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POKROKY MATEMATIKY, FYSIKY A ASTRONOMIE
ROENIK 11l — &ISLO 2

MATEMATIKA

TEORIE OVEROVANTI STATISTICKYCH HYPOTHES
' Prof. J. JANKO, Praha
(dokondent )

P 9. Stanoveni hladiny vyznamnosti

Je tfeba jesté nyni vénovat pozornost rozsahu kritického oboru ¢ili pravdé-
podobnosti chyby typu I, neboli hladiné vyznamnosti «. Bude tdelné uvazovat
konkrétng, Ze mame za tikol rozhodnout, zda jsoud va primérynormalnichzéklad-
nich soubor rizné, posouzenim vyznamnosti rozdilu mezi vybérovymi prauméry
z, a ¥, ,kdyZ rozptyly zdkladnich soubord jsou stejné a zndmé. Jednim z ob-
vyklych postupi rozhodneme, Ze neni vyznamného rozdflu mezi pruméry z,
a Z,, jestlize &tverec pozorovaného rozdilu jemensi neZ urdity ndsobek roz-
ptyly, ¢&ili (z, — z,)? < to® Soudinitel ¢ uréime pomoci vybérového rozdéleni

— Z,)?

néhodné proménné @ po a urditého &isla «, které jsme nazvali hladinou

vyznamnosti. Pravdépodobnost P{(z, — 7,)* > to?}, Ze odchylka (z, — z,)?
prekrodi urditou hodnotu f0?, je moZno udélat tak malou jak chceme, jestliZe
se vezme to? dostatedné velké. Zvoli se tedy tak, Ze P{(z, — z,)? > to?} = a,
kde « je tak malé, abychom byli pfesvédéeni, Ze je prakticky jisté, Ze urtity
jev o pravd&podobnosti « se nevyskytne v jednom jediném pokusu. Kdy% tedy
vypoéitdme z pozorovanych hodnot (r, — 7,)? a shledame, Ze tento ¢tverec
rozdflu vybérovych priaméra je vétsi nez to?, znamena to, Ze jev, jehoZ pravdé-
podobnost je «, nastal. Podle na&i hypotesy viak takovy jev ma byt prakticky
nemoZny v jednom jediném pokusu, takZe musime dojiti k zavéru, ze v tomto
pHpadé nebyla naSe hypotesa potvrzena pozorovanou skute&nosti. Rikime,
Zze odchylka je vyznamnd. KdyZz viak shleddme, Ze (Z,,— 7,)? < to?, jsme
ochotni pfijmout hypotesu jako vhodnou interpretaci pozorovanych dat aspori
do té doby, ne% ziskdme dalsf informace pozorovanim skutednosti. V tomto
pifpadé usuzujeme, Ze odchylka mohla vzniknout ndhodnou ménlivosti a Ze
pozorovani jsou ve shodé s tou hypotesou. :

Jestlize pozorované odchylka p¥ekrodf hranicl vyznamnosti ¢62, povaZujeme
hypotesu za vyvricenou na zakladé zkusSenosti ziskané pozorovanim, coZ
oviem neni nikterak ekvivalentnf s vyvracenim logickym. I kdyZ je hypotesa
pravdivé, mizZe se ve vyjimetném piipadé vyskytnout jev (z, — 7,)2 > to?,
jehoZ pravdépodobnost je «; ale je-li « dostatedn& malé, jsme presvéddeni,
Ze je prakticky oprdvnéno tuto moZnost neuvazovat. Obricend zase, kdy?Z se
vyskytne jedna hodnota (z, — Z,)? < t0? neni to dikazem pravdivosti
hypotesy. Je tim pouze ukdzino, %e na zékladé specidlnfho uZitého testu je tu

125



postaéujicf shoda mezi theorif a pozorovanim. Praktického potvrzeni statistic~
ké hypotesy lze dosdhnout opakovanymi testy rtizného druhu. V praktickych
aplikacich rtznych testt vyznamnosti se uziva obvykle 5%, 19, 0,1%, hladin
vyznamnosti. ZaleZi ovSem na specidlnich okolnostech dotyéného piipadu,
které hladiny se ma uZit. Je v8ak ve statistice stavem mélo uspokojivym,
jestlize se postupuje podle urdité umluvy, Ze pozorovand hodnota, kterd.
piekrodi 5%, hladinu, ale nikoli 19, je skoro vyznamni, hodnota mezi 19,
a 0,1% h,ra,nici je vyznamné a hodnota pfekradujici 0,19, hranici je vysoce
vyznamna. A

V nafem konkretnim p¥ipadu by mél vyzkumnik zvolit hladinu na zédkladé
své piedstavy o tom, jaké risiko muZe pievzit tim, Ze udéla chybu, kdy? fekne,
Ze prumeéry jsou vyznamné rozdilné. Velikost risika je moino v mnohych
piipadech méfit odekdvanou objektivni hospodaiskou ztratou, kterd nastane
v dusledku Spatného rozhodnuti. Potom musi byti vyzkumnik veden snahou
zafidit postup rozhodovani tak, aby tato ztrata byla co nejmensi, éili postupo-
vat podle zasady minimdlnt hospoddfské Skody. Byvé to moiné aspoii tam,
- kde dusledky Spatného rozhodnuti nemaji za néasledek ztraty lidskych Zivotd,
nebot v téchto piipadech je problém mnohem sloZitéjsi. -

v

Je ziejmé Zadouci, aby statistikovy piedstavy risika mély pokud moZno
realny zaklad.

Touto cestou jde theorie rozhodovacich funkei. Kdy% statistik prozkouma.
uspofddani pokusu a cile, pro néz byl pokus navrien, maze vzit v tvahu
razna rozhodnuti, kterd mize chtit udélat po provedeni pokusu. Tento souhrn
rozhodnuti{ se nazyvd prostorem rozhodnuti. Uréité zvlastni rozhodnuti
oznalme d. Za Géelem uréitého rozhodnuti je tteba se pokusit ¥ici néco o nezna-
mé situaci, pfed kterou je statistik postaven, a v modelu, ktery sestrojil, je
tato situace dana parametrem @. KdyZ statistik ma uréity plan, ktery mu
fekne, které rozhodnuti mé udélat pri kazdém moZném vysledku pokusu,
ma tak zvanou rozhodovaci funkei d(z), kterd pro kazdy vwysledek x pokusu
pfedepisuje rozhodnuti d(x). KdyZ zvolil uréitou rezhodovaci funkei, pak ma
jiz plan pro jednéani, jakmile ziskal pozorovani z vysledku pokusu. Statistiko-
vou snahou v kazdém pokusu je najit uréitou rozhodovaci funkei d(z), ktera
je v néjakém smyslu dobré nebo nejlepsi. Aby mohl posuzovat rozhodovaci
funkce, musi ‘miti n&jakou p¥edstavu o relativnich vyhodéch, resp. skodich
riznych rozhodnuti d v kazdé situaci @, v niz se mize ocitnout. Pfedpokladé se
tudiz, Ze statistik miZe méfiti ztratu hospodatskou, kterou utrpi, kdyz udéla
rozhodnuti d v situaci @. Dostane tudiZ ztratovou funkci W(d, @), na niz se
klade poZadavek W(d, @) = 0. Je zfejmo, Ze se olekava, Ze statistik neutrpf
ztratu, kdyz d je spravné rozhodnuti v néjaké situaci 0, ¢ili v takovém pii-
padé W(d, ©) = 0. Statistik nynf miZe zkoumat udinek rozhodovaci funkce
d(x) v riznych situacich @. Oviem ztrata, kterou utrpf, nezavisi jen na @ a na.
té zvladtni funkei, které uzivi, ale také na pozorované hodnoté x dotyéné
ndhodné veliéiny. Postupuje se nyni tak, Ze se zkoum4 odekavané &ili pramérna
ztrata, kterd se nazyva risikem a je tedy vyjadfena relaci R, (@) =
= Ee{W(d(z), ©)}. Interpretujeme-li tento vyraz pomocf relativni éetnosti,
pak miizeme ¥Fici, %e predstavuje primérnou ztritu v fadé opakovani pokusu.
Pfipojeny index znadi, Ze risiko zavisi na funkeci d(x), nikoli na zvlastnich -
hodnotdch té funkce. Statistik by potfeboval najit tu rozhodovaci funkei,
ktersd by mu dala minimalni hodnotu risika pro kazdé @. Ale jen v méalo p¥i-
padech se stavé, Ze funkce d(x), pro kterou mé risiko minimum pro jedno 6,
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je funkef, kterd ddv4d minimum i pro jiné hodnoty @. Na zédkladé ivah z theorie
her je navrieno toto Fedeni: urdi se maximaln{ ztrata, kterd se mize ;yskytnout,
uzije-li se funkce d(z), a statistik vybere tu rozhodovaci funkeci d*(x), kters
minimalisuje maximalni risiko,

max Ryewy(0) = max Ra)(®) pro viechna d(z) .

Timto tak zvanym minimaxovym FeSenfm se vybere rozhodovaci funkece,
kterd poskytuje ochranu proti nejnepiiznivéjsf situaci, jakéd muize vzniknout.
Ruzné &asti statistické indukece, ]ako odhad, testovani hypotes, obory spo-
lehlivosti, obory toleranéni a j-» je mozno povaiova,t za piiklady obecné theorie
ozhodovani

10. Sekvenéni testy hypotes

Sekvenéni metoda poskytuje techniku testovdni hypotes nebo odhadu
parametri v takovych piipadech, kdy rozsah vybéru neni pfedem pevné stano-
ven, nybrZ se uréuje v pritbéhu providéni pokusu, na zéklad® kriteria, které
z4visf na vysledcich pozorovani, jak je postupné dostdvame pfi pokusu.

Uvedli jsme (str. 13, &. 1), Ze nejlepsi kriticky obor pro testovani hypotesy

H = @ proti alternativnf hypotese H = @’ je ten, ktery tvofi viechny ndhodné
vybéry (z,, ..., %,), spliiujici nerovnost

hHi®y) fi(®,) .. f1(xn)

fo(@1) fo(@s) .. fo(xn)
kde konstanta 4 se urdi tak, aby

fl.;;‘f/o(xl) oo fol@,) Ay ... Ao, = &, (10.1)

kdel,= I_[ ;‘fx’) a kriticky obor pro zamitnuti hypotesy H je obor I, > A.
i-1 Jo(x

Pro tento kriticky obor je pravdépodobnost 8 chyby typu IL (ptijeti H, kdy%
pravdivé hypotesa je H) minim4alni.

Sekvenéni test uZivé poméru vérohodnosti 7, a dvou kladnych tisel 4 > 1
a B < 1. Jak postupné ptichdzeji pozorované hodnoty %y, Ty ..., poditaji se
poméry 1, 1,, 1y, ... tak dlogho, pokud

B<l,<A. (10.2)

Jestlize je pro n&které n hodnota I, menif nebo rovna B, ptijme se hypo-
tesa H a test je skonden. Je-li na nékterém stupni [, v&t# nebo rovno A,
zamitne se H a test je skonden. Postup trvé tedy tak dlouho, a% l, padne mimo
interval (10.2), kdy se ve vybéru jiZ nepokraduje.

Lze ukézati, Ze tento test jednou skond, &ili Ze je pravdépodobnost 1, Ze
sekvenéni test pomé&rem vérohodnosti skon(’&i af je rozdéleni x jakékoliv.

Zavedme z =Ig {;‘g ;} pak z bude mit né&jakou funkei hustoty g(z),
0

kters je urdena funkei hustoty proménné z. Posloupnost pozorovanych hodnot
Z,, &3, ... uréuje posloupnost pozorovanych hodnot z,, z,, ... proménné z.
Posloupnost nerovnostf (10.2) pak pi'e]de v

lg B <"Z1 2, <lgAd, (10.3)
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kde Ig 4 je &islo kladné a Ig B je &islo zdporné. Oznatme ¢ =1g 4 — lg B
a p = [g(z) dz. Padne-li nékterd z hodnot z; mimo interval od —c¢ do ¢, je

jedna z nerovnosti v (10.3) nutné porusena na tomto stupni, nebyla-li jiz poruse-
na na nékterém z diivéjiich. Jestlize vztah (10.3) mé platit pro viechnan, musi
asponi kazdé z; padnout mezi —c a +c. Mohou byt oviem poruseny tyto
nerovnosti i kdyZ vSechna z padnou do tohoto intervalu. Pon&vadz ta z; jsou
nezavisla, je pravdépodobnost, ze kazdé z prvnich »n pozorovanych z; padne
do toho intervalu, rovna p", a tato pravdépodobnost se bliZi nule, kdyZ = roste
nade vSechny meze, jeZto p < 1. Z toho plyne, Ze vztah (10.3) nemuZe byti
splnén do nekonedna. Kdyby funkce g(z) byla rovna nule mimo interval
{—¢, +c¢), docililo by se zavedenim nové proménné, aby nenulovy obor jeji
funkce hustoty nepadl do tohoto intervalu.

Abychom urdéili hranice 4 a B, najdeme.zakladni vztahy mezi veli¢inami «,
B, A, B.

Pravdépodobnost «, Ze hypotesa H bude zamitnuta, kdyZ je pravdiva, se
vypotits jako pravdépodobnost, 7e I, >A diive nez I, < B, &ili

x=P{, = A} +P{(B<l, < 4,1, =4} + .
+PB<l<AB<Il,<Al,=A4}+.... (10.4)

Pravdépodobnost f, ze hypotesa H bude p¥ijata, kdyZ pravdiva hypotesa je H,
se pak stanovi jako pravdépodobnost, Ze [, <-B diive nez [, > A.

p=P{l, <B}+P{B<Il <A1, <B}+
+PB<l,<A4, B<l, <A, ;=B}+... (10.5)

Bylo by moino vSechny tyto pravdépodobnosti vypoéitat pro urdité dvé
funkce hustoty, takZze ve vyrazu (10.4) na pravé strané bychom uzili fy(x)
a v (5) funkce f,(z). Z toho je patrno, Ze velidiny « a § jsou zndmymi funkcemi 4
a B. JestliZe se tedy stanovi x a § pfedem, pak je mozno z rovnic (10.4) a (10.5)
urdit hranice 4 a B. Tento vypodet by byl oviem piili§ sloZity, takZe se ho
v praxi neuZivé. Lze vSak dosahnouti pfibliznych a zcela vyhovujicich vyrazu
touto uvahou:

Predstavme si, Ze by I, byla spojitd funkce spojité proménné n, takie muze
byti zndzornéna kiivkou. Pohybujeme-li se nyni po ose n, dojdeme k bodu,
kde se I, po prve rovna bud 4 nebo-B; to znamen3, test se provadi tak dlouho,
dokud je vztah (10.2) splnén, a prestane, jakmile je bud /, = B (kdy se hypo-
tesa H p¥ijme) nebo I, = A (kdy se piijme alternativni hypotesa H). Ve viech
bodech (x,, z,, ...) prostoru, kde je hypotesa H p¥ijata, je vérchodnost H,
kterou oznadime 1,, rovna piesné B-ndsobné vérohodnosti H, kterou-oznaéime
Ay, nebot v téchto bodech je pomér vérohodnosti ! = A = B. Je tudiz

integril funkce 4, pies tyto body pravé roven B-nisobku integrilu funkce Z,
" ptes tyto body. Prvni integral je v8ak f, nebot je to pravdépodobnost, Ze H
bude ptijata, kdyZ H je pravdivé, a druhy je 1 — «, nebot je to pravdépodob-
nost, e H bude pfijata, kdyZ je pravdiva. Kdyby bylo moZno provadét vybér
spojité, bylo by presné f = B(1 — «), takie '

B:iﬁx. (10.6)
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PonévadZ n neni spojitd proménné, plati tento vztah p¥iblizné, ale uzijeme-li ho,
chyba je velmi mala.
Podobnou uvahu muZeme provésti, je-li I, = 4; potom 1 — f = Aw, takZe

1—§
4=—""=. (10.7)
Pomoci rovnic (10.6) a (10.7) je provadéni sekvenénfho testu velmi jednoduché,
nebof se zvoli podle povahy konkretniho problému vhodné « a 8, vypodita
" se A a B, nadeZ se ihned pfikrodf k provadéni testu.

Abychom mohli posoudit praci sekvenénfho testu spodivajiciho na poméru
vérohodnosti{ musime mit obraz jeho silofunkce. Budeme pro jednoduchost
uvatovat piipad jednoho nezniémého parametru @ a zavedeme oznadeni
funkce hustoty f(z, ©). Budeme testovat nulovou hypotesu & = 6, proti alter-
nativni hypotese @ = ©,. Budeme zkoumat silu testu P(©) ¢ili pravdépodob-
nost, e hypotesa @, bude zamitnuta, kdyZ jina hodnota parametru & je prav-
divé. Jsou dany pravdépodobnosti « a-f, takZe

P@) =, PO)=1—8.

Naznadime zde jen ptiblizné odvozeni bez dikazu jehd spravnosti. @ bude
v dal§im znagdit libovolnou pevnou hodnotu parametru. Uzivéa se k odvozeni

h
davtipného obratu, uvazujiciho vyraz [';E:’ ZI;] . Je tfeba, aby existovalo
» Y0
© &islo b + 0 takové, Ze g(z, O) = [;Ez’ @1;] f(z, ©) je funkecf hustoty é&ili
0 .
f g9(x, ©) dz = 1.

Pro h = 0 bude ovéem 9, ©) funkei hustoty, ponévadZ f(z, @) je funkce
hustoty. Abychom ukazali, Ze existuje takové &islo k rizné od nuly, uvazujeme

stfedni hodnotu veliiny [ ;Ex g )] jako funkei u, tedy
Zz, 0

V() = f ;ﬁ‘” ©,) ] e, 6) dz .

Je ziejmé y(u) stale kladné a 9(0) = 1. Kdy% u — oo v kladném nebo ziporném
sméru, p(u) — co. Ponévadz totiz f(z, 0,) + f(z, 6,), bude existovat interval
nebo mnoZina intervalti, kde pomér téchto dvou funkef je vét¥i neZ jedna;
na takovych intervalech nabyva integrovana funkce velikych hodnot, kdy% »
roste. Podobné budou intervaly, kde pfevratna hodnota toho poméru je v&tsi
ne? jedna, takZe integrovana funkce nabyvéa velkych hodnot pro velké zidporné
hodnoty u. Ve vyjimeénych p¥ipadech mohou existovat intervaly jen jednoho
druhu, a to tehdy, kdyz nejsou splnény urdité dosti obecné podminky ([18],
str. 158). Tim je tedy existence % objasnéna. Kdyby funkce y(u) méla v u = 0
minimum, pak by v tomto piipadé % neexistovalo, ale to se miZe p¥ihodit
jen ve vyjimeénych piipadech, kdy nejsou splnény vySe uvedené podminky.
MiuzZe oviem existovat minimum funkce y(u) pro kladné « nebo pro zédporné u,
takZe h je bud kladné nebo zaporné. Vidime tedy,.%e existuje obecné 4 0
takové, ze p(h) = 1 a tedy g(z, O) je funkce hustoty.
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Budeme nynf provadét sekvenéni test nulové hypotesy H', Ze funkce husto-
ty je f(x, @) proti alternativni hypotese H’, e funkce hustoty je g(z, ©).
Predpokladame, Ze nulovs hypotesa je pravdiva. Jako hranice poméru véro-
hodnosti vezmeme A" a B*. V provadéni testu se tedy pokraduje, pokud

Bk < g(xl’ @) g(xzs @) g(xm @)

{21, O) f(xy, O) ... f(x,, O)

a prestane se, ]a,kmﬂe se tento pomér rovna &i prekrodi nékterou z hranic.
Predpoklade]me Ze h > 0; kdyby A < 0 zamemly by se A a B.

Vzhledem k definici funkee g(z, O) je patrno, Ze test (10.8) je zcela ekviva-
lentni pivodnimu sekvenénimu testu B < 1, < 4.

Hypotesa H se tudiZ zamitne tehdy a jen tehdy, kdyZ se zamitne H'. MiZeme
viak vypotitat pr&vdépodobnost ze H' bude zamitnuta, kdyZ je pravdivé,
t. j. kdyZ f(z, ©) je pravdivad funkce hustoty. Tato pravdépodobnost je pak
také rovna pravdépodobnosti, Ze hypotesa H. bude zamitnuta, je-li f(z, ©)
pravdiva funkce hustoty, t. j. rovna-li se hodnoté silofunkce P(6). Hypotesa H’

bude zamitnuta, kdyZ je pravdiva s pravdépodobnosti &’ a ptijata, kdyZ je H

< A (10.8)

bl

pravdivé s pravdépodobnosti §', takze ve shodé s (6) a (7) je B» = —ﬂ

1 —a'
Ar = Pl Vypotitame-li z téchto rovnic &', dostaneme o' = P(0)=
— h
= }:n—%i Mame-li najit pofadnici silofunkce v bodé @, musime nejprve

najlt w(u) pro tuto hodnotu @, pak poloZime y(u) = 1 a Fedime podle u. Kofen -
razny od nuly je pak to &islo h které uréi P(@).

- Stanovme nyni pramér vybérového rozsahu p¥i sekvenénim testu. Vybérovy

rozsah n je tu nahodnou proménnou, pro jejiz stiedni hodnotu E(n) chceme

f (=, 91)

f(x, 6

a budiZ n nejmensi celé éislo, pro které souéet 2+ 2+ ... +2, =2, nespl-

fiuje nerovnosti

najit pfibliZny vyraz. Mé&me ndhodnou proménnou 2z = lg-Z—2

IgB< Z,<Ig4d. ' (10.9)

UkéZeme, %e st¥edn{ hodnota proménné Z,, ktera zdvisi na ndhodnych pro-
ménnych z a ndhodné proménné =, je

E(Z,) = E(n) E(z). (10.10)

Necht N je velmi velk4, ale pevna hodnota proménné n. Nebudeme p¥ihliZet
k té ¢asti zakona rozdéleni n, kterd je na pravo od hodnoty N. Chybu, ktera
tim vznikne, muZeme udinit libovolnd malou, vezmeme-li N dosti velké.
Ponévadi N je pevné, plati .
, E(Zy) = NE(z) . (10.11)
Proménnou Z, pifeme ve tvaru Zy = Z, + W,, éimZ definujeme novou pro-
ménnou W, a vzhledem ku (10.10) plati -

E(Z, + W,) = NE(z) . (10.12)

PotiZ dospét k rovnici (10.10) pfimo spotivé v tom, Ze obor proménné 2, zévisi
nd indexu . Je-li ¢+ > n, pak E(z,) = E(z), ale pro ¢ < n je obor z; omezen
vztahy (10.9). V rovnici (10.12) obsahuje proménna. W, jen ta z, pro ktera
t > n, takZe stfedni hodnota kaZdého z ve W, je E(z).
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Je tudiZ st¥edni hodnota ' ‘
EW,) = E(z)E(N —n), (10.13)
kde druhy faktor na pravé strand zdvisi jen na rozdéleni n. Z rovnic (10.12)
a (10.13) plyrie
NE@) = BZ:) + E(F,)
coZ se shodu]e s (10.10), odkud pak dostdvime

EZ,) -
Emn) = @)
Na zékladé této rovnice miZeme odvodit jednoduchou pfibliznou formuli
pro stfedni hodnotu vybérového rozsahu. Promé&nns Z, nabyvi jen hodnot
vétdich nez lg A a mensich neZ Ig B. Nepnhlizime-h k hodnotam o které Z,
prekrodi Ig 4 nebo o které je mensi nez lg B, miZeme ¥ci, Ze Z, nabyva sku-
te¢né jen dvou hodnot, lg 4 a lg B. Je-li pravdlvy zékon rozdéleni f(z, O),
pak pravdépodobnost, Ze Z, nabude hodnoty Ig 4, je P(), a pravdépodobnost,
Ze nabude hodnoty lg B, je 1 — P(0). Bude tudfz pf'lbhzné stfedni hodnots
E(Z,)= P(0O)lg A + [1 — P(O)]1g B, takie
P@O)IgA +[1 — P©O)]lgB
E’e(n) = g Ee(z) g s ) (10.15)

kde v E(n) a E(z) bylo vyznateno, Ze jde o podminénoﬁ sttedni hodnotu.
Pomoci tohoto vysledku miZeme srovnavat sekvenéni testy s testy o pevném
vybérovém rozsahu.

P#iklad:

Vezmeme v tivahu test hypotesy u = 0 proti alternativni hypotese y =1
pro norméilnf zékladni soubor N(u, 1). Zvolime « = 0,01 a f = 0,01. Pak bude

podle (10.7) 4 = 99 a podle (10.6) B = §1§ Predpokladejme déle, Ze pravdiva
hodnota parametru je nula, takze P(0) v rovnici (10. 15) je 0,01. Musfme vypoéi-
(-

(10.14)

tat sttedni hodnotu proménné z = lg —e =%—3 , kterd je pii pi‘ed-

2

poklé.daném pravdivém rozdéleni -1 Po dosazeni do (10.15) tedy bude
0,011g 99 -}—0991g99

1

E(n)= = 1,96 lg 99 = 9. Provedme nyni srovnani

tohoto vysledku s ndhodnym vybérem o pevném rozsahu. Nejlep&f test o stej-

nych pravd&podobnostech chyb obojfho typu dostaneme, zvolime-li uréité
&islo ¢ a pfijmeme hypotesu u =0, je-li z <e¢, a zamitneme jiphiz > c.
Pravdépodobnost &, %e hypotesa H bude zamitnuta (pti b= 0), je ddna vyra-

¥ _VZR f V2-n:

u[ 3
'\

..i.=

&

Vne
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" Pin

takZe pro « = 0,01 je
c|/n = 2,326 . (10.16)

Pravd&podobnost 8, Ze hypotesa H bude pfijata pii pra.vdlvé hypotese H
(6. §. p=1), je
Va(e-1)

n Sy D 1 &
=|/— e 2 dz = _fe 2 de,
ﬂ V?n—[ V27r
(2

takZe pro g = 0,01 je

(¢ — 1))n = — 2,326 (10.17)

Z rovnic (10.16) a (10.17) najdeme n'= 22.Vidime tedy, Ze sekvenéni test na&f
nulové hypotesy by vyZadoval primérné jen 5, podtu pozorovani, jez vyzaduje
vybér s pevnym rozsahem d&ili jen 41 procent.

11. Sekvenéni test pomérem pravd&podobnosti, je-li potet pozorovani
shora omezen

Sekvenéni test pomérem pravdépodobnosti, odvozeny Waldem, mé tu
optimaln{ vlastnost, Ze minimalisuje odekdvany podet pozorovani potfebnych
k rozhodnuti. Dalsi vyhoda, o niZ jsme se jiZz zminili, je, Ze hranice pro pomér
pravdépodobnosti miZeme dostat aspon s postadujici p¥ibliznosti bez Fefenf
néjakého distribuéniho problému, takZe neni tieba, abychom se omezovali
na typy rozdéleni, jichZ se obvykle uZiva v béinych testovacich postupech.
Cilem sekvenéniho testu pomérem pravdépodobnosti je rozhodnout mezi dvéma
alternativnimi hypotesami H a H, pii éemZ se ve vybéru pokraduje tak dlouho,
aZ je dosaZeno rozhodnuti ve prospéch jedné nebo druhé alternativni hypo-
tesy. Jsou vSak pifpady, které vyzaduji, aby bylo udinéno rozhodnuti drive,
nez se vezme uréity predem stanoveny podet pozorovani, kde je tedy nutna
uprava v tomto problému tak, Ze se uréi horni mez N pro podet pozorovani.
Pro tento piipad navrhl Wald tuto metodu kusého sekvenéniho postupu.

Je-li v pomér pravdépodobnosti pfi N-tém pozorovani a nedosdhlo-li se

rozhodnuti pfed N-tym pozorovanim pii kriteriu s hranicemi 4 a B, které
byly vhodné stanoveny pro obecny sekvenénf postup, pouzije se rozhodovactho

pfavidla, takového, Ze se piijme H, je-li Piv = 1 a hypotesa H se piijme, je-li
- Pon

< 1. Wald vypoéital také horni mez chyby, které se dopustime pti tako-

vém preruseni [18].

Problém tohoto kriteria 1ze studovati hloubéji a poloZit otdzku, zda je mozno
nahraditi hranice 4 a B uZ§fmi hranicemi, kdyZ je zndamo, Ze nebude vzato
vic ne% N pozorovani. Oznaéime p¥islu§né hranice v tomto pfipadé 4(N) a B(N),
takze Waldovym hranicim by 0dp'0v1daly symboly A (o) a B(c0). UZsi hranice.
maji tu vyhodu, Ze vzrostla do uréité miry ¢etnost piipadi, v nichZ se dostane
pred N-tym pozorovéanim rozhodné odpovéd, t. j. zamitnuti nulové hypotesy
s jistou spolehlivosti, zatim co detnost nespravnych rozhodnuti zistavi na
téze hladiné.
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Uvazujme tedy kusy sekvenéni postup, ktery kondi pﬁ N-tém pozorovani -
a vede k rozhodnuti pro p¥ijeti testované hypotesy H nebo pro ptijedi alterna-

tivn{ hypotesy H nebo pro neptijet #4dné z nich. Vyklad podé.me podle [11].
Oznadime zase

« pravdépodobnost ptijeti H, kdy? je H pravdiva
p pravdépodobnost p¥ijeti H, kdy% je H pravdiva.

Ponévad? tento sekvendéni postup muze skontit bez prijeti jedné z obou hypotes
je tieba, abychom zavedli

d, pravdépodobnost, Ze sekvenéni postup skonéi, aniz se vyjadii pro nékterou
hypotesu, kdyZ hypotesa H je pravdivé,
4, pravdépodobnost téhoz jevu, kdyz hypotesa H je pravdiva.
Tyto dvé pravdépodobnosti nejsou pfedem urdeny, ale lze poéitati jejich hod-
noty pfifazené uréitému postupu testu.
Oznaé¢ime p,, resp. p,, hustoty pravd€podobnosti prvnich n pozorovéni,
které odpovidaji hypotesdm H resp. H. '
Kusy sekvenéni test s novymi hranicemi 4(N) a B(N) bude definovan roz-
hodovacim pravidlem, které predpisuje:
1. pokradovat ve vybéru tak dlouho, pokud jsou splnény nerovnosti

B(N)<%‘.< A(N) pro n<N;
on .

2. ptijmout hypotesu H, je-li Pin = A(N) na kazdém stupni n < N
a prerildit vybar; _ '

3. ptijmout hypotesu H, je-li 2* < B(N) na ka¥dém stupni n < N
a prerudit vybér;

4. prohlasit, Ze hypotesy jsou nerozeznatelné, kdyz pomér pravdépodobnosti
lezi mezi B(N) a A(N) az do N-tého stupné. Na tomto stupni by se mohla
udélat rozhodnuti prozatimni misto rozhodnuti 4, kterd by mohla byt uZiteénd
pii planovani budoucich pokusii. Rozhodovaei pra,vxdlo upravené muze pak
v bodé& 4 piedpisovat

4a. ptijmout hypotesu H, prozatimns, je-li 1 < Bﬂ < A(N);

Pin

4b. ptijmout hypotesu H prozatlmné ]e -li B(N ) <= Pon < 1 a jestlize je

Piny = Pon, UZit poméru P1 N-1 & Po,N-1

Hledejme nyn{ vztahy mezi vehémam1 &, B, g, 6, a hranicemi A(N) a B(N).
Mnoziny bodu (,, z,, ..., Zy), které vedou k rozhodnutim 2, 3, 4., oznaéme w,,
W,, W, Tesp. a prostorovy element pime kratce dv. Potom platl tyto vztahy

fp,Ndp>A(N)fp0Ndv nebo 1 —f — 6§, = «A(N),
fplNdv<BN)fp0Ndv nebo B < (1 —« — é)B(N),
takze
1—,3-61 B
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Zvolime-li tedy jako hranice hodnoty A(N) a B(N) vyplyvajiei z téchto vztahi
pfi znaménku rovnosti, vidime, Ze jsou uZii ne% meze obecné A a B, nebot

1—f_1—f—06 , B B

~ & T < i 5 Ur¢it pfesné hodnoty 4, a 6,

je nesnadné, ale miZeme k nim dostat dolni meze d, a d, pfiblizné a to skoro
ve vSech pifipadech, kdy N je velké. Potom jsou upravené hranice

A(N):l_i—dlgl“‘i_al, (1L.1)
B(N) B < i (11.2)

Tl —a—dy =1 —x—6,
UvaZme zptisob, kterym bychom mohli urdit d, a d,. Kdybychom testovali
hypotesu H proti alternativé H vyb&rem pevného rozsahu N obvyklym postu-
pem, byl by nejlepsi kriticky obor w rozsahu « uréen z podminek [p,ydv = «,

J P1y dv = y,, kde y, znamend maximalni pravdépodobnost, Ze bude zamitnuta

hypotesa H, kdy% je pravdivd hypotesa H. Takovy kriticky obor je uréen
vztahem p,n > kp,y; kde k je zvoleno tak, aby spliiovalo podminku prvni.
Podle horntho sekvenéntho postupu je pravdépodobnost, Ze bude zamitnuta
hypotesa H, kdyZ je pravdiva hypotesa H, rovna 1 — § — 8,, a tato nemuze
prekrodit pravdépodobnost y, patiici nejlepdimu kritickému oboru. TudiZ

1—B—6, =<y, ¢li 6,=21—8—9p,.

Muzeme tedy urdit d, v ptipads, e 1 — 8 — p, > 0 tak, Ze polozime d, =
=1—p—y,, d,=0 pak, jestliZze je 1 — g — y, << 0. Podobné, oznadime-li y,
maximélni hodnotu integralu [y dv za podminky [p,ydv = 8, polozime

dy =1 — & — p,, je-li vyraz na pravé strané této rovnice kladny, v ostatnich
ptipadech polozime d, = 0. Zavisi tedy urdeni hodnot dy a d, na y, a y,, jejichz
vypotet nemusi byt obecné snadny. Vypoéty jsou viak velmi jednoduché,

je-li N velké a pozorovani nezévisla, nebot pak lze povaZovati lg 27 za pro-
. o
ménnou s normalnim rozdélenim.

Piiklad: Jako pfiklad vezmeme v uvahu zékladni soubor s normélnim rozdélenim
N(u, 1). Pramér za nulové hypotesy H necht je u = 0 a za alternativni hypotesy H je
4 = 0,2, Je-li poSet pozorovéni nejvySe N = 100, jest rozhodnout, ktery je nejlepsi
sekvenéni test. '

Je ziejmé, %o nejlepsi test pro hypotesu H na zéklad® vybé&ru o rozsahu N = 100 pozo-

rovéni jex = L = je-li hladina vyznamnosti pStiprocentni a z zna&i pramér 100 pozo-

rovéni., Pravd§podobnost, ¥e zamitneme testovanou hypotesu, kdy% je pravdivé hypo-
tesa alternativni, je déna plochou normélni kfivky N(0,1) napravo od pofadnice v bodd

z= 1,645 — 01’2 = — 0,355, které je p¥ibliZn& rovna 0,64.
Y100 , 064
MuZeme tedy poloZit na zéklad® vztahu (11.1) 4 (100) = "7: = 505 = 12:8 & podob-
0,05 . .
nd pro f = 0,05 bude podle (11.2) B (100) = —§= 0—24 = 0,078. Tyto hranice -jsou
0 ’

uZ8i neZ obecné hranice A =< 19, B = 0,053.
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Dotkneme se je&t& chyby, které se dopustime, kdyZ déldme prozatfmni
rozhodnuti v piipadech, kdy pomér pravdépodobnosti leZf mezi hranicemi
B(N) a A(N) a% do N-tého stupné. Oznaéme g,(N) pravdépodobnost podle H,

Ze sekvenéni postup nevede k rozhodné odpovédi a Ze pomér Piv jesi v infer-

ON '
valu 1 az A(N). Celkové chyba, které se dopustime, kdyZ pfijmeme alterna-

tivni hypotesu H, je-li hypotesa H pravdivé, véetnd chyby z prozatimniho
rozhodnuti, je [11] & + go(N) = «’. BudiZ go(N) pravdépodobnost, Ze 1 <

< %N_ < A(N), kdy% H je pravdiva hypotesa. Vzhledem k tomu, Ze v tomto
oN - .
jsou zahrnuty piipady, kde pomér pravdépodobnosti %ﬂ nemusf lezet v inter-
oN

valu (B(N), A(N)) pro véechna n < N, vyplyva, Ze 9y(N) > go(IN). Bude tedy
horni mez celkové chyby « + go(IN). NasSe aproximace je velmi hrub4; skuteéna
hodnota «’ je asi mnohem men&f neZ horni mez, kterou jsme nasli. V obecném
piipadé neni vydisleni go(N) snadné. Je-li vBak N velké, lze uZiti k urdeni
aproximace normalnim rozdélenim, takze

Gov = P{0 < lgp,y — lg poy < lg A(N)},
jak ukazal Wald a uZil A misto 4(N), takZe je pak g,ynadcenéno. Podobné jg
. mo#no vydslit chybu, které se dopoustime, p¥ijmeme-li hypotesu H, kdy% je H
pravdiva. 7
V prikladé, ktery jsme nahofe uvazovali je
100

v =P{0< 02>z, —2<IlgAD)}
i=1
takZe «' je mensi neZ 0,153.

12. Vyznamnost ,,statistickas a ,,materialni¢

Zminime se jen kratce o otdzce ovéfovani piiblizné platnosti statistickych
hypotes. Formuluje se na pt. testovand hypotesa tak, Ze urdity zdkladni soubor
mé normélni zdkon rozdéleni a p¥i tom se uznavé jako skuteénost, Ze ptirodnf
zékladnf soubor neni nikdy pfesné normélni. V takovém piipadé chceme
zamftat testovanou normalitu jen tehdy, kdyZ odchylka skuteéného rozdélent
‘od norméalnf k¥ivky je tak velké, %e se v nafem zkouméni jevi vskutku zévaz->
nou. Jind hypotesa, kterou mame testovat je, Ze dvé doddvky wvyrobki jsou
vzhledem k urditému znaku tpln& stejné. Jsme presviddeni, Ze nemohou
byti ve skuteénosti pfesnd stejné, ale hypotesu o stejnosti chceme zamitnout
jen tehdy, projevi-li se doddvky riznymi do takové miry, %e ta riznost ma
prakticky vyznam. Z t&chto pi-ﬂda,dﬁ je zfejmo, Ze chceme obydejné zamitat
testované statistické hypotesy teprve tehdy, kdyZz se jevi nepravdivymi
v rozsahu, ktery je vyznamny pro zkoumany pfedmét. Ponévadz testy uZivané
ve statistické praxi nemajf tolik sfly, aby vzmikalo opravdové nebezpedi za-
mitnuti hypotesy, kdy% jeji nesprdvnost je jem malého dosahu, nepéisobi tato
okolnost velkych nesndzi; miZze tomu viak tak byti, pracuje-li se s rogsahlymi
vybéry. Proto se jevi vhodnym rozliSovat [4] pfi formulaci problému mezi
vyznamnost{ statistickou a t. zv. materidlnf. Vyzkumnik zvoli vhodnd pro
sviij tikol nulovou hypotesu H, ShromaZduje pak data, na jejichZ zaklad&
tuto hypotesu bud zamitne nebo p¥ijme. Existuje viak t¥ida nulovych hypotes,
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které nejsou v rozporu se ziskanymi daty na zvolené hladiné vyznamnosti.
Tuto t¥idu je moZno nazvati fiducidlni mnoZinou hypotes. Uvazujme obvykly
piipad, Ze tyto hypotesy se vztahuji k hodnotdm uréitého parametru 6,
takze ta fiducidalni mnoZina bude miti povahu intervalu. Bude pak vhodné
zavésti do parametrického prostoru miru ,,vzdalenosti @ od H,, kterou
oznatme tieba A(®). Tato mira bude vhodnou stupnici vyjadfovat a,spoii
zhruba, ]ak jsou odchylky od H, podstatné ¢ili materialnfi. Fiducidlni mnoZina.
hypotes mize pak byt uréena jako mnoZina téch @, pro kterda 4(0) nepiekrodi
uréitou stanovenou hodnotu 4,. Pii volbé 4, budeme postaveni pied problémy
'podobné tém, s nimizZ se setkavame, kdyz méme volit alternativu, pro kterou
se mé dostat urdité stanovena sila. Takova formulace vyZaduje oviem upravy
obvyklych test, kterd byla pro nékteré parametrické problémy provedena
v_praci [4], kde byla také s tohoto hlediska uvaZovina uprava klasického
Studentova problému a testu dobré priléhavosti.

13. Problémy klasifikace

Od problémii ovéfFovani hypotes je vhodné a uziteéné rozlisovat problemy
klasifikace, tfebaZe se jevi ¢asto snaha Fesit oba tyto problémy na stejném
zakladé. P¥i ovéfovéni hypotesy méme na jedné strané ]a.sne stanovenou
nulovou hypotesu a na druhé strand pomérné neurditou mnoZinu alternativ.
Hlavni véha je poloZena na nulovou hypotesu, ktera mé byti zamitnuta nebo
prozatimné prijata. KdyZ je nulova hypotesa zamitnuta, neédin{ se jiz rozhod-
nuti o skutedné alternativni hypotese. V problémech Kklasifikace, které se
také nazyvaji problémy diskriminace, viak méme mnoZinu alternativnich
hypotes, z nichZz ma byti jedna vybrana. Otazkou v prvnim problému je
zamitnuti nulové hypotesy s uréitym danym risikem. Otdzkou v druhém
problému je odvazeni a volba mezi Spatnymi a sprdvnymi rozhodnutimi.
Nulova hypotesa je jedna; vyzkumnik ji zvolil vhodné k svému vyzkumnému
problému. ShromaZdi-li se v pribs&hu experimentalni prace dosti informace
proti této nulové hypotese, zamitne ji vyzkumnik a nepokousi se odvaZovat
mezi informacemi poskytnutymi z pozorovanych dat a volit rizné alternativy.
V druhém problému nem4 nulové hypotesa vynikajici ilohu. Tento problém
vznikd v pokusech laboratornich i ve zkouméani primyslovych vyrobki;
muZeme jej piedbéZné charakterisovat takto: Prvky uréitého zakladniho
gouboru jsou postupné podrobeny pokusiim, z nichZ kazdy vede k uréitému
¢islu z (nebo skupiné m redlnych &isel). O kazdém prvku se predpoklada, Ze
patii do jedné z » tiid. Tyto t¥idy jsou charakterisoviny » hustotami pravdé-
podobnosti p;(z) ¢ = 1, 2, ..., n. Na zédklad® pozorované hodnoty z jest roz-
hodnouti, do které trldy dotyény prvek patif, a toto rozhodnuti jest udinit
8 ne]menélm moznym risikem chyby.

Ukazme explicitni feSeni jednoduchého problému, kdy je poloZena otézka,
zda uréity prvek patii do jednoho ze dvou zikladnich soubori. Zde existuji
ziejmé& dvé alternativni hypotesy, z nichz je nutno jednu zvolit. Je tudiz
tteba néjakého pravidla pro postup, pomoci néhoz by mohl byt individualni
prvek pritazen jedné nebo druhé skupiné. Pfi uZivani Zadného takového
pravidla nelze se vyhnout chybam.

Je-li «, zlomek Spatnych klasifikaci pro prvky z prvni skupiny a «, zlomek
Spatnych klasifikaci pro prvky z druhé skupiny, pak zlomek spatnych klasifi-
kacf v celku je m,&, + m,x,, kdyZ povaZujeme prvky za ndhodné pozorovani
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z néjakého zakladniho souboru, ktery obsahu]e prvky téch dvou skupin
v poméru x, : 7, p¥i dem% x; 4 =, = 1. Je jasno, Ze ten postup je nejlepsi,
ktery davé nejmendi moznou hodnotu vyrazu m;x, + 7yx,.

Oznadme f,(x]0,) a f,(x]|0,) hustoty pravdépodobnosti urditého mé¥itelného
znaku (vlastnosti) ve dvou skupinach. MuZente si pfedstavit, Ze symbol z
zastupuje v8echny dosaZitelné méfitelné znaky a @ vSechny parametry. Potom
nejlepsi feSend, které dava minimum vyrazu z,x, + 7., je to, které prifazuje
urdity prvek prvni skupiné S,, jestlize

m3f1(210,) = 7af(2]©,) (13.1)
a druhé skupiné §,, jestlize
M1 (210,) = 7ofy(2]0,) . . (13.2)
Plati-li rovnost, lze tento piipad rozhodnout na zéklad® vysledku vrhu minci.
Ztrata, vyplyvajici z toho, Ze se piifadi urdity prvek z prvni skupiny druhé
skuping, budiz Z,, a ztrita Z,, pfifadi-li se prvek z druhé skdpiny do prvni.
Pak nejlepsi fefeni je to, které dava minimum olekivané ztraté = «,Z, +
e/ Ne]lepél fefeni, které minimalisuje otekdvanou ztratu je to, které
pritadi prvek prvni skupiné, jestlize platl yzlzlfl(xl@l) TtoZof o x|@2), a druhé
jestlize m,z,f;(2|0,) < myz,fq(x]0,). Tato Feseni jsou odvozena v praci Raové
[10]. V kazdém daném problému lze velitiny z, a z,, které vystupuji v nejlep-
im feSeni, snadno zjistit; apriorni pravdépodobnosti viak jsou bud nezndmé
nebo odhadnuté z dat té#ko ziskatelnych. Alé i hruby odhad jejich je uzitedny
v takovych problémech klasifikace.

Postup pti klasifikaci tudiz spoéiva obvykle na nahodném vybéru, na jehoZ
zakladé se sestroji uréitéd diskriminadni funkce, pomoci niz se rozt¥idéni prvki
provede. Cheeme-li docilit nejlepsi diskriminace, je zfejmé, Ze budeme Zidat,
aby rozdil st¥ednich hodnot diskriminaéni funkce v téch dvou skupinich byl
co nejvétsf a rozptyl co nejmensi. Necht tedy zévisi klasifikaéni kriterium na r
pozorovanych vlastnostech, takze f, a f, jsou hustoty r-rozmérného nermalniho
zékona rozdéleni s touz kovarianéni matici (u45), k niZ inversni matice je (u*).
Ozna¢me stiedni hodnoty i-té vlastnosti v prvni skupiné u; a ve druhé g,
jejich rozdil w,; — p; = 9. Potom vzhledem ku (13.1) a (13.2) musi na

hranici platit
fl exp {'— %z z (@; — ;utl /3“:’1) Iu’ij}

_itl N i=1j=1
7Ty f2 Lo .
exp {‘ ‘}; 2:1 — pi2) (@5 — ) /‘“}

Pro logaritmy tudiz plati

r

= iz Z (s — pao)(@; — pga) — (@ — piy)(@; — psy)] =

ror .
=‘Zl ’glﬂij [(eeir — pag) 5 + (a1 — Bs2) Ts + Minbtse — paris] -
Matice (u'/) je symetricks, takZe hledan4 rovnice pro hranici je

421 (u¥40; + p6y + ... 4 u9,) -’ii =.k0nst.
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- Nejlepsi diskriminaéni funkce mé. tedy tva,r X = Az, + A2, + ... + Ax,,

kde koeficienty 4, splﬁu]i vztahy Z }.,,u,, =6;,1=1,2,...,r. Stanovime nyni
odhady I; koeficienti 4, na zakla,dé qahodného vybéru, takZe budeme uvazovat

linearni funkei
X=UlLe, + b, +... + 1x,. (13.3)

Krlterlum, na némz zaloZime své rozhodovani, bude spodéivat na tom, Ze
hodnoty !; museji byti zvoleny tak, aby se dosdhlo maxima, zlomku, v jehoz
- ditateli jsou rozdily mezi vybérovymi priiméry a ve jmenovateli smérodatné
odchylky v téch dvou skupinach.

Necht tedy znadi d; rozdil priméri obou skupin v ¢-té vlastnosti, &ili d; =
= &;; — Z;. Pak rozdil stfednich hodnot diskriminaéni funkce (13.3) bude -

D = > 1d;. Rozptyl V linearni funkee (13.3) bude din vyrazem V= > > lla,;,
i=1 ’ £=1 j=1 .

kde a;; znaéi kovarianci proménnych z; a z;, o0 niZ predpokldddme, Ze je taz
pro oba zakladm soubory. Na zakladé t¥chto dvah bude tudf? vhodné urdit

p_ (2]

koeficienty I; tak, aby bylo dosaZzeno maxima zlomku — =

vV
21 ,le‘l’“""
~ Pro kaZdé [ tedy bude platit rovnice
1 (,. oD v o,
_— _—V — — =0
V2(2D T azD) ’
coZ vede k soustavé rovnic ‘
10V VoD . ‘
Eglj:-l—)-aT‘- 'l.—l,2,.-.,r. . A (13.4)
Vzhledem k tomu, Ze . /
oD 714 ‘ :
ER =d,, EA = 2(L,81¢ + L@y + - + Lay)
miZeme psiti soustavu (13.4) ve tvaru
oy -
Lay + gy + ... +Lay, = 57} d,,
) 14
Lag + lagy + ... + La,, = yi) d,, (13.5)
y :

Loy + gy + ... +La,, = D o

Budeme psati % = h. PonévadZ se diskriminaéni schopnost nezmé&nf, uZi-

jeme-li misto dané diskrimina¢ni funkece libovolné jeji linedrni funkce, maZeme
polozit 2 = 1. Potom fefeni systému (13.5) ddva hodnoty koeficientd !, ve *
tvaru

l,=a'd, +a%d, + ... +ad,, 1 =1,2,...,7
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Welch ukézal dile, Ze obecnd diskrimina&ni funkce v p¥ipadé dvou alternativ
je pomér vérohodnosti dvou hypotes a je moZno odvodit ji bud z véty Bayeso-
vy s danymi apriornimi pravdépodobnostmi nebo pomoci zékladni véty
Neymanovy-Pearsonovy, kdy jsou chyby pro ty dvé hypotesy minimali-
sovany v ur¢itém daném poméru.
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ZOBRAZOVACI METODY V DESKRIPTIVNI GEOMETRII
I/Prof dr A. UrBAN '
(dokondent) r !

Véechna. v b&Zné technické praxi se vyskytujici dvowbra,zova, zobrazen{
jsou odvozena bud z dvojobrazového zobrazeni v projektivnim prostoru,
v némZ pomocné primétny splyvajf (pripad ¢), str. 30, ¢. 1) nebo ze zobrazeni,
v ném? pomocné priimétny i jejich uzly jsou riizné (pi'ipa,d a), Ar. 30 & 1), ale
hlavni stfed S a pomocné sttedy 18, 28 jsou kolinedrni (obr. 13). Za predpo-
kladu kolinéarnosti stfed promitan{ Véech t¥{ bas splyvajf uzlové body 2S,, 18,
nékresny v jediny bod (neleXfci na zékladnici), ktery oznadujeme S, a Sasto
mu ¥kame klavni bod zobrazeni. Také sdruZené uzlové pHmky nékresny
splyvaji v ]edmou pifmku prochdzejici ovéem hlavnim bodem; ¥kdme jf
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