Uvod do analyzy kategorialnich dat

V tomto textu si ozfejmime zdkladni postupy pro analyzu jedné ¢i dvou kategorialnich velicin. Podivame
se jak otestovat, ze pravdépodobnosti jednotlivych kategorii jsou rovny danym ¢&islim a déle se podivame
na zakladni testy v kontingenc¢nich tabulkéch.

1. Multinomické rozdéleni
S kategorialnimi daty je neodmyslitelné spjato multinomické rozdéleni. Vyskytuje se vSude tam, kde

mame néjakou veli¢inu, ktera nabyva koneéného poctu kategorii.
Predstavme si, ze mame n nezavislych pokusu a v kazdém z nich musi nastat pravé jedna z k kategorii.

Pravdépodobnosti jednotlivych kategorif si oznactme (71,7, ..., 7). (Samoziejmé piedpoklddejme, ze
tyto pravdépodobnosti se v prubéhu téch n pokust neméni). Pocty pokusu, které spadly do jednotlivych
kategori{ si oznacme (Y1,Ys,...,Y;). Ndhodny vektor (Y7,Y2,...,Y:) mé potom multinomické rozdélen{
s parametry n,m, T, ..., Tk, coz formalné zapiseme jako

(Y17Y2a"'7Yk)NM(nv(ﬂ-laﬂ-Qa"'?Trk)) (1)
Zduraznuji, ze se jednd o rozdéleni celého vektoru (Y1,Ys,...,Y%), tj. je to rozdéleni mnohorozmérné.
Jinymi slovy by taky se dalo Fict, ze je to sdruzené rozdéleni veli¢in Y7,Ys,...,Y;. Samoziejmé musi
platit, ze

e T +my+...+m, =1 (protoZe nékterd z k kategorif se vzdy musi realizovat)

e V1 +Y5+...4+Y, =n (soucet realizac{ jednotlivych kategorif mi musi ddt celkovy pocet pokust).

Z toho, ze Y1 + Yo +...+ Y} = n mimo jiné vidime i to, ze veli¢iny Y7, Yo, ..., Y} jsou zdvislé. Zname-li totiz
hodnoty k£ —1 z nich, hodnotu zbyvajici veli¢iny snadno dopocteme z podminky, ze jejich soucet je n.
Tuto vlastnost popisujeme slovy tak, ze k-tice ndhodnych veli¢iny Y7,Y5,..., Y, mé k—1 stupia volnosti.

Mozné jste si vsimli, ze v pripadé, kdy mame pouze dvé kategorie, tj. k = 2, tak se multinomické
rozdéleni shoduje s binomickym. Stejné tak vSechna marginalni rozdéleni (tj. rozdéleni jednotlivych Y;
ve vektoru Y7,Ys,...,Y%) jsou binomicka, to jest Y; ~ Bi(n, ;).

U vSech diskrétnich rozdéleni jsme si vzdy udavali vzorecek pro pravdépodobnost, ze dand velic¢ina
nabyde néjakou konkrétni hodnotu. I zde se tedy podivejme, jaka je pravdépodobnost, ze ndhodny vektor
(Y7,Y5,...,Y) nabyde hodnoty (n1,na,...,n):

n!

ny, no

P(Y1=n1,Yo=n9,..., Yy =ng) = ST (2)

nilng!. .. ny!
kde vykftiénik znaci faktorial daného cisla.
Na zavér si uvedme piiklady, kde lze v béZném Zivoté multinomické rozdéleni potkat:

e Osudi a v ném koule k barev, provadime n taht s vraceninﬂ pravdépodobnost vytazeni kulicny
i-té barvy by byla m; a Y; by byl pocet kulicek i-té barvy, které byly takto vybrany.

e n hodu kostkou, kde si v kazdém hodu zaznamenavame, kterd hodnota na kostce padla. Je-li kostka
spravedlivd, pak (Y1,Y2,...,Ys) ~ M(n, %, é, e %))

e Krevnf skupiny (k =4): u n ndhodné vybranych osob uréime jejich krevni skupiny, pak pocty osob
s jednotlivymi skupinami (tj. vektor (Y7, Ys,Ys,Ys)) maji multinomické rozdéleni.

1Rozmyslete si, ze pokud bychom tahali bez vraceni, uz by to nebylo multinomické rozdéleni, nebot pravdépodobnosti
(m1,72,...,7k) by se v prubéhu taht ménily.



1.1 x? test dobré shody pro multinomické rozdéleni

Testy dobré shody tvor{ skupinu testu, které zkoumaji shodu teoretickych ¢etnosti/pravdépodobnosti s
néjakymi pfedepsanymi hodnotami. Ovéruji, jak dobfe se nase data shoduji s tim, co bychom ocekavali
za nulové hypotézy.

Asi nejlepsim dvodem pro pochopeni principu testu dobré shody je nasledujici jednoduchy piiklad.
Pokusme se ovérit, zda je hraci kostka spravedlivé, tj. chceme testovat hypotézu, ze pravdépodobnosti
jednotlivych hodnot na kostce jsou vzdy 1/6, to jest

3)
(4)

111111
HO:(771771-27"'771.6):(777a7777777)

111111
H: ol .
1 (771’772a 77T6) (676’6,6’6,6)

Provedli jsme 100 hodu a zjistili jsme, kolikrét padly jednotlivé hodnoty:

hodnota 112 (3] 4 5 6
nameéiend cetnost || 51 39 | 8 | 26 | 10 | 12

Pokud je kostka spravedlivd (coz je nase nulovd hypotéza), mély by mit vSechny hodnoty shodnou
pravdépodobnost 1/6, a tudiz bychom ocekavali, ze naméiime

hodnota 1 2 3 4 5 6
ocekdvand ¢etnost G @ & @ G G

Potfebovali bychom tedy néjakou statistiku (test), kterd bude umeét porovnavat ocekdvané cetnosti s
naméfenymi. A to pfesné umi statistika y2-testu dobré shody.
Testujeme-li obecnou hypotézu

0.0 0
Hy: (mi,mo,. .. m) = (70,75, ..., 7)) (5)
0.0 0
Hy:(my,m0,...,Tk) # (7T1,7T2,...,7Tk)
kde (79,79, ... ,7r2) jsou dand ¢isla, jejichz shodu se skuteénymi pravdépodobnostmi chceme otestovat (v

ptikladu s kostkou byly vSechny 7T]Q = %), pak testova statistika y2-testu dobré shody ma4 tvar

k(Y —nm?)?
X2 = D #. (6)
J=1 J
Jak je patrné zejména z tvaru citatele, tato statistika porovnavéd napozorované ¢etnosti (Y7,Ya2,...,Y%) s
¢etnostmi (n7? nal, ..., mr,g), které bychom ocekavali, ze namérime, pokud by platila nulova hypotéza.
Statistika m4 pri platnosti Hy asymptoticky (tj. pro velkd n, v literatute se vétsinou uvadi pozadavek
mr;.J > 5 pro vsechny j =1,...,k) rozdéleni chi-kvadrat s k-1 stupni volnosti, které se symbolicky zapisuje

jako x7_;. Nulovou hypotézu (5) zamitdme pokud

‘ statistika X* > gxi_, (1 - a),

kde a je zvolend hladina testu a qxi_l znac¢i kvantil rozdéleni xi_l.
Pfipomenme jesté terminologii:
Y1,Ys,..., Y, = empirické (napozorované) ¢etnosti
nad nmy, ... ,nmy = teoretické (otekavané) Getnosti (ocekavané za Hp).

Poznamka 1 Testovd statistika (@ se ze zvyku oznacuje velkym "X7, nebot vét§ina softwaru (a difve
psacich stroji) neumt napsat Tecké chi: x.

Poznamka 2 Twar statistiky (@ je univerzdlni a jsou na ném zaloZeny vsechny testy dobré shody, které
uwvidime ddle. Klicovym prvkem u kazdé hypotézy je pouze odvozeni ocekdvanych cetnosti, které bychom
za platnosti Hy meéli namérit.



2. Kontingencni tabulky

Kontingenéni tabulka je tabulka obsahujici napozorované cetnosti néjakych dvou kategoridlnich znaki.
Oznaéime-li si tyto znaky X (mé I kategorii) a Y (mé J kategorif) a je-li n;; napozorovand ¢etnost jevu
[X =14,Y = j], pak ptislusnd kontingenén{ tabulka vypadé nésledovné:

X
1 2 3 .. I
1 nii N1 ni3 . nir ni.
2 no1 sy no3 . Nnar Nna.
Y 3 nsi N3 N33 . nsar ns.
J nji njo njs njr nj.
n.aq Nn.o n.s . n.g n

Tabulka 1: Tabulka napozorovanych cetnosti

I . o s - . , - v s -
kde n;. = Z}']:1 Nij & N.j = Y1 Ny; jsou tzv. margindlni €etnosti. Celkovy pocet méfeni je oznacen n.

Takovym teoretickym protéjskem Tabulky 1 je tabulka obsahujici pravdépodobnosti m;; = P([X =4,Y =
7]) v populaci. Tato tabulka ma analogicky tvar

X
1 2 3 1
1 T11 T12 13 I 1.
21 292 23 o1 2.
Y 3 31 732 33 31 3.
J|lmn wp w3 ... myr | Wy
1 T2 .3 I 1

Tabulka 2: Tabulka teoretickych pravdépodobnosti

kde opét ;. = Z;Ll Tij & M5 = Zle m;j jsou marginalni pravdépodobnosti.

Analyza kontingenéni tabulky ndm muze pomoci rozhodnout o nezavislosti danych dvou znakt, nebo
tFeba o symetrii jejich rozdéleni. Nejtézsim tikolem pii konstrukei takovych testu je uréit to, jak by méla
za, platnosti nulové hypotézy vypadat tabulka teoretickych pravdépodobnosti. Zbytek uz je pak snadny,
protoze stac¢i pomoci testové statistiky @ porovnat napozorované ¢etnosti n;; s ocekdvanymi ¢etnostmi
nij;.

Testy dobré shody v kontingenc¢nich tabulkach

2.1 Test nezavislosti
Chceme testovat hypotézu

Hj :znaky X a Y jsou nezavislé
proti H; : znaky X a Y jsou zavislé.
Méme napozorované Cetnosti n;; jevi [X =4,Y = j], tj. mame k dispozici tabulku napozorovanych
cetnosti, a chceme pouzit test dobré shody. Jaké budou ale o¢ekdvané cetnosti? Jak se do tabulky teore-
tickych pravdépodobnosti promitne nezavislost?
Z definice nezavislosti nadhodnych veli¢in vime, ze jsou-li X a Y nezavislé, tak plati
P(X =i,Y =j)=P(X =i)P(Y =)

coz v nasem znaceni je: Tij = MM



Ocekavané cetnosti za nulové hypotézy tedy budou
Oij = 7’L7Tij = 7’L7Ti.7T,j.

Bohuzel ale marginalni pravdépodobnosti 7;. a 7.; nezname, a musime si je tudiz odhadnout z marginalnich
Getnosti:

~ ;. .

T = — ﬁ'.j:

’
n n

kde stiiska zna¢i ,odhad“. Odhady ¢etnosti, které bychom za Hj ocekavali, tedy jsou:

~ n;. n. n;.n.;
0ij = Nty = N o (7)
ij ij T
n n n

K porovnani ocekavaného a napozorovaného opét pouzijeme y2-statistiku

! N5 — O
:ZZ ( U 1]) (8)

- 0ij

V kazdém policku tabulky porovname ¢etnost napozorovanou s odhadem cetnosti oc¢ekavané a vysledek
poscitame pies vSechna policka tabulky. Pokud Hy plati, tak statistika mé asymptoticky x?-rozdéleni
s (I —=1)(J —1) stupni volnosti. Na hladiné « tedy zamitdme nulovou hypotézu o nezdvislosti pokud

X2 > qx%l_l)(J_l)(l - a).

Zduraznéme jeSté jednou, Ze test je pouze asymptoticky a k jeho korektnimu pouziti je potieba, aby
vSechny oc¢ekdvané ¢etnosti byly aspon 5, tj. u vSech policek tabulky musime zkontrolovat, Ze 0;; > 5.

Poznamka 3 Vsimnéte si, Ze u testu dobré shody pro multinomické rozdéleni (statistika (@) jsme
ocekdvané Cetnosti za Hy znali presné, protoZe hodnoty pravdépodobnosti w;; byly nulovou hypotézou ex-
plicitné dané. U testu nezdvislost tyto pravdépodobnosti nezndme (vime jen, Ze m;; by mélo byt soucinem
margindlnich pravdépodobnosti), a musime je tedy odhadnout.

Poznamka 4 V wurcitém kontextu je test nezdvislosti nazjvdn testem homogenity. Typicky se jednd
o situace, kdy jedna velicina definuje kategorie zkoumaného znaku a druhd veli¢ina definuje napr. ob-
lasti, casovd obdobi, nebo néjakym jingm zpusobem strukturuje populaci. Prikladem muZe byt situace,
kdy velicina X predstavuje krevni skupiny a velicina Y ctyri zemépisné oblasti. Otdzkou pak je, zda se
rozlozeni krevnich skupin v jednotlivjch oblastech lisi. Ndhodny vektor (Xa, Xp, Xo, Xap) predstavujici
cetnosti krevnich skupin mezi zkoumangmi jedinci v jedné dané oblasti md multinomické rozdéleni s
pravdépodobnostmi (74,7, T, Tap). Shodné rozlozeni krevnich skupin v jednotlivijch oblastech odpovidd
tomu, Ze vektor pravdépodobnosti (wa,mg, T, Tap) je pro vdechny étyri oblasti stejny. Nicméné tento test
je zregmé ekvivalentni tomu, Ze veliciny ,krevni skupina® a ,,oblast jsou mezdvislé. Proto také testovd
statistika vypadd stejné. RozliSeni mezi testem nezdvislosti a homogenity je tedy spise filozofické.

2.2 Test nezavislosti - Fishertiv faktorialovy test
Test nezavislosti pro kontingenéni tabulky zalozeny na statistice X2 mé dvé zékladni nevyhody:
e museji se odhadnout pravdépodobnosti m;;

e u testové statistiky je zndmo pouze asymptotické rozdéleni a test tedy neni vhodny pro malé vybéry,
pro které tato asymptotika nefunguje.

Oba tyto problémy odstranil Fisheru faktoridlovy (nebo téz exaktni) test. Ten je urcen zejména pro malé
Cetnosti (tj. pokud nenf splnéno, ze 6;; > 5 Vi, j) a vystupuji v ném faktoridly napozorovanych cetnosti
n;;. Netradi¢ni na tomto testu je to, Ze nepocitd zadnou testovou statistiku, ale pomoci pravdépodobnosti
realizace nasi konkrétni datové tabulky pii platnosti hypotézy nezavislosti pocitd piimo p-hodnotu. Vice
si 0 ném povime az u ,Ctyrpolnich“ tabulek, ale v R je dostupny pro kontingenéni tabulky libovolného
rozméru.



2.3 Test symetrie - Bowkeruv

Dalsi véci, kterou lze pomoci kontingenc¢nich tabulek zkoumat, je to, zda je sdruzené rozdéleni vektoru
(X,Y) symetrické, tj. zda P(X =4,Y =j) = P(X = 4,Y =4). Tento test je pfirozené uréeny pouze pro
¢tvercové tabulky, tj. kdyz I = J.
Testovana dvojice hypotéz ma tvar:
Hy : m;; = mj; pro viechny dvojice (i,7)
proti: Hy : m;; # mj; pro nékterou dvojici (3,7).

Testujeme-li shodu m;; a m;;, pfislo by ndm logické to provést prostfednictvim porovnédni n;; s nj; . Neni
tedy prekvapenim, ze testova statistika ma tvar

L (ngg —nyi)?
(nig =n3i)” (9)

a za platnosti Hy ma asymptoticky rozdéleni X?( 1-1)/2" Piislusny test se nazyva Bowkertuv a nulovu
hypotézu zamitdme na hladiné «, pokud

Q> QX§(1,1)/2(1 -a),

kde qxi(l_l)p(l - a) oznacuje (1 - a)-100% kvantil y?-rozdélen{ s I(I —1)/2 stupni volnosti.

Poznamka 5 (pro zdjemce) Statistika (@ neuvaZuje pocty pripadu, kdy oba znaky nabyly stejné hodnoty
(tj. vynechdvd cetnosti ny; ), protoZe tato informace je pro test symetrie bezcennd. Ddle si viimnéte, Ze
séitdni ve statistice Q probihd pouze pres i< j. Je to proto, Ze (ni; —nj;)* = (nj; — nij)?.

Poznamka 6 V R najdete Bowkeriv test pod ndzvem McNemariv, coZ neni prili§ stastné, protoZe
McNemariv test je pouze specidlnim pripadem uvedeného testu symetrie, ktery odvodil Bowker v roce

1948.

3. Testy o parametrech binomického rozdéleni

3.1 Pro jedno binomické rozdéleni
Piedstavme si, Zze mdme veli¢inu Y, kterd m& binomické rozdéleni Bi(n, ) a chceme testovat hypotézu
HO LT =T (10)
proti Hy : m + m,

kde 7y je hodnota pravdépodobnosti, kterou chceme testovat. Napiiklad mame minci a chceme zjistit, zda
rub i lic padaji se stejnou pravdépodobnosti 1/2. Veli¢ina Y predstavuje pocet lici v n hodech touto mincf
a je to ndhodnd veli¢ina s rozdélenim Bi(n, 7). Chceme-li ovéfit, ze mince je spravedlivd, potfebujeme
otestovat hypotézu Hy: 7 = % proti Hy :m # % Tedy v obecné formulaci bereme 7y = %

x? test dobré shody (alias Raotiv skérovy test)
Staéf si uvédomit, ze vektor (Y, n—Y) méa multinomické rozdéleni M (n, (7,1-7)) a pouzit x2-test dobré
shody ze sekce 1.1. Testova statistika @ zde mé tvar
s (Y —nm)? . (n-Y -n(l-m))*> (Y -nm)? . (Y -nmp)® (Y —nmp)?
nmo ’rL(].—’iTo) nmo ’fL(].—’/T()) ’ll’]'('o(].—’]To)

X

a mé asymptoticky za Hy rozdéleni x?. Na hladiné « tedy zamitneme nulovou hypotézu , pokud
X? 2 gxi(1-a).

V kontextu binomického rozdéleni je tento test zndm jako RaoﬁvEI skoérovy test.

2Calyampudi Radhakrishna Rao (1920 - nynf{), indicky matematik a statistik



3.2 Porovnani dvou binomickych rozdéleni

Muze téz nastat situace, ze mame dvé ndhodné veli¢iny s binomickym rozdélenim:

}/1 ~ Bi(nlaﬂ—l)
Y2 ~ Bi(n2,7r2)

a budeme chtit otestovat hypotézu
Ho LT =T (11)
proti Hy : w1 # mo.
Pravdépodobnosti 7 a 75 si odhadneme pomoci relativni ¢etnosti

Y
ni n2

1

a tyto odhady porovndme pomoci testové statistiky

2: (7}1—7%2)2
7?(1—7’%)(73—1+n1—2)7

(12)

kde 7 = % je jakysi ,sdruzeny“ odhad pravdépodobnosti 7. Statistika X? mé za platnosti Hy asympto-

ticky rozdéleni x?, tedy na hladiné a zamitdme nulovou hypotézu , pokud
X% 2 qxi(1-a).

Tento test je také nazyvan Raotuv skérovy.

4. ,,Ctyfpolni“ kontingenéni tabulky

Pokud X i Y nabyvaji pouze 2 kategorif, tak se kontingenéni tabulka nazyva ,,étyipolni“, nebot m4 uvnit¥
jen Ctyfi policka:

X X
1 2 1 2
ni1 N2 | Ni. T T2 | 71
N21  MN22 | N2. o1 T2 | T2
n.q n.o n .1 T2 1

Tabulka 3: CtyFpolni tabulka napozorovanych cetnosti (vlevo) a teoretickych pravdépodobnosti (vpravo).

4.1 Test symetrie - McNemaruav

V piipadé ¢tyipolni tabulky se Bowkeruv test nazyva McNemartuv a jeho nulova hypotéza ma tvar

Hy:mig =mo

proti: Hy : 7o # 7o1.
Testova statistika @D se redukuje na tvar

_ 2
Q- (n12 —n21) (13)
N1z +N21

a pokud plati Hy, tak m4 tato statistika asymptoticky (tj. pro velké napozorované cetnosti) rozdéleni y?.



Testy nezavislosti ve ¢tyrpolni tabulce
Predpoklddejme, ze u nasich dvou velicin X a Y chceme vysetfit nezavislost:
Hy: X aY jsou nezavislé (14)

proti Hy : X a 'Y jsou zavislé.

4.2 Test nezavislosti pomoci y?-testu dobré shody

x? statistiku lze pro ¢tyipolni tabulku pfepsat na tvar

2
_ n(ni1n92 — ni2no1)
n1.M2.M.1MN.2 '

X2

(15)

Tato statistika ma samoztejmé pii platnosti Hy opét asymptoticky rozdéleni y7 a aby tato aproximace
byla dobra, je potieba aby vsechny ocekavané cetnosti byly > 5. Na hladiné a zamitdme nulovou hypotézu

, pokud
X% 2 qxi(1-a).

Je-li nékterd ocekavand Cetnost < 5, navrhl statistik Frank Yatesﬂ tzv. korekci kontinuity (opravu na
spojitost), ktera zlepsuje aproximaci skuteéného rozdélen statistiky X? rozdélenim x?. Testové statistika
s ,,Yatesovou korekci“ ma tvar

X2 - n(|n11ngg — niano| - 2)3
corr

ninaninz2

a pfii rozhodovani o nulové hypotéze ji opét porovnavame s kvantilem ¢x3(1 - a).

4.3 Test nezavislosti - Fisheruv faktorialovy

Tento test se nékdy téz nazyva ,pfesny“ nebo ,exaktni“. Netradi¢ni na ném je to, Ze nepocitda hodnotu
testové statistiky, ale pocitd piimo p-hodnotu, a to ndsledujicim zpusobem. Pravdépodobnost, Ze se
realizuje tabulka s margindlnimi ¢etnostmi ny ,ns.,m.1,n.2 je rovna

nl,!ng,!n_l!n_gl

P(ni,ng,na,ng) = ————————,
niNn11:N22:M12-M21:
kde vykfiénik znac¢i faktorial daného ¢isla. Pravé pro vyskyt faktoriala v tomto vzorci se testu iika
Fisheruv faktoridlovy“. P-hodnota je pak rovna souc¢tu téchto pravdépodobnosti od vSech tabulek, které
maji stejné marginalni ¢etnosti jako nase tabulka, ale jejichz ¢etnosti nq1,n22,n12,n21 jesté vice SVédéﬁ
proti Hg nez ty v nasi tabulce.

Béhem odvozovani vzorce pro pravdépodobnost vyse se ve vypoc¢tu objevuje vyraz pro teoreticky
pomér Sanci. Podivejme se nynf na jeho vyznam. Sance (angl. odds) na vyskyt jevu A je

P(A)
O(A)= ———.
(4) 1-P(4)
Pokud méme onemocnéni, u néhoz je pravdépodobnost nékazy 1/3, pak Ssance na nakazeni je % = %,

tedy 1:2.
Nyni se podivejme na prvnf fddek Tabulky 3 (vpravo):

X
1 2 |
L] my mo | m

Y

31902-1994, anglicky statistik
4to ,svedef proti Ho“ se kvantifikuje pomoci poméru Sanci, o kterém si povime v zapéti



Vidime, ze 7. je pravdépodobnost jevu [Y = 1] a 71 je pravdépodobnost jevu [X =1,Y = 1]. Z definice
podminéné pravdépodobnosti tedy mame

P(XII,YZl) _ 11

P(X=1Y =1)= =
(x=1y =)= Do) L T
a tudiz sance na [X = 1] za podminky [Y = 1] je
P(X=1|Y=1) 77:7111 T11 T11

O(X =1y =1) = =L - =—.
( | ) 1-P(X=1Y=1) 1-7% m -m1 T2

Jsou-li veliciny X a Y nezédvislé, méla by Sance jevu [X = 1] byt stejnd pro Y =11 pro Y =2, tj. mélo by
platit O(X =1Y =1) = O (X = 1Y =2). A tedy pifslusny pomér Sanci (odds ratio)

_OX =1y =1) &3 mume

— — T12 16
p O(X=1Y=2) 22 mpomy (19)
by mél byt roven 1. Hypotézy 1ze tedy také zformulovat jako
HO . B =1
Hi: B + 1.
Odhadem teoretického poméru sanci je empiricky pomér Sanci
n11 na2g
p-nn 1722 (17)
“n o NMi2n2a

kde jsou jednotlivé pravdépodobnosti odhadnuty pomoci relativnich ¢etnosti. Empiricky pomér Sanci je
také soucasti vystupu funkce fisher.test v Rku.

Poznamka 7 Pokud bychom si pomér Sanci definovali jako

oY =1X=1)

B_O(Y:1|X:2)’

tj. prohodili bychom roli X a'Y, nakonec bychom dosli k iplné stejnému vysledku, Ze totiz 3 = %

4.4 Test nezavislosti pomoci porovnani dvou binomickych rozdéleni

Tieti zpusob jak testovat nezavislost ve ¢tyfpolni kontingenc¢ni tabulce je podivat se na ni z pohledu
binomickych rozdéleni. Podivejme se opét na prvni fadek levé Tabulky 3:

X
1 2 |
1 ‘ ni1 ni2 ‘ ni.

Y

Definujeme-li si jako ,uspéch®“ to, ze X = 1, pak Cetnost ni; je pocCet tspéchti z ni pokusu, kde
pravdépodobnost tspéchu je P(X = 1Y =1) = 711 Tedy nq; je realizaci veli¢iny Nyi, kterd ma binomické
rozdéleni Bi(ny ,m1). Podivame-li se nyni na druhy fidek tabulky, tj. divime se na pocet uspéchu za
podminky, ze Y =2, analogicky zjistime, Ze ns; je realizaci veliciny Nap s rozdélenim Bi(ns , 71 ). Pokud
jsou veliciny X a Y nezavislé, tak by pravdépodobnost ,ispéchu“ méla byt stejné af uz je Y = 1, nebo
2, tj. obé ta binomicka rozdéleni by méla mit stejnou pravdépodobnost. Hypotézy tak lze v tomto
ptipadé preformulovat jako

Hy:myy =mo

proti Hy w1 # mo1.



Hypotézu o rovnosti parametru dvou binomickych rozdéleni ale testovat umime, a to pomoci Raova
skorového testu ze sekce 3.2. Pouzije se opét testova statistika , kterd mé nyni tvar

2
Ni1 _ Nay
ni. na.

XQ:ﬁ(1—ﬁ)(er+7jz)’

(18)

-~ Ny +N , ye s 2 2
kde 7 = ﬁ Nulovou hypotézu zamitdme, pokud X* > gx3(1 - ).

Pokud bychom ve svych tivahach prohodili role X a Y a misto na fadky se divali na sloupce tabulky,
dostali bychom stejnou hodnotu statistiky X2. Oba postupy jsou tedy ekvivalentni.



