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Statistické modelovanie prijmov domacnosti
v Slovenskej republike
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Statistics Modelling of Household’s iIncomes in the Slovak Republic

Abstract

This article contents the methods and the results of distribution modelling of
household’s income in the Slovak Republic based on sampling data of yearly
real net income of 1 566 households in year 2002.

Goodness of fit tests confirms the Weibull distribution with maximum likeli-
hood estimation of parameters as the best-fit model, except the intervals of the
lowest and the highest values of incomes. Two Weibull-Pareto quantile functions
have been found as good fit models for the lowest and the highest incomes too.
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Uvod

Analyza rozdelenia prijmov obyvatel'stva je zdkladom rozhodovania v oblasti
rozpoctovej a socialnej politiky a vychodiskom odhadu spotreby domacnosti v bu-
dicnosti, ako aj désledkov réznych socidlnych a ekonomickych opatreni a reforiem.

Statistickt analyzu rozdelenia prijmov domécnosti, ktor4 je obsahom tohto
prispevku, mozno povazovat’ za kl'icovi v komplexnej analyze Zivotnej firovne
obyvatelov a za vychodiskovt pre rozhodnutia v socidlnej oblasti. Jej cielom je
prezentovat’ moZnosti aplikédcie Statistickych metéd pri analyze prijmovej di-
ferenciacie a najst’ vhodny model rozdelenia pravdepodobnosti prijmov doméc-
nosti v Slovenskej republike. Zakladom analyzy st vyberové idaje zo Statistiky
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rodinnych G&tov v Slovenske republike v roku 2002,' poskytnuté Statistickym
uradom SR.

PresvedCenie viacerych odbornikov z oblasti analyzy rozdelenia prijmov re-
prezentuje nazor J. S. Chipmana [6], Ze v sidasne]j heterogénnej populacii nie je
mozZné dostatone charakterizovat’ prijmové rozdiely len pouZitim niekolkych
sthrnnych charakteristik rozdelenia (strednych hodn6t, mier variability, $ikmosti
a Spicatosti). Z pohl'adu ekonomickej aj Statistickej teérie vystupuje do popredia
potreba poznat’ model rozdelenia pravdepodobnosti prijmov pre celt populéaciu,
ako aj pre subpopulacie, resp. Specifické skupiny populdcie. Znalost' takychto
modelov umozni ziskat’ lep§ie odhady ich charakteristik, ale hlavne komplexnej- -
Sie popisat’ a porovnéavat’ rozdelenia prijmov.

Preto je zékladom analyzy prijmovej diferenciacie obyvatel'stva uréitého Gzem-
ného celku néjdenie funkéného vyjadrenia hustoty alebo distribuénej funkcie roz-
delenia prijmov. Optimalnym je flexibilny analyticky tvar, vhodny aj na mode-
lovanie Struktirnych rozdielov podla socidlno-ekonomickych alebo geografic-
kych atribitov, pritom vsak ¢o najjednoduchsi a vhodne definovany, aby bol moz-
ny jednoduchy vypocet charakteristik rozdelenia prijmov a prijmovej nerovnosti.

1. Grafické metédy sStatistickej analyzy empirickych tidajov

Predmetom nasho zaujmu je ndhodna premennd CP — Eisty rocny prijem
domdcnosti v Slovenskej republike v roku 2002. Vlastnosti tejto premennej Gplne
charakterizuje jej zakon rozdelenia pravdepodobnosti. Na uréenie jeho analytic-
kych tvarov sme vyuZili pokro¢ilé metody Statistickej indukcie, a to testy dobrej
zhody a modelovanie pomocou kvantilovych funkeii.

Vstupnymi empirickymi Gdajmi Statistickej analyzy st fidaje o Cistych real-
nych roénych prijmoch v roku 2002 (CP) vybranych 1 566 domécnosti SR, zis-
tenych Statistickym aradom SR zo $tatistiky rodinnych ti&tov. Empirické rozde-
lenie tychto idajov a jeho vlastnosti, analyzované metédami deskriptivnej Statis-
tiky, s vychodiskom modelovania pravdepodobnostného rozdelenia.

Prvym krokom deskriptivnej $tatistiky je grafickd analyza. Charakteristické
vlastnosti rozdelenia prijmov, odhalené v grafoch, dopliia interpretacia charakte-
ristik empirického vyberového siiboru.

Symetriu, resp. asymetriu rozdelenia prijmov je mozné posudit’ pomocou tzv.
krabicového grafu (box-plotu) na obrazku 1, a to na zéklade postavenia kvar-
tilov’ empirického rozdelenia a dizky tzv. fizov, siahajtcich do 1,5-nasobku

! Vhodnej¥im vyberovym stiborom by boli Gidaje z mikrocenzu, ktoré viak v &ase analyzy este
neboli k dispozicii.
2 Definicia kvartilov a kvartilovych charakteristik je uvedend napriklad v [14, s. 59].
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kvartilového rozpitia. Znazornené su aj extrémne vysoké prijmy, presahujice
1,5-nasobok, resp. trojnasobok kvartilového rozpitia. Pozoruhodna je malé odlinost’
dvoch casti krabicky, predstavujicich 1/4 prijmov domacnosti medzi dolnym kvar-
tilom (166 163 Sk) a medidnom (237 407 Sk), ako aj 1/4 prijmov medzi medidnom
a hornym kvartilom (306 433 Sk), s nevelkym posunom priemeru (244 284 Sk)
oproti medianu. To naznaCuje takmer symetrické rozdelenie polovice hodnot

Tvvr v

prijmov domécnosti, ak neuvazujeme 1/4 najnizSich a 1/4 najvyssich prijmov.

Obrézok 1
Krabicovy graf (box plot) ¢istych prijmov domacnosti
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Skutodnost, Ze dizka pravého ,.fuza“ je priblizne dvojnasobkom lavého, 29
vysokych hodndt premennej CP a dve hodnoty presahujice trojnasobok kvarti-
lového rozpitia, sved&i o vyraznom predieni jeho pravého konca, teda existencii
aj extrémne vysokych prijmov.

Grafické zobrazenie rozdelenia pocetnosti prijmov domacnosti pomocou his-
togramu (obr. 2) potvrdzuje skutoénosti, zistené v krabicovom grafe a zvyraziiu-
je akoby useknutu dolnu ¢ast’ rozdelenia prijmov.

V Tavej €asti histogramu rozdelenia prijmov — od ¢&istého roéného prijmu do-
macnosti 100 tis. Sk po vrchol rozdelenia — znézortiujiiceho pocet doméacnosti z ty-
pického (najcastejSieho) intervalu &istych roénych prijmov (250 000; 300 000 Sk),
st prirastky stipikov histogramu vyrazne mensie ako tibytky po&etnosti v &asti za
vrcholom, po hodnotu &istych roénych prijmov cca 400 tis. Sk. Tato éast’ roz-
delenia nie je pravostranne zoSikmend, vyznacuje sa skor slabou l'avostrannou
(zapornou) asymetriou.
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Obrdazok 2
Histogram rozdelenia relativnych poletnosti prijmovych intervalov
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2. Vyberové charakteristiky rozdelenia prijmov?

svvr

54 325 Sk, najvysi bol 1 020 600 Sk. Velké variatné rozpitie,! rovné 966 275 Sk,
mohlo byt’ désledkom vyskytu extrémnych prijmov. Rozptyl prijmov (Variance
=1,2011810") viak naznaduje aj vysokii variabilitu zistenych hodnét. Standard-
na odchylka 109 598 Sk predstavuje aZ 44,87 % priemerného prijmu, ktory vo
vyberovom siibore doméacnosti na Slovensku v roku 2002 bol 244 284 Sk. Pear-
sonov koeficient Sikmosti (Skewness), rovny priblizne 1,05, naznaduje pravo-
strannu asymetriu celého rozdelenia prijmov. Koeficient $picatosti 2,997 (Kurto-
sis) vyjadruje vyrazni $picatost’ empirického rozdelenia prijmov v porovnani
s normalnym rozdelenim.

Uvedena zostava hodndt Pearsonovych momentovych charakteristik sa bezne
pouZiva v Statistickej praxi na postdenie zakladnych vlastnosti rozdelenia prav-
depodobnosti. Ak by takejto kvantitativnej analyze nepredchadzala désledna gra-
ficka a kvantilova analyza empirického rozdelenia, pohl'ad na skuto¢né vlastnos-
ti rozdelenia prijmov len na zdklade momentovych charakteristik by mohol byt’
znacne skresleny a mohol by viest’ k nevhodnym postupom v pravdepodobnost-
- nom modelovani.

3 Vyberové chrakteristiky st uvedené v prilohe &lanku ako vystup procediry Summary Statis-
tics programového balika STATGRAPHICS Plus. Vi&sinu z nich najdeme aj v tabulke 2, v stlpci
empirické rozdelenie.

4 Definicie a vypo&tové vzorce vyberovych charakteristik najdeme napriklad v [14, kap. 2].
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Podl'a Moorsom [11] odporiiéane;j $tvorice kvantilovych charakteristik,’ ade-
kvatnych uvedenym momentovym mieram, je variabilita polovice hodnét empi-
rického rozdelenia velmi mald. Charakterizuje ju kvartilové rozpitie, rozdiel
medzi hodnotou horného a dolného kvartilu, ktoré je len 139 770 Sk. Polovica
vybranych domécnosti sa liSila hodnotou ¢istych ro€nych prijmov najviac o cca
140 000 Sk. Dokonca ani rozdiel prijmov 80 % domacnosti, vyjadreny decilo-
vym rozpétim, nepresiahol 270 000 Sk. Rozdiel roénych prijmov 98 % domac-
nosti, ak neuvazujeme 1 % najnizSich a 1 % najvyssich prijmov, teda percentilo-
vé rozpitie, je len 518 791 Sk, €o je nizka hodnota v porovnani s variaénym roz-
pétim, ktoré je 966 275 Sk. '

Rozdiel horného kvartilu a medianu, nazyvany hornou kvartilovou diferenciou
(ugd = 69 026 Sk), je mensi ako dolna kvartilova diferencia (lgd =70 744 Sk).
Z toho vyplyva zaporna hodnota Galtonovho koeficientu Sikmosti (g = — 0,123),
ktora naznacuje slabé, ale zaporné, t. j. lavostranné zoSikmenie prostrednej po-
lovice rozdelenia prijmov (ak neuvazujeme Stvrtinu najniz$ich a $tvrtinu najvys-
Sich prijmov).

Na zaklade uvedenych charakteristik mozno konStatovat’, Ze roveit prijmov
domaéacnosti v Slovenskej republike, vyjadrena priemernou hodnotou ¢istych roc-
nych prijmov 244 284 Sk, je dostatocne reprezentativnou strednou hodnotou.
Relativne vysokt mieru variability, ako aj jej percentualny podiel na priemer-
nom prijme spdsobilo umocnenie malého poctu extrémne vysokych odchylok od
priemeru. Potvrdzuje to mala odchylka medianového prijmu od priemeru, maly
rozdiel medzi hornym a dolnym kvartilom, ako aj hornym a dolnym decilom.

Vysoka hodnota Pearsonovej 3picatosti je sposobend znanym prediZenim
pravého konca rozdelenia za 97. percentilom v spojeni s kratkym hrubym lavym
koncom empirického pravdepodobnostného rozdelenia, teda s vysokym percen-
tom pravdepodobnosti vyskytu hodn6t v obidvoch koncoch. Obidva tieto faktory
vyrazne prispievaju k neimernému rastu Stvrtej mocniny odchylok od priemeru
a vysoka hodnota Pearsonovej $picatosti sa tak stava mierou koncov rozdelenia,
a nie mierou vysky jeho vrcholu.

3. Modelovanie rozdelenia prijmov pomocou testov dobrej zhody

Pri modelovani rozdelenia nahodnej premennej hl'adame vhodny analyticky
tvar rozdelenia pravdepodobnosti, vyjadreny najéastejSie pomocou funkcie hus-
toty, pripadne distribucnej funkcie, ktory dostatoéne presne (resp. dostatocne tes-
ne) vystihuje empirické rozdelenie idajov vyberového siboru. Tvar teoretického
rozdelenia a odhadnuté hodnoty jeho parametrov by mali zodpovedat’ zdkladnym

3 Prehlad a definicie kvantilovych charakteristik ndjdeme v [10].
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vlastnostiam empirického rozdelenia, ¢o sa tyka polohy, variability, Sikmosti
a Spicatosti, pri dodrZani zdsady jednoduchosti a ¢o najmensiecho poétu paramet-
rov s ich dobrou interpretaciou.

Z empirickej analyzy vyberového stiboru vyplyva, Ze nadhodna premenna CP
— Cisté rocné prijmy domdcnosti, mé nesymetrické, pravostranne zo$ikmené roz-
delenie s charakteristickym predi?enym pravym koncom. Preto sa v pravdepo-
dobnostnom modelovani prijmov naj€astejSie pouzivaju kladne asymetrické roz-
delenia, akymi st Paretovo, Weibullovo, gama, lognormélne a inverznenormalne
rozdelenie.

Zhodu s tymito pfavdepodobnostn)'fmi modelmi, s parametrami, odhadnutymi
metddou maximalnej vierohodnosti (pozri napr. [13, kap. 2.3.1], sme overovali
pomocou 3tatistického programového balika STATGRAPHICS Plus y’-testom
a Kolmogorovovym-Smirnovovym (K-S) testom dobrej zhody [13, kap. 2.3.2
a2.3.3]. Vysledky testov potvrdili, Ze empirické udaje o prijmoch vybranych
1 566 domacnosti najlep$ie modeluje Weibullovo rozdelenie s maximalne viero-
hodnymi odhadmi parametrov.

Tito zhodu mdZeme posudit’ na zédklade vystupnej tabul’ky procedudy Distri-
bution Fitting systému STATGRAPHICS Plus (tab. 1).

Tabulka 1l
Goodness-of-Fit Tests for CP

Chi-Square Test
Lower Upper Observed Expected Chi-Square
Limit Limit Frequency Frequency
at or below 50000.0 0 27.86 27.86
50000.0 95833.3 122 96.97 6.46
95833.3 141667.0 143 169.90 426
141667.0 187500.0 239 225.08 0.86
187500.0 233333.0 256 248.72 0.21
233333.0 279167.0 273 237.75 523
279167.0 325000.0 133 199.73 5.54
325000.0 370833.0 129 148.54 2,57
370833.0 416667.0 72 98.12 6.95
416667.0 462500.0 39 57.61 6.01
462500.0 508333.0 23 30.07 1.66
508333.0 554167.0 14 13.93 0.00
above 554167.0 20 8.72 14.59
Chi-Square = 82.2094 with 10 d. f. P-Value = 1.84963E-13

Bstimated Kolmogorov Statistic DPLUS = 0.0415752
Estimated Kolmogorov Statistic DMINUS = 0.0270346
Estimated Overall Statistic DN = 0.0415772
Approximate P-Value = 0.00899895

Pri K-S teste mdZeme prijat’ hypotézu o predpokladanom type Weibullovho roz-
delenia na hladine vyznamnosti priblizne 0,01, lebo hodnota p-Value = 0,00899895.
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Vysledky y’-testu, vysoka hodnota testovacej charakteristiky ¥ = 82,2094 a vel-
mi nizka p-hodnota (p-Value = 1,84963E-13) na prvy pohl'ad jednozna¢ne vedu
k zamietnutiu predpokladaného rozdelenia. Ak vSak vo vypo&tovej tabulke 1 po-
rovname empirické (observed) a oakavané (expected) poletnosti, vidime, Ze
dévodom vysokej hodnoty »* charakteristiky, a tym aj zamietnutia predpoklada-
ného rozdelenia, su vel’ké rozdiely skutoénych a ocakavanych pocetnosti v inter-

v

Obréazok 3

Grafické overenie vysledku testu dobrej zhody s Weibullovym rozdelenim

podetnosti 300

7
250 >y
.
7 =
iy !
Ny 2
B % %///%/ 7
.-

T

(CP v 100 000 Sk)

Tuto skutoénost’ potvrdzuje aj graf na obrazku 3. Umoziiuje vizudlne posude-
nie zhody empirického rozdelenia, znidzorneného histogramom, a teoretického -
Weibullovho rozdelenia, vyjadreného jeho hustotou.

Vhodny flexibilny tvar rozdelenia pravdepodobnosti, ktoré na rozdiel od Wei-

Tvvr

najdeme metédami modelovania pomocou kvantilovych funkeii.

4. Modelovanie rozdelenia prijmov pomocou kvantilovych funkcii

Kvantilovd funkcia® nahodnej premennej je menej zndmym spdsobom defi-
novania rozdelenia pravdepodobnosti ako distribucnd funkcia a funkcia hustoty
[13, s. 19 — 20]. Hodnotu realnej premennej X, oznacentl x, pre ktora plati

¢ Kvantilova funkcia (Quantile Function — QF); prvé praca, ktord systematicky spracovala
kvantilové funkcie a ich vlastnosti, je od Parzena [16].



434

F(x):P(XSx)=p

nazyvame p-kvantilom. Funkcia F(x) je zrejme distribuénd funkcia nihodnej
premennej X.
Kvantilovd funkcia spojitej nadhodnej premennej X je vyjadrena vzt'ahom:

Q(p) =X pre kazdé redlne p, 0 < p <1.

Kvantilova funkcia Q(p) je neklesajucou funkciou a definuje sa aj ako inverz-
na funkcia k distribuénej funkecii.

Matematicky upravovat’ a kombinovat’ kvantilové funkcie moZno len pri do-
drZani uréitych zakladnych pravidiel tak, aby vysledny tvar bol znovu kvantilo-
vou, teda neklesajucou funkciou, so Statisticky interpretovatelnymi parametrami
(podrobnejsie pozri napr. [9; 15]):

e Pravidlo o s¢itani hovori, Zze sitom dvoch neklesajiicich kvantilovych
funkcii je znovu neklesajuca kvantilova funkcia.

e Pri pouziti pravidla o ndsobeni dvoch kladnych kvantilovych funkcii dosta-
neme opét’ kvantilova funkciu.

e Pravidlo Q-transformdcie mé rozsiahle pouzitie a podl'a neho, ak transfor-
mujuca funkcia z = T(x) je neklesajicou funkciou x, potom T(Q(p)) je kvantilo-
vou funkciou:

QT(X)(P) = T(QX (P))
Ak je T(x) nerastiicou funkciou, potom kvantilovou funkciou je 7(Q(1 — p)):
QT(X)(p) = T(QX (1 - P))

e Podl'a p-transformacného pravidla funkcia Q(H(p)) je kvantilovou funkciou
s tym istym oborom funkénych hodnét ako Q(p), ak H(p) je neklesajucou Stan-
dardizovanou funkcioup, 0 < p <1,t.j. plati H0)=0a H(1) = 1.

Na modelovanie rozdelenia prijmov domécnosti v SR sme na zéklade pred-
chédzajtcich analyz a pri pouziti uvedenych pravidiel modifikacie kvantilovych
funkcii vytvorili zlozené Stvorparametrické nelinearne Weibull-Paretovo rozde-
lenie, symbolicky oznadované WPD(A, 1, B, v). Jeho kvantilova funkcia je vy-
jadrené analytickym vzt'ahom

1
al=renf- bt ep [ o<t poarm0
-P
pri¢om
A — parameter polohy,
n - parameter variability,

p a y — parametre tvaru.



435

Mimoriadne naro¢nou etapou modelovania pomocou kvantilovej funkcie je
odhad jej parametrov. Odhadom parametrov kvantilovej funkcie (1) Weibull-Pare-
tovho rozdelenia aproximativnou Oztiirk a Dale metédou, zovSeobecnenou pre
kvantilové rozdelenia [9, s. 198], pri pouziti optimalizaéného programu Solver
tabul’kového procesora Excel, sme ziskali tvar pravdepodobnostného rozdelenia

WPDp(51700,6361247; 194314,5349402; 0,6872262; 0,2122157).

Po dosadeni odhadnutych parametrov do vztahu (1) dostaneme analytické

vyjadrenie

0((p) = 51700,63612470 +104314,534940185 (1- p)[=In(1-p) | +p W—;m
_ )P

Metédou minimalizacie absolitnych distribuénych rezidui [9, s. 203], opat’
pomocou optimaliza¢ného programu Solver, sme ziskali tvar
WPD,(53935,0833985; 186704,8127754; 0,656852; 0,2329894)
s analytickym vyjadrenim podla (1) v tvare

0,65685205 1

O p) = 53935,08339853 +186704,812775374 (1~ p) [ ~In(1- p) | +p (**)vm
1-p)~

5. Posudenie kvality kvantilovych modelov

Obidva ziskané tvary Weibull-Paretovho kvantilového rozdelenia dobre mo-
deluji rozdelenie empirickych hodnét ndhodnej premennej CP — &istych roénych
prijmov domacnosti v SR, pri¢om v zavislosti od pouzitej metédy odhadu parame-
trov dosahuja lepSiu zhodu v rozdielnych Castiach rozdelenia, ako vidno z Q-Q
grafov porovnania empirickych (vyberovych) a teoretickych hodnét kvantilov
rozdeleni WPD, aj WPDqp (obr. 4).

Ak sa Q-Q graf na koncoch odchyl'uje od linearneho tvaru, sved¢i to o dlh-
$om, resp. prili§ kratkom konci zvoleného teoretického rozdelenia. Odchylenie
na Pavom konci k niz§im hodnotam vyberovych kvantilov naznaduje, Ze teore-
tické rozdelenie ma mat’ dlh§i l'avy koniec a odchylenie na pravom konci k vys-
§im hodnotam znamena adekvatne dlhsi pravy koniec teoretického rozdelenia.

Mieru linearnej zavislosti hodndt kvantilov teoretického a empirického rozde-
lenia v Q-Q grafoch mozno vyjadrit' koeficientom korelacie. Pri obidvoch od-
hadnutych tvaroch WPD st ich hodnoty vysoké (0,9963 a 0,9982) a vyjadruji
vel'mi silnu linedrnu zavislost'.

Vhodnost’ teoretického modelu sa posudzuje hlavne na zaklade jeho dobrej
zhody s rozdelenim empirickych tidajov, napriklad 4 testom dobrej zhody.
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Obrazok 4
Q-Q grafy ndjdenych kvantilovych modelov
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Testovacie kritérium %> testu dobrej zhody pri definovani teoretického rozde-
lenia pomocou kvantilovej funkcie vyjadruje vzt'ah’

2
n
m (nf - _)
2 m
d =3

=
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Jeho hodnota pre tvar WPD, je 28,99 a 28,64 pre tvar WPDgp. Vysledné
hodnoty ¥* testovacieho kritéria po porovnani s kritickou hodnotou ” rozdelenia
(x0.95(19) = 30,14) potvrdili na hladine vyznamnosti o= 0,05 platnost’ hypotézy
o dobrej zhode pre obidva kvantilové tvary WPD4 aj WPDgp.

Model WPD4 tesnejSie modeluje 80 % strednych ¢istych prijmov domécnosti
SR v roku 2002 nez model WPDgp, ¢o nazorne vyjadruje graf rezidualnych od-
chylok s empirickymi idajmi pre obidva najdené modely. Délezité je zistenie, Ze
pri modeli WPD, iba v koncovych hornych 2 % hodndt rezidua presahuja vel™-
kost’ 10 tisic Sk. Je to pri najvyssich hodnotach &istych prijmov, pri ktorych je
urovei aj variabilita hodnot najvécsia.

Ak do analytického vyjadrenia kvantilovej funkcie O(p) modelu WPD,, uve-

~ deného v &asti 4, dosadime za pravdepodobnost’ p 'ubovol'né éislo od cca 0,1 do
0,9, dostaneme velmi presnii hodnotu p-kvantilu x, istych ro¢nych prijmov
vietkych domdcnosti v SR.

" yztah odvodila . Sipkova v [18].
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Obrédzok 5

Graf reziduidlnych odchylok pre nidjdené kvantilové modely
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Napriklad dosadenim za p = 0,1 dostaneme dolny decil xo; = 111 364 Sk,
ktory vyjadruje, ze 1/10 domécnosti v SR mala ¢isté roéné prijmy v roku 2002
niz8ie ako 111 364 Sk. Dosadenim za p = 0,75 dostaneme horny kvartil xq75 =
305 196 Sk, teda len 1/4 domacnosti v SR mala &isté roéné prijmy vyssie ako

305 196 Sk.

Ciselné posudenie kvality zhody viacerymi Statistickymi mierami, ako aj
kvantilové charakteristiky empirického a teoretickych rozdeleni WPD, a2 WPDgp
si1 na porovnanie uvedené v tabulke 2.

Tabulka 2

Charakteristiky teoretickych a empirického rozdelenia a ich zhody
Ndzov Statistiky Empirické rozdelenie WPDop wWPD4
Minimélna hodnota 54 325 52 532 54 938
Dolny percentil 65388 61722 64733
Dolny decil 107 956 108 792 111 364
Dolny kvartil 166 663 165 241 165 621
Median 237 407 239 865 237 112
Horny kvartil 358 324 308 089 305 196
Horny decil 377 3%4 371291 373 608
Horny percentil 584 179 569 548 600 799
Maximélna hodnota 1020 600 1124 060 1271774
SSE X 6.9029E+10 1.6290E+11
Rozptyl reziduf X 44 080 072 104 020 307
Std. odchylka rezidui X 6639 10 199
SAE X 6 026 843 3611875
Priemer SAE X 3 849 2 306
Koeficient koreldcie X 0.9982 0.9963
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WPD,, len 2 306 Sk. Pri kvantilovom modeli WPDgp, sa teoretické hodnoty od
empirickych odchyluji v priemere len o T 6 639 Sk.

Zaver

Clanok obsahuje met6dy a vysledky modelovania prijmov domacnosti v Slo-
venskej republike na zéklade vyberovych tidajov o roénom &istom redlnom prij-
me 1 566 domécnosti v roku 2002. Testy dobrej zhody potvrdili Weibullovo roz-
delenie s maximalne vierohodnymi odhadmi parametrov ako najlepsi model s vy-
nimkou intervalov najniZ$ich a najvysSich prijmov. Dva zloZené Weibull-Pare-
tove modely boli najdené ako modely s dobrou zhodou aj pre najniZiie a najvys-
Sie prijmy metddami modelovania pomocou kvantilovych funkcif.

Treba zdoraznit, e charakteristiky takého teoretického modelu, ktory splita
kritérid dobrej zhody s empirickym rozdelenim, st charakteristikami zékladného,
nie vyberového stiboru. V na$om pripade teda charakterizuju rozdelenie &istych
ro¢nych prijmov vsetkych domacnosti v SR v roku 2002.

Kvantilové modelovanie ma viaceré vyhody, napriklad velky vyber funkénych
tvarov, Siroké moZnosti ich modifikdcie pomocou matematického aparatu, a hlav-
ne vel’ka flexibilitu komplexnych kvantilovych rozdeleni. To umoZiiuje ich tspes-
nu aplikéciu aj v pripadoch, ked’ klasické postupy modelovania pomocou hustoty
pravdepodobnosti alebo distribuénej funkcie neprina$aji uspokojivé vysledky.

Kvantilové modelovanie rozdelenia pravdepodobnosti, rozvijané vo svete
hlavne v poslednych desat’rodiach, je naroné z teoretického aj aplikaéného hla-
diska. Teoretické poznatky st rozpracované v mnohych, takmer vyluéne zahra-
ni¢nych odbornych ¢lankoch, no len v niekol’kych stihrnnej$ich kniznych publi-
kéciach. Statistické programové baliky zatial neobsahujii zodpovedajuce pro-
gramy pre naro¢né vypoctové postupy kvantilového modelovania.
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Priloha

Vyberové charakteristiky rozdelenia prijmov
Vystup kvantitativnej empirickej analyzy zo systému STATGRAPHICS

Count = 1566 Lower quartile = 166663,0
Average = 244284,0 Upper quartile = 306433,0
Median =237407,0 Interquartile range = 139770,0
Mode = Skewness = 1,04975 ‘
Variance = 1,20118E10 Stnd. skewness = 16,9592
Standard deviation = 109598,0 Kurtosis = 2,99699

Minimum = 54325,0 Stnd. kurtosis = 24,2089
Maximum = 1,0206E6 Coeff. of variation = 44,8652%
Range = 966275,0 Sum = 3,82549E8

Quantiles for CP Octiles for CP

1.0 %= 65235,0

5.0%= 85176,0
10.0 % =107901,0
25.0 % = 166663,0
50.0 % =237407,0
75.0 % = 306433,0
90.0 % =377556,0
95.0 % =432913,0
99.0 % = 584366,0

12.5 % = 125460,0
25.0 % = 166663,0
37.5 % =202124,0
50.0 % =237407,0
62.5 % =270816,0
75.0 % = 306433,0
87.5 % =358387,0
95.0 % =432913,0
99.0 % = 584366,0



