 %
Vi <2y 95,5 %
Vysvetlivky: fi; — relativne pocetnosti
F; — kumulativne relativne pocetnosti
yi - aktudlny disponibilny prijem i-tej domdcnosti,
z; - min. poZadovany prijem i-tej domdcnosti,
Yume - medidnovy min. poZadovany prijem
Zdroj: vlastné vypocty podl'a iidajov EU-SILC 2009 [2]
Nasim cielom je ale urcit hodnotu hranice subjektivnej chudoby v pefiaznom vyjadreni,
atak obe premenné je potrebné dat’ do vztahu k ekvivalentnému disponibilnému prijmu
domadcnosti.

S vyuzitim vysSie opisanych postupov (t. j. logit, krivky senzitivity a Specifickosti
a porovnanie distribu¢nych funkcif rozdeleni prijmov) dostdvame nasledovné vysledky:
Tabul’ka 2: Odhady hranic subjektivnej chudoby (EUR) a podielu chudobnych domdcnosti

HS120* HS130™
Transf. 1 Transf. 2 Transf. 3

_ 585 3377 10611 6735
logit — 04%)  (11,5%) (92,3 %) (69,2 %)

5 4717 5131 5930 5568
senz./Spec. (353 %) (449 %) (58,6 %) (53,0 %)

4 _ 4874 5108 6 504 5680
distr. fcie (390 %) (443 %) (66,5 %) (54,8 %)

*HS120: schopnost spldcat zvycajné vydavky
" HS130: minimdlne poZadovany prijem
Zdroj: vlastné vypocty podl'a didajov EU-SILC 2009 [2]

S vyuzitim opisanych metdd sme ziskali dvanast’ roznych hranic subjektivnej chudoby.
Na identifikovanie ,,najlepsej hranice mozno pouzit’ napriklad porovnanie chyby predpovedi
jednotlivych pristupov, no vysledky nie st jednoznacné.

Odhadnutym hraniciam zodpoveda podiel osdb ohrozenych rizikom chudoby v intervale
0,4 % az 92,3 %. Tieto hrani¢né hodnoty boli ziskané s pouZitim logistickej regresie. Takéto
nizke/vysoké hodnoty boli pravdepodobne sposobené nizkym poctom pozorovani subjektivne
chudobnych (pri transf. 1) resp. nizkym poctom pozorovani subjektivne nechudobnych (pri
transf. 2). Odhadnuté hodnoty si vyrazne vyssie ako oficidlne publikované hodnoty podielu
0s0b ohrozenych rizikom chudoby ([12], [13], [14]).
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4. Zaver

Cielom prispevku bolo popisat’ a na ddajoch EU-SILC 2009 za Slovenski republiku
demonstrovat’ pouzitie réznych metéd odhadu penaznych hranic subjektivnej chudoby
domadcnosti. UvaZujic tri rozne Statistické metddy odhadu a dve rbézne premenné
operacionalizujice konStrukt subjektivnej chudoby (priCom v pripade jednej znich
prichddzaji do dvahy tri transformacie), dostdvame dvanast r6znych peniaznych hranic
subjektivnej chudoby. MoZno si preto polozit' otdzku, ¢i je vobec mozné ndjst’ ti ,,spravnu®
penaznu hranicu subjektivnej chudoby.
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Vplyv indexacnej klauzule
The Impact of the Index Clause

Pavel Zimmermann

Abstract: In non-Life insurance, some bodily liability losses such as loss of income or care
costs are paid out regularly as an annuity in valorized payments until a specified age or death
of the victim. In case of excess of loss reinsurance program, reinsurers often do not accept the
inflation risk embedded in such losses and therefore include in the reinsurance treaty the so
called index clause. The index clause increases the original priority of the reinsurance by the
impact of the inflation on the loss. In this article, the formula to calculate the reinsurer’s share
in case of presence of the index clause is derived and illustrated on numerical example.

Key words: Reinsurance, Annuities, Index clause.
JEL classification: G22

1. Introduction

In non-Life insurance, some bodily liability losses such as loss of income or care costs are
paid out regularly as an annuity in valorized payments until a specified age or death of the
victim. In case of excess of loss reinsurance program, reinsurers often do not accept the
inflation risk embedded in such losses and therefore include in the reinsurance treaty the so
called index clause. The index clause is defined in the actuarial glossary [1] as:

A clause in an excess of loss reinsurance agreement which shares the effect of future
inflation between the insurer and its reinsurers by adjusting the retention and limits in
accordance with the movement of a designated index.’

The index clause allows the reinsurer to increase the originally agreed priority by a coefficient
which is, roughly said, calculated as a ratio of the sum of all nominal payments to sum of all
real (i.e. deflated) payments. (Notice that the reinsurer’s share is calculated at the time of the
claim closure and therefore past inflation as well as all payments are known.) Discounting is
not considered in the priority adjustment.

To the author’s knowledge, an analysis of the impact of the insurance clause based on cash
flow projection was not published previously. Several notes on the impact of the inflation on
the nonproportional reinsurance as well as reasoning for the index clause and reinsurance
pricing formulas can be found in [3].

2. Basic Notation and Assumptions

Throughout the article we will denote random variables with capital letters and its values with
corresponding small letters. In our calculations, we will first assume only one victim in the
age x with known (i.e. deterministic) constant yearly real payment, paid at the beginning of
the periods (i.e. annuity in advance), denoted as c . Potential future random changes of the
real payment (the 'revision risk’) are not considered. Under these assumptions, the sum of the
future real payments (i.e. future deflated payments) for a victim at age x with (random)
curtate lifetime 7, will be denoted as A’; . It can be calculated simply as

x

A/TYEZC:C(TX‘FI) (D

j=0
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The index x will be dropped where possible for simplicity. In our calculations, the residual
lifetime is in fact the only random variable.

We will also consider some appropriate deterministic future inflation index g (such as wage
inflation) by which will the real payments be valorized. For simplicity, the index g will be

assumed constant in time. (Further generalization is straightforward.) That means that the
sequence of the nominal payments can be calculated as

c+g),c+g),cl+g), )
The sum of the nominal payments will be denoted 4, , i.e.
T ) 1-(1 T+ 3
A=Y ergy=cT0F8 ®
=0 1-(1+g)
which can be further simplified, denoting
I-(1+g)™
=T “
1-(1+g)
as
A, =cU,. 5)

We will assume the excess of loss reisurance treaty with the ’original’ (=unadjusted) priority
denoted as 7. The reinsurer’s share, denoted as Z, is than calculated as

Z, =(A—Ry), ©)
where (f(y))+ =max(f(y),0) and R, is the adjusted priority, i.e.
A,
R. = r. 7
T @)

3. Expected Reinsurer’s Share

For the purposes of reserving or solvency calculation, it is needed to calculate the expected
discounted value of the future cash flow of the insurance company (the so called netto best
estimate). This is usually performed calculating the expected cash flow without considering
the reinsurer’s share (the gross best estimate) and then deducting the expected reinsurer’s
share. The present value of the annuity, i.e. the gross loss will be denoted as 4, i.e.

T . .
Ar= c(l+g) v/ (8)

j=0
where v is the assumed (deterministic) discounting factor. The gross discounted best estimate
E(A,) of the annuity is assessed using standard actuarial techniques such as

E(KT)ZZE,J)X Dte (9)
=0
where , p_ denotes the probability that the victim in the age x will survive other ¢ years and
q.,, denotes the probability that the victim in the age x-+¢ will die within one year.

The expected reinsurer’s share on such annuity loss can then be calculated as
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T w—x w—x
EG"Z)=) 2V p.qu =D la,—1) V' p. 4., =
=0 =0

w-x

_wix(a 4 r'j VP gL = cu L P.q
- T, tPx Dt = 1 1Py Dxvr>
1=0 a’s + =0 c(t+1) 4

from which

T _ o—x ) B r’ .
EW"Z,) Ej[cu,(l C(t+1)]j+v,pxqﬁf (10)

=0

Notice that this estimate assumes that the insurance company will receive the reinsurer’s share
all at once at the claim closure which is somewhat conservative. In reality, there might be
some cash calls or deposits received on beforehand. These are however not regular and
therefore difficult to capture by a model.

4. Several Victims

So far, only one victim in an age x was assumed. In reality, large bodily losses concern often
several victims. In this section, we will consider n victims with vector of ages
X =[x,x,,....,x,] with vector of yearly compensations ¢ =[c,,c,.,...,c,]. For the following
calculations, the joint survival and death probability will be necessary. We will denote the
vector of residual lifetimes 7, = (T,.T,.....T, 1 and its corresponding values as 7 =[1,,1,,...,1,]
. The symbol . p. will denote joint probability that the victim in age x, will survive other 7,
years, the victim in age x, will survive other ¢, years, ..., and the victim in age x, will
survive other ¢, years. Similarly the symbol ¢, will denote the joint probability that the
victim in the age x, +# will die within one year, the victim in the age x, +7, will die within
one year, ..., the victim in the age x, +7, will die within one year. These probabilities will

need to be determined. If no information about the dependency of the residual lifetimes is
available, the assumption of independence may be used. (Notice however that this assumption
is only an approximation since the victims can be e.g. members of a family etc.) In this case
the joint probabilities will be calculated as

=[] . p. (1
k=1

and

e | P (12)
k=1

Following analogical approach as in case of one victim, we can calculate the expected

discounted reinsurer’s share as

max(T,) _
E(v Z’i; )=
_ -x w-x, o-x, no ZZ:] ety max(7) _
- Zt =0 1,=0 Zr =0 (Zkzl G u’k - Z" o (1 +1) Ty Ps Qeq =

1 2 n oo G (1 "
B el zaﬂz Zaﬂu {z" . 1 v max(7)
_lezo =0 """ e, =0 ( 1z Sk urk/ 1 > e v iPi 9ziis
- +
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where v™ ) denotes max, (t,), k=1,...,n. Notice again, that this estimate assumes that

insurance company will receive the reinsurer’s share all at once at the claim closure which is
in this case the death of the last victim (max, (¢,) ). This can be further simplified using the

vector notation i =[u,,u,,...,u, ] as

w-x; 0-x,

EG™™M 7= zwz [612‘ (1—:0] v pog (13)
t,=0 +

1=0 1,=0 C

where e denotes the transposition. Notice again, that this estimate assumes that the insurance
company will receive the reinsurer’s share all at once at the claim closure which is in this case
the death of the last victim (max, (¢,) ).

5. Numerical Illustration
To illustrate the above calculations, three scenarios were analyzed. For each scenario, the
following was assumed:
*Only one victim is involved in the loss.
e For simplicity, there is no lump sum payment additional to the annuity.
e The victim is a 30 years old male born on 1.1.1981.
®Generation life tables constructed in [2] updated for the values of the year 2007 were
used.
e The original priority "= CZK 20 000 000.
e Interest rate of 3.5 % (v=1/1.035).
e Yearly valorization of 4%.
Yearly compensations (in CZK) for the three scenarios can be found in the Table 1
Table 1. Yearly compensations (in CZK) for the scenarios considered.

Yearly
Scenario | Compensation
c
1 250 000
2 500 000
3 750 000

The best estimate of the brutto and netto reserve as well as the reinsurer’s share for scenario 1
can be found in Table 2. In this scenario, in the case the index clause is applied, no
reinsurance recoveries can be expected - the expected reinsurer’s share is zero.

Table 2. The best estimate of the brutto and netto reserve as well as the reinsurer’s share
for scenario 1.

Yearly Best Estimate
Scenario 1 compensation Brutto Reinsurer's share Netto
c E(Ar,) E(V"Zr) E( Ar)-E(v"Zr)
No Index clause 250 000 15003 424 3830418 11 193 006
Index Clause 0 15023 424

The results for scenario 2 can be found in Table 3. Here we can observe, that the reinsurer’s
share in the case the index clause is applied is only about one third of the reinsurer’s share
where no index clause is applied.
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Table 3. The best estimate of the brutto and netto reserve as well as the reinsurer’s share

for scenario 2.

Yearly Best Estimate
Scenario 2 | compensation Brutto Reinsurer's share Netto
c E(Ar,) EW"Zr,) E( Ar)-E0"Zr)
No Index clause 500 000 30 046 849 10 668 802 19 378 046
Index Clause 3719 968 26 326 881

In the scenario 3 (results are displayed in Table 4), the reinsurer’s share in the case the index
clause is applied is only sixty per cent of the reinsurer’s share where the index clause is not
applied.

Table 4. The best estimate of the brutto and netto reserve as well as the reinsurer’s share

for scenario 3.

Yearly Best Estimate
Scenario 3 compensation Brutto Reinsurer's share Netto
c E(dr,) E(V"Zr,) E( Ar)-E(V"Zr)
No Index clause 750 000 45 070 273 17 728 833 27 341 440
Index Clause 10 433 065 34 637 208

6. Conclusions

In this article, the impact of the index clause on the reinsurer’s share was studied. A correct
method to calculate the netto best estimate in the case of presence of the index clause in the
reinsurance treaty was set up. The impact of the index clause was mapped for different
amounts of the yearly payment. For other inputs, realistic (expected) values were used. Due to
high amount of the input parameters, general statements for the impact of the index clause are
difficult to assess. The impact will always be dependent on the specific values of the
parameters. It is apparent form the numerical example that the impact can be massive and a
adjustment of the estimates for the index clause should always be performed. Inclusion of the
index clause in the calculations of the insurance company can have a dramatic impact on its
view on its reserve adequacy, reinsurance program profitability or product profitability.
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Empirical comparison of robustness and efficiency
for divergence estimators
Empirické porovnani robustnosti a eficience divergen¢nich odhadu

Radim Demut, Viclav Kis

Abstract: We introduce minimum Rényi pseudodistance estimators employing adjusting
parameter & . We study and compare some general properties of these estimators for different
o such as influence curves, robustness and empirical efficiency. We mainly focus on the
normal location and scale parameter estimation. In the second part we numerically compare
robust properties of minimum Rényi pseudodistance estimators for different parameters o
with minimum Hellinger distance estimators and some other estimators. This comparisons are
performed within the normal family under different level of contaminations.

Keywords: Minimum distance estimation, Robustness, Empirical efficiency, PC simulation.
Kli¢ova slova: Odhady s minimdlni vzddlenosti, robustnost, empirick4 eficience, PCsimulace.
JEL classification: C13

1. Rényi pseudodistance estimators

In this section we are interested in pseudodistances, which have been recently introduced in
[1]. They are not classical distances because the symmetry or the triangle inequality need not

be valid. Let P={F,:60c ®cR"} be a set of probability measures on measurable space
(X,A) . Our estimates will be based on the identically independently distributed observations
X,,...,X, governed by P.. Since we are interested in robustness, we allow the case when
P.¢ P . Therefore we introduce another set P* =P U{P.}. Moreover, we assume that every

probability measure Q € P* is dominated by a o -finite measure A with the density g = %
for all Q € P*. Further we assume, that for all P,Qe P* it holds that pg >0,4—a.e., where
p,q are the densities corresponding to P,Q . We denote the set of all empirical distribution
functions P, . The following theorem correctly defines these pseudodistances.

Theorem 1. Let for some >0 it hold that p”,¢”,In pe L,(Q), for all Pe P,Q e P*. Then
forall @, 0<a < f,and for Pe P,Qe P" the following expression

R,(P,0) = —m(jp“dp) — ln(J.q”’dQ) ——ln(Ip“dQ)
represents the family of decomposable pseudodlstances

1
R (P.0)=R;(P)+R,(Q)=—In( J pedQ),

0 1 a 1 a
RL(P)=——In([p"dP),  R,(Q)= mqq dQ).

(

Moreover, for & — 0 it holds
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R(P.Q) = limR, (P.Q) = [(IngIn p)dQ.

We are interested in the estimators obtained by replacing the hypothetical distribution
P in the pseudodistances R, (P,,P.) by the empirical distribution P,. That means we are
interested in the family of minimum Rényi pseudodistance estimators defined as
0,,=T,(P,) for T,(Q)e ® with Qe P" UP, satisfying the condition

emp

1.0 argmlng[ —In f pedP, )——ln(Ip;‘dQ) for0< < f3,
argmin, — ln(J.png) fora =0.

If we replace Q by the empirical distribution function P, we get the estimator

argmax ,C,(6)™" ~ Zpg (X,) for0<a<}p,
9 = i=1
argmangzm Do(X}) forar =0,
n i

where C,(0) = (J.plmdxl)mm. If for a fixed n the argument maxima is in a compact subset of

©® and the MLE 6, is unique, than limy—08,, = 6,,,-

2. Application to the normal family
We use min R, -estimators for the mean and variance in the normal family, i.e. 6 =(u,0).
For a =0 the estimator coincides with MLE

_ 2
X =g

HR =argmax, — Zln[ \/ exp(— Py
27o

For @ >0, the constant C,(8) can be computed as jp““(x)dx=[(1+a)”2(27m'2)‘”2]",

which gives us the min R, -estimator

1 (X, -’
6 , =argmax exp(—a———).
Ry 4 O_od(l-uz) Zl: 2 0_2
Influence function for o=1 Influence function for =1
200 10 —
Rényi 0.05
B — Rényi 0.2
150 = Rényi 0.5
ﬁ_
100 4

2 £ p b ™\
50 AP IAY AN
—me] ] ' /

I T -2 T T
20 -10 0 10 20 -20 -10 0 10 20

Figure 1: Min R ,--estimator IF for o =0 (MLE) and ¢ =0.05,0.2,0.5.
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The influence functions for minimum Rényi estimators are computed in [1],

I+ x, 1 ox?
IF( X;T ,0)=— -—) - exp(— >
(Tg,,0) 5 [((O_) 1+a) p( e )]
becoming the influence function of MLE for & =0. The minimum Rényi estimators are
robust for & > 0 in the sense that their influence functions are bounded. Moreover, for & >0,

it holds that lim_e IF(x;TRa,cr) =0, see Figure 1.

We have to overcome a singularity in maximization of the R, pseudodistances for
o >0 in the normal family. If we choose u = X, forany ie {1,...,n}, it holds
n 2
and thus we cannot find the global maximum of the function. We solve this problem by the
following trick. Instead of minimizing over (#,0) in the set (—eo,+00)x (0,+00) we restrict the
region to the smaller set (—co,+o0)X(J,+e0) for some J >0 to avoid the singularity.

3. Computer simulations and comparisons

In this chapter we present results of our simulation. We compare minimum Rényi
pseudodistance estimators for different & with minimum Hellinger distance estimator,
minimum LeCam divergence estimator and minimum Kolmogorov estimator. We present
results for the mean g and scale parameter 0 in normal family. Finally, we apply our robust
estimates to the real data cited in [2].

Let us assume we have the normal distribution N(0,1) contaminated by another
normal distribution N(0,100) with level of contamination &. We generate hundred
observations from this distribution and estimate the mean and scale in the normal family. This
procedure is repeated thousand times. Then we tabulate the mean values of the estimates
(denoted by m(x) and m(o)) and the variance of the estimates (denoted by s(x) and s(o))
and also the relative efficiency of the estimates of parameter o defined by

1 m R N 1 m . N
—>(6,,—0., — > (6,, -1
m ;( 0.k ml) _ m ;( 0.k )

1 m . 5 ] m . ) >
— > (6,—-0,, — > (6,1
p2@mow’ | G-

where m=1000 is the number of repetitions, &,, stands for the maximum likelihood

eef(o) =

estimator of o and &, denote our minimum distance estimators for k =1,...,m.

In Figure 2 we present rectangular graphs, where the black dot is the desired true value
and the rectangle is kind of empirical confidence region, on the horizontal axis is the interval
(m(p)—s(u),m(u)+ s(1)) and on the vertical axis is the interval (m(o)—s(o),m(c)+s(0)).
We can see from Figure 2 that for increasing ¢ the robustness of min R, -estimator also
increases. Even for @ =0.05 the min R, -estimator is much better than MLE for small
contamination.
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Figure 2: Comparison of robust properties of min R ,-estimators under different
and various € contaminations.

Figure 3 shows the comparison of min R, -estimator for & =0.2,0.5 with minimum
Hellinger distance estimator (denoted by Phil) using the Hellinger distance

1(F.6) = - [Feau )} = (7 - aul.

and with minimum LeCam divergence (denoted by Phi2) defined by means of
o2
LC(F,G)= J’ Mdﬂ,
f+e

where f,g denote densities corresponding to the distributions F,G . Here, in both these
divergences H and LC, we used the kernel estimates with normal kernel instead of the
empirical estimates of the densities. Finally, we compare these estimators with the minimum
Kolmogorov estimator. The most robust estimator is min R, -estimator for a=0.5,
unfortunately, it is not so good in the non-contaminated model. The second best estimator for
small contaminations along with very good performances for big contaminations is the min
R, -estimator for & =0.2. This estimator is also the best in the non-contaminated model. The
minimum Kolmogorov estimator does not perform too well how can be seen from Figure 3.
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wat{er)

Figure 3: Comparison of relative efficiency of o estimate for min R, « =0.2,0.5,

Hellinger, Kolmogorov, LeCam estimators under contaminations €.

4. Speed of light Newcomb’s data

Finally we present our results for the Newcomb's data of the speed of light measurement.
These data are presented in Table 1 taken over from [2]. If we analyze these data and apply
the normal model it can be seen that the numbers —2 and —44 are apparent outliers. So we
try to compute our estimates for the purified data, that means, we remove numbers —2 and
—44 from the data set. This estimate is in the ,,correct* column of Table 2. In the next column
of this table the estimates of the cleared data with added —2 are given. Then we added —2
and 12, then —2 and —44 and finally —2 and —100 to the cleared data. Moreover, 4, , and

Oy, denote min R, estimate of the mean and scale, respectively.

We can see from Table 2, that the min R, estimate for & =0.1 is not too far away

from the MLE for & =0 in the ,,correct” column, but it is much better for the contaminated
data. Also the min R, estimate for & =0.2 is very good in the ,,correct* case. Moreover, it

also performs really well with added contaminations. For & =0.5 the estimator is even more
robust but it does not perform so well in the ,,correct™ case.

28 26 33 24 34 27 16 40 -2 29 22 24
21 25 30 23 29 31 19 24 20 36 32 36
28 25 21 28 29 37 25 28 26 30 32 36
26 30 22 36 23 27 27 28 27 31 27 26
33 26 32 32 24 39 28 24 25 32 25 29
27 28 29 16 23-44

Table 1: Newcomb's data of the speed of light measurement.
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a\n | ,Correct” -2 -2,12 -22 | -2,-44 | -2,-100
Hy o Hy o Hy g My o Hy o Hy o

GR,IZ o-R‘tz GR,(I o-R,a O-R,a GR,DZ

0 27.750 27.292 27.061 26.909 26.212 25.364
5.044 6.201 6.431 6.886 10.664 16.723

0.01 27.746 27.335 27.103 26.964 26.463 25.978
5.043 6.108 6.351 6.794 9.888 14.358

0.1 27.710 27.600 27.396 27.401 27.599 27.600
5.029 5.383 5.695 5.884 5.385 5.383

0.2 27.666 27.649 27.517 27.603 27.649 27.649
4.999 5.069 5.312 5.220 5.069 5.069

0.5 27.515 27.515 27.487 27.515 27.515 27.515
4.822 4.822 4914 4.825 4.822 4.822

Table 2: R, -estimator for various contamination of Newcomb's data.
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Power subdivergence estimators in the normal model — PC simulation
Power subdivergen¢ni odhady v normalnim modelu — PC simulace

Iva Frydlova, Vaclav Kis

Abstract: We present the results of extensive simulation study of minimum divergence based
estimators. Broniatowski and Vajda in [2] proposed several modifications of the minimum
divergence rule to provide alternative maximum subdivergence estimators with escort
parameter @€ ® and minimum superdivergence estimators. The main interest of our
research was to examine these modifications in practical use as to the consistency, robustness
and efficiency of the estimators. We focus on the well known family of power divergences
parametrized by @€ R in the normal distribution model. We run a comparative computer
simulation for several randomly selected contaminated and uncontaminated data sets and for
different sample sizes and different ¢-divergence parameters. We shall focus on the
subdivergence estimators and their performances.

Key words: Minimum divergence estimation, Simulations, Robustness, Empirical efficiency.
Klicova slova: Odhady s minimalni vzdélenosti, simulace, robustnost, empiricka efficience.

JEL classification: C13

1. Introduction

As was already mentioned in many publications, the well known information-theoretic
measures of divergence of probability measures cannot be directly applied in statistical
estimation, since the divergence between the theoretical absolutely continuous probability
measure and the discrete empirical probability measure is always equal to its upper bound and
often takes on infinite values. In 2008 - 2009 Broniatowski & Vajda ([2]) studied and
extended two different modifications of divergences proposed independently in 2006 ([5],
[1]). One of them was the concept of subdivergences and corresponding new maximum
subdivergence estimator with escort parameter 6. The main interest of our research ([4]) was
to examine the consistency, robustness and efficiency of the estimator with respect to the
standard maximum likelihood estimator.

2. ¢-divergences and minimum ¢ -divergence estimators

Let (X,A) be a measurable space and let P be a set of all probability measures on
(X,A). If PeP is dominated by a o -finite measure A on (X,A), then p=dP/dA is a

Radon-Nikodym density of P with respect to measure A .

Definition 1. Let P,Qe P, {P,Q}<< A, p=dPldA and q=dQ/dA. ¢-divergence of

distributions P and @ is a function D, :PXxP —[0,00] defined by

D,(P.Q) = jy@ do=[gq a@ di

0]
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where ¢:(0,00) > R is a convex function called a generating function. For this formula to be

(0

well defined, we denote @(0):=1lim,_o @#(t) and @(co)/oo = lim,o—— ("0-00=0") and we
+ t

0 ifp=0
q¢(pj:{q¢() if p

put

q) |pPe)ee if g=0,

For each generating function ¢ it holds Dﬂ, (P,Q) < ¢(0)+ @(co0)/oo for every P,Qe P,
and the equality takes place if P L Q, i.e. P,Q are singular. Let @ be the class of all
functions ¢ which are twice differentiable, strictly convex generating functions with ¢(1) =0
. Moreover, we deal only with P and Q which are either measure-theoretically equivalent,
P = Q, or measure-theoretically orthogonal, P L Q.

In the sequel, we use the power divergences D, (P,Q) := D% (P,0), aeR, where

g, =20l 0 a2
a(a—-1)
with the limiting cases  ¢,(t) =—Int+t—-1 and ¢ (t)=tlnr—1r+1.
1
— if O<ax<l
For these functions it holds 0= D, (P.Q)<ja(1-a)
0 otherwise.

The left equality takes place if and only if P=Q. For 0 < <1, the right equality
takes place if and only if P L Q. Otherwise it takes place if & <0 and Q is not absolutely
continuous w.r.t. P orif @ >1 and P is not absolutely continuous w.r.t. Q .

Now, let X,,X,,.,X, be independent and identically distributed observations
governed by Pgo € P, where P ={P,:6e @} is a family of probability measures on (X,A),
® cR“, and we assume that for every 6,6,€ ©®, 8#86, holds P, # By, and P, = Py,
Moreover, we assume the family P to be nonatomic (continuous), i.e. for all #€ ® and

xe X we require P,({x})=0. We also let the data X,,X,,.., X, to be represented by an

- - 1o . . .
empirical probability measure P, = — E Px.» where P_is the Dirac probability measure at
n =" i

the point xe X.

Definition 2. Let ge ®. We say that an estimator én :X" > @ of the true parameter

6, € © is a minimum @ -divergence estimator if én = argmin, D, (P, P,).

The problem we encounter with these estimators is that the continuous family P and the
family of empirical distributions P, —are measure-theoretically orthogonal, i.e. P, L P, for

emp

every P,eP and P,eP

emp *

This implies for every P,eP and P,eP that

emp

D,(F,, P)=¢,(0)+¢,(0)/0 and the above defined estimates are trivial.

To face this problem, it is possible to use some prior smoothing of the data or another
nonparametric density estimation like we did by implementing histogram in [3], but these

3
@

®
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methods bring another unpleasant obstructions such as bandwidth selection. In the next
section, we present several modifications of the minimum divergence rule studied by
Broniatowski & Vajda ([2]) avoiding these complications.

3. Power subdivergence estimators
We shall regard the probability measures Pe P and Qe Q for Q=P UP,, . Measures

P,Q are either measure-theoretically equivalent (if Qe P) or measure-theoretically

orthogonal (if Q€ P

emp

1?¢75(f’g,Q)= f(ﬁ(Pg/pg) dp, +j¢“(p9/p§) do, (P,,0)eP®Q ©

). Consider the family of finite expectations

parametrized by (4,6)€ ®® @, where ¢* (1) = ¢(t)—1¢ (1) for every e ®, and ¢
denotes the derivative of ¢. For (6) to be correctly defined, we assume that the integrals exist
and have a finite value. Now, the maximum subdivergence estimators (briefly, the maxl? .
estimators) with escort parameter @€ @ are defined as
By, =ar, D, (PP)= ”9 dP, + LX)
9.0.n —ATEMAX 5 05( v> b,) =argmax ; J.¢ z¢ - @)
i=1 pg‘(X,)
If we restrict ourselves to a subclass of these estimators determined by the power
divergences (2), and if we consider only a standard normal model P = {P :ueR, o>0}

with the location parameter 4 and scale o, we receive for & =0
(/u()/zo'»x’ ()yo'n =[ ZXH Z(Xx_ﬁl),y,(r,n)zJ (8)
i=1

which is the maximum likelihood estimate in the family of normal distributions. Hence, the
class of maxD 4 -estimators are extensions of the MLE. For ¢ >0, a #1 the estimators

become

By pyon=argming . M, (P, [1,6) )
with Myo(P,.f1.8) = ﬁ I{Z:]a dP,, + é Z}(m]a (10)
[t (2 ettt}
and J [f,:j Fao = exp{i[igi f()l(f ;f;)j] -in “&2;;2;“)"2 } (12)

For o =1 we get

M (P J.8) = lim M (P, 1. 6)

_—u-p 1| (oY [gjz_ 1"(§j (x,-ay _(x,-p)
=T 25 2{ h’[&j F) 7! +n; o )P 28 207 [ (a3
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4. Computer Simulations
First we inspect the estimators in normal model of location (o =1 fixed) and then in the
normal scale model (x# =0 fixed). Let X,,.., X, be observations from the convex mixture

P, =(1-€)P+¢&Q. Here P is a standard normal model with location x# =0 and scale o =1,
further denoted by N(0,1), and Q is successively normal (N(0,9),N(0,100)), logistic
(Lo(0,1)), and Cauchy (C(0,1)) distribution. The contaminations we use are 0, 1, 5, 10, 20,
30 percent respectively, i.e. £ takes on the values 0,0.01,0.05,0.1,0.2, and 0.3. The sample
size n is considered successively 20, 50, 100, 200, 500. In case of maxD , -estimators [lw‘n

we take into account power parameters 0, 0.01, 0.05, 0.1, 0.2, and 0.5 and we select the
escort parameters 4 = 0,0.1,0.2,0.5,1 and finally u = in (MLE) and g =med (X ). For max

we consider the same values of power parameter and the escort

a,o.n

D ¢ -estimators &
parameters ¢’ = 0.5,1,1.2,1.5,2 and finally 0 =S, (MLE) and ¢ =med ;X 1), which is
the MAD estimate of scale for known location parameter u# =0 (short of the calibration
constant), otherwise MAD =1.483 med (I X ; —med (X ) 1).

To evaluate the behavior of power superdivergence (or power subdivergence) estimators
we generate K different data samples (K=100 for superdivergence estimators, or K=1000 for

subdivergence estimators) to gain K different estimates (further indexed by *’). We compute
means and standard deviations

m@ = U =Y - m@)
K ~ a.n K — a.n
~ 1 LS (k) ~ 1 & (k) ~\\2
m@&)=—> oL 5(8) =, |— Y (o) —m(&))
KiS K3

of the minD « -estimators (or max D « -estimators) and maximum likelihood estimators iff)

and S’ Making use of these we receive the relative empirical efficiencies

1 3 N (k)2 1 S k) 2
EXX) FOICHEY
eref (1) = 0 kel and eref(o*):lk;'i.
)’ 201
KM K 2

Results for power subdivergence estimators of location. For power parameter & =0 we
can conclude that the estimates coincide with MLE, i.e. eref ({I) =1, as was expected. In case

of escort parameter £ =0, the maxD « -estimators for the uncontaminated data still more or

less copy the behavior of MLE even for values of a > 0, but as the contamination grows, we
observe that the means and standard deviations of max D « -estimator move apart from MLE

taking on lower values than maximum likelihood estimate of the contaminated data. In case of
m(fi) the difference is only slight (yet favourable), but in case of s(fZ) the difference is
apparent and causes a fair increase in empirical relative efficiency. Especially in the case of
contamination by Cauchy distribution (which generates distant outliers) the robustness of the
estimator escorted by x4 =0 is rather stunning compared to maximum likelihood estimator.
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However, all that was stated above holds only for g = 0. The situation changes to the worse
for the escort parameter # approaching 1. The consistency, efficiency, even the robustness
tendencies slowly vanish for € increasing, and we see that apart from the case of 4 =0 the

max D « -estimators do not possess the useful properties we would desire.

In accordance with the fact that the only reasonable results we obtained were for y =0
which is the true parameter of the estimated data, some very good results were received for
the value of the escort parameter ¢ =X, . For contaminations by N(0,9), N(0,100) and
Lo(0,1) we received perfect match with MLE for all values of &. Nevertheless, an
outstanding behavior was noticed in case of Cauchy contamination, where the power
subdivergence estimator shows a significant resistance to distant outliers. In this situation, the
standard deviation of the maximum likelihood estimator with great volatility copies the
occurrence of extreme outliers, while the standard deviation of MLE-escorted subdivergence
estimator retains low values with steady convergence to 0. This fact results also in huge
empirical relative efficiency.

Even though these results are very encouraging, some much better results were obtained
for estimators escorted by median, which is known to be a robust estimate. Although, the
efficiencies are not as good as for x4 =0, it is clear that the choice of median for escort
parameter produces much more robust estimates that those escorted by MLE. For not too high
levels of contamination the subdivergence estimators show even higher, better robustness than
the original inserted median itself. We show this in Table 1 by comparing subdivergence
estimators with median by plugging the median into the eref formula instead of MLE, and
observing the eref (fI) increasing.

Table 1: Max]? « -estimator: data 0.9N(0,1) +0.1Lo(0,1), escort parameter y =med (X )

aln 50 100 200 500
m(ir) | s(@) | eref (1) m(@) | s() |eref ()| m(@) | s(i) |eref (W)| m(@) | s(iL) |eref (fI)

MED —0.006| 0.185 | 1.000 | 0.003 | 0.130 | 1.000 | —0.001| 0.093 | 1.000 |—0.002 | 0.059 | 1.000
0.00 —0.003| 0.161 | 1.323 | 0.004 | 0.112| 1.348 | —-0.000| 0.079 | 1.395 | —0.001| 0.050 | 1.417
0.01 —0.003| 0.161 | 1.324 | 0.004 | 0.112| 1.348 | —-0.000| 0.079 | 1.396 | —0.001| 0.050 | 1.418
0.05 —0.003| 0.161 | 1.330 | 0.004 | 0.112| 1.352 | -0.000| 0.078 | 1.398 | —0.001 | 0.050 | 1.419
0.10 —0.003| 0.160 | 1.336 | 0.004 | 0.112| 1.355 | —-0.000| 0.078 | 1.401 | —0.001| 0.050 | 1.421
020 —0.003| 0.160 | 1.345 | 0.003 | 0.111 | 1.360 | —0.000| 0.078 | 1.405 | —0.001| 0.050 | 1.424
050 —0.003| 0.159 | 1.357 | 0.003 | 0.111 | 1.365 | —0.000 | 0.078 | 1.409 | —0.001| 0.050 | 1.427

Results for power subdivergence estimators of scale. As expected, for ¢ =0 we get the
exact MLE, hence eref (&) is always equal to 1. For £ =0, i.e. the uncontaminated data, the

subdivergence estimators more or less correspond with the maximum likelihood estimators,
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but they do not outperform them. With rising value of parameter « also the standard
deviation s(&) rises a little, which causes a certain loss of efficiency. For £>0 and escort
parameters o> >1 we observe a loss of consistency, however the MLE loses its consistency
too, and with rising contamination we see that the max D « -estimators possess lower values
of means and standard deviations then MLE. The best results were received mostly for escort
parameter o’ € (0.5,1). Here, the estimates retained the consistency even for highly
contaminated data, showed substantially lower values of m(&) and s(&), which resulted in
high empirical relative efficiency (cf. Table 2). For data contaminated by N (0,100) and
C(0,1), the subdivergence estimators perform better then MLE even for very small level of
contamination € = 0.01 and all values of escort parameter o .

Table 2: Max D« -estimator: data 0.9N(0,1) + 0.1N(0,100), escort parameter c* = 0.6

aln 50 100 200 500

m(G) | s(G) |eref ()| m(G) | s(&) |eref(&)| m(G) | s(G) |eref (&)| m(B) | s(G) |eref(5)
0.00| 3.173 | 1.168 | 1.000 | 3.178 | 0.798 | 1.000 | 3.254 | 0.561 | 1.000 | 3.266 | 0.360 | 1.000
0.01]1.952 | 0.394 | 5.734 | 1.966 | 0.276 | 5.327 | 1.969 | 0.192 | 5.529 | 1.974 | 0.119 | 5.470
0.05| 1.311| 0.160 | 49.65 | 1.313 | 0.107 | 49.18 | 1.314 | 0.074 | 51.75 | 1.316 | 0.048 | 51.52
0.10 [ 1.176 | 0.124 | 130.6 | 1.176 | 0.083 | 141.9 |1.177 | 0.057 | 156.5 | 1.177 | 0.037 | 160.5
0.20 | 1.103 | 0.115 | 255.8 | 1.100 | 0.078 | 333.4 | 1.099 | 0.054 | 425.8 | 1.099 | 0.035 | 479.2
0.50 | 1.079 | 0.140 | 235.0 | 1.069 | 0.096 | 387.7 | 1.061 | 0.067 | 657.1 | 1.061 | 0.042 | 951.6

As in the location case, we tried to escort the subdivergence estimator with the MLE
o =S,. However, we received only a perfect match with maximum likelihood estimator,
showing no robustness whatsoever. This motivated us to plug in a simple and robust estimate
of scale called median absolute deviation (MAD), which showed up to be a better choice. For
uncontaminated data escorting with MAD works as well as escorting by MLE. For
contaminated data we observe again that the estimators perform better than MLE, however we
see that the performances are not as good as those of the estimators escorted by o> € (0.5,1).
Much better results were received for median absolute deviation where we left out the
calibration constant 1.483 (cf. Table 3). Moreover, we compared the subdivergence estimators
with MAD itself by plugging it in the empirical relative efficiency formula instead of MLE,
and we see that for higher values of & the subdivergence estimators perform even better than
the well know robust estimator MAD (cf. Table 4). This outstanding behavior in some cases
unfortunately vanishes with higher contamination.
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Table 3: Max ]? « ~estimator: data 0.9N (0,1) +0.1N(0,100), escort parameter

o = MAD/1.483
aln 50 100 200 500
m(G) | s(G) |eref(G)| m(&) | s(G) |eref (&) m(G) | s(&) |eref(G)| m(&) | s(&) |eref(5)

0.00| 3.173 | 1.168 | 1.000 | 3.178 | 0.798 | 1.000 | 3.254 | 0.561 | 1.000 | 3.266 | 0.360 | 1.000
0.01| 1.936 | 0.510 | 5.353 | 1.940 | 0.353 | 5.338 | 1.933 | 0.250 | 5.780 | 1.941 | 0.155 | 5.782
0.05| 1.311 | 0.255| 37.65 | 1.302 | 0.174 | 44.29 | 1.295 | 0.122 | 52.83 | 1.298 | 0.078 | 55.49
0.10| 1.176 | 0.194 | 88.76 | 1.169 | 0.131 | 117.2 | 1.164 | 0.092 | 152.6 | 1.165 | 0.059 | 171.0
0.20| 1.098 | 0.157 | 178.0 | 1.095 | 0.107 | 263.8 | 1.090 | 0.076 | 390.0 | 1.091 | 0.048 | 491.9
0.50| 1.058 | 0.140 | 265.8 | 1.058 | 0.097 | 423.1 | 1.055 | 0.070 | 679.9 | 1.059 | 0.044 | 985.3
Table 4: Max D « -estimator: data 0.9N (0,1) +0.1N(0,100), escort parameter

o = MAD/1.483

aln 50 100 200 500

m(G) | s(G) |eref (&)| m(&) | s(&) |eref(6)| m(G) | s(&) |eref (&) | m(G) | s(&) |eref(5)

MAD | 0.761 | 0.129 | 1.000 | 0.758 | 0.090 | 1.000 | 0.753 | 0.065 | 1.000 | 0.756 | 0.042 | 1.000
0.00 | 3.173 | 1.168 | 0.012 | 3.178 | 0.798 | 0.012 | 3.254 | 0.561 | 0.012 | 3.266 | 0.360 | 0.012
0.01| 1.936 | 0.510 | 0.065 | 1.940 | 0.353 | 0.066 | 1.933 | 0.250 | 0.070 | 1.941 | 0.155 | 0.068
0.05| 1.311 | 0.255 | 0.455 | 1.302 | 0.174 | 0.549 | 1.295 | 0.122 | 0.639 | 1.298 | 0.078 | 0.649
0.10 | 1.176 | 0.194 | 1.072 | 1.169 | 0.131 | 1.453 | 1.164 | 0.092 | 1.846 | 1.165 | 0.059 | 2.000
0.20| 1.098 | 0.157 | 2.149 | 1.095 | 0.107 | 3.270 | 1.090 | 0.076| 4.718 | 1.091 | 0.048 | 5.751
0.50 | 1.058 | 0.140 | 3.209 | 1.058 | 0.097 | 5.244 | 1.055 | 0.070 | 8.225 | 1.059 | 0.044 | 11.52
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Statistical Properties of Generalized Cramer-von Mises Type Estimate
Statistické vlastnosti zobecnénych odhadi Cramer-von Mises typu

Jitka Hanouskovd, Vdéclav Kus

Abstract: This paper focuses on estimating via minimum distance method. Two new types of
minimum distance estimates are defined, namely with generalized Cramer-von Mises distance
and with newly defined Kolmogorov-Cramer distance. Kolmogorov-Cramer estimates are
proven to be consistent of the order n'"? in Li-norm if the distribution is non-contaminated.
Numerical simulation is produced for variously contaminated distributions, and resulting
graphs are presented and discussed. The similar simulation comparative study was carried out
for the generalized Cramer-von Mises estimate.

Key words: Minimum distance estimate, Consistency, Robustness, Cramer-von Mises
Kli¢ova slova: Odhady s minimdln{ vzdélenosti, konsistence, robustnost, Cramer-von Mises
JEL classification: C13

1. Introduction

This paper introduces a generalized Crame-von Mises distance with a parameter o, and so
called Kolmogorov-Cramer distance between empirical and arbitrary distribution function
with parameters a, m. For non-contaminated case, we have proven consistency and order of
consistency of the Kolmogorov-Cramer estimate. Consistency and robustness of these newly
defined estimates are explored via computer simulation.

2. Preliminaries

We introduce the notation used throughout the paper. Let A be a o — finite measure on
(R.B), where Bis a borel o—field on R . Let ¥ be the set of distributions on (R,B) which
are absolutely continuous with respect to a measure A . Denote by D} the set in Banach space
L, (R,dA) containing densities corresponding to the distribution functions in Fj, by D its
arbitrary nonempty subset and by F a subset of F). Throughout the text Fn denotes the

distribution function corresponding to the estimator fn of the density f. Further, let X ..., X

n

be ii.d. random sample and F, denotes the empirical distribution function based on
(X,,..,X,) with v, (A) representing the empirical measure

1 n 1 n
F,)==DTy oy V,(A==>1, _,.AcCR,
n“s j na J

where /| x <y TEans indicator of the event { X ;€ (—e0,x]} and [ X Al is the indicator of {
X, eA}
Definition 1. We say that an estimate fn of a density fe @D is minimum D distance estimate

iff the corresponding distribution function F, € F satisfies the condition:

D(F.,F)=inf D(F,F,)  as.
FeF
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Every metric distance D on F(R) defines pseudometric p, on D in this sense:
pp(f.g)=D(F,G), where F,Ge ¥y are the distribution functions corresponding to
densities f,ge Dj.

Definition 2. We say that an estimate fn of a density f € D is consistent in given p,,
distance, (in expected p,, distance), iff pD(f,,, f)—0 as., (ff EpD(f,,, f)—0). We say

that estimate f,, is consistent of the order r, — 0 in the distance p,,, respective in expected

p, distance, iff p,(f,,f)= 0,(r,), respective iff EpD(fn,f) =0(r,).

We define generalized Cramer-von Mises distance with parameter o (pca,q) as:

Pesalf8) = [[F(0) =G| dG(),
R

Further, we define a new type of minimum distance estimator. We define so called
Kolmogorov-Cramer distance with parameters a, m (pkcs,m) between empirical distribution
function and arbitrary distribution function in the following way.

Definition 3. Let (x,,..., x,) be a realization of random vector (X,,.., X,), a a nonnegative real
parameter, and F arbitrary distribution function. Then we define the sequence (G,)" by

G, = F (x)-F(x)I” fori=1,...,n,

Gy S F, (x)=F (x)I* fori=1,...,n,
where F,_(x;) and F_(x;) are left hand side limits for x — x,. Then Kolmogorov-Cramer
distance is defined as

m

1
;;Gm 4

pCMa,m(Ex’F) =

where G denotes descending ordering of G,, i =1,...,2n. In other words, the Kolmogorov-
Cramer distance is one over m times sum of m largest of G, i =1,...,2n. We call the distance

Kolmogorov-Cramer, because for m=1 it converts to Kolmogorov distance to the power o and
the expression is inspired by (generalized) Cramer-von Mises distance for the case G=F,,.

3. Consistency in L;-norm

In [1], the conditions for the consistency and consistency of the order n"? in the L;-
norm within the Kolmogorov estimates are presented. Conditions are based on domination
relations between Kolmogorov distance and total variation distance. Furthermore, sufficient
condition for the domination relation is proven ibid. We use this results for exploring the
consistency and the order of consistency of our minimum distance estimates where the
distances are differing from the Kolmogorov distance. If for a given distance D it holds both
inequalities D < h,(dy),d; <h,(D), where h,,h, are two real functions continuous in zero
point with zero value in zero argument and if there exist positive constants K; such that
h,(x )< K,x in a neighborhood of zero and moreover the domination relation stated in [1] is

fulfilled for family D — D, then the minimum D distance estimates of densities from @ are

consistent of the order n?

in L -norm and the expected L, -norm. The upper mentioned
inequalities are fulfilled e.g. for Discrepancy and Lévy distance. (See [6] in details, for
specific inequalities derived in spaces of probability densities, see [3].) In case that the

functions /; could not be constrained by Kjx, it is possible to prove the consistency in L;-
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norm, but the order of consistency n™* need not be preserved. Thanks to proper inequalities

between the Kolmogorov distance and Kolmogorov-Cramer distance we are able to prove
consistency and consistency of the order n™? for the Kolmogorov-Cramer estimate. It holds
that

Peviam S (px )a and Pevam 2 I/m(pK )a >
where oy (f,&) = sup{F(x)~G(x)

are able to prove consistency of this estimate in the case that m depends on sample size n, too.
In detail, if m =n” , where S < /2, then the estimate is consistent of the order n’, where

,XE R} stands for the Kolmogorov distance. Further, we

y=1/2+p/o. For generalized Cramer-von Mises distances the desired inequalities leading to
optimal n'? consistency have not been proved. Nevertheless, we hope for consistency of
these estimates, so we produce numerical simulation to ascertain. Via simulation we study
robustness of both mentioned estimates, as well.

4. Numerical simulation

We consider normal distribution N(0,1) contaminated by normal distribution N(0,100)
and explore consistency and robustness. For contaminated case, we have no theoretical results
guaranteeing us the consistency, thus this case is explored only via simulation. Results for
normal distribution N(0,1) with 5%, 10%, 15%, and 35% contamination by normal
distribution N(0,100) along with non-contaminated case are presented.

Figure 1 presents consistency of generalized Cramer- von Mises estimate with various
values of o (a=0.5, 1, 1.5, 2) for the non-contaminated distribution and 5%, 10%, and 15%
contaminations. For other choices of a the graphs are of the same shape, and they are not
presented here. As can be seen from the graphs the heavier contaminated sample is the worse
the consistency is getting. Nevertheless generalized Cramer-von Mises estimate preserves
relatively good consistency even under contamination. Thus, this type of estimate shows
robust behaviour.

My, =05 CMy, 015

0 s 100 10 20 250 a0 30 40 480 50 0 & 10 10 200 %0 a0 30 40 40 &W
n (sample size) 1 (sample size)

M, 051 CM,, =2

—e—5%

L,-nomm

. . . . . . .
(i 50 10 150 200 250 300 3 40 450 500 0 50 100 150 200 250 300 350 40 450 500
n (sarmple size) n (sample size)

Figure 1: L;-error of greneralized Cramer-von Mises estimate.

Regarding to the robustness, we seek for the choice of parameter o which produces the
best estimate, in the sense of robustness and consistency as well. Figure 2 presents average
absolute error of estimated parameter (o) with respect to the true value of the parameter (cp)
for non-contaminated distribution, 15%, and 35% contamination.
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Figure 2: Average absolute error of estimated parameter with respect to the true value of
the parameter |6y-ol of various types of generalized Cramer-von Mises estimate.

As can be seen from the Figure 2, the smaller parameter a we chose the more robust estimator
we obtain if the distribution is contaminated. And for non-contaminated case this choice does
not cause a collapse (in efficiency). The average absolute error is a little bit greater then for
the choices near 0=2 (original Cramer-von Mises estimate), but still in tolerable range.

Figure 3 shows consistency of Kolmogorov-Cramer estimate with parameters o=1.7
and m=20. For the Kolmogorov-Cramer estimate we have proven consistency and n’ order
of consistency for non-contaminated distribution. As the graph shows, consistency is
preserved even under 5% contamination but under heavier contamination this estimate does
not posses consistency anymore. Graphs for other choices of parameters a, m are not
presented here since they are of almost the same shape.
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1 1 1 1 1 1 1 1
a 50 100 150 200 250 300 350 400 450 500
n {sample size)

Figure 3: Lj-error of Kolmogorov-Cramer estimate with parameters a=1.7 and m=20.

Figure 4 presents comparison of Kolmogorov, Kolmogorov-Cramer (m=20, 50, 90), and
generalized Crame-von Mises estimate for various choices of parameter a. The best of all is
the generalized Cramer-von Mises estimate for all examined choices of o and under any
contamination. Due to the resemblance of the graphs, only non-contaminated and 15%
contamination cases are presented here.

nan-contaminated distribution
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Figure 4: Comparison of absolute average error of estimated parameter with respect to the
true parameter |oy-clof all examined estimates for various choices of parameter o.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 294

5. Conclusion

By means of numerical simulation we explored consistency of generalized Cramer-von
Mises estimate for non-contaminated and contaminated Normal distribution. For the
Kolmogorov-Cramer estimate we have theoretical result guaranteeing the consistency and
order of consistency even if the parameter m depends on sample size n. For contaminated
distribution we produced simulation which shows that this estimate preserves consistency
under weak contamination. Further, robustness of generalized Cramer-von Mises,
Kolmogorov-Cramer, and Kolmogorov estimates was compared.
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New Classification Attributes for Signal Separation in Acoustic Emission
Processing

Nové klasifika¢ni atributy pro separaci signali v akustické emisi
Viclav Kus, Zuzana Farov4, Jan Tlédskal

Abstract: We deal with the classification of acoustic emission random signals by means of
fuzzy clustering, model-based statistical clustering and support vector machines. The signals
are compared by means of newly introduced attributes obtained directly from the signals and
from normed frequency spectra such as ¢-divergence distance measure originated from
information theory and statistics. We mention the well-known divergences (Kullback,
Hellinger, z*, Power) and we introduce several of its new modifications and extensions as
generalized Hellinger divergences. These new families of divergences open new research
possibilities in the area of statistical treatment of random signals. We realize experiments to
test the proposed classification attributes and also consider industrial data from the real life.

Key words: Classification attributes, ¢-divergences, Signal separation, Data processing.
Kli¢ova slova: Klasifika¢ni atributy, ¢-divergence, separace signdld, zpracovani dat.
JEL classification: C61

1. Newly designed attributes for signal separation
All processing laboratory measured acoustic signals were detected through the piezo-ceramic
sensors attached to the thin metal plate or have been provided by DAKEL from various places
of their measurements. Emitted signals were measured and stored on a computer by means of
measuring device DAKEL-XEDO 5 in 12-bit accuracy and 4 MHz sampling rate. The
resolution 12-bit means that the measuring sampling apparatus was able to distinguish the
voltage in the interval [-2048mV, 2048mV ]. We generated several versions of acoustic
sources in the central part of experimental plate.

We perform our cluster analysis with certain attributes computed also from the
normalized signal spectrums X , found through discrete Fourier transform. The spectrum is

normalized to one in order to obtain the estimate of spectral density of the signal {X,}',

where T stands for digital length of the emission event (in our case 7 =6144). The normed
spectrum is given by §(f) =X, I/z:)l X ;1. Two examples of acoustic emission signals

with corresponding spectrum densities can be seen in Figure 1.

We compute several attributes from the normed spectrums or directly from the signals
and then we use these parameters in the methods of classification specified further. We
designed the following classification attributes W,,, O;, Z_, D;:
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Figure 1: Examples of acoustic emission signals and spectrums.

/4

a

Qe (l,e0),

1el0.7-11 55

Q, =min{Fe[0,T-1]: Z X, 28}, Be(.D),
=0

Z, = TZé‘(x) o(x,) ={

1 ingn(x1x1+1) ==

1
. , ce(0,D),
0 otherwise

T-1_

s f)¢( IS P:(0.00) >R, G(1) =0,

>}
Il
<

where | X f | denotes the arithmetic mean | X i = Z:)I X, UT,

J,={jel0,T-11:1 X, =2 ymax, o, 1 X, 1}, 7€ (O,1),
and ™ is a normed reference spectrum, S (f)= ZZI IS'(f)|/m. Here m denotes the
number of observations from one sort of acoustic emission signals, S '(f) are individual

realizations of the normed spectrum S f).

In this paper we work with the specific classification attributes: W, (denoted as W),
Qp35» Z, (denoted as Z.), D, discrete form of the generalized Hellinger divergence with
20
blending parameter S = 0.5 (denoted as HDiv, see Section 3).
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We measured five different types of acoustic emission signals in a laboratory
environment. As an example, some of the above mentioned spectral attributes were computed
for each signal and the separation, by means of the proposed attributes, can be seen in Figure
2. Here, in the case of our laboratory data set, the newly introduced parameter Z_ separates

the signal clusters very well, five distinct sets of Z_ values are apparently present. The other

signal attributes separate the clusters in a similar way, i.e. some signal types remained
overlapped.

2. Novel signal attributes based on ¢-divergences

Let (X,A) be a measurable space and let P be the set of all probability spectral
measures on (X,A). If Pe P is dominated by a o --finite measure x4 on (X,A),
p=dP/du denotes the spectral density of the acoustic signal (so-called Radon-Nikodym
derivative of P with respect to u). Now let P,Qe P, {P,Q}=u, p=dP/du and
g =dQ/du are two signal spectral densities. @--Divergence of P and Q is a function
D¢ : PXP —[0,0] defined by

D,(P.Q)= jxq¢(2]dﬂ,

where ¢:(0,00) >R, ¢(1)=0, @(¢) is convex on (0,00) and strictly convex at =1. We put
q¢(plg) = q¢(0) if p=0 and qp(p/q) = pp(eo)/e> if g =0, where ¢(0):=lim,o, #(r) and
@P(o0)/o0 := lim,_. #(¢)/t with the convention ,,0-c0 =0, It is known that D¢ are all reflexive
(ie. D,(P,P)=0), ¢(0)+g(e0)/eo>0 and range is 0<D,(P,Q) < P(0)+ P(c0)/fo, P,Q € P,
where the upper bound is achieved if P,Q are two singular spectral measures. Further,

D,(P,Q) are all invariant with respect to the linear transform of the form

5(t) = ¢(t)—¢;(1)(t—1), te (0,0), where ¢, (1) denotes derivatives of ¢ at =1 from the
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right. Thus every ¢-function has its nonnegative version 5 with the same ¢ -divergence and
qi(l) =0. For advanced theory of ¢-divergences see [1] or [2].

Now, let ¥ :(0,00) —» R be a convex or concave function on (0,0), with the property
of being twice differentiable at 7 =1 with " (1) # 0. Then

o) = @O -y )=y M=)/ (1), te(0,0), (1
is a fully normalized divergence function, i.e. Eﬁ(t) is nonnegative, twice differentiable at

t=1, (7?’(1) =0, and ¢'(1) =1. Table 2 illustrates how some well-known divergences arise
from very simple y -functions via construction (1).

Table 1: y -functions for standard ¢-divergences

Kullback (1) Pearson( 7°) | Neyman (z*) | Le Cam (LC?)
70 Int 2 ! L
t 1+t
- (t-1)° (t—1)>
t —Int+1-1 -0 ~ 7
o0 2 t+1
Hellinger (H?) Power (1,) Tuned (D,)
40 Jr t"a#0,1 1 g ]
L—H
é(t) 2i =1 t'-at-D-1 47 —lathE=Dr-1
ala=1) (a+1)a-1)

3. Generalized Hellinger divergence

The presented method of construction (1) can be combined with standard transformation
techniques preserving convexity of transformed functions. Let start, for all »>0, with the y -
function l//a_b(t)=(1—t2”)/(b+t”), b>0, a#0,1. We employ the convex transformation
f(y)=y* to obtain ¥_,(t). Since V,, is not nonnegative on (0,o0) then the transformation

f(y) =y need not preserve convexity nor concavity and it have to be treated separately. Let
us consider only the special case for @ =1/2. Then the function

8,(1):= l//. 0= [b Ij r€ (0,00),

is convex for all >0 and construction (1) provides us with the fully normalized divergence
function @, (1) =(b+ 1) @,(¢)/2. The blending parameter f =1/(1+b)e [0,1] leads to

1-t

with the corresponding generalized Hellinger divergence

2
J te (0,0), Bel0,1],

(p-q)’°
HyP.Q)=—[——"————du, P.QeP.
j(ﬁ\/p+(1 ANCD] u
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The particular cases are Pearson's y*(P,0)/2 for f=0 (b—> o), Neyman's y*(Q,P)/2 for
B =1 (b=0), and Hellinger's 2H*(P,Q) for f=1/2 (b=1). The function @ﬁ(t) is strictly
convex on (0,) for all Fe[0,1] and all the blended divergences H,(P,Q) for Be0,1)
are bounded. For fe[0,1] the skew symmetry about g=1/2 takes place,
Hﬁ(P,Q) = Hl_ﬁ(Q,P), P,Qe P, which provides the only symmetric divergence
H,(P,Q)=2H"(P,Q) in this class.

2

4. Signal separation for the real data sets

We deal with the classification of acoustic emission signals by means of Fuzzy Clustering
(FC), Model-Based Clustering (MBC) and Support Vector Machines (SVM). These methods
belong to the different groups of classification techniques.
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Figure 3: Parameters Q,,,, Z. and HDiv for the real data sets.

The FC method is based on optimization of so-called objective function Q in the
form of weighted sum of quadratic distances between individual signal attributes x; and a set
of the so-called prototypes (i.e. the representative samples) v,,v,,...,v, of ¢ clusters using
the fuzzyfication factor and partition matrix U = [u, ], which allocates the signals into the k -

th cluster. We employ numerical iterative fuzzy algorithm to find the minimum of objective
function Q under the restrictions. This algorithm is based on stepwise calculation of the
prototypes of the clusters and the partition matrix until certain convergence criterion is
satisfied. More details can be found in [3].

The MBC method supposes that the data belong to a finite mixture of normal
densities, where each component represents one cluster. It means that we deal with the finite
convex combination of probability densities given the sample of signal attributes
x=(x....,x,), x;€R?. The best normal mixture fit is performed through the maximum
likelihood principle and it is based on a general iterative EM algorithm for finding maximum
of the likelihood function under consideration. It manages to work with uncomplete data sets
in the form y, = (x;,z,), which contain the so-called unobserved data z, of the binary values
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referring to the seeking membership of the corresponding signal to a certain cluster. See [4]
for more detailed analysis and proofs.

The SVM method requires learning computer based process, it means we need some
training data set adjusting the procedure. Let us consider that we are endowed by a training
data set (x,,y,)e Xx{+1,—1}, where x, are again the observed signal attributes computed
from signal or spectral densities, and y, are separating labels. The classification into two
clusters is represented by two values of labels, +1 or —1. The method separates data by
searching for optimal separating hyperplanes between clusters requiring the margin along the
hyperplane to be as wide as possible. The optimal separating hyperplane is designed by means
of binary decision tree with iterative minimization algorithm under constraints in each node of
the decision tree. See [5] for the detailed SVM method procedure.

We apply the three methods FC, MBC, and SVM with the proposed classification
attributes on the real data set, which contains 5 types of acoustic emission sources originated
from the measurements handled by DAKEL through the device Xedo-5 at the different places
of interest, i.e.

Table 2: Percentage separation successes for the real data set.

Specificati f .
Method pe(;;éfsolgn © Op33-Z, Oy 332, HDiv
Classical
FC . 76,5% 76,5%
non-penalized
MBC 5 clusters 88,2% 89%
SVM C=5, linear 51,4% 83,7 %
SVM C=5, polynomial 85.6% 83.9%
degree 2
SVM C=5, erbf degree 1 90,8 % 90,8 %

e Datal: Measurement of the CAVITATION

» Data2: Experiment with the PLASMATRON
e Data3: Process of WELDING

* Data4: Pressure test on BOILER VESSEL

e Data5: Rigidity test for LAMINATE PLATE

Classification successfulness for the real data set is listed in Table 2 for the combinations of
parameters (Q,,;.Z,) and (Q,,,,Z,,HDiv ). The combination of parameters (Q,;,Z,,HDiv )

for the real data set is shown in Figure 3. We achieve the highest percentage success by using
the method SVM, 90,8%, however, success by using the method MBC is also remarkable,
89% for parameters Q,;,Z.,HDiv. Moreover, it can be seen from Table 2 that the success

rate is much higher when using linear SVM with parameter HDiv added.
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Analyza bloku Pravo dusevného vlastnictva vo vykaze INOV 1-99
podsystémom PivotTable systému EXCEL za rok 2006

Analyse block Intellectual property rights at report INOV 1-99 subsystem
PivotTable system EXCEL within a year 2006

Jozef Chajdiak

Abstract: In contributions myself to present technique finding frequency about intellectual
property rights through the medium PivotTable in Excel. Finding are frequency on basis
counts statistical unit and on basis sustain turnover behind year 2006. Most significant digit
frequency reaches registration safety marks.

Abstrakt: V prispevku sa prezentuje postup zistovania frekvencif pri prdvach dusevného
vlastnictva pomocou PivotTable v Exceli. Zistené su frekvencie na baze poctu Statistickych
jednotiek a na bdze thrnu obratu za rok 2006. NajvysSie frekvencie dosiahla registracia
ochrannej znacky.

Key words: Intellectual property, patent, industrial design, trademark, copyright, distribution,
frequency.

Kradové slova: dusevné vlastnictvo, patent, priemyselny vzor, ochrannd znamka, autorské
pravo, PivotTable, triedenie, pocetnost.

JEL classification: C13, O34

1. Uvod

Pravo duSevného vlastnictva predstavuje ddleZiti sicast’ procesov inovdacii. Obsahuje
ziadosti o patent, registrdciu priemyselnych vzorov, registriciu ochrannej zndmky
a uplatnenie autorského prava.

2. Vychodiskové udaje

Vlastné tidaje vykdzané vo vykaze Statistické zistovanie o inovacidch za rok 2006 Inov
1-99 sme zredukovali v pocte premennych len na tito analyzu potrebné tudaje (harok
VS2010). Prvé riadky upraveného stiboru su nasledujuce:

A =3 c D E F G
1 ID_|Nace_prD TURMOEm PROFAT PRODSG PROTM  FROCP
2 17374 658313 0 0 0 0
3 20 445285 0 0 0 0
4 3DH 35617307 0 1 1 0
5 4 DH 30123073 1 1 1 1
B 5 DH 34967052 0 0 0 0
? B 20 21 721002014 0 0 1 0

Stbor obsahuje premenné:

ID — poradové ¢islo pozorovania,

Nace_pro — kéd NACE,

TURNO6m - obrat (v mil. Sk),

PROPAT - Ziadost’ o patent (0 — nie, 1 — dno),

PRODSG - registricia priemyselného vzoru (0 — nie, 1 — dno),
PROTM - registracia ochrannej zndmky (0 — nie, 1 — dno),
PROCP - uplatnenie autorského prava (0 — nie, 1 — ano).
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3. Ulohy analyzy
Ulohou je tidaje vytriedit’ a uréit absoliitne a relativne triedne pocetnosti na baze poétu
Statistickych jednotiek a na baze obratu Statistickych jednotiek.

4. Riesenie tloh analyzy pomocou PivotTable v Exceli

Podsystém PivotTable (Kontingenénd tabulka) aktivujeme zhdrku VS2010
postupnostou prikazov: Insert/PivotTable/PivotTable/ (Fava cast vystupu) a potvrdenim
pontikanych moZnosti (prava cast’ vystupu):

/' -.\.
{ Q? \
fy Home Insert Page Layout Formula

Create PivotTable S
Choose the data that you want to analyze

E j |_<\| jﬁ] I_[—j) 25 ¥ Select a table or range

TeblefRange: [
|PivotTable| Table || Picture Clip Shapes Smartart TstkfRange | [T
- Art - [ Use an external data source

id| PivotTable L llustrations Chonse Connecton,,

o - )
fli4 | PivotC Insert PivotTable Connection name:
ch h I the FivotTabl t bo be placed
Al Summarize data using a PivotTable. S S e
A (% New Warksheet
FivotTables make it easy to arrange B

1 E! and summarize complicated data (" Esbting Worishest
2 17| and drill down on details, Location: Ea
3 20 _
4 10 () Press F1 for more help. Cancel
f 4T LTRTELT.L LY El 2

V Casti PivotTable Field List presunieme premennt ID z policka Choose fields to add to
report do policka Values, zmenime z verzie SUM na COUNT (pocet) a premenujeme na
Pocet — zabezpeci vypocet absolitnych triednych pocetnosti. Premennt ID do poli¢ka Values
presunieme este raz, z verzie SUM zmenime na COUNT, verziu Normal zmenime na % of col
a premenujeme na %podiel — zabezpe¢i vypocet percentudlnych triednych pocetnosti. Do
policka Row Labels presunieme premenni PROPAT, ktord sme premenovali na PATENT.
Vysledky triedenia su na vystupe vpravo.

PivotTable Field List X
Choose fields to add to report: ‘ﬁ -
D -
IMace_pro
] TURMOSM
& PATENT
[JPRODSG
CIPROTM -
Drag fields between areas below:
W Report Filter T column Labels
3 Values -
1] Row Labels ¥ values | Data -
e - ST - PATENT |~ |Pocet % podiel
— = o 2627 98.1%
" ) - 1 51 1.9%
D L t Ly te Updat:
Sir tavout thea fees Grand Total 2678 100.0%
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Postupne z pol'a Row Labels vysunieme prislu$ni premennd a vloZime novi premennd, ktord
premenujeme na VZOR, ZNAMKA a PRAVO. Vysledky triedenia st nasledujice:

VZOR |~ |[Pocet % podiel] [ZNAMEAT~]Pocet % podiel] [PRAYO [~ |Pocet % podiel
0] 2e04 97.2% [ I TRES o| 2se3  971%
1 74 2.8% 1 264 9,9% 1 74 29%
Grand Total 2678 100.0%) |Grand Total 2678 100.0%%] |Grand Total 2678 100,0%

Vidime, Ze najcastejSou aktivitou je skoro 10% podiel zaregistrovani ochrannej znamky
(premennd ZNAMKA). K 3% sa bliZi zaregistrovanie priemyselného vzoru (VZOR; 2,8% )
a uplatnenie autorského prava (PRAVO; 2,9%). NajnizSia frekvencia je pri Ziadostiach
o patent (PATENT; 1,9%).

Iny pohlad na problematiku ddva uréenie frekvencii vychadzajice z dosiahnutého
obratu. Urcenie frekvencii na baze obratu je podobné ako urcenie frekvencii na baze poctu
firiem. V policku Values vymenime Pocet za OBRAT a %podiel za %obratu.

PivotTable Field List X
r PATENT OBRAT Yoobratu
Choose fields to add to report: ‘-:j M 0| 55284819990 90,11%
= ] 1| 6071064518 9,89%
[INace_pro Grand Total | 61 355 884 508 100,00%
TURMOE&mM

:ZAJ:MT VZOR OBRAT Joobratu
0] 55993540731 91,26%
L] Zniarica 1| 5362343777 8.74%
LIFRAVO | | [ Grand Total | 61 355 884 508 _100,00%
Drag fields between areas below: ZNAMKA | OBRAT Jobratu
v ReportFilter i column Labels 0] 41657 824761 67.90%
X Values h 1] 19698059747 32,10%
Grand Total | 61 355 884 508 100,00%

] Row Labels X Values
oaTENT —1 Toorar ~1|[PRAVO _ [OBRAT Fobratu
Fr— - 049910536589 81,35%
1| 11445347919 18,65%
Defer Layout Update Update Grand Total | 61 355 884 508 100,00%

Vidime, Ze Prdva duSevného vlastnictva sa uplatiujd vo vyraznej vysSej frekvencii
zaloZenej na baze thrnného obratu (od 8,74% po 32,10%) ako na baze poctu vykazujicich
jednotiek (od 1,9% po 9,9%). Zaregistrovanie ochrannej znamky je u 32,1% obratu firiem
a naopak ochrana priemyselného vzoru je u 8,74% obratu firiem.

4. Zaver

NajvyuzivanejSou formou ochrany prav dusevného vlastnictva je registrdcia ochranne;j
znamky (9,9% firiem, resp. 32,1% obratu). ﬁalej zo zistenych frekvencii moZeme
konstatovat, Ze jednotky s vyS$§im obratom maji vysSSiu uroven ochrany prav dusevného
vlastnictva.
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Materialy Valného zhromazdenia ¢lenov SSDS
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Uznesenia Valného zhromazdenia ¢lenov séns, konaného 7. oktébra 2010.

Navrhova komisia pracovala v zloZeni: Vatio B., Stankovi¢ov I., Podmanickd Z.

Volebna komisia pracovala v zloZeni: Uradnicek V., Mach P., Bleha B.

Navrhova komisia pripravila navrh uzneseni, ktoré boli Valnym zhromazdenim schvalené.
1. Valné zhromazdenia &lenov SSDS schval'uje:

a) Sprdvu o ¢innosti Sprdva o ¢innosti Slovenske;j Statistickej a demografickej spolocnosti
za obdobie rokov 2006 — 2010

b) Spravu reviznej komisie za obdobie rokov 2006 - 2010

c) Hlavné ulohy Slovenske;j Statistickej a demografickej spolo¢nosti na obdobie rokov
2010-2014

2. Valné zhromazdenie &lenov SSDS zvolilo tajnym hlasovanim &lenov Vyboru SSDS na
obdobie rokov 2010 — 2014,
menovite:

Bernadic¢ FrantiSek, Bleha Branislav, Cuper Jan, Chajdiak Jozef, Ivancikova Ludmila,
Janusovd Anna, Katina Stanislav, Komornik Jozef, Korony Samuel, Kusendovd Dagmar,
Luha Jan, Mach Peter, Mladek Jozef, Nandsiova Ol'ga, Pélenik Viliam, Pastor Karol, Potocky
Rastislav, Potancokova Michaela, Radvansky Marek, Stankovic¢ova Iveta, Stehlikova Beita,
Sprocha Branislav, Tka¢ Michal, Tirpdkovd Anna, Uradnitek Vladimir, Vojtkova Maria,
Wimmer Gejza .

3. Valné zhromazdenie ¢lenov SSDS zvolilo tajnym hlasovanim ¢lenov Reviznej komisie na
obdobie rokov 2010 — 2014,

menovite:

Cér Mikul4s, Kanderovd Mdria, Soltés Erik.

4. Valné zhromazdenie lenov SSDS schval'uje platnost’ Stanov SSDS. Nové znenie bude
publikované v odbornom &asopise SSDS FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010.

Diia 7. 10. 2010 v Unovciach nad Vdhom, okr. Galanta
Boris Vaio
Iveta Stankovicova
Zuzana Podmanicka
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A
;’ %(% Slovenska Statisticka a demograficka spolo¢nost’
¢ Mileti¢ova 3, 824 67 Bratislava

ZloZenie Vyboru a Reviznej komisie SSDS na obdobie 2010-2014

Predseda: . .
Doc. Ing. Jozef Chajdiak, CSc., UM STU Bratislava

Vedecky tajomnik:
RNDr. Jan Luha, CSc., LF UK Bratislava

Podpredsedovia:

e pre aplikovanu Statistiku
Doc. Ing. Vladimir Uradni¢ek, PhD., UMB Banska Bystrica

e pre demografiu
Doc. RNDr. Branislav Bleha, PhD. PF UK Bratislava

e pre matematicki Statistiku
Doc. RNDr. Rastislav Potocky, CSc., mim. prof., FMFI Univerzity
Komenského Bratislava

e pre Statistické riadenie kvality
Prof. RNDr. Michal Tka¢, CSc., EU Kosice

¢ preStatnu Statistiku =~
Ing. FrantiSek Bernadi¢, SU SR Bratislava

¢ pre medinarodné styky
RNDr. Peter Mach, MDPT SR Bratislava

Hospodar: .
Ing. Marek Radvansky, EU SAV Bratislava

Clenovia sekretaridtu:
Doc. RNDr. Karol Pastor, CSc., MFF Univerzity Komenského Bratislava
Ing. Iveta Stankovicova, PhD., FM UK Bratislava
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Clenovia vyboru:

PhDr. Cudmila Benkovi¢ova, CSc.
Ing. FrantiSek Bernadi¢

Ing. Jan Cuper.

PhDr. Cudmila Ivanc¢ikova.

Ing. Anna Janusova.

Doc. RNDr. PaedDr. Stanislav Katina, PhD.
Prof. RNDr. Jozef Komornik, DrSc.
RNDr. Samuel Korény, PhD.

Doc. RNDr. Dagmar Kusendova., CSc.
Prof. RNDr. Jozef Mladek, DrSc.
Doc. RNDr .Ol'ga Nédnasiova, CSc.
Doc. RNDr .Viliam Pélenik, PhD.
Doc. RNDr. Karol Pastor, CSc.
Prof. RNDr. Rastislav Potocky, CSc.
Mgr. Michaela Potancokovd, PhD.
Prof. RNDr. Beata Stehlikova, CSc.
Mgr. Branislav Sprocha

Prof. RNDr. Anna Tirpdkové4, CSc.
Ing. Méria Vojtkovd, PhD.

Prof. RNDr. Gejza Wimmer, DrSc.

Revizna komisia:

Ing. Mikulds Car, CSc., NBS — predseda RK

Ing. Maria Kanderovd, PhD., UMB Banskd Bystrica
Doc. Mgr. Erik §olte’s, PhD., EU Bratislava
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SLOVENSKA STATISTICKA A DEMOGRAFICKA SPOLOCNOST
MILETICOVA 3, 82 467 BRATISLAVA

Schvalené Valnym zhromaZdenim SSDS diia 7.10.2010

STANOVY SPOLOCNOSTI

SeoyoEn0S

BRATISLAVA
2010

V zaujme rozvoja Statistickej a demografickej vedy na tizemi Slovenskej republiky pdsobi
Slovenska Statistickd a demografickd spolocnost’, ako priama pokracovatel’ka Slovenskej
demografickej a Statistickej spolocnosti pri SAV zalozenej 28.3.1968. Pod novym ndzvom
posobi od 14.3.1990.

1
Postavenie, sidlo a posobnost’ Spolo¢nosti

1. Slovenska Statistickd a demografickd spolocnost’ (d’alej v texte stanov len Spolo¢nost’)
je dobrovol'né, vyberové zdruzenie vedeckych a inych odbornych pracovnikov v
oblasti $tatistiky a demografie, pripadne inych pribuznych disciplin.

Sidlom Spoloc¢nosti je Bratislava.

Spolo¢nost’ pdsobi na tizemi Slovenskej republiky.

Spolocnost’ vyvija ¢innost’ ako vedecka spoloc¢nost’ pri Slovenskej akadémii vied.
Spolo¢nost’ v medzindrodnych stykoch posobi pod ndzvom Slovak Statistical and
Demographical Society.

AN ol N



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 311

2.
3.

2
Znak Spolo¢nosti

Znak Spolocnosti tvori kruh o priemere 6 cm. Vo vyske 1,5 cm od spodného okraja je
vodorovnd os, nad ktorou je zobrazend Gaussova krivka s maximom 3,8 cm. V poli
pod Gaussovou krivkou je zobrazeny znak Slovenskej republiky. Po obvode kruhu je
nadpis SLOVENSKA STATISTICKA A DEMOGRAFICKA SPOLOCNOST. V
anglickej verzii SLOVAK STATISTICAL AND DEMOGRAPHICAL SOCIETY.

Je dovolené znak imerne zmensovat’ alebo zvicSovat'.

Grafické zobrazenie znaku Spolocnosti je uvedené v prilohe stanov Spolo¢nosti.

3

Poslanie a hlavné tlohy Spoloé¢nosti

Poslanim Spolo¢nosti je najma:

1.

—

Rozvijat’ Statistickd a demograficki vedu a jej spolocenské vyuZzitie na prospech
Slovenskej republiky.

Rozsirovat’ poznatky z oblasti $tatistiky a demografie.

Organizovat’ konferencie, semindre, sympozia, prednasky, diskusie, odborné $kolenia
a iné akcie.

Poskytovat’ pomoc svojim ¢lenom pri ich vedeckej a inej odbornej praci.

ZvySovat’ odborni trovei svojich ¢lenov s osobitnym zretel'om na mladych
pracovnikov.

Prezentovat’ vysledky Statistickej a demografickej vedy v Slovenskej republike na
domdcich a medzindrodnych férach.

Rozvijat’ vlastni publikaéni a ediéni ¢innost’.

4
Clenstvo

Clenovia Spolocnosti st riadni, Cestni a kolektivni.

Riadnym ¢lenom Spolo¢nosti sa mdZe stat’ vedecky a iny odborny pracovnik v
odboroch $tatistiky alebo demografie alebo pribuznych disciplin.

Cestnym ¢lenom Spoloénosti sa mdZe stat’ vyznamny doméci alebo zahraniény
vedecky alebo iny odborny pracovnik, ktory sa zasliZil o rozvoj Statistickej alebo
demografickej vedy. Cestné &lenstvo udeluje Valné zhromaZdenie na navrh Vyboru.
Kolektivnym ¢lenom Spolocnosti sa mdZe stat’ pravnickd osoba (spravidla Skola,
vedeckd alebo ind organizicia). Kolektivneho ¢lena zastupuje jeden flou povereny
reprezentant, ktory spifla podmienky pre riadneho ¢lena.

Clenstvo vznika po zaplateni zapisného a ¢lenského poplatku ditom registricie
prihlasky Vyborom Spoloc¢nosti. Vysku zapisného a ¢lenského urcuje Vybor
Spoloc¢nosti.
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5

Prava a povinnosti ¢lenov
Clen Spolo&nosti md pravo:
volit’ a byt’ voleny do vSetkych orgdnov Spolo¢nosti;
podévat’ navrhy a hlasovat’ o navrhoch podanych na schdodzkach Spolo¢nosti;
byt informovany a zicastiovat’ sa na vSetkych jej podujatiach;
prednostne ziskavat’ ¢asopisy a iné publikacie, ktoré Spolo¢nost’ vydava.
Clen Spolo¢nosti ma povinnost™
zachovavat’ ustanovenia stanov a plnit’ platné rozhodnutia jej orgdnov;
zucastnovat’ sa na plneni tloh Spolo¢nosti a obhajovat’ jej zaujmy;

platit’ ¢lenské prispevky. Od platenia Clenskych prispevkov st oslobodeni Studenti
a penzisti.

6
Zanik ¢lenstva

Clenstvo v Spolo¢nosti zanikd dmrtim, vystipenim alebo zruSenim.
Riadne ¢lenstvo moze byt zruSené najmé:

ak spravanie alebo ¢innost’ ¢lena je v rozpore s povinnostami, ktoré sd uréené
stanovami;
pre neplatenie ¢lenskych prispevkov (napriek upomienkam) za obdobie dlhSie ako dva

roky.

O zruseni ¢lenstva rozhoduje Vybor Spolo¢nosti.

7
Organy Spolo¢nosti
Veddcimi orgdnmi Spolo¢nosti su:

Valné zhromazdenie
Vybor.

Kontrolnym orgdnom Spolocnosti pre hospodérsku ¢innost’ je Revizna komisia.
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Valné zhromazdenie

Najvyssim organom Spoloc¢nosti je Valné zhromazdenie. Riadne Valné zhromazdenie
zvoldva Vybor najmenej raz za Styri roky. Mimoriadne Valné zhromazdenie zvoldva
Vybor z vlastnej iniciativy, alebo na Ziadost’ aspon jednej tretiny riadnych ¢lenov, a to
najneskdr do jedného mesiaca po predloZeni Ziadosti. Valného zhromaZdenia ma
pravo zacastnit’ sa kazdy ¢len Spoloénosti.

Do pravomoci Valného zhromaZzdenia patri:

schvalovat’, upravovat’ a menit’ stanovy Spolo¢nosti;

uznasat’ sa na hospodarskych opatreniach;

schvalovat’ spravy odstupujiceho Vyboru a Reviznej komisie;

tajnym hlasovanim volit' a odvoldvat’ clenov Vyboru a Reviznej komisie;
rozhodovat’ o odvolaniach proti rozhodnutiu Vyboru;

volit’ Cestnych ¢lenov Spolo¢nosti;

rusit’ estné ¢lenstvo Spoloc¢nosti;

uznasat’ sa o zruseni Spolo¢nosti.

Valné zhromazdenie riadi predseda alebo podpredseda alebo iny povereny ¢len
Spolocnosti.

Valné zhromazdenie je schopné pravoplatne sa uznasat, ak je pritomnd najmene;j
polovica riadnych ¢lenov. Ak sa v ur€eny Cas nedostavi potrebny pocet ¢lenov, po
polhodinovej ¢akacej lehote su uznasania schopni pritomni ¢lenovia.

Za prijatie uznesenia musi hlasovat’ nadpolovi¢na vécsina pritomnych ¢lenov. Pri
rovnosti hlasov rozhoduje hlas predsedu.

9
Vybor Spolo¢nosti

Vybor je vykonnym orgdnom Spolo¢nosti. Riadi ¢innost’ Spolo¢nosti v obdobi medzi
Valnymi zhromazdeniami.

Vybor plni uznesenia Valného zhromazdenia Spolo¢nosti.

Vybor sa sklada z predsedu, podpredsedov, vedeckého tajomnika, hospodéra a d’alsich
&lenov Vyboru. Z titulu svojej funkcie je élenom Vyboru predseda Statistického tiradu
Slovenskej republiky. Valné zhromaZdenie méze urcit’ d’al$ich ¢lenov Vyboru z titulu
ich funkcif vo vyznamnych Statistickych alebo demografickych pracoviskach. Z titulu
svojich funkcif s ¢lenmi Vyboru predsedovia pobociek a sekcii Spolocnosti. Pocet
¢lenov Vyboru urc¢i Valné zhromazdenie s prihliadnutim na celkovy pocet ¢lenstva
Spolo¢nosti. Vybor sa volf na dobu §tyroch rokov. Clenmi Vyboru mozu byt len
riadni ¢lenovia Spoloc¢nosti.

Predsedu, podpredsedov, vedeckého tajomnika a hospodéra voli Vybor Spolo¢nosti
spomedzi svojich ¢lenov tajnym hlasovanim.

Za ¢lenov Vyboru moze Vybor kooptovat’ novych ¢lenov.

Schddze Vyboru Spolo¢nosti zvolava predseda alebo vedecky tajomnik podla potreby,
najmenej dvakrat do roka; pripadne do jedného tyzdiia po poziadani aspon tretiny
¢lenov Vyboru.



FORUM STATISTICUM SLOVACUM 5/2010 314

—

—

Vybor je schopny uzndsat’ sa za pritomnosti aspoi tretiny svojich ¢lenov. Ak sa v
uréeny ¢as nedostavi potrebny pocet Clenov, po polhodinovej ¢akacej lehote si
uznasania schopni pritomni ¢lenovia.

Za uznesenie Vyboru sa povaZuje ndvrh, za ktory hlasovala vécsina pritomnych.
V pripade verejného hlasovania pri rovnosti hlasov rozhoduje hlas predsedu.

10
Revizna komisia

Dozor nad hospodarskou ¢innost'ou Spolo¢nosti vykondva Revizna komisia.

Reviznu komisiu voli Valné zhromazdenie z ¢lenov Spolo¢nosti na funkéné obdobie
zhodné s funk&nym obdobim Vyboru. Clenovia Reviznej komisie nesmii byt ¢lenmi
Vyboru Spolo¢nosti. Revizna komisia voli spomedzi svojich ¢lenov svojho predsedu.
Revizna komisia m6Ze kooptovat’ novych ¢lenov z radov ¢lenov Spolo¢nosti.
Clenovia Reviznej komisie sa mozu zidastiiovat’ s hlasom poradnym na zasadnutiach
Vyboru Spolo¢nosti.

Revizna komisia poddva spravy o svojej ¢innosti Valnému zhromaZdeniu. Bez jej
sthlasu nemdze byt’ prerokovand dctovna uzavierka, ani prijaté uznesenie o pouZiti
prebytkov alebo thrade straty.

11
Sekretariat Spolo¢nosti

Sekretaridt Spolocnosti tvori predseda, vedecky tajomnik, podpredsedovia, hospoddr,
administrativny pracovnik a pripadne d’al$i ¢lenovia Spolo¢nosti, ktorych uréi Vybor.
Ulohou Sekretariatu je vykon operativnych ¢innosti Spolo¢nosti.

Praca Sekretariatu podlieha kontrole Vyboru.

12
Pobocky

Vybor Spolocnosti zriad'uje teritoridlne pobocky.
Ulohou pobociek je plnit’ dlohy Spolo¢nosti v okruhu svojej pdsobnosti.
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13
Sekcie a odborné skupiny

Na lepsie zabezpecenie ¢innosti zriad’uje Spolocnost’ sekcie alebo odborné skupiny,
do ktorych sa ¢lenovia zdruzuji podl'a svojich zdujmov a Specializicie.

Sekcie a odborné skupiny sa vytvdraji bez ohl'adu na teritoridlne ¢lenenie Spolo¢nosti.
Podrl’a potreby sa mdZu organizovat’ aj v rdmci pobociek.

Podmienkou &lenstva v sekeii alebo odbornej skupine je ¢lenstvo v Spolognosti. Clen
moZe pracovat’ v 'ubovol'nom pocte sekcif alebo odbornych skupin.

Sekciu vedie podpredseda Spolo¢nosti.

14
Hmotné prostriedky a hospodarenie Spolo¢nosti

Hmotné prostriedky na ¢innost’ Spolo¢nosti tvoria zdpisné, ¢lenské prispevky, dotacie
poskytované Slovenskou akadémiou vied alebo inymi ustanovizitami a prijmy z
vlastnej ¢innosti. Spolo¢nost’ predkladd organom SAV vyroénu spravu o ¢innosti a
hospodareni.

Vybor zostavi koncom kazdého roka pldn ¢innosti a na jeho podklade finan¢ny
rozpocet na buduci rok. Okrem toho zaciatkom roka zostavi i¢tovnu uzdvierku za
uplynuly rok.

Spoloc¢nost’ hospodari na zdklade schvaleného pldnu a rozpo¢tu na prislusny rok.
Platby a prijmy Spoloc¢nosti prebiehaji na tcet Spolo¢nosti. V rdmci svojej
hospodarskej ¢innosti Spolocnost’ organizuje vedecké, odborné a propagacné akcie

s vloZznym resp. $kolnym a d’al§imi poplatkami, realizuje vyddvanie a predaj
publikdcii, v svojich publikdcidch a na svojich akcidch realizuje propagac¢ni

a reklamnii ¢innost’ za thradu, organizuje vyskumni, vedeckd, vzdeldvaciu a odborni
¢innost’ za thradu, realizuje poradenstvo na useku $tatistiky a demografie

a pribuznych oblasti za dhradu, zabezpecuje iné ¢innosti zabezpecujice prijem
prostriedkov na ¢innost’ a chod spolo¢nosti.

Za majetok Spolocnosti zodpoveda Vybor, ktory sprdvou majetku poveri jedného
¢lena (hospoddra).

15
Zastupovanie Spolo¢nosti

V mene Spolocnosti rokuju a podpisuju nasledovni Statutarni zastupcovia: predseda,
vedecky tajomnik, hospodar. K svojmu podpisu pripojuji nazov Spolo¢nosti a
oznacenie funkcie. Vo veciach hospodarsko-finan¢nych sa vyzadujd podpisy dvoch
Statutarnych zastupcov Spoloc¢nosti.

Vybor méze splnomocnit’ svojich jednotlivych ¢lenov, pripadne aj iné osoby, aby v
rozsahu, ktory uréi Vybor zastupovali Spolo¢nost’ a rokovali v jej mene. Osoby takto
poverené podpisuji za Spolo¢nost’ s dodatkom “v zastipeni”.
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16
Spolupraca

1. Slovenska Statistickd a demografickd spolocnost’ spolupracuje so spolo¢nost’ami, ktoré
maju podobné dlohy v Slovenskej republike a v zahranici.

2. Spolo¢nost’ spolupracuje pri plneni svojich loh, predovietkym so Statistickym
uradom Slovenskej republiky, s pracoviskami SAV, vysokymi Skolami, inymi
vedeckovyskumnymi pracoviskami a d’al§imi pravnickymi osobami.

17
Zanik Spolo¢nosti

1. Spolo¢nost’ zanikne, ak sa o jej zdniku uznesie Valné zhromaZdenie dvojtretinovou
vicsinou hlasov pritomnych ¢lenov. Valné zhromazdenie pre ucely likvidacie prav a
zdvizkov Spolo¢nosti ustanovi likvidacny organ.

2. O naloZeni s majetkom, ktory zostane po dhrade jej zdvdzkov, rozhodne Valné
zhromazdenie.

Priloha
Znak Slovenskej Statistickej a demografickej spolo¢nosti

a) slovenska verzia b) anglicka verzia

4\51 ‘CKA 45
F TN
™, ,

Schvidlené Valnym zhromazdenim Slovenske;j Statistickej a demografickej spolo¢nosti
dna 7. 10. 2010.

Za spravnost’:
Doc. Ing. Jozef Chajdiak, QSC.
Predseda SSDS
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