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Binomialfordelingen

Test i binomialfordeling (p.317-318):
H()I 0= 90

Signifikanssandsynlighed (Beregnes eksakt ved opslag i Binomial-tabel hvis muligt):

Hi:0>0) = pi=P(X2x) =1 ¢£x_1/2_”901

I: 0 1= 2X) =l— @ ————
,/n@o(l—ﬁo)/
x+Y%2—n6

H1:9<90%p2=P(X§x)z¢—OW
1/n6’0(1—00)/

H;: 0 #6060 — p=2min{py, p2}

Sammenligning af 2 binomialfordelinger (p.566-568):
Hol 0 A= 9]3

Signifikanssandsynlighed:

Baseres pa at fordelingen af den ene binomialfordeling, betinget summen af dem begge, er hyper-
geometrisk fordelt X - hyp(N=na+ng, M=n,, n=xa+xg), hvor X

er den observerede vardi af Xa.

x—l/z—n%
H;i: 9A>9]3—>p1 =P(X2X)z1—¢

Za-=
NN N ,

\/M M_N-n

x+Vo—n—
Hp: 04 < 05— pr= P(X <x)~¢ N
M M_N-n
n—{1-=—X) )
N O NUN-1

Hi: 04 # 6 — p =2 min{py, p2}

Sammenligning af k binomialfordelinger (p.584-586):
H()Z 91 = 92= e = Ok
H;: Mindst to 0’er forskellige

Hypotesen afprgves ved en kontingenstabelanalyse, hvor der specifikt udfgres et homogenitetstest.
Dette test bygger pa en sammenligning af k multinomialfordelinger, hvor binomialfordelingen jo
netop er et specialtilfelde af multinomialfordelingen.

X, ~ Bin(n,,0/") ~ M(n,,0,' =6",6 =1-6/")

Se mere under ’Sammenligning af k multinomialfordelinger”
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Poissonfordelingen

Test i poissonfordeling (p.317-318):
H()I A= >\.0

Eksempel:
Bemark, at validiteten af nedenstaende tests er betinget af, at der testes i én periode. Betragt opga-

veformuleringen "Erfaringsmaessigt omkommer 35 personer arligt ved trafikulykker. Radet for stgr-
re ferdselssikkerhed iverksatter en kampagne for at mindske antallet af drebte i trafikken. I de to
efterfglgende ar dgr gennemsnitligt 27 personer pr. ar. Havde kampagnen en signifikant effekt?"
For korrekt at anvende nedenstaende testgrrelser skal man sammenligne antal haendelser i hele ob-
servationsperioden med den totale forventning. Her iagttages saledes 54 drabte.

Ho: A = 70 (Handelsesintensiteten over en periode pa de betragtede 2 ar.)

Hi: A< 70

Signifikanssandsynlighed (Beregnes eksakt ved opslag i poisson-tabel hvis muligt.):

14 _
Hi: A > Ao —pr=P(X2x)~1—¢ MW

=

1,
H]Z)\,<7\,o—)p2=P(XSX)z¢MW

Hi: A # A — p =2 min{py, p2}

Sammenligning af 2 poissonfordelinger (p.564-565):
H()Z 7\1A = 7\.}3

Signifikanssandsynlighed:
Baseres pa, at fordelingen af den ene poissonfordeling, betinget summen af dem begge, er binomial-
fordelt X - bin(n=xa+xg, p="2), hvor X er den observerede vardi af Xa.

- —-0,5n
Hi:ha>As— pr=P(X 2 x) =1 —g| 221
iz (/)( nO,S(l—O,S)]
14
HI:XA<7¥B—)p2=P(XSX)z¢M
\/n0,5(1-0,5)

Hi: 7\1A * 7»]3—) p= 2 min{p1, Pz}

Sammenligning af k poissonfordelinger (p.558-563):
H()I >\.1 = 7\,2= el = Xk
H;: Mindst to A’er forskellige

Testet bygger pa at fordelingen af k poissonfordelinger betinget med summen af dem, er multino-

A
mialfordelt X, X,,...X, ~M(n,6,,6,,...,6,),idet 0, = =—.

Y 4

Se mere under test i multinomialfordelingen.
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Test for multiplikativitet i 2-dimensional poissonstruktur (p.593-601):
Model: X ~ Ps(/lg.,. ), hvor ZU. er handelsesintensiteten i den ij’te celle.

Hy: A, =y¢, Vie {.2.....1} je {1,2.....J}, hvor } er en niveaufaktor (=n), &, rekkesandsynlig-

heden og ¢, sgjlesandsynligheden.
H :EjH,
Teststorrelse:

(x,-nde )} | L
———F——~ ¥ (({=1)(J =1)), hvor [ er antal reekker og J er antal sgjler i pois-

& i A x i . . . .
sonstrukturen, og 6, =—- og £, = —L er middelrette estimater for rekke- og sgjlesandsynligheder.
n n

Signifikanssandsynlighed: p = P(Q > q)

Hypergeometrisk fordeling

Test i hypergeometrisk fordeling (p.318-319):

M
Ho: 0=0p=—2L
0 ="y

Signifikanssandsynlighed (Beregnes eksakt hvis muligt.):

o M
Hy: 0> 60 — p1 = PX > x) =1 — | ———"2="% idet By =2
N-n N
neo (1_00)(ﬁ) ,
- M
Hy: 0< 80— p> = PX < x) = ¢ 22~ ,idet 9p=—2
N-—n N
ne()(l_e())(N_l)

J
H;: 0 # 0y — p =2 min{p;, p2}

Sammenligning af 2 hypergeometriske fordelinger:

Bemeark: pensum giver ingen formler til denne test. Man kan dog ud fra pensum (p.278) udlede
felgende approksimative test mod et dobbeltsidet alternativ:

H()Z 9 A= GB

H;: 6, #05

Signifikanssandsynlighed:

‘HA_GB‘ 5 _ X4 5 _ s
, hvor 0,4 =— og 93 = —

O —
0,(1-6,) [ Ny=n, | (6,(1-6,) | N, ~n, Ly My
n,-1 | N,-1 n,—1 | Ny—1

Mod enkeltsidet alternativ kan signifikanssandsynligheden defineres pa vanlig vis.

o

4
)
*

|
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Normalfordelingen

U-test for middelveerdi i NF med kendt varians o (p.304)
Ho: 1= Wo

U= }_ﬂo
O-O
(i

Signifikanssandsynligheder findes ved opslag i U-fordelingen

Hi: u>up— p=PU>u)=1-PU<u) =1 - >(u)

Hi: u<pp — p=PU<u) =P()

Hi:p#p— p=2F®U>Nl)) =21 -PU<ul)) =2 (1-P(lul))

T-test for middelveerdi i NF med ukendt varians o (p.306)
Den empiriske varians s* anvendes som estimat for variansen.

Ho: = o

T — X B /’t()
s
n
Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i T-fordelingen.
Hi:u>p— p=P(T>t)=1-P(T<1)

Hi:pu<u— p=P(T <)
Hi:pzpo—> p=2CF®T>1tl)=21-P(T<Itl))

~ T(n-1)

O-test for variansen i NF (p.309-311)
H()Z (52 = (502

_(n-1s”

0 ~x’(n-1)

0

Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i xz—fordelingen.
Hi: 6’ >0’ = pi=PQ>q)=1-PQ<q)

Hi:6’ <0y - p,=P(Q<q)

Hi: 6 # 60" — p =2 * min{p, s}
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Sammenligning af 2 normalfordelinger X og Y

Det kan testes separat hvorvidt varianserne GX2 og GY2 er ens. Uanset resultatet kan man teste hvor-
vidt niveauet (middelvardien [lx og Lly) i de to fordelinger er ens. (Her skelner pensum mellem 3
tilfelde:

A. Fordelingerne har ukendte varianser, som kan antages at vare ens.

B. Fordelingerne har ukendte varianser, som kan antages at vaere forskellige.

C. Begge fordelinger X og Y har kendte varianser ox’ og oy°)

Safremt hypoteser om ens varianser og ens middelverdier begge accepteres kan det antages at de
variable X og Y fglger samme normalfordeling, hvor 1L og o’ estimeres pa grundlag af samtlige
n=n,+ny observationer.

Test for ens varians i 2 normalfordelinger (p.323-326)
H()Z (5)(2 = GY2

Ved ensidet test defineres teststgrrelsen saledes:
2

V == ~ F(f1= neetter- 1, 1= Npwevner-1), hvor 1) er antal frihedsgrader i teelleren, f> i nevneren.
s
y
Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i F-fordelingen.
Hi:0x’>0y° > p=P(V>v)=1-P(V<vV)
H;: ze < 0Y2 —-p=P(V<v)

Ved dobbeltsidet test defineres teststgrrelsen saledes:
, max{s’, si}
- . 2 2
min{s,,s, }
Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i F(f1= ngjier-1, f2= Nyevner-1), Avor f;

er antal frihedsgrader i teelleren, f> i neevneren..
Hi:ox #0y. > p=2*P(V'>Vv)=2%(1- (V' < V)

Test for ens middelveerdi i 2 NF med ukendt varians, som kan antages ens (tilfeelde A, p. 327)
Ved at foretage test for ens varianser i 2 NF kan det afggres hvorvidt varianserne kan antages ens.
En felles varians S¢* kan herefter sammenvejes saledes:

(ny, =Sy +(n, —1)S;

S? =
‘ ny +n, =2

Hotpx =y

T = XY ~ T(ny +ny-2)

e
\ Ny Ny

Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i T-fordelingen.
Hi:pyx>uy = p=P(T>t)=1-P(T<1t)
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Hi:px<puy —» p=P(T<1)
Hipx# My — p=2 (P (T>ltl))=2(1-PT<lIt))

Test for ens u i 2 NF med ukendt varians, som kan antages forskellig (tilfeelde B, p. 321-322))
Hvis man far forkastet en hypotese om ens varianser i 2 NF angiver pensum at man ikke kender den

eksakte fordeling af differensen X —Y (Fisher-Behrens problemet). Man ma derfor ngjes med ne-
denstaende approksimative test til at vurdere en hypotese om at niveauet i fordelingerne er ens. Der
er principielt intet problematisk ved at vurdere om to fordelinger har samme niveau selvom deres
varianser er forskellige (det fremgar f.eks. enkelt af tilfaelde A.)

Ho: pix = by
X-Y

U: 2 2
Sy Sr
ny Hy

Signifikanssandsynligheder findes ved opslag i U-fordelingen

Hi: ux >y — p=PU>u) =1- P(U<u) =1 - $(u)

Hi: px <py — p =P(U<u) = P(u)

Hi:ipux#wy » p=2PU>MNl))=2(1-PU<Iul))=21-P(lul))

Test for ens middelveerdi i 2 NF med kendt varians (tilfelde C, p. 320)

Ho: pix = py
X-Y

U= 2 2
oy, o}
ny Hy

Signifikanssandsynligheder findes ved opslag i U-fordelingen
Hi:pux>uy = p=PU>u)=1-PU<u) =1 -P(u)

Hi: px < py = p=P(U<uw) = d(u)

Hiipux#py = p=2FPU>l))=2(1-PU<Iul)) =2 (1-P( lul ))

Test for middelveerdi ved parvist samhorende observationer (p.344-347)

Safremt en stikprgve er indsamlet med parvist samhgrende observationer af to forskellige variable
kan det undersgges om middelvardien af de fordelinger er ens. Dette ggres ved at betragte differen-
sen mellem de to variable D, = X, —Y, mellem de » talpar.

Man kan herefter teste om middelvardien af denne differens kan antages at have en given verdi:
HO: up = Wop
T = D—p,

D — S%
Jn

Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i T-fordelingen.

Hi: up>wop — p=P(T>t)=1-P(T < 1)

Hi: up<pop — p=P(T<1)

Hi:pp#E oo = p=2FP (T>tl)=21-P(T<tl))

~T(n-1), idet D og Sp er hhv. gennemsnittet 0og spredning pa differenserne.
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Sammenligning af flere normalfordelinger X, X, .., Xk

Bartlett's test for ens varians i flere normalfordelinger (p.334-335)
Hp: 0 =0; =...=0}
H;: Mindst en varians er forskellig fra de andre

De empiriske varianser sz estimeres pa vanlig vis i de k normalfordelinger.
Den fzlles veegtede varians S; - variansen indenfor fordelingerne - beregnes herefter siledes:

k
nikz:‘(n’ —DS? Jhvor n=n+n, +...+n,
J=

Bartlett's teststgrrelse:

k
B=(mn-kInS)-Y (n,-DIn(S}) ~x’(k-1)
j=1

57 =

Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i x>-fordelingen:
p=P(B>b) =1 - P(B<b)

Test for ens middelveerdi i flere normalfordelinger (p.336-337)
Horpy =4, =...=
H;: Mindst en middelvardi er forskellig fra de andre

Gennemsnittene }j estimeres pa vanlig vis for middelvardierne i de k normalfordelinger.
Man betragter variationen mellem gennemsnittene udtrykt ved

k _ _
Sfﬁ—l Y on(x,-x),
k_l j=1 :

— — 1 & —

hvor X er det sammenvejede gennemsnit, defineret som X = —Zn X
n‘s

V-teststgrrelse:

SZ
V =— ~F(k-1,n-k)

S

1

Signifikanssandsynligheden angives evt. i interval efter opslag i F-fordelingen.

p=P(V>v)=1-P(V<v)

Estimation _af parametre, der beskriver én feelles normalfordeling
Safremt hypoteser om ens varianser og ens middelverdier begge accepteres kan det antages at de

variable X; ... Xy folger samme normalfordeling, hvor i, og o7 s estimeres p& grundlag af samt-

k
lige n= Z”i observationer. Denne estimation kan let foretages ved at udnytte at

i=1
k
anxj
=

_ O _ 0, +0, _ (n_k)512+(k—l)sj4

o estimeres ved s, =

U, estimeres ved X, =

I |~

n—1 n—1 n—1
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Multinomialfordelingen
Model: X,,X,,...X, ~M(n,6,,6,,....6,)

Test i multinomialfordelingen (p.526-536):

H,:6,=6,,6,=6,,..,6, =6,, (Dvs. at multinomialfordelingen fglger en given sandsynligheds-
fordeling. Ofte testes specifikt om sandsynlighedsfordelingen er en ligefordeling pa de J udfald.)

H :EjH,

Teststorrelse:

J (X —no,)
0= Z% ~ 2*(J —r—1), hvor J er antal kategorier og r er antal restriktioner i den pa-
i=1 nGio

rametriske multinomialfordeling.
Signifikanssandsynlighed:

p=PO>q)

Bemark at antal restriktioner er relevant nar multinomialfordelingen bruges til numerisk kontrol af
om et datasat fglger en given fordeling. Hvis det er normalfordelingen der kontrolleres estimeres 2

parametre i og o~ fplgelig fis r=2. Ved binomial-, poisson- eller eksponentialfordeling fis r=1.

Sammenligning af 2 multinomialfordelinger (p.579-584):
H,:6,=6, Vjef2..,J}

H, :E H,

Teststorrelse:
2 (Xij_niéj)z 2 . 5 _ Y .

0= ZZ—* ~ ¥ ((2=1)(J =1)), hvor J er antal kategorier, og €, =—= er et middelret
i=l j=1 no, n

estimat for sandsynligheden for det j’te udfald under Hy.
Signifikanssandsynlighed:

p=PO>q)

Sammenligning af I multinomialfordelinger (p.579-584):
Hy:0,=0,Vie{2..1}je{.2..J}

H, :EjH,

Teststorrelse:
L ( i niéj )2 2 ) ) )

0= ZZ—* ~ ¥ (({ -1)(J-1)), hvor I er antal multinomialfordelinger og J er antal
i=l j=1 n,o;

A X,
kategorier, og 6, = —L er et middelret estimat for sandsynligheden for det j’te udfald under Hy.
n

Signifikanssandsynlighed:
p=PO>q)
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Stikprgveteorien

Pensum skelner mellem
e Simpel tilfeldig udvelgelse
o Stratificeret udvalgelse (herunder generelt, proportional all. samt optimal all. (kursorisk))

samt mellem

e Alternativ variation (Bingr variabel, man estimerer andel/antal af markede enheder.)

® QGenerel variation (Alle andre typer variable end bin@r. Man estimerer variablens niveau.)
”Alternativ variation” er naturligvis bare et specialtilfelde af ”Det generelle tilfelde”.

Simpel tilfeeldig udveelgelse med alternativ variation

Den sande andel 6 = %, andel af markede enheder M i hele population N.

: ALX o
Et estimat for denne andel er & = —, dvs. andel markede enheder x i stikprgven n.
n

X ~ Hyp.geo (N,M,n), E(X)—%n Var(x)—n—(l——

For andelen 8 gaelder at E(§) =6, og Var(0) = NN 1 6(1-6)

(1- f ), som estimeres ved det mid-

61— 0)

delrette skgn V&r(é) = (1= f), hvor udvalgsbrgken f = ﬁ

Antallet af meaerkede i populatlonen N6 estimeres ved N6 . Var(N 6) =N 2Var(é)

Konfidensinterval for 8: 6 + Up_goy Var(@)

Hvis N er stor, og n er lille er endelighedskorrektionen (1-f) = 1.

Bestemmelse af stikprgvestgrrelse, som tilfredsstiller et givet praecisionskrav:
Huvis det er kraevet at Var(6) < o, , gelder at stikprgvestgrrelsen bestemmes som:
6(1-6)

mindste tal for hvilketn > >
o, +0(1-0)/N

2
L
Hvis det er krevet at et konfidensinterval hgjest har bredden Lo, kan det udnyttes ato, = [—0\
ul—zx/Z )
0 skal bestemmes ved et kvalificeret skgn, evt. ved at s@tte 6 = %2, hvilket sikrer maksimal popula-
tionsvarians, og dermed det mest forsigtige skgn over stikprgvestgrrelsen.
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Simpel tilfeeldig udveelgelse, det generelle tilfcelde

n

) ) ) . ) _ 1
Som estimat for populationsgennemsnittet anvendes stikprgvegennemsnittet x = —Zx
nisy

i

. . . . . 1 ¢ —_
Som estimat for populationsvariansen 7 anvendes stikprgvevariansen s> = Z x, —X)°
n—143
S2
Som estimat over variansen pa gennemsnittet X anvendes Var(x) =—(1— f)
n

Et approx. konfidensinterval for det sande gennemsnit X er x tu, ,,+/Var(x)
Populationstotalen estimeres ved Nx .
Variansen pé populationstotalen er Var(Nx) = N *Var(X)

Bestemmelse af stikprgvestgrrelse, som tilfredsstiller et givet praecisionskrav:
Hvis det er krevet at Var(X) < o, , gelder at stikprovestgrrelsen bestemmes som:
2

. . T . o . .
mindste tal for hvilketn > 2—2/N , hvor 1 er et kvalificeret bud pa populationsvariansen, som
o, +7T

2.
s~ jo er vores skgn over.
LO

2u, 4 )

Hvis det er kraevet at et konfidensinterval hgjest har bredden Lo, kan det udnyttes ato,; = [

Stratificeret udveelgelse, alternativ variation

Populationen opdeles i j strata.

<

Den sande andel i et stratum 6, = N—’ andel af markede enheder M; i stratum N;.

J

A X
Et estimat for denne andel er 6, =—-, dvs. andel markede enheder x; i stikprgvestratum n;.

n;

Variansen pa andelen i det enkelte sfratum kan estimeres ved det middelrette skgn
A 6,10-6) n,
Var(0,) =————(-f,), hvor udvalgsbrgken [, =—
: n,—1 N,

Som skgn over andel markede 0 i populationen anvendes

R m R Nj
0= ZW,H ; » hvor stratumvegten W, = —-
T ° N

J=1

Et middelret skgn over variansen pa estimatet for populationsgennemsnittet er

. oo L om 6.(-6,
Var©)=) W Var©) =) W} %ﬂ =)
Jj=1 Jj=1 i

J

Et approx. konfidensinterval for den sande andel 0 er 6+ Up_gi2\ Var(6)
Populationstotalen estimeres ved Nx .
Variansen pa populationstotalen er Var(Nx) = N*Var(X).
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Stratificeret udveelgelse, det generelle tilfeelde

Populationen opdeles i j strata.
Som estimat for populationsgennemsnittet i det j. stratum anvendes stikprgvegennemsnittet

1 ¢
f L= — Z X..
J 7
I’Ij i=1
Som estimat for populationsvariansen i det j. stratum anvendes stikprgvevariansen

1 & —
sz_ = Z(xlj —xj)2

n,—143

Variansen pa gennemsnittet i det enkelte stratum kan estimeres ved
2

K
Var(x)=—-(1-f,)
7
Som skgn over populationsgennemsnittet X anvendes

x=Y W X, hvor stratumvagten W, = —~
; J7 7 N
Et middelret skgn over variansen pa estimatet for populationsgennemsnittet er

2
m m S .
Var(x)=Y War(x,))=Y W} (1~ 1)
= ’ =1 n; ’
Et approx. konfidensinterval for det sande gennemsnit X er x tu, ,,+/Var(x)
Populationstotalen estimeres ved Nx .
Variansen pé populationstotalen er Var(Nx) = N *Var(X)

Proportional allokering

Bemeark: Alle formler herunder er formuleret i det generelle tilfaelde. Hvis man analyserer en bineer
variabel kan man blot erstatte: ¥ = 6 og var(x) = Var(é) .

Nar man foretager en stratificeret udvalgelse, er det naturligvis af interesse at minimere Var(X).

En proportional allokering udnytter variationen mellem strata til at mindske variansen pa estimato-
ren. (variationen mellem strata bestar i forskellige niveauer af en kontinuert variabel eller forskelli-
ge andele med et givet karakteristika hvis variablen er biner).

Dvs. at Var(X ) <Var(X).

prop
n;

N,

Den proportionale allokering er kendetegnet ved ens udvalgsbrgk for alle strata f, =

n
v

N .
For hvert stratum skal sdledes udvelges n; = nW’ = nW, enheder.
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N
Bemceerk herunder.: Ved alternativ variation haves sz. = N ! 19 ,1-6,)=6,(1-6,).

J

Bestemmelse af stikprgvestgrrelse, som tilfredsstiller et givet preecisionskrav:
Hvis det er krevet at Var(X) < o, , gzlder at stikprgvestgrrelsen bestemmes som:

Z W

=

2 1 . 2

o5+ 2T
N Jj=1

skgn over (derfor kan man i mangel af bedre anvende s som estimat for 77 .)

mindste tal for hvilket n > , hvor 77 er populationsvariansen, som s; jo er vores

2
. . . L
Hvis det er krevet at et konfidensinterval hgjest har bredden Lo, kan det udnyttes ato, = [—0
Ui _q1o )

Optimal allokering

Bemark: Alle formler herunder er formuleret i det generelle tilfeelde. Hvis man analyserer en binaer
variabel kan man blot erstatte: ¥ = 6 og var(x) = Var(é) .

Givet at variansen indenfor stratummet er ens for vores strata, sa sikrer den proportionale allokering
at variansen pa estimatoren minimeres. Men variansen indenfor strata er sjeldent ens, og disse vari-
ansforskelle udnyttes af den optimale allokering til at minimere variansen pa estimatoren i forhold

til den proportionale allokering. Dvs. at Var(X opt) S Var(X . ) <Var(X).

prop

Bemcerk herunder: Ved alternativ variation haves 2'12. = N / 10 ,(1-6,)=6,1-6)).

J

Iz
m
S
i=1

som sf. jo er vores skgn over (derfor kan man i mangel af bedre anvende s? som estimat for sz. J)

For hvert stratum skal saledes udvelges n; =n enheder, hvor sz. er populationsvariansen,

Bestemmelse af stikprgvestgrrelse, som tilfredsstiller et givet przecisionskrav:
Hvis det er krevet at Var(X) < o, , gelder at stikprgvestgrrelsen bestemmes som:

m

>

J=1

2
mindste tal for hvilket#n > — ,hvor 7} er populationsvariansen, som s; jo er vores
2 2 ’ ’
o+ Y W,
77T
N j=1

skgn over (derfor kan man i mangel af bedre anvende s? som estimat for T? )

2
) . . ) L
Hvis det er krevet at et konfidensinterval hgjest har bredden Lo, kan det udnyttes ato, = [—0
ul—lZ/Z )
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