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1 Uvod

Dokument predklada metodiku jednofdzovych odhadi cilovych parametri projektu NIL2
(2011-2014), které jsou ziskavany na zdkladé terénniho Setfeni v inventarizacéni siti NIL1.

V prvni sekci je pojednéno o funkei lokalni hustoty, ktera je nepostradatelnou soucasti
odhadu parametru NIL provadénych pomoci Horwitz-Thompsonova teorému pro populace
kontinua, viz priloha A. Popis lokdlnich hustot je omezen na vybérovy protokol kmeni
hroubi a bodovy vybér. Tyto dva zpusoby vybéru jsou pouzivany pro odhady uhrnu a
hektarovych hodnot populace kment (zésoba diivi celkem a na hektar porostni pudy,
tézba diivi, prirust apod.) a téz pro odhad rozlohy kategorii pozemki ¢i porostni pudy
v rdmci kategorie Les.

Nasledujici dvé kapitoly jsou vénovany jednofdzovému odhadu tthrnu a podilu. Hlavni
¢ast metodiky je doplnéna prilohami, které osvétluji nékteré typické a podstané vlast-
metodiky vychazi.

V metodice jsou popsidny pouze rutinné pouzivané typy odhada parametri NIL. Text
se zaméruje témér bez vyhrad na design-based odhady parametriu NIL. Problematika z ob-
lasti dendrometrie, nauky o produkci ¢i hospodarské dpravy lest neni obsazena. Duvodem
je omezeny rozsah a udrzeni prehlednosti textu jako celku.

2 Lokalni hustota

Cilem vybérového Setfeni Narodni inventarizace lesi (NIL) je odhadnout dhrny, stfedni
hodnoty respektive podily thrnt ¢éi stfednich hodnot ve zvolenych populacich (zékladnich
souborech) a jejich ¢astech (subpopulacich). Zvlastnosti NIL je velky pocet zakladnich
souboru a pozadavek na odhad mnoha jejich vlastnosti (parametri). V predmétu zdjmu
NIL jsou zastoupeny jak populace diskrétnich objekti, které jsou alespon teoreticky spo-
¢itatelné (stromy, kusy mrtvého drivi), tak i populace, jejichz jednotlivé prvky je obtizné
pripadné neopodstatnéné rozlisovat. Prikladem je populace sestavajici z teoreticky i prak-
ticky nespocitatelného mnozstvi prvki - bezrozmeérnych lokalit, boda, jejichz sjednocenim
je tzemi s urcitymi vlastnostmi - naptiklad tzemi pokryté lesem. V uvedeném piikladu
jde o populaci kontinua - podmnozinu kartézského systému souradnic R2.

7 davodu praktické proveditelnosti a racionality nakladu projektu je treba hledat zpu-
sob, jak efektivné provést vybéry jak z populaci diskrétnich objektt, tak i z populaci
kontinua, a na zakladé téchto vybéru relativné jednoduse, a pokud mozno v principu stej-
nym zptisobem, vypoéitat odhady cilovych parametrii. Reseni spoéivajici v zavedeni funkce
lokadlni hustoty navrhl ve své dizertaéni praci Mandallaz [1991, sekce 3.1, od strany 18].
Zakladni vlastnost funkce lokélni hustoty Y (x) vyjadiuje rovnice (1):

J Y(z)dz =Y, (1)
D

ktera tika, ze pro uvazovanou veli¢inu je soucet hodnot lokdlni hustoty na vSech bo-
dech = zajmové oblasti D = R? (geograficky vymezené domény) roven hodnoté tihrnu Y
této veliciny. Ocekdvand hodnota lokalni hustoty je rovna stiedni hodnoté veli¢iny v ob-
lasti D, viz (2):

E[Y (z)] = A(lD) JD Y(2)de = Y, 2)

kde A(D) oznacuje velikost D.



Vybérové Setieni lze pro kazdy projektem NIL uvazovany cilovy parametr navrhnout
tak, abychom na zakladé ziskanych idaji mohli nadefinovat a pro kazdou lokalitu (inven-
tarizaéni bod) vyhodnotit funkeci lokélni hustoty. Takto lze cilové parametry odhadovat
pomoci jednotné teorie, kterou je Horwitz-Thompsoniv teorém pro populace kontinua, viz
priloha A od strany 20.

Vlastnostmi funkce lokélni hustoty se ve své praci téz podrobné zabyval Lanz [2000,
kapitola 2 od strany 26]. Rozbor ruznych pristupu k design-based odhadu parametri
populace kment 1ze nalézt v praci Erikssonové [1995].

2.1 Lokalni hustota pro odhad parametria populace kment pri vybéru
soustFfednymi kruhovymi segmenty

V této sekci je vyuzito forméalniho popisu vybérového protokolu kment, ktery publiko-
val Mandallaz [2007, sekce 4.2 od strany 55]. Pii vibéru kmenii! sousttednymi kruhovymi
segmenty je na inventarizacnich bodech vytyceno nékolik (zpravidla dva nebo tfi) sou-
strednych kruhovych segmentii oznacovanych K,.. Kmen ¢ je vybran pokud se nachéazi
uvniti kruhu K, (z) = {y € R? | d(z,y) < r} o poloméru r, se stiedem v inventariza¢nim
bodé z. Poloha kmene je urcena kolmym primétem bodu leziciho na jeho stfedové ose ve
vycetni vysce? do vodorovné roviny dané zvolenym souiadnym systémem (S-JTSK). Ozna-
¢eni d(x,y) je pouzito pro Eukleidovskou vzdédlenost mezi body x (stfed kruhu, inventari-
zacni bod) a y (bod nélezici kruhu). Definujme ndhodnou indikdtorovou proménnou I;(x)
pro kmen ¢ a inventarizacni bod z:

{1 kdyz u; € Ky (2),
Lix) = { 0 kdyz u; ¢ K,(x), 3

a dale N kruhu K;(r) = K, (u;) s konstantnim polomérem r a se stiedy u; na polohach
jednotlivych kment. Kmen i je vybran pravé tehdy a jen tehdy, kdyz inventarizacni bod x
padne do kruhu K;(r):

Ii(z) = 1<z e Ki(r). (4)

Kazdému kmeni i lze pfifadit kruh K; = K, (u;) (zénu zahrnuti do vybéru), jehoz
polomér zdvisi na vlastnostech kmene i - napfiklad na vycetni tloustce (dis;), vysce (h;),
dieviné, prislusnosti ke geograficky vymezené doméné apod. V projektech NIL zavisi ve-
likost kruhového segmentu K; typicky na vycetnich tloustkach kment. V ramci inventa-
rizacni sité NIL1 jsou pro kmeny hroubi (di3; = 7 ¢m) pouzivany dvé velikosti kruhovych
segment:

()

Pro ndhodné umistény bod x inventarizacni sité definujme lokalni hustotu vybérového
protokolu kment pomoci (6):

, B 3.00 m pro kmeny 7 cm < dy3; < 12 cm,
INIL2 12.62 m pro kmeny dy3; = 12 cm.

Ii(2)Y;

Y(2) =)~ (6)
i€eP )\<KZ)

kde \(Kj;) je velikost kruhového segmentu K; kmene i a P je koneéné velkd populace

kment vyskytujicich se na pristupném a schidném misté zdjmové oblasti D a soucasné

'Rozdil mezi stromem a kmenem specificky pro pracovni postupy NIL2 je v tento okamzik nepodstatny.
2Vyska 1.3 m méfena jako vzdélenost od priseéiku osy kmene a vodorovné roviny prochazejici bézi
kmene - pfi ndklonu kmene tak mérime sikmou a vzdalenost.
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Obr. 1: Prubéh funkce lokdlni hustoty (7) pro odhad tthrnu vyéetni kruhové zékladny pii vybéru
kment v inventarizaéni siti NIL2 (dva soustfedné kruhy o poloméru r; = 5 m a ry = 12.62 m
s rozhranimi di3, , = 7 em a di3, r, = 27 cm), situace pobliz okraje kategorie pozemku Les,
hodnota 1.41 m2ha~"! uvedend v zdvorkich odpovidd nekompenzované hustoté dle vzorce (6)

v rdmci kategorie pozemku Les, dale oznacované F'. Oznaceni Y; je pouzito pro hodnotu
veli¢iny pozorovanou na kmeni ¢, jejiz thrn za celou populaci kmentt P potfebujeme od-
hadnout.

Takto definovand hustota vyhovuje rovnici (1) (strana 4) pouze v pripadé, Ze jsou
v terénu registroviny téz kmeny vybrané nékterym z kruhovych segmenti se stfedem
v inventarizaénim bodé mimo uvazovanou zijmovou oblast D (CR) nebo téZ mimo ka-
tegorii pozemkua Les, pripadné mimo pristupnou a schudnou ¢ast tizemi. Takovy postup
vyzaduje navstévu, trvalou stabilizaci a provedeni Setfeni na vyrazné vétSim poctu in-
ventarizac¢nich bodu, a proto nebyl pfi Setfenich NIL1 ani NIL2 uplatnén. V ramci NIL1
a NIL2 byly registrovany pouze kmeny vybrané kruhovymi segmenty se stfedem v inven-
tarizaénim bodé na tizemi CR, v rdmci pFistupné a schiidné ¢asti kategorie pozemki Les.
Pro kmeny nachézejici se blizko hranice statu, blizko okraje kategorie pozemkt Les nebo
blizko hranice pristupnosti a schidnosti neodpovida skutecnd zoéna zahrnuti kruhovému
segmentu K;. V obecném piipadé je ddna prunikem K; n.S n F'n A (S oznacuje tizemi
statu, F' kategorii pozemku Les a A pristupnou a schidnou ¢ast tizemi). To znamen4,
7e ve jmenovateli (6) musi byt pro kmeny na okraji CR, kategorie Les ¢i jeji pifstupné
a schidné ¢asti uvazovano s mensi zénou zahrnuti. Pausalnim pouziti plochy kruhového
segmentu K; v Citateli (6) vznikd tzv. okrajovy efekt - podhodnoceni odhadu celkového
mnozstvi respektive stfedni hodnoty v zajmové oblasti D.



Podhodnoceni mtze byt zanedbatelné pri pouziti malych kruhovych segmentia v po-
rovnani s prumérnymi velikostmi souvislych tzemi kategorie Les. V odborné literature je
doporucovano okrajové efekty kompenzovat s upozornénim, ze podhodnoceni se svou veli-
kosti muze priblizit velikosti vybérové chyby [Mandallaz, 2007, sekce 4.2, str. 60]. Vzhledem
k technologické turovni NIL2 (mapovani poloh kmenia v S-JTSK, mapovani okraje kate-
gorie Les a nepfistupnych ¢dsti tzemi v dostateéné velkém okoli inventariza¢niho bodu)
je pouzita metoda kompenzace okrajového efektu (‘Measure 7’), kterd vychdzi ze zna-
losti skuteéné zény zahrnuti vSech v NIL2 vybranych kmenu [Gregoire & Valentine, 2008,
sekce 7.5 na strané 224]. Lokalni hustota na inventarizaé¢nim bodé muze byt poc¢itana dle
upraveného vzorce (7):

Y(z) = . 7
() ;)/\(KimS NF nA) @

Pro lokélni hustotu definovanou (7) jiz plati (8):

J Y(x)de = > Yi =Y = AD)Y, (8)
D E€P

kde Y je plosna stiedni hodnota velic¢iny v oblasti D o velikosti (plo$né rozloze) A\(D).

Pouzitim (7) v rdmci teorie Horwitz-Thompsonova odhadu pro populace kontinua (viz
ptiloha A od strany 20) lze ziskat nestranné odhady thrnu ruznych veli¢in populace kmenii.
Obrazek 1 schematicky zachycuje méticskou situaci pobliz okraje kategorie pozemkid Les
véetné vizualizace hodnot lokélni hustoty dle (7) pro vycetni kruhovou zékladnu (plocha
prufezu kmene ve vycetni vysce).

Neékteré cilové parametry NIL vyzaduji zjisténi vlastnosti kment, které nejsou na sto-
jicich kmenech pfimo méritelné. Prikladem je zasoba drivi, jejiz odhad vychazi ze zjisténi
objemu dfevni hmoty ve formé hroubi jednotlivych kment®. Rovnice (9) vyjadiuje zpiisob
zjisténi objemu hroubi daného kmene na zakladé predikce objemovymi tabulkami:

Y; = fui(disi, hy). 9)

Predikovand hodnota Y; je ziskdna dosazenim méfené vycéetni tloustky dis; a vysky
h; do funkéniho vztahu fy;(..) objemovych tabulek ULT pro danou dfevinu. V praxi
nasi i zahrani¢nich NIL se chyba predikce objemu hroubi kmene objemovymi tabulkami
na zakladé mérenych veli¢in (vycetni tloustka, vyska, pfipadné dalsi veli¢iny - nejcastéji
horni tloustka) zanedbava? [Mandallaz, 2007, sekce 9.5, str. 166].

Méfeni vysky kmene je v béznych terénnich podminkach casové narocéné. Proto byl
vyvinut postup dvoustupnového odhadu, ktery je zalozen predikci pomoci vyskové kiivky:

hi = fu(dii), (10)

kdy je jako prediktor pouzivina mérend vycetni tloustka dis;. Na rozdil od objemovych
tabulek se o modelu vyskové krivky nepfedpoklada, ze je bez chyby. Chyba vznikajici
pouzitim predikce vysky namisto jeji mérené hodnoty se kompenzuje na zakladé vzorniku
druhého stupné. Déje se tak rozsifenim funkce lokdlni hustoty o korekéni ¢len, viz druhy
sCitanec nasledujici rovnice:

30bjem veskeré nadzemni dfevni hmoty s tloustkou dosahujici alespoii 7 cm pfi méfeni s kirou, neza-
pocitava se objem parezu.

4Pfi konsensudlnim pouzivini konkrétnich objemovych tabulek jsou rizné tdaje na nirodni dGrovni
porovnatelné.



I(2)Y} v G-y

* J—
Y(x)_i;j)\(KimS NFnA) pi* NK;nS nF nA)

(1)
€P
ktery predstavuje odhad chyby vlivem pouziti modelu vyskové kiivky tj. odhad rozdilu
E =Y — Y*. Prvni élen 11 je nestrannym odhadem thrnu Y* zdsoby dle objemovych
tabulek s dosazenim predikovanych hodnot vysek kmentd h}. Vyraz Y; — Y;* = E; je na
konkrétnim kmeni zjistény rozdil ,skuteéné“ hodnoty objemu hroubi kmene (dle objemo-
vych tabulek s dosazenim méfenych hodnot vysky h;) a modelové hodnoty objemu (dle
objemovych tabulek pii dosazeni predikované vysky kmene h}). Rozdily E; jsou znadmé
pouze na vzornicich druhého stupné (zméfena vyska kmene). Clen I;(z) je indikatorovou
proménnou vybéru vzornikt druhého stupné, pro ktery plati:

Li(x)=1 = L(z)=1 (12)

Symbol p; oznacuje pravdépodobnost vybéru na inventarizac¢ni plose zaregistrovaného
kmene jako vzorniku druhého stupné, na kterém se zmérii vyska a odvodi zasoba hroubi
dle objemovych tabulek. O¢ekdvans (stfedni) hodnota indikétorové proménné I;(z) pod-
minéné na vybéru kmene jako vzorniku prvniho stupné (registrace kment kruhovymi seg-
menty) je rovna pravdépodobnosti p; tj. plati:

E[f;(z)|Li(z) = 1] = pi. (13)

Definice generalizované lokalni hustoty dle (11) je prevzatd a upravend definice podle
Mandallaze [2007, sekce 4.4, od strany 69|, ktery téz uvadi diukaz shody jeji ocekavané
hodnoty se stfedni hodnotou v D:

E[Y*(z)] =Y. (14)

Rovnice (14) plati pokud je model vyskové krivky (10) externd, coz znamend, ze nebyl
parametrizovan s pouzitim vzornik NIL. Prvni ¢len (11) je pro pevné dany bod z € D a
za predpokladu pouziti externiho modelu konstantou - mezi replikacemi vybéru vzorniki
druhého stupné se hodnota prvniho ¢lenu neméni. Druhy ¢len (11) se s opakovanim vybéru
vzornikt druhého stupné ndhodné méni. Jeho ocekiavana hodnota se shoduje s chybou F
odhadu zasoby drivi zpusobenou dosazenim predikovanych vysek b} do (9) namisto vysek
meéfenych.

[Mandallaz, 2007, sekce 9.5, str. 165] ve své monografii prezentoval vysledek, podle
kterého je optimalni, aby pravdépodobnost p; vybéru vzornikti druhého stupné byla pro-
porcionélni chybé predikce objemu hroubi kmene. Na zdkladé vlastnich analyz jsme védéli,
ze tato chyba vzrustd priblizné v linedrnim vztahu s kruhovou zakladnou kmene (plocha
prutfezu kmene ve vycetni vysce). Proto jsme se rozhodli vybirat vzorniky druhého stupné
relaskopickou metodou - vybér s pravdépodobnosti, lépe feceno s velikosti zény zahrnuti,
proporcionalni vycetni kruhové zakladné kmene. Této volbé odpovidé definice generalizo-
vané lokalni hustoty, viz nasledujici rovnice:

Y; (Y; = Y*)
Y* — ¢ v L . 15
Bar (@) 2 AME;n S anA)—F‘Z MEparinS nF nA) (15)
i€s1(x) i€sy,2(x) ’
Symbol A(Kpar,) je velikost zény zahrnuti odpovidajici relaskopické metodé se zvole-
nym faktorem BAF (Basal Area Factor). Polomér zény zahrnuti vzornikt druhého stupné
byl pri vyhodnoceni NIL2 pocitan dle vzorcua



. { d13;/(2V BAF) m pro kmeny 7 cm < di3; < 87.4 cm (16)

12.6156626101008 m pro kmeny di3; = 87.4 cm,

kde BAF = 10*sin?(a/2) je relaskopicky faktor v m?/ha a « je zdmérng tihel relasko-
pické pomiicky ve stupnich. Hodnota pouzitého relaskopického faktoru byla 12 m?/ha.
Symbol s;(x) oznacuje vzorniky prvniho stupné tj. kmeny registrované kruhovymi seg-
menty dle (5) na inventarizacni plose se sttedem v bodé x. Vzorniky druhého stupné vy-
brané kruhovymi segmenty podle (16) na plose se stiedem v bodé x jsou oznaceny s1 2(x).

Na rozdil od (11) se druhy ¢len (15) s replikacemi vybérového designu nemeéni (za
predpokladu pouziti externitho modelu vyskové kiivky). Volbou vybérové lokality x € D
dochézi k soucasnému urcéeni vzorniku prvniho i druhého stupné. Pii pouziti externiho
modelu vyskové kiivky je druhy ¢len (15) odhadem dhrnu zvlastniho typu lokalni hustoty
(funkéniho povrchu v rdmci D), ktery je korekei thrnu zdsoby dle objemovych tabulek
s dosazenim modelovych vysek kmend na tthrn zasoby dle tychz tabulek, avsak s dosaze-
nim meérenych vysek. Tato korekcni lokalni hustota se mezi replikacemi vybérového designu
nemeéni, coz je vyhodné pti odhadu zmény zasoby a prirtstu drivi. Na dané inventarizac¢ni
plose je zména druhého ¢lenu (15) mezi inventarizaénimi cykly moznd pouze pfi zméné
vyctu jedinet populace kment nebo jejich dimenzi. Naproti tomu, druhy ¢len (11) se v dal-
$im inventarizacnim cyklu méni navic i vlivem odlisné volby vzornikt druhého stupné. Tim
dochazi k navyseni rozptylu odhadu zmény zasoby a prirtstu diivi v porovnani s definici
lokalni hustoty dle (15).

Konkrétni postup odhadu zasoby driivi NIL2 a dalSich charakteristik zalozenych na
zjisténi objemu hroubi jednotlivych kment (tézba diivi, pririst, zména zdsoby, mortalita
difvi) pouziva hustotu dle (15) s relaskopickym faktorem 12 m?/ha a zénami zahrnuti pro
vzorniky druhého stupné dle (16). Pouzitou vyskovou funkei je Michajlovova kfivka:

__b
hf =ae 43 + 1.3, (17)

na jejimz zakladé byl odvozen nelinedrni model se smisenymi efekty pro normélni rozdéleni
chyb. Nahodné efekty byly uvazovany pro oba parametry Michajlovovy funkce (a i b) na
trovni porostniho segmentu®. Model byl parametrizovan pro nase nejzastoupenéjsi dieviny
na zakladé dat inventariza¢niho cyklu NIL1. Predikce pro dieviny, pro které nebyl model
parametrizovan, se provedla dle modelu pro dievinu s nejpodobnéjsimi ekologickym naroky
a rustovymi vlastnostmi.

Aplikace modelu pri vyhodnoceni NIL2 zahrnovala kalibraci vyskové kiivky - odhad
hodnot ndhodnych efekti na zakladé jednoho vzorniku kalibrace vyskové krivky vybraného
za kazdou dfevinu a porostni segment na kazdé inventarizacni plose. Vzorniky kalibrace
vyskové krivky byly vybirdny zcela nahodné ze seznamu kmenti dané dreviny a porostniho
segmentu zaregistrovanych na inventariza¢ni plose (vzorniky prvniho stupné). Vybér nijak
nezavisel na vybéru vzorniki druhého stupné pomoci relaskopické metody. V pripadé, ze
se na inventariza¢ni ploSe nenachézel zadny vhodny kandidéat (napft. jediny vzornik dreviny
v porostnim segmentu byl silné naklonény), byl vzornik pro kalibraci vybran v nejblizsim
okoli inventarizacni plochy - prednostné v ramci téhoz porostniho segmentu. Vzdy se vsak
muselo jednat o vzornik srovnatelného véku rostouci ve shodnych rastovych podminkéach.
Nebyl-li zddny kalibrac¢ni vzornik nalezen ani v blizkém okoli inventariza¢ni plochy, pouzila

5Porostni segment je z lesnického hlediska homogenni ¢4st lesa se specifickou vniténi strukturou vy-
jadrenou dfevinnou skladbou, vékovou strukturou, prostorovym usporadanim jedinct, jejich ptivodem a
ramcovym zpuisobem hospodafeni.



Root mean squared error of tree height prediction for nhorway spruce
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Obr. 2: Krosvalida¢ni vyhodnoceni variability chyb predikce klasického modelu Michajlovovy vys-
kové kiivky a modelu se smiSenymi efekty.

se pro odvozeni objemu hroubi kmene margindlni predikce (nulovd hodnota nadhodnych
efektt obou parametri, populaéné ,,prumérny“ model).

Vlastni kalibrace byla provedena postupem zalozenym na Taylorové aproximaci, ktery
popisuji Trincado & Burkhart [2006, vzorec 9, str. 674]. Iterativni a presnéjsi postup
kalibrace nelinearniho smiseného modelu uvadi Bohora & Cao [2014, vzorec 3, str. 63].

Z nomogramu 3 je patrné, ze jiz pii vybéru jednoho kalibra¢niho vzorniku za dfevinu a
porostni segment, dojde k vyraznému snizeni vlivu BAF na velikost vybérové chyby. Chyba
prakticky neklesd ani se zvySujicim se poctem vzorniku kalibrace, coz odpovida vyvoji
smérodatné odchylky chyb modelu Michajlovovy kiivky s ménicim se poc¢tem kalibrac¢nich
méreni, viz graf 2.

Volba BAF = 12 m?/ha spolu s jednim kalibraénim vzornikem vyskové kiivky za kazdy
porostni segment a kazdou drevinu v ném zastoupenou vede k primérnému poctu 5.31
méfenych vysek na inventarizacni plose (vypocet na zakladé jiz sebranych dat ulozenych

vvvvvv

pilotniho projektu NIL2 (pfirodni lesni oblast Stfedomoravské Karpaty, rok 2010).
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Absolute 95% error of mean per hectare merchantable volume [m3ha_1]
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Obr. 3: Nomogram znazornujici 95% kvantil chyby odhadu hektarové zasoby diivi jako funkci
BAF vybéru vzorniku druhého stupné a poc¢tu nezavisle vybiranych vzornikt pro kalibraci vyskové
kiivky (pilotni projekt NIL2 v p¥irodn{ lesni oblasti Stfedomoravské Karpaty, 2010).

2.2 Lokalni hustota pro odhad rozlohy tzemi

Pti odhadu rozlohy izemi dané kategorie je lokdlni hustota rovna indikétorové proménné I ()
vyjadiujici prislusnost inventariza¢niho bodu x ke kategorii K, viz rovnice (18).

1 kdyzxe K

Ie() = { 0 kdyzz¢ K (18)

Pro rizné kategorie izemi jsou indikatorové proménné definovany analogicky.

2.3 Lokalni hustota pro atributové domény

Odhady cilovjch parametri jsou prakticky vzdy ¢lenény dle tzv. atributovych domén®.
Piikladem mutze byt odhad dhrnu zasoby diivi ¢lenény dle skupin dfevin. Za atributové
domény oznacujeme Casti populaci kterym nelze priradit urcitou c¢ast zajmového tzemi

5Kromé atributovych domén rozeznivame i domény geografické, které predstavuji konkrétni ¢ast zé-
jmového tzemi D, jejiz rozlohu presné zndme. Prikladem geografickych domén mohou byt napiiklad kraje
(NUTS3 jednotky) nebo pfirodni lesni obvody. Odhady NIL jsou poskytovdny pro kombinace geografickych
a atributovych clenéni.
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o znamé rozloze. Piikladem atributové domény muze byt ,porostni puda*, kterd predsta-
vuje podkategorii kategorie pozemkt Les. Neexistuje absolutné presnd mapa vsech lesu a
nezname velikost izemi pokrytého lesem. Totéz plati i pro porostni pudu.

Odhad pro atributovou doménu je zaloZen na tpravé lokdlnich hustot vynulovanim
prispévku téch prvkia populace, které nepatii do dané atributové domény (subpopulace).
Pro ndzornost uvedme definici lokalni hustoty (15) upravenou pro odhad zasoby diivi
atributové domény ,,duby - vSechny druhy“:

I I Y, - Y*
Ydub dub z + Z dub,i )( ) (19)
)\KmS mFr\A AKBAFlﬁS NFnA)
zesl ac ZEsl 2
Indikdtorovd proménna Ig,,; nabyvd hodnoty 1 v piipadé, Ze kmen i je dub, jinak je
nulova.
Jako dalsi priklad uvadime lokalni hustotu pro odhad rozlohy kategorie pozemk Les,
podkategorie porostni puda. Jedna se zde o soucin dvou indikatorovych proménnych:

Ippp(x) = Ir(z)Lpp(2), (20)

kde Ir(x) je indikdtorova proménna pro kategorii pozemku Les a I,,(z) je indikdtorova
proménnd pro porostni pudu (vyliSovana téZ v rdamci kategorie pozemku OWL).

2.4 LokA&lni hustota na trovni traktu sité NIL1

Vybérové lokality (inventarizacni body) jsou v inventarizacni siti NIL1 usporadény po
dvojicich tj. v tzv. traktech neboli duplexech. Vzdéalenost mezi inventariza¢nimi body kaz-
dého traktu ¢ini nominélnich 300 m (vzdalenost odpovidajici 2D Eukleidovské vzdalenosti
mezi generovanymi soufadnicemi inventariza¢nich bodu téhoz traktu). Orientace spojnice
inventarizacnich bodi traktu je ndhodna. Podrobny popis inventarizacni sité NIL1 je uve-
den v monografii k projektu NIL1 [Jankovsks & Stérba, 2007, sekce 4.1, od str. 51].

Jednotlivé inventariza¢ni body (plochy) traktu nejsou z hlediska informaci na nich
zjisténych vzajemné nezavislé. Hodnoty mnoha zjistovanych veli¢in pozorované na inven-
tariza¢nich plochach v ramci jednoho traktu jsou si v priméru vice podobné, nez mezi
nédhodné zvolenymi plochami bez ohledu na jejich pfislusnost k traktim.

Pro libovolné definovanou lokalni hustotu vyhovujici (1) a (2) je hustota na drovni
traktu sité NIL1 definovina nasledovné:

Y(xl)ID(xl) + Y(xQ)ID(xQ).

Y;Ect(x) = B

(21)

Symbol z v rdmci Y (x) odpovida vztaznému bodu traktu, za ktery budeme povazovat
prvni z dvojice inventarizacnich bodu x1 - v pravé ¢asti rovnice je lokalni hustota zjisténa
na tomto bodé oznacena Y (x1). Cleny Ip(z1) a Ip(z2) jsou indikdtorovymi proménnymi,
které nabyvaji pro prislusny bod traktu (z; nebo x2) hodnotu 1 za predpokladu, zZe se
dany inventarizaéni bod nachdzi uvnitt zdjmového tzemi (geografické domény) D. Pokud
se bod nachazi mimo D je hodnota indikdtorové proménné rovna O.

Mandallaz [2007, sekce 4.3, od str. 65] publikoval postup jednofédzového odhadu pro
design pouzivajici trakty s pevné danou geometrii, ktery lokalni hustotu na trovni traktu
definuje odlisné. Tento alternativni postup nebyl pouzit z divodu ndhodné orientace trakti
v siti NIL1. Dalsi informace k tomuto tématu lze nalézt v sekci 3.
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3 Odhad dhrnu velic¢iny Y v zdjmové oblasti D

Jednofédzové odhad thrnu Y v D (geografickd doména, zajmova oblast o znamé velikosti)
je dle této metodiky pocitan

A

Y =) Y, Yialx), (22)

x€s
xeD*t

kde A(c) je velikost inventariza¢niho étverce sité NIL1 (2 kmx2 km tj. 400 ha). Ozna-
¢eni Yie () je pouzito pro lokalni hustotu na trovni traktu dle (21). Do vypoctu vstupuji
vSechny trakty, jejichz vychozi inventariza¢ni bod = = x; se nachdzi v zadjmové oblasti
rozsifené vsemi smeéry o 300 m (obalovd zéna o sifce 300 m po celém obvodu D). Tato
oblast je oznacena D™ .

Volba konkrétniho odhadu dhrnu je diskutovana v zévéru prilohy C. Odhad (22) ma
nasledujici vlastnosti:

e je nestranny nepodminéné na poctu traktll s vychozim bodem v D%, viz piiloha E
e je geograficky i atributové aditivni, viz priloha F

Odhad rozptylu (22) je poéitan za pomoci néasledujiciho vzorce:

9(9) - MA(DT)

A Va4 VA[Tpomp 1)
Tt e e KR KT )
kde A\(D™) je velikost oblasti DT a np+ zna¢i ocekdvany (stfedni) pocet inventarizaénich
traktfi s vychozim bodem v D*. Clen V(np+) je odhad variability po¢tu trakti s vycho-
zim bodem v D¥, ktery byl pro kazdou oblast ziskdn na zdkladé velkého poctu (2000)

simulovanych vybéra v inventariza¢ni siti NIL1. Symbol 5% je podil sumy ¢tvercu lokalni

hustoty trovné inventarizacnich trakti a np+. Clen Y;2, oznacuje druhou mocninu podilu
sumy lokélnich hustot trovné traktt a np+. Do vypoctu obou ¢lentl vstupuji vsechny
trakty s vychozim bodem v DT (a zadné jiné).

Odhad rozptylu dle (23) je konzervativni, viz ptiloha D. Jeho odvozeni je provedeno
v priloze (E). Jednofdzovy odhad thrnu a jeho rozptyl metodicky vychazi z Horwitz-
Thompsonova teorému pro populace kontinua (HTC), ktery je popsan v priloze A.

Poznamky

1. Ponévadz jsou inventarizac¢ni body sité NIL1 usporadany v nahodné rotovanych trak-
tech, pouzivame zvlastni definici funkce lokalni hustoty. Ta je aritmetickym prumeé-
rem lokélnich hustot Grovné inventariza¢ni plochy vzdy ze dvou bodua (inventari-
zacnich ploch) traktu, viz sekce 2.4. Do vypoctu vstupuji vSechny inventariza¢ni
body, vsech traktu, jejichz vztazny bod (prvni z dvojice) se nachézi uvniti obalové
zény DT vymezené rozsifenim zadjmové oblasti D od jejtho obvodu o 300 m (pod
vSemi moznymi thly ale smérem vné D). Lokalni hustota na inventariza¢nich bo-
dech z € D™,z ¢ D (v ramci obalové zény mimo D) je pfi vypoctu aritmetického
prameéru hustot za dany trakt nastavena na nulovou hodnotu. Diky pouziti obalové
zOny neni nutno provadét kompenzace okrajového efektu drovné traktt - okrajovy
efekt nevznikd, ponévadz kazdy kmen (strom) muZe byt vybran budto prvni nebo
druhou plochou traktu (v zavislosti na rotaci).
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2. Pro design pouzivajici trakty (avSak s pevné danou geometrii - bez ndhodné rotace
traktu) definuje Mandallaz [2007, sekce 4.3, od str. 65] lokalni hustotu na drovni
traktu odlisné. Nami zvoleny postup vychazi z faktu, ze vybér siti NIL1 neprobiha
pouze v roviné kartézskych souradnic S-JTSK, ale je rozsifen o tihel rotace mezi
prvinim a druhym bodem traktu. Podminéné na orientaci traktu jsou zénami zahrnuti
jednotlivych kment dva kruhy s velikosti odpovidajici vycetni tloustce. Nominalni
vzdalenost mezi stiedy kruhi ¢ini 300 m, s danou (ale mezi replikacemi promeénlivou)
orientaci spojnice”. Funkce lokaln{ hustoty tedy neni definovina pouze v roviné, ale
ve trojrozmérném prostoru®. Rezy kolmo na soufadnou osu odpovidajici tihlu rotace
jsou roviny, v nichz je definovdna ,klasickd“ lokélni hustota (pro konkrétni thel
rotace).

4 Odhad podilu R, v zajmové oblasti D

Podil dvou thrni Y7 a Yy v zdjmové oblasti je dle této metodiky odhadovan na zdkladeé

% zes Y x
R R o

T Yy Dwes Yio(x)

zeAT

kde 171, Yy jsou odhady thrni definujicich samotny podil a Yie 1(x) a Yie2(x) jsou
lokélni hustoty na trovni traktu pocitané na principu (21), viz strana 12. Mezi ¢itatelem
a jmenovatelem zcela vpravo (24) doslo k vykraceni vybérové vahy?.

Do vypoc¢tu odhadu podilu dle vzorce (24) vstupuji pouze trakty s kterymkoli z in-
ventariza¢nich bodiu v oblasti A, predstavujici rozsifenou atributovou doménu nezniamé
velikosti s nasledujici definici:

A :{meD | Yl(x);éOng(:B);éO}. (25)

Jedna se tedy pouze o trakty s vychozimi body v oblasti AT < D", kterd vznikne
rozsifenim A vnéjsim smérem o obalovou zénu Sirokou 300 m.
Rozptyl (24) odhadneme dle vzorce

—

%+ 72 _ 52
Ztct - Ztct]v (26)

(e~ 1] S, Yoaate)| |

Vurs (}?1,2) =

—

kde Z2, a Z2, jsou aritmeticky primér ¢tverce a ¢tverec aritmetického priiméru rezi-
dudlni proménné Zi.i(x) = Yiern — ]%172}/;5615,2(.1') spoc¢itané za vSechny trakty s vychozim
bodem v A*.

Odhad rozptylu (26) je odvozen z Taylorovy aproximace, viz prilohy B, B.1 a zvl4sté B.2.
Odhad Rl,g neni nestrannym odhadem R; . Pro v praxi NIL bézné velikosti vybértu (od
nékolika desitek az stovek vyse) je vychyleni RLQ zanedbatelné.

"Zéna zahrnuti nepodminéné thlem rotace traktu ma geometrii dvou paralelné probihajicich, vieteno-
vité stocenych potrubi.

8Trojrozmérné je uz i mnozina viech vybéri (angl. sample space) o velikosti np+ = 1.

9Pokud je pouzit stejny typ odhadu v itateli i jmenovateli podilu, nezélezi na konkrétni volbé vibéro-
vych vah.
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Poznamky

1. Typickym prikladem odhadu podilu na zakladé dat sité NIL1 je odhad hektarové
zésoby diivi - podil dhrnu celkové zdsoby a rozlohy porostni pudy (oba thrny je
nutno odhadovat). Dle definice A™ do vypoctu vstupuji téz trakty nezasahujici do
porostni pudy, za predpokladu, ze lokalni hustota tthrnu zasoby je na nékteré z ploch
traktu nenulova. Timto postupem se zamezuje vzniku okrajového efektu - nedochézi
ke snizeni moznosti vybéru kmenti v blizkosti okraje porostni ptdy!’.

2. Neznalost piesné rozlohy AT neni piekdZkou. Musime vsak byt schopni rozhodnout
o prislusnosti trakti k A™. Existuji vSak situace, kdy Zadny z inventarizacnich bodu
konkrétniho traktu nezasahuje do A, ackoli pfi jiné orientaci traktu by do A za-
sahl druhy bod. Vynechéani téchto trakt@!' nemé vliv na vypocet bodového odhadu.
Odhad rozptylu vychazi dle vzorce (26) ponékud vyssi - pii velikostech vybéru od
nékolika desiték traktt je navyseni odhadu rozptylu zanedbatelné.

3. Pro odhad rozptylu je pouzita aproximace parovych hustot 7(z;,z;) hustotou od-
povidajici zcela ndhodnému vybéru n’{ inventarizacnich bodi v A* (URS). Prosto-
rova korelace rezidualni hustoty Z(x) byva nizsi, nez v pripadé hustot Yie 1(a) a
Yiet2(z), z nichz je pocitana. Proto predpokldddme (a provedené simulace potvrzuji)
nizsi miru nadhodnoceni (konzervativnost) rozptylu ]%1,2 v porovnani s klasickym
tthrnem Y.

4. Za predpokladu, ze hustota Yi. 2(x) je indikdtorovou proménnou, a je-li vlastnostmi
vybéru ¢i charakterem populaci ddno Yiuo(x) = 0 = Y 1(x) = 0, prechézi
odhady }?172 a Vurs (ﬁl,g) do podoby odpovidajici odhadu aritmetického priméru
a jeho rozptylu.

10Na, rozdil od rozhrani piistupnosti a schtidnosti, a na rozdil od kategorie pozemki Les se porostni ptida
v dostatec¢né velkém okoli inventariza¢niho bodu pfi terénnich pracich NIL nemapuje.
Ve skutecnosti tyto trakty patif do A*, avSak hodnota lokélnich hustot irovné traktu je na nich nulova.
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A  Horwitz-Thompsontiv teorém pro populace kontinua

Necht Y je dhrn (suma) veli¢iny Y (z) (hodnot funkce lokalni hustoty) v oblasti D, geo-
grafické doméné tj. v mnoziné bodu z kontinua.

Y = JD Y (z)dx (27)

Oblasti D mize byt jakkoli vymezena zdjmova oblast, pro kterou je pozadovin odhad
(Gzemi statu, NUTS jednotka, ptirodni lesni oblast apod.). Pokud neni na konkrétnim
misté této metodiky feceno jinak, predpoklada se, ze zname naprosto presnou rozlohu D
oznacovanou ve vzorcich A(D).

Cordy [1993] publikoval Horwitz-Thompsontiv teorém pro populace kontinua, podle
kterého lze ziskat nestranny odhad ¥ sumy Y pomoci vzorce (28) [Cordy, 1993, posledni
vzorec na strané 355, teorém 1 na strané 356].

v=>3 Yiz) (28)

Symbol Y (z) pfedstavuje lokdlni hustotu veli¢iny zjisténou na bodé z vybéru s pevné ve-
likosti n, w(x) je hustota vybéru na bodé z (z angl. inclusion density), ktera je paralelou
pravdépodobnosti zahrnuti do vybéru v pripadé vybérta z konecné velkych populaci dis-
krétnich objektu [definice viz Cordy, 1993, strana 355]. Odhad (28) je nestranny pokud je
funkce Y (z) kladna nebo omezend a zaroven je splnéna podminka 7(z) > 0 Vz € D tzn.,
ze kterykoli bod x oblasti D muze byt vybran.

Pokud je funkce lokalni hustoty Y (z) omezend, plati m(z) >0 Vxe D a zaroven
Sp ﬁd:p < o0, lze rozptyl odhadu Y vyjadiit rovnici (29) viz Cordy [1993, teorém 2
na strané 357]

Y2(x)
)

dx

Vare(Y) = J

D

m(z
(@, x) — w(x;)m(z;)
+ Y (x;)Y(z; J L2 daida ; 29
jD JD ( ) ( .7) W(l'i)TF(.’L'j) J ( )
Plati-li zaroven podminka,
m(xi,xj) > 0V, 25 € D (30)

1ze nestranny odhad rozptylu V(Y) ziskat dle (31) popfipadé dle upraveného vzorce (32) [Cordy,
1993, teorém 2 na strané 357].

2
Y<>]

(i)

Ture(¥) = 3

TES

TiES T;ES ﬂ-(‘ri’xj)ﬂ-(xi)ﬂ'(xj)
T F T

D) Y(W(x»[”(W”‘W")”(“’f‘) (31)
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Tarc(V) = ¥ | 53| + 2 % mored
Ti€S T;Es m]is J
x 1‘]

_ Y(zi)Y (z;)
IZZES zjzes W(.%'i,wj) (32)
T F#Tj

Srovnanim s Horwitz-Thompsonovym teorémem pro konecné velké populace diskrét-
nich objektt (viz napt. [Cochran, 1977, kapitola 9A.7 od strany 259], [Cordy, 1993, sekce 1,
vzorce na strané 354], [Sarndal et al. , 2003, kapitola 2.8 od strany 42], [Mandallaz, 2007,
kapitola 2.2 od strany 4]) zjistime, ze rozdil spoé¢iva v nahrazeni pravdépodobnosti zahrnuti
do vybéru m; a potazmo m; ; hustotou vybéru m(x) respektive parovou hustotou m(x;, x;)
ve vzorcich (28), (31), (32), déle v nahrazeni souctt urcitymi integraly ve vzorcich (27)
a (29) a vypusténi ¢lenu 1 — 7; z Citatele prvniho s¢itance ve vzorcich (29), (31) a (32).

Vzorce (28) az (32) jsou odvozeny a tvrzeni o nestrannosti odhadi plati pro vybérové
designy s konstantni velikosti vybéru. Pokud se velikost vybéru mize mezi realizacemi
lisit, je nutné pouzit budto upravené vzorce zohlednujici proménlivou velikost vybéru (viz
sekce E od strany 31) nebo odhady dle vzorci (28) az (32) akceptovat jako nestranné
podminéné na realizované velikosti vybéru (viz priloha C od strany 29). Pro druhou z uve-
denych variant jsou hodnoty m(x) a m(x;, x;) vyjadieny vzhledem k realizované velikosti
vybéru v D) [Cordy, 1993, sekce 3 od strany 359].

Stejné jako v pripadé konecnych populaci diskrétnich objekti, 1ze rozptyl bodového
odhadu (28) alternativné vyjadiit a odhadnout pomoci Sen-Yates-Grundyho vzorcu (33)
a (34) [Cordy, 1993, posledni odstavec na strané 358, pokracovani na strané 359).

Y(zi)  Y(zj)

m(wi) ()

2
Vsygff JJ ()7 (x5) (xi,xj)] dx;dz; (33)

Vsra(Y) = % 2 2 [ﬂ(mi)ﬂﬁz.;;(%%) (34)
€5 ;jiiz 3]

Vzorec (34) muzeme zapsat ve vypocetné efektivnéjsim tvaru (35), pokud zavedeme
libovolné poradi ¢ = (1...n) inventarizacnich bodu x; € s, kde n predstavuje konstantni
velikost vybéru s [viz napfiklad Cochran, 1977, kapitola 9A.7, strana 260 az 261].

n—1 n S x xr ’
VSYG }Af Z Z [ l.“x:-)(x“ ])] };((x:)) }7:((%;)) (35)
i j>i

Sen-Yates-Grundyho vzorce lze aplikovat pouze pro vybéry konstantni velikosti. Jejich
podoba je shodna jak pro konecné populace diskrétnich objektt tak pro nekonecéné velké
populace bodi kontinua. Dikaz ekvivalence Horwitz-Thompsonova a Sen-Yates-Grundyho
vzorci pro rozptyl bodového odhadu v pripadé koneénych populaci diskrétnich objekti
muzeme dohledat napiiklad v préci Cochrana [1977, teorém 9A.5, strana 260] a Sarndal
et al. [2003, dukaz na str. 45]. Odhady rozptylu dle (31) a (34) se v pripadé konkrétniho
vybéru zpravidla lisi, oba jsou vsak nestranné.

Jak Horwitz-Thompsontav tak i Sen-Yates-Grundyho odhad rozptylu mtze za urcitych
okolnosti nabyvat zépornych hodnot [Cochran, 1977, kapitola strana 261], které nelze
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z teoretického hlediska ani prakticky (konstrukce intervalovych odhadi) akceptovat. Sen-
Yates-Grundyho odhady jsou vsak vzdy kladné pii splnéni podminky (36) [Sdrndal et al.
, 2003, poznadmka 2.8.7 na strané 47 a 48|.

m(z)m(z;) — m(zi,z5) >= OV # z; € D (36)

Garance kladnych hodnot pro fadu prakticky pouzivanych a efektivnich vybérovych
schémat byva divodem k pfednostnimu pouziti Sen-Yates-Grundyho odhadt rozptylu [Cordy
& Thompson, 1995, posledni odstavec na strané 177], [Cooper, 2006, sekce 4 od strany
544]. Sarndal et al. [2003, pozndmka 2.8.7 na strané 47 a 48] konstatuji, Ze v praxi je riziko
vyskytu negativnich odhadi rozptylu u stfedné velkych a velkych vybérti pomérné malé
a neni t¥eba se této situace zvlast obdvat. Naproti tomu Stevens [1997, sekce 5 na strané
192] uvadi casty vyskyt negativnich hodnot Horwitz-Thompsonova odhadu rozptylu pri
pouziti designu DM-NRTS (z angl. multiple-density nested random tesselation stratified
sampling).

Literatura uvadi, ze Horwitz-Thompsonuv tak i Sen-Yates-Grundyho odhad rozptylu
(28) mohou byt v pripadé nékterych vybérovych schémat nestabilni [Cochran, 1977, ka-
pitola 9A.7, strana 261], [Cordy & Thompson, 1995, predposledni odstavec na strané
177], [Stevens & Olsen, 2003, posledni odstavec na strané 598 pokracovani na strané 599,
[Stevens & Olsen, 2004, sekce 4.1, strana 269], [Cooper, 2006, prvni a druhy odstavec
na strané 545]. Cochran [1977, kapitola 9A.7, strana 261] odkazuje na vysledky Rao a
Singha [1973], ktefi pouzitim Brewerovy metody vybéru z dat 34 populaci publikova-
nych v odborné literature zjistili vyrazné vyssi stabilitu Sen-Yates-Grundyho v porovnani
s Horwitz-Thompsonovymi odhady rozptylu, které navic vychézely casto zaporné. Ste-
vens & Olsen [2003, 2004] jako davod nestability uvddi moznost vyskytu velmi nizkych
hodnot 7(x;, ;) — 0 ve jmenovateli pfislusného ¢lenu VHTC (f’) respektive VSYG (17), COZ
vyrazné ovliviiuje vyslednou hodnotu odhadu rozptylu. Tato situace typicky nastava pri
malo pravdépodobném nikoli vSsak nemozném vybéru vzajemné blizkych inventarizac¢nich
boda nékterym z efektivnich vybérovych designi vyuzivajicich pozitivni prostorové kore-
lace lokalni hustoty. Nestabilita odhadit Vy7c(Y) a Vsyq(Y) je problémem zvlsté pro
vybérové designy, u kterych dochazi ke skokovym zméndm hustoty vybéru 7(x) (napf. na
hranici oblasti - geograficky vymezenych domén, s riznou hustotou vybéru inventarizac-
nich bodu) [Stevens & Olsen, 2003, sekce 3, prvni odstavec na strané 599]. Dle Stevense
[1997, sekce 5, strana 192] ma Horwitz-Thompsontiv odhad rozptylu designu DM-NRTS
tendenci k nestabilité a castému vyskytu negativnich hodnot zatimco Sen-Yates-Grundyho
odhady rozptylu se zdaji stabilni.

Zakladni varianta odhadu rozptylu je dle této metodiky zalozena na aproximaci parové
hustoty m(x;,2;) = n(n —1)/X(D), coz odpovida zcela ndhodnému vybéru inventarizac-
nich bodu v D (viz pfiloha A.1, strana 23). Pfi této aproximaci jsou Horwitz-Thompsontv
a Sen-Yates-Grundyho rozptyly ekvivalentni a totéz plati pro hodnoty jejich odhadu [Sérn-
dal et al. , 2003, pozndmka 2.8.4 na strané 47]. Podminka (36) plati pro jakoukoli dvojici
inventarizacnich bodi, coz vylucuje moznost ziskani zadpornych odhadl rozptylu. Kon-
stantni hodnota pouzivané aproximace parové hustoty spolu s béznou velikosti vybéru
v uvazovanych doménach jsou zarukou akceptovatelné stability odhadu rozptylu zaloze-
nych na tomto teorému.
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A.1 Aplikace Horwitz-Thompsonova teorému pro zcela nihodny vybér in-
ventarizac¢nich bodu v zajmové oblasti D

Pii zcela ndhodném vybéru (zkratka URS z angl. Uniform Random Sampling) pevného
poc¢tu n inventarizac¢nich bodu v zajmové oblasti D pro hustotu a sdruzenou hustotu
plati (37), (38) [viz napfiklad Stevens & Olsen, 2003, prvni odstavec, strana 599].

n

m(x) = 7(x;) = m (37)
ﬂ(xi,l'j) = n;,r;(;))l) (38)

Dosazenim do (28) ziskdme pro bodovy odhad thrnu ¥ vzorec (39).

Tuns = 3 7 = a0y ==X yp)7 (39)

Pro rozptyl V(YURS) plati vzorce (40) az (46).

V(?URS) = | ———dr— J J Y ()Y (x)dzidx; (40)

- :i((g)) JDYQ(w)dac n)\Q(l; J dxf Y (z (41)
:”””{E[Y% ] B[y} -+

-Y?) (42)

_ A nD )Yy ()] = {(Y )]) } (43)

YO [y - Y]2f<x>dx (44)
n D

— Mf) JD [V (2) — Y]’dx (45)

— X(D)V(Y) (46)

Vzorec (40) ziskdme dosazenim (37) a (38) do (29) (strana 20). Vyraz v hranatych
zévorkach uvniti druhého integralu (29) se po dosazeni (37) a (38) zredukuje na —n~!. Ve
vzorci (41) je provedeno nasobeni ¢lent podily rovnymi 1, ¢ehoz je vyuzito pfi upravé do
podoby (42) a déle (43) pomoci zndmého vypoctového tvaru pro rozptyl ndhodné veli¢iny
[viz napriklad Andél, 1978, vzorec 12 na strané 14]. Druhy vyraz (43) obsahuje rozptyl ve
tvaru stfedni hodnoty druhjch mocnin odchylek Y (z) od stfedni hodnoty Y tj. v podobé
druhého centrdlniho momentu. Pfi tpravé do podoby (44) (a dfive téz pii upravé do po-
doby prvniho vyrazu (42)) se vyuziva vlastnosti (de-facto definice) stfedni hodnoty spojité
ndhodné veli¢iny [viz napiiklad Andél, 1978, vzorec 9, strana 13], kde f(z) = A71(D) je
hustota pravdépodobnosti spojitého rovnomérného rozdéleni (pii URS je moznost vybéru
inventarizaéniho bodu ve vSech ¢astech D stejnd). Vzorec (45) ziskdme prostym vykré-
cenim A\(D) v citateli (44). Posledni uvedeny vzorec (46) vyuziva vztahu mezi rozptylem
ndhodné veli¢iny a rozptylem odhadu jeji stfedni hodnoty pfi zcela ndhodném vybéru (vy-
bér kteréhokoli inventarizacniho bodu nijak nezavisi na inventariza¢nich bodech jiz diive
vybranych) [viz napriklad Andél, 1978, véta 11, vzorec 31, strana 32].
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Vzorec pro odhad rozptylu ¥ ziskdme postupnymi tpravami (47) az (54) vychoziho
obecného vzorce (32) (strana 21) s dosazenim hustot (37) a (38).

AD)Y (x)

2
)\QDYa:inj

n2

V(Tns) = Y

TES

X;,ES TGES
mﬁéxj

N (D)Y (2;)Y (z;
-y Y (g(n(_)l)( ) (47)

T;€ES T;ES
xﬁ’:xj

faon Y Y YEYE) sy Y<>Y<>} 48)

T,€ES T;ES T,ES T ES
T F T T F L
2 2
Y(x) Y(x)

)

:V(D){ng
n—1 = x€s

Y (z;)Y(x; Y(z;)Y(x;
Y w_z 3 (7)12(3)

T,ES T ES T;€ES TFES
TiFT T FT;

Sy Y Y(xiilmj)} (49)

T{€ES T;ES

n n

fsre g )
=P o

Upravy az po (49) jsou pouze zékladni algebraické operace. Vzorec (50) rezultuje vzé-
jemnym vyruSenim tfettho a patého ¢lenu a sloucenim druhého a ¢tvrtého clenu (49)
do jednoho dvojitého souctu (viz indikace druhého souctu pfes vSechny prvky vybéru
v ramci (50) versus ¢tvrty ¢len (49) s druhym souctem vynechédvajicim aktuédlni prvek prv-
niho souctu). Uprava druhého ¢lenu ve vzorci (51) je trividlni, je zde obsazena pouze pro
zdiiraznéni shody obou ¢initelit s odhadem stiedni hodnoty ¥ = Y A(D)~!. Ve vzorci (51)
je vyraz ve slozenych zévorkach upraven pfi¢tenim a ode¢tenim Y2. Uprava do tvaru (52)

Y = nY, kde suma probihé pfes n prvki vibéru s a odhad stiedni

vyuziva rovnosti ), .

hodnoty Y vystupuje jako konstanta. Ke vzorci (53) dospé&jeme jednoduchou tipravou (52)
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spocivajici ve vytknuti n~! pfed sumu a vyjadfeni ¢itatele jako druhé mocniny rozdilu
dvou ¢isel.

B Odhad rozptylu pomoci Taylorovy aproximace

Nékteré cilové parametry NIL jsou dany nelinedrni funkei (55) dvou odhadovanych para-
metra (ndhodnych veli¢in), které zde oznacime Y7, Y.

Yi,2 = f(Y1,Y2) (55)

Hodnoty parametria Y; a Ys jsou neznamé a odhaduji se v ramci samotného Setfeni.
Hodnota Y7 2 se odhaduje jako Y7 o dle (56).

?1,2 = f(?l,f/z) (56)

Analytické vyjadreni rozptylu V(ffl 2) odhadu 171 o jakozto nelinedrni funkce nédhod-
nych veli¢in j je zpravidla komplikované. Proto se vyuziva metody Taylorova rozvoje s cilem
aproximovat Y] o linedrni funkei, jejiz rozptyl je dan (62). Aproximace Y o v okoli (Y7, Yz)
se zanedbanim ¢lent druhého a vyssich fadu je vyjadiena (57) [Jarnik, 1963, kapitola XII,
§1, od strany 289], [Sarndal et al. , 2003, kapitola 5.5, vzorec 5.5.7, 5.5.8, strana 173 az
174].

Vi~ V9 = Vi +a(Yi — V) +b(Ys — Ya) (57)
of e A y
= — .. parcidlni derivace f dle Y7 v bodé (Y1, Y2) (58)
oY, VY
of e 1 . y
b= —= .. parcidlni derivace f dle Y2 v bodé (Y1, Y>) (59)
0Ys VY

Rozptyl bodového odhadu Y7 5 je pomoci (57) aproximovan rozptylem }A’l(’azp *) vig (60).
Dle (61) aproximujeme také odhad @(fflg)

V(¥1,2) ~ V(?l(f;x)> (60)
V(?l,Z) ~ V(Yl(apx)> (61)

Rozptyl V(?l(fgpx)) je dfky linedrni povaze bodového odhadu Vi %" dén (62) [Andél,
1978, véta 4, vzorec 16 na strandch 28 a 29, véta 2, vzorec 14, strana 14], [Sarndal et al. ,
2003, kapitola 5.5, vzorec 5.5.3, strana 172].

V(Yl(apﬂ> = a2V( 1) + b2V(f’2) + 2abC(Y17Y/2) (62)

Hodnoty parcidlnich derivaci a (58) a b (59) nejsou zndmy, ponévadz nezndme presné
hodnoty parametri Y7 a Ys tj. polohu bodu, v némz maji byt parmalm derivace vyhodno—
ceny. Odhad rozptylu dle (63) proto pouziva a a b tj. parcialni derivace V1.2 v bodé (Y7, Ya),
coz je v pripadé dostatecné Velkych Vyberu zduvodnéno tim, ze a a bj jsou konzistentnimi
odhady a a b za predpokladu, ze Y1 a Yg jsou konzistentnimi odhady Y7 a Ys [Sdrndal
et al. , 2003, kapitola 5.5, posledni odstavec na strané 174].
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A A A

(T ~ aPT(3) + P9 (0F) + 2000 (71,1 6

B.1 Rozptyl podilu ]%172, obecné reseni pomoci Taylorovy aproximace

Rada cilovych parametrit NIL miize byt vyjadiena jako podil R; o thrnil Y7 a Ya nebo
ekvivalentné stiednich hodnot Y; a Y; dle (64). Typickym pifkladem je hektarové stfedni
zésoba hroubi tj. podil celkové zasoby a rozlohy porostni pidy (jeden ze tii druht pozemku
v rémci kategorie Les). Odhad Ry o je ziskan jako podil odhadt thrnu ¥; a Y5 nebo

ekvivalentné jako podil odhadt stfednich hodnot Y7 a Y viz (64) a (65).

i Y . Yi Y
3172:71:_71 RLQ:;:; (64)
Y2 Y2 Y2 }/2
Vi =AD)Y; Vs =A\D)Ys (65)

Rozptyl R; 2 jakoZto nelinedrni funkci mizeme vyjadiit a odhadovat s vyuzitim Ta-
ylorovy aproximace (viz sekce B). Parcidlni derivace (58), (59) a jejich odhady jsou pro
funkei podilu dény (66) a (67).

1 Y Ry,
= — b= —— = — )
a Y vz Y, (66)
1 . Y R
Y 2%

Podil Ry 2 aproximujeme Taylorovym rozvojem se zanedbanim ¢lenti druhého a vyssich
rada (viz (68)).

Riz~ RV (68)

Aproximaci Rﬁ“’z’””) mizeme na zdkladé (57) a (66) psat ve tvaru (69). Vzorec (72) plati
obecné bez ohledu na typ odhadu Vi a Ys.

R ~
lj (V2 — Ya) (69)

N 1 -
R = Rip+ -1 -
2

YT  Ry.Y Ry oYy Y
:R1,2+*1_ 1,22+[ 1,22_1}

Y Yy Yy Y,
Y Y: Ry .Y R1 .Y
_h M ReYa| | FaiaYs (70)
Yy Yy Y Y
1 A N
=Ry 2+ ?2(}/1 — R12Y2) — Ry 2+ Ry 2 (71)
1 A N
= Rl,z + ?(Yl — RLQYQ) (72)
2

Dalsi apravy (73) az (75) jsou provedeny pro pripad, kdy oboji Y7 i Y5 jsou jednofdzo-
vymi odhady.
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(apa) 1 ¢ Yi(®) — Ry, 2Ya(x)
R = Rl,z + (73)
N
_ 1 Z(x)

= R172 + 72;9 7'('(:6) (74)

1 -

= —7Z
Rl,z + Y, (75)

Veli¢ina Z(x) je rezidudlni proménna definované (76), Z dle (77) oznacuje jednofazovy
odhad (28) thrnu Z(z) v oblasti D.

Z($) = Yl(l') - RLQYQ(l’) (76)
S, o Yi(x) — Ry pYe(x) < Z(x) N
7 ;65 () B ;ES m(x) AD)Z (77)

Stredni hodnota odhadu é je nulovd, jak je patrno z rovnice (78).
o o _ S -
E(Z):Z:Yl—RLZYQ:Yl—?}@:YI—Yl:0 (78)
2

Rozptyl V(Rl 2) aproximujeme V(R(ap m)) dle (79), ktery ziskdme jako rozptyl (75) tj.

rozptyl souctu konstanty R1 2 a soucinu konstanty Y2_1 a odhadu thrnu Z [Andél, 1978,
aplikace véty 2, vzorec 14, strana 14].

V(i) ~ V(RI%Y) = }}QV@) (79)

Ponévadz neni zndma skute¢na hodnota podilu Ry 2 pouziva se pro vypocet V(R(ap m))

namisto Z(z) respektive Z aproximaci Z,(z) a Z, dle (80) a (81). Nahrazeni Ry 2 odha-
dem R1 o pro dostatecné velké vybéry zanedbavame vzhledem ke konzistenci R1 2, ktera
vyplyva konzistence Vi a Ys.

Z,(z) = Y1(z) — Ry 2Ya(x) (80)
L o Vile) - RioYa(e) o Zo() s
Zo = ;es 71'(1;) o ;:_S 7T($) - )‘(D>ZO (81)
Z = )‘(D)é ~ 7, = )\(D)éo (82)

Vzorec (83) je vyslednou aproximaci odhadu rozptylu podilu dvou jednofizovych od-
had.

@(Rlyg) V(Rg‘%’@) Y2 { (Zo) (83)

Odhad rozptylu V(Zo) ziskdme dle (31), (32) nebo v nékterych pfipadech vhodnéji
dle (34), (35).

Ekvivalentné lze rozptyl podilu dvou jednofédzovych odhadu vyjadfit pomoci (84) [Sarn-
dal et al. , 2003, podrobnosti odvozeni v sekci 5.6 na strané 176],
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& A &~ Alapx 1 & ~ & ~ N O
V(Ri2) ~ V(RIS ~ = V(%) + B2 59 (V) — 282 ,C (11, V2) | (84)

2
kde V(fﬁ), V(Yg) jsou odhady rozptylt jednofazovych dhrnu v Citateli (}71) a jmenova-
teli (}72) podilu }?172 a @(}71,172) je kovariance uvedenych jednofdzovych odhadu. Vzo-
rec (84) p¥mo vyplyvé ze vzorce (63) (sekce B, strana 26) s dosazenim a a b dle (67).

B.2 Rozptyl podilu, feseni pomoci Taylorovy aproximace pri zcela ndhodném
vybéru inventarizacnich bodu v zajmové oblasti D

Stejné jako v obecném piipadé, téz pri zcela ndhodném vybéru pevného poctu n inventari-
zacnich bodt v zajmové oblasti D, pro podil dvou tthrnt a jeho odhad plati vzorce (64) (viz
sekce B.1, strana 26). Za tcelem odhadu rozptylu ]%1, 2 je vyhodné provést aproximaci (85)
Taylorovym rozvojem (viz sekce B.1 od strany 26).

Vurs(Ri,2) ~ Vugs <}?ga;2n)) (85)

Pro rozptyl Vygs (]%gagm)> plati (86) az (91).

Vors(REE) = SgVuns(2) (36)
_ Aiﬁf’vm(é) (87)
_ A;QVURS[Z(@] (88)
_ 2(122) fD [Z(z) — Z]%dz (89)
_ jf%) JD 22(x)da (90)
_ 2(522) JD [Yi(2) — Ry 2Ya(2)] da (91)

Vzorec (86) je analogii vzorce (79) v sekci B.1 (strana 27). Vzorce (87) az (89) vy-
jadiuji Viprs(Z) analogicky ke vzorciim (46), (43) a (45) v sekei A.l. Vyuzitim (78)
(sekce B.1, strana 27) muzeme z rozdilu v hranatych zavorkach vzorce (89) vypustit
nulovou hodnotu Z. Tim ziskdme (90). Zavérecnou tpravu do podoby (90) provedeme
dosazenim (76) (sekce B.1, strana 27) za Z(x).

Odhad rozptylu Vurs (]%1’2) aproximujeme dle (92) (sekce B.1, strana 28). Vysledné
aproximativni vzorce jsou dény (93) a (94).

Vuns(Ba,2) ~ Vons (RIS (92)

9 i (apz) N*(D) 2
Vors (R ~ N 72 03
URS( 1,2 ) n(n— 172 & (z) (93)
Des [Y1(2) — R, 2Ya()] (04)

n(n —1)Y3
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Vzorec (93) vyplyva ze vzorce (83) (sekce B.1, strana 27) a vzorce (54) (priloha A.1,

strana 24) s aproximaci Z ~ 0 - viz (78) (sekce B.1, strana 27). Vzorec (93) vyuziva

A

rovnosti Y5 = YoA~1(D).

C Vybéry inventarizac¢nich bodua v projektech NIL

Pro inventarizaci lesu typické (quasi-)systematické poptipadé prostorové stratifikované vy-
béry vyuzivaji ¢tvercové nebo obdélnikové (méné casto trojihelnikové popripadé Sestiti-
helnikové) inventariza¢ni sité s ndhodné zvolenym pocdtkem (méné ¢asto téz s ndhodné
zvolenou orientaci). Sit bezezbytku déli vybérovy ramec (sampling frame) F 2 D na tzv.
inventarizacni bloky stejné velikosti i tvaru, které navazuji jeden na druhy a neprekry-
vaji se. Pro NIL je typické, ze vybérovy rdmec nebyva shodny se zdjmovou oblasti D
(geografickou doménou). S pouzitim specidlni topologie jej muzeme definovat zptsobem,
ktery garantuje konstantni velikost vybéru v F [Stevens, 1997, sekce 3.1 od strany 172],
[Mandallaz, 2007, sekce 5.6 od strany 92]. To si lze predstavit tak, ze ¢ast roviny R? ve
tvaru ¢tverce nebo obdélniku obsahujici doménu D i samotnou inventarizacni sit (pred
ndhodnym posunem) nejprve svineme tak, aby doslo k navazani dvou protilehlych okraji
po celé jejich délce. Ziskame tak valcovou plochu (rota¢niho vélce) kterou v dalsim kroce
transformujeme napojenim okrajovych hran (hrany protilehlych podstav rotac¢niho vélce).
Tim vznikne torus (anuloid), jehoz povrch obsahuje doménu D i s inventarizacni siti. Pro
libovolny ndhodny vektor posunu inventarizacni sité je pak zajisténo, ze sit nevystoupi
z vybérového ramce F s pevnou velikosti a umisténim vzhledem k doméné D. Pti ndhod-
nych posunech inventarizacni sit - obrazné feceno - klouze po povrchu toru.

Typicky jsou pozadovany odhady pro celou fadu geografickych domén vytvarejicich hi-
erarchickd ¢lenéni (NUTS jednotky, jinak vymezené geografické oblasti). Nejsou-li prirodni
podminky zkoumaného tizemi velmi rtiiznorodé voli se definice ramce F tak, aby obsahoval
sjednoceni vSech uvazovanych domén, kterym je v pripadé NIL celé tizemi statu. Pri tomto
pojeti, je tizemi statu geografickou doménou nejvyssi uvazované trovneé - nikoli samotnym
vybérovym ramcem.

Pii systematickém vybéru jsou inventarizacni body umistény do stfedu (respektive na
pruseciky linif) zatimco pfi prostorové stratifikovaném vybéru zcela ndhodné dovniti kaz-
dého z inventariza¢nich blokt (prostorovych strat). Na rozdil od vybérového ramce F nelze
v typickém piipadé doménu D bezezbytku délit na vzajemné navazujici a neprekryvajici se
inventariza¢ni bloky. Casti nékteryjch inventariza¢nich blokt vétsinou zasahuji mimo do-
ménu D. Vysledkem ndhodného posunu inventarizacni sité vaci D, popripadé nahodného
generovani polohy inventarizac¢nich bodu (vychozich bodu traktt) uvnitt kazdého z bloku,
je proménlivé mnozstvi inventarizacnich boda uvnitt domény D. Velikost vybéru v D je
pri pouziti zde uvazovanych vybérovych designi nekonstantni.

Vzorce pro bodové odhady a jejich rozptyl, tak jak jsou uvedeny v sekci A, plati a
u¢inéné odhady jsou nestranné pro vybéry konstantni velikosti (viz druhy odstavec na
strané 21). Pevnou velikost vybéru lze zajistit formélnim ztotoZnénim zdjmové oblasti D
s vybérovym ramcem F. Pii soucasném predefinovani funkce lokalni hustoty tak, aby
v oblastech vné D, ale v rdmci F méla tato funkce pausalné nulovou hodnotu. Dosdhneme
tak stavu, kdy thrn kterékoli veli¢iny v rdmci D bude roven tthrnu téze veli¢iny v rdmci F.
Nestranny odhad tthrnu v F je zaroven nestrannym odhadem thrnu v zadjmové oblasti D.
Touto alternativou, ackoli je relevantni pro nékteré typy pouzivanych inventarizac¢nich
siti [Stevens, 1997], se zde déle nezabyvdme. Zduvodnéni je jednak ve vyssi vypocetni
nérocnosti (do vypooctu odhadu pro stat i jeho podoblasti vstupuji pokazdé vSechny
inventarizaéni body), ale téz v navyseni odhadu rozptylu pfi pouziti vypoctovych vzorcu
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zalozenych na predpokladu zcela ndhodného rozmisténi inventarizac¢nich bodi v F. Faktem
vsak, je ze pii odhadu pro atributové domény je nahrazovani lokalnich hustot (¢i vélicin
z nichz, je lokalni hustota nésledné odvozena) nulami standardni postup, viz sekce 2.3.

Dle Cordyho [1993, sekce 3 od strany 359] lze k nekonstantni velikosti vybéru v D
pristoupit dvojim zplisobem:

e pojeti nestrannosti bodového odhadu a jeho rozptylu podminéné na velikosti vybéru
(conditional inference);

e nahrazenim hodnot hustoty vybéru a parové hustoty vybéru inventarizacnich bodu
(vychozich bodu trakti) jejich ocekdvanymi hodnotami (pfes vSechny mozné velikosti
vybéru) - pii této varianté jsou odhady a jejich rozptyl nestranné nepodminéné na
realizované velikosti vybéru (unconditional inference, sekce E od strany 31)

Odhady nestranné podminéné na realizované velikosti vybéru maji lepsi statistické
vlastnosti - nizsi rozptyl, ocekdvand hodnota chyby podminéné na velikosti vybéru (condi-
tional bias) je rovna nule. Ponévadz je vsak pii vypoctu odhadu v geografickych doménéch
pouzito jinych (doménové specifickych) vybérovych vah nez pti odhadu pro celek, nejsou
odhady thrnu geograficky aditivni.

Z dtuvodu pozadavku aditivity odhadi ithrnu (definice aditivity je uvedena v priloze F)
byly pro vyhodnoceni NIL2 na zdkladé dat inventarizac¢ni sité NIL1 pouzity odhady ne-
stranné nepodminéné (druhd vyse jmenovand varianta). Vzhledem k velkym ocekavanym
velikostem vybéru v CR i v uvazovanych podoblastech lze o¢ekavat prakticky zanedbatelné
zvyseni rozptylu a chybu thrnu podminénou rozdily realizovanych a o¢ekavanych velikosti
vybéru.

Priblizné systematické rozmisténi inventarizac¢nich bodu v siti NIL1 ve spojeni s po-
mérné kompaktnim tvarem geografickych domén vyrazné snizuji variabilitu poc¢tu inventa-
riza¢nich bodt v geografickych doménach. Hodnoty podilu smérodatné odchylky'? poctu
inventarizac¢nich trakt v geografické doméné (rozsitené o obalovou zénu o velikosti 300 m)
a o¢ekdvaného poctu traktu v geografické doméné se pohybuji od 0.28 % pro Jihocesky
kraj az po 1.59 % pro Hlavni mésto Prahu. Na tirovni celé CR byla hodnota varia¢niho
koeficientu odhadnuta na 0.14 %. Nevyhody odhadu tihrnu nestranného nepodminéné se
tak tim spiSe dostavaji na prakticky zanedbatelnou trovern.

D Odhady rozptylu v projektech NIL

Zcela ndhodny vybér inventarizacnich bodt v zajmové oblasti D zpravidla neni vhodnym
postupem v porovnani se systematickymi a prostorové stratifikovanymi vybéry, které za-
jistuji rovnomérnéjsi pokryti D inventariza¢nimi body [Cochran, 1977, kapitoly 8.9, 8.10
a 8.13, strany 219, 221, 227|, [Cordy & Thompson, 1995, prvni odstavec na strané 174],
[Stevens, 1997, sekce 3, strana 171], [Barabesi, 2003, druhy odstavec, strana 356], [Ripley,
2004, kapitola 3 od strany 19|, [Heikkinen, 2006, kapitola 10, od strany 155], [Gregoire &
Valentine, 2008, sekce 3.2.2, od strany 49].

Na neprilis vzdalenych inventarizacnich bodech lze z divodu casto se vyskytujici po-
zitivni prostorové korelace, o¢ekavat podobné hodnoty sledované veli¢iny. Vybérem rela-
tivné blizkych inventarizacnich boda dochézi ke snizeni mnozstvi informace, kterou by
bylo mozné ziskat, pokud by na bodech, v priméru vzajemné vice vzdalenych, byly pozo-
rovany hodnoty rozdilnéjsi. Efektivni vybérové designy proto néjakym zptisobem omezuji
(m(z4,2;) — 0 pro velmi blizké body z;, x; € D), nebo pifmo vylucuji moznost vybéru

120dhadnuté na zakladé simulovanych vybéri dle designu sité NILI.
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vzajemné blizkych inventarizac¢nich bodt. Tim je zajisténa vétsi variabilita hodnot lokalni
hustoty na inventarizacnich bodech v ramci vybéru a soucasné dochazi ke snizeni variabi-
lity bodovych odhadi mezi vybéry tj. ke zvysSeni presnosti odhadu cilového parametru.

V krajnim pripadé neni splnéna podminka (30) (sekce A, strana 20). Horwitz-Thomp-
sonovy ani Sen-Yates-Grundyho vzorce pak nelze pouzit k ziskdni nestrannych odhadt
rozptylu a nezbyva nez hledat vhodné alternativy. S timto omezenim se typicky setkame
u systematickych a prostorové stratifikovanych vybéra s jednim bodem v kazdém z pevné
danych strat angl. tesselation stratified sampling ve zkratce TS [Cordy & Thompson, 1995],
popripadé CTS (z angl. congruent tesselation stratified sampling) [Stevens, 1997] nebo
TSS [Barabesi & Franceschi, 2010], ale také v pfipadé inventarizacéni sité NIL1 odvozené
od systematického vybéru (quasi-systematicky vybeér).

Nestrannost odhadu vétsinou nebyva striktnim pozadavkem. V praxi se pouziva fada
odhadu (nejen rozptylu), které, ackoli nejsou nestranné, maji jiné prednosti napriklad
mensi rozptyl respektive stfedni kvadratickou chybu [Andél, 1978, kapitola XV.1, strana
252]. Mezi odhady maji zvlastni postaveni odhady asymptoticky nestranné a konzistentni.
Zjednodusené receno, ocekavand hodnota téchto odhadu se pri vzrustajici velikosti vybéru
priblizuje skuteéné hodnoté parametru v populaci (ne zcela ustilené definice viz. [Rao,
1965, sekce 5c.1, strana 344], [Cochran, 1977, kapitola 2.4, strana 21], [Sarndal et al. ,
2003, kapitola 5.3 od strany 166], [Gregoire & Valentine, 2008, sekce 2.2.1, strana 19]).
Pokud neexistuji, nebo nejsou-li znamy nestranné, konzistentni odhady rozptylu vhodné
pro konkrétni vybérovy design a vlastnosti populace, lze v nékterych pripadech pouzit
alesponi konzervativni odhady, které skuteény rozptyl nadhodnocuji. Intervalovy odhad
konstruovany na zékladé konzervativniho odhadu rozptylu (pfi spravném postupu odpo-
vidajicim rozdéleni pravdépodobnosti bodového odhadu) zachyti skute¢nou hodnotu od-
hadovaného parametru s pravdépodobnosti vétsi nez nominalni (1 — «). Statisticka jistota
téchto konzervativnich intervalovych odhadi je tedy vyssi nez nominalni.

7 hlediska aplikaci je idealni, aby nestrannost, konzistence pripadné konzervativnost
odhadu rozptylu vyplyvaly z pouzitého designu a nebyly nijak podminény vlastnostmi
populace tj. vlastnostmi funkce lokalni hustoty Y (x). Bohuzel, pro designy nesplnujicich
podminku (30) (sekce A, strana 20) je takovy stav budto pfimo vyloucen (nestranné
odhady), nebo jde o jev spiSe vyjimecny. Vyhodou vsak zistéava, pokud je alespon néktera
z pozitivnich vlastnosti odhadu podminéna takovymi vlastnostmi lokalni hustoty, které
lze pro danou populaci redlné ocekdvat - napriklad predpoklad kladné prostorové korelace
lokalni hustoty pri vybérovych Setfenich v oblasti zivotniho prostredi.

Pro vybéry nespliujici podminku (30) je bézné pouzivana aproximace 7 (z;, ;) = n(n—
1)/A(D) odpovidajici zcela ndhodnému vybéru inventariza¢nich bodu v D viz (38) (pfiloha
A.1, strana 23). Odhad rozptylu parametru 6 populace ziskany s touto aproximaci je ve
vétsiné pripadia NIL (pozitivni prostorova korelace lokalni hustoty), nikoli vSak zakonité
(mozné periodicita funkce lokalni hustoty), konzervativni tj. plati

E[Vurs(0)| > v(9) . (95)

E Odhad thrnu nestranny nepodminéné na velikosti vybéru

Pri tomto pristupu k nekonstantni velikosti vybéru v D se vychazi ze znalosti pripadné
aproximace ocekavané hustoty 7(x) vybéru na bodé x a parové hustoty 7(x;, x;), které ve
vzorcich (28), (29), (31), (32) nahradi hustoty n(z) a m(z;, ;) viz Cordy [1993, sekce 3,
strana 359].
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7(x) = E[wnD (m)] = Z A, T () (96)

(i, 25) = E[WnD(xi,xj)] = ZanDrrn(xi,xj) (97)

Sumy ve vzorcich (96) a (97) jsou pres vSechny mozné velikosti vybéru, oy, je prav-
dépodobnost, ze pii realizaci vybérového designu ziskdme vybér o velikosti np (pravé np
inventariza¢nich bodu padne dovniti D).

Ocekavanou hodnotu 7(x) lze v nékterych pripadech ziskat i bez explicitni znalosti
pravdépodobnosti a,,,. Pro neinformativni vybérové designy, kdy vybér bodu z nijak
nezavisi na hodnoté hustoty Y (z) ani na veli¢inach s Y (z) korelovanych, plati

Ttnp (2) = np A"N(D) . (98)

Vyraz A(D) predstavuje velikost (plochu, Lebesgueovu miru) domény D. Po vytknuti
konstanty A~!(D) miiZeme misto (96) psit

w(z) = A7H(D) ) ampnp = np A7(D) (99)
kde np je ocekavana (stfedni) hodnota velikosti vybéru. Pro np zjevné plati
np = MDA (e) (100)

kde A(c) je pevna velikost inventariza¢niho bloku. Dosazenim (100) do (99) dojde k vykré-
ceni A\(D). Oc¢ekavanou hodnotu hustoty vybéru bodu x lze ve shodé s intuitivni predstavou
ziskat dle (101) jako pfevracenou hodnotu pevné velikosti inventarizacniho bloku

7(x) = Mc)™L. (101)

Pro nékteré v praxi ¢asto pouzivané inventariza¢ni sité nespliuje hustota m,, (z;, ;)
podminku (30) (sekce A), proto je zpravidla pouzivdna aproximace odpovidajici zcela
nahodnému vybéru. Je-li velikost vybéru v zajmové oblasti D nekonstantni, mizeme hus-
totu (x4, z;) aproximovat 102

T_F(.’L'i,l'j) r ﬁD(ﬁD -1+ V(TLD)/?_%D)/\72(D) . (102)

Vychézi se z konstrukce, kdy je pro kazdy z hypoteticky opakovanych vybériu ndhodné
velikosti np uvazovdna parovd hustota m,, (z;,z;) = np(np — 1)/A?(D). Pro oéekévanou
hodnotu parové hustoty 7(x;, ;) (pres vSechny mozné velikosti vybéru) pak mizeme psat:

(103)

m(zs,z5) ~ E[nD(nD — 1)} _ E(n%) —E(np)  E(n}) —np ‘

A(D) N(D)  N(D)
Ocekévand hodnota E(np) je ddna (100). O&ekavanou hodnotu E(n%,) vyjadiime s po-

moci rovnice (104) viz. Andél [1978, vzorec 12 na strané 14]

V(np) = E(nh) — E*(np) . (104)

Rozptyl V(np) po¢tu inventarizac¢nich bodu vybranych v D sice pfesné nezname, ale
pro zajmové oblasti vymezené mapou jej, stejné jako ocekavanou hodnotu E(n%), muzeme
velmi presné odhadnout na zdkladé simulovanych vybéra. Dosazenim do (103) ziskdme
aproximaci (102).
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Pribliznou hodnotu E(n%) muzeme odvodit také na zakladé Taylorovy aproximace
funkce n%, v okoli E(n%,) viz (105) a (106)

n? ~ E(n?) + 24 /E(n%){nl) — E(nQD)} : (105)

E(n}) ~ E(n}h) + 24/E(n})E(np) — 2E(n})
~ E%(np) = 0% . (106)

Vysledek odpovida feseni rovnice (104) se zanedbanim hodnoty rozptylu V(np). Apro-
ximace n% podhodnocuje E(n%) pravé o hodnotu rozptylu V(np). Dosazenim 72, za E(n%))
do (103) ziskdme aproximaci (107)

np(np — 1)
A(D)
Vzhledem k relativné velkym vybéram NIL a vzhledem k pouziti inventarizac¢nich

siti, které rovnomérnd pokryvaji zdjmové oblasti, se nabiz{ efekt podhodnoceni E(n%)

zanedbat. Dusledkem je vSak neznamé snizeni konzervativnosti odhadu rozptylu pod tro-

ven, kterd by odpovidala samotnému nahrazeni parové hustoty hustotami pro nahodny
vybér np bodu. Proto pii vyhodnoceni NIL dle této metodiky pracujeme s aproximaci
parové hustoty (102) s tim, ze rozptyl V(np) je odhadovan pomoci simulovanych vybér.

Vzorce odvozené pro zcela ndhodny vybér pevného poctu n boda v D (viz piiloha A.1
od strany 23) upravime na zakladé (99) a (102) do podoby zohlednujici nekonstantni
velikost vybéru nésledovné:

(s, 25) & (107)

A

Y = Z }_/(95) _ )\(D)M — )‘(C)ZY(@ = AD)Y , (108)

LUESDxES Tr(aj) ,r_lD xTeES
o XD) = o2
V() = nD—1+V(nD)/nD{Y 4y [V( p)/fip 1]} (109)

Vzorec (109) ziskdme pouzitim (99) a (102) v ramci odvozeni odhadu rozptylu ve

vzorcich (47) az (51) (priloha A.1, strana 23). Symbol Y2 je podil sumy &tvercii lokalni

hustoty a oéekdvaného poétu np inventarizaénich boda v D. Clen Y? oznauje druhou
mocninu podilu sumy lokalnich hustot a np.

EY)=Y (110)

Odhadu rozptylu je prfi aproximaci 102 pro (quasi-)systematické nebo prostorové stra-
tifikované sité a za predpokladu pozitivni prostorové korelace hodnot lokalni hustoty kon-
zervativni nepodminéné na velikosti vybéru v D, tj. plati

E[()] > v(¥). (111)

Odhady nestranné nepodminéné na velikosti vybéru v D jsou vhodné zejména v pii-
padé, kdy je potieba porovnat vybérové designy na zdkladé ocekavané presnosti. Pii této
uloze totiz nelze vychéazet z konkrétni velikosti vybéru v D, protoze ta pri budoucim, re-
alném provedeni vybéru viibec nemusi nastat. Z hlediska vyhodnoceni jiz realizovanych
vybérovych Setfeni jsou tyto odhady vhodné tam, kde je ocekdvina nebo pozadovana
aditivita odhadti, viz ptiloga F od strany 34.
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Pro konkrétni velikost vybéru np # np tvrzeni o nestrannosti bodového odhadu thrnu
neplati, coz je jistou nevyhodou v porovnani s odhady nestrannymi (konzervativnimi) pod-
minéné na velikosti vybéru. V podminkéch odhadu v siti NIL1 (nizka variabilita velikosti
vybéru v D silnd konzervativnost odhadu rozptylu) zustéva tato nevyhoda pouze v teo-
retické roviné - hodnoty vychyleni a navyseni rozptylu jsou prakticky zanedbatelné. Dalsi
komentar tykajici se NIL je uveden v zavéru sekce C od strany 29.

F Geograficki a atributova aditivita odhadu

Geografickou aditivitu odhadu vyjadfuje rovnice (112)

k
b b = ZIQD“ (112)

podle niz je odhad vypocteny pro libovolnou geografickou doménu danou sjednoce-
nim Uf;l D; domén D1, Ds...D; presné roven souc¢tu odhadu vypoctenych jednotlivé
pro kazdou z k uvazovanych domén.

Atributova aditivita je definovdna analogicky:

J
Our,a, = ZIGA],, (113)
1=

kde A; znaci jednotlivé atributové domény (napiiklad skupiny dfevin, ¢i kategorii
prirozenosti lesntho porostu).

Atributoveé aditivni jsou vSechny odhady thrnu a velké ¢ast odhadu podilu pocéitanych
dle této metodiky. Poruseni aditivity podilu je logickym disledkem atributového tridéni
odhadu ve jmenovateli - aditivita je splnéna pouze v rdmci podskupin atributového cle-
néni vymezenych spole¢nou atributovou doménou jmenovatele. Prikladem je zasoba diivi
na hektar porostni pudy clenénd dle dfevin (Citatel podilu) a kategorii vlastnictvi lesa
(jmenovatel podilu), kdy jsou odhady dle dfevin aditivni pouze v rdmci jednotlivych ka-
tegorii vlastnictvi.

Aditivita byva preferovana z pohledu koncového uzivatele vysledki NIL. Vyhodou adi-
tivnich odhadt je moznost implementace kontrolnich mechanizmii procesu vyhodnoceni.
Nejsou-li vysledné odhady geograficky ¢i atributové aditivni, muselo dojit k chybam pri
pripravé dat ¢i samotném vypoctu. Kontrola aditivity je velmi prinosna pri velkém poctu
vyhodnocovanych oblasti a atributovych domén (pfipad NIL).

G Intervalovy odhad a jeho statisticka jistota

Statistickd jistota intervalového odhadu CI = [CI~;CI*] se shoduje s pravdépodob-
nosti P ve vzorci (114), kde CI~ a CI*' predstavuji spodni respektive horni mez odhadu.
Design-based pristup tuto pravdépodobnost definuje jako ocekdvany podil intervalovych
odhad, které pfi opakovaném provedeni vybéru se stejnym designem (na zakladé kazdého
z uvazovanych vybéru je konstruovan jeden intervalovy odhad) zachyti skute¢nou hodnotu
neznamého parametru 6 populace. Obecnym pozadavkem je, aby skuteéna statisticka jis-
tota intervalového odhadu odpovidala zvolené nominalni hodnoté 1 — «, kde « (hladina
vyznamnosti) predstavuje podil intervalovych odhadi, které nezachyti skutecnou hodnotu
parametru 6.

P(CI"<0<CI")=1-qa (114)
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Intervalové odhady podle této metodiky jsou konstruovany néasledovneé:

A A

CIl = é + Z(l_a/g) V( ) (115)

kde predstavuje bodovy odhad nezndmého parametru populace 6, V(é) je odhad

rozptylu V(é) a z(1—-q/2) je (1 —a/2) kvantil standardizovaného normélniho rozdéleni. Dle
Sarndala a kol. [2003, kapitola 2.11, strana 56] bude intervalovy odhad (115) obsahovat
nezndmou hodnotu parametru 6 pro priblizné (1 — a)% pripada opakovani vybéru, pokud
jsou splnény nasledujici podminky:

1. Rozdéleni pravdépodobnosti bodového odhadu je priblizné normalni s ocekavanou
(stfedni) hodnotou 6§ a rozptylem V(6).

2. Existuje konzistentn{ odhad ¥ (0) rozptylu V(é)

Prvni podminka pozaduje, aby podil (116) mél pfiblizné standardizované normalni
rozdéleni NV (0, 1)
0—0
v(0)

(116)

Aproximaci rozdéleni pravdépodobnosti bodového odhadu rozdélenim normalnim lze zdu-
vodnit platnosti centralnich limitnich vét. Za urcitych, velmi obecnych podminek maji
soucty nezavislych, ndhodnych veli¢in asymptoticky normélni rozdéleni [Rao, 1965, sekce
2¢.5, strana 126], [Andél, 1978, kapitola X.3, strana 184]. Bodovy odhad dle (28) a rada
dalsich jsou velmi ¢asto takovymi soucty, proto lze jejich rozdéleni pro dostatecné velké vy-
béry aproximovat normalnim. Neexistuje vSak obecné platné pravidlo pro posouzeni, zda je
velikost vybéru dostateénd pro pouziti normalni aproximace [Cochran, 1977, kapitola 2.15,
od strany 39|, [Sarndal et al. , 2003, pozndmky 2.11.2 a 2.11.3 na strané 57], [Gregoire &
Valentine, 2008, kapitola 2.3, strana 31]. Cochran [1977, kapitola 2.15, strana 42] navrhuje
ptiblizny vztah (117) pro hrubou identifikaci pfipadu, kdy na normalni aproximaci nelze
spoléhat

Nomin > 25G* (117)

kde (G; je Fisherova mira sikmosti a 7,4, je minimalni pozadovana velikost vybéru.
Postup je pouzitelny pro populace, jejichz odchylka od normality je ddna predevsim asy-
metrii rozdéleni. Vzorec (117) je dle Cochrana navrzen tak, aby 95% intervalové odhady
neminuly skute¢nou polohu stfedni hodnoty ve vice jak 6% pripad.

Pouziti tohoto kritéria bylo testovano na simulovanych odhadech celkové a hektarové
zésoby drivi, a dale plochy lesa. Pti simulacich byly opakované vybirany inventarizac¢ni
body dle designu sité NIL1 (celkem 2000 simulaci vybéru v siti NIL1). Prvni modelovou
populaci byla zasoba drivi dle databaze lesnich hospodaiskych plant a osnov pokryvajici
celé tizemi CR (pfiblizné 2,7 mil. ha). Druhou byla mapa vyskytu kategorie pozemki
Les, ktera vznikla v ramci prvniho cyklu NIL digitalizaci ortofotomap ziskanych leteckym
snimkovanim (mapa OLIL, taktéz zhruba 2,7 mil. ha tzemi v rdmci CR, 96% tematicka
spravnost). Odhady byly poéitany pro trovenn CR, kraji i okresii, v pifpadé zasoby difvi
téz pro atributové domény ,jehlicnany“ a ,listnace“.

Pokud kritérium (117) indikovalo dostatecnou velikost vybéru, nebyla pro zadnou
z kombinaci odhadovaného parametru, geografické a atributové domény zjisténa nizsi nez
Cochranem deklarovand minimalni statistickd jistota 94%. Nedostatecna velikost vybéru

35



byla detekovana pti odhadech v okresech pro malo zastoupené atributové domény - napti-
klad odhad celkové zdsoby jehlicnanu v okrese Breclav, ¢i odhad zdsoby listnact v okrese
Zdar nad Sidzavou. Ve vice nez 80% piipadii, kdy byla detekovdna nedostatecnd velikost
vybéru, nedoslo k poklesu statistické jistoty pod 94%. Tento vysledek pri¢itdme soucasné
konzervativnosti (navyseni) odhadu rozptylu, viz priloha C.

Existuji-li pochybnosti o spravnosti postupu vyuzivajictho normélni aproximace, nabizi
se alternativni reseni zalozené na transformaci hodnot lokalni hustoty s cilem priblizeni
jejiho rozdéleni pravdépodobnosti k rozdéleni normélnimu. Po provedeni vhodné trans-
formace lokalni hustoty 1ze vypocist bodové a intervalové odhady a tyto nasledné zpétné
transformovat tak, aby odpovidaly ptivodni proménné.

Problematiku transformaci na normalni rozdéleni a jejich vyuziti pro konstrukci inter-
valovych odhadu lze dohledat v praci Melouna a Militkého [1998, sekce 2.1.4 a sekce 2.1.5
od strany 85 a 90]. Sakia [1992] publikoval pfehled vénovany Box-Cox transformacim,
které patii mezi nejéastéji pouzivané transformace vibec. Li [2008] se ve své préci zabyval
pouzitim Box-Cox transformace ve spojeni s generalizovanym regresnim odhadem.

Odhady pocitané na zakladé transformovanych veli¢in nejsou aditivni v doménéach,
mezi nimiz byly provedeny rtzné transformace lokéalnich hustot (tyka se geografické i atri-
butové aditivity, viz priloha F. Proto nejsou transformace pfi vyhodnoceni NIL rutinné
pouzivany.

Alternativa, kterou navrhuji Gregoire & Valentine [2008], spoc¢iva v konstrukei kon-
zervativniho intervalového odhadu na zakladé vzorce (118) vychézejiciho z Cebysevova

teorému
0 — k\/V(0) <9<9A+kzq/V(é)] >1—%. (118)

Horni a dolni mez intervalového odhadu jsou pocitany dle vzorce (119), ktery stejné

A

jako (115) pouziva odhad V(H) na misto skutecné hodnoty rozptylu V(G)

P

A

ClL, =0+ k\/V(0) . (119)

Tato konstrukce intervalového odhadu nevyzaduje splnéni zadnych predpokladii o roz-
déleni pravdépodobnosti bodového odhadu. Porovnanim hodnoty k& = 4.47 ptiblizné od-
povidajici statistické jistoté 95% (a = 0.05) s kvantilem standardizovaného norméalniho
rozdéleni z;_q/9 = 1.96 pouzivanym v rdmci (115) je na prvni pohled zfejmé, ze cenou za
obecnost feseni jsou podstatné sirsi intervalové odhady.

Ponékud uzsi meze intervalového odhadu lze stanovit na zakladé teorému Vysochan-

ského a Petunina
P[é —k\/V(0) <0 <0+k\/V(D)

kdy horni a dolni mez intervalového odhadu jsou pocitany taktéz dle vzorce (119), ale
s dosazenim odpovidajici hodnoty & (2.98 pro 95% statistickou jistotu). Sitka intervalového
odhadu je zde na trovni 2/3 §itky intervalu konstruovaného dle Cebysevova teorému. Tento
postup je mozny pouze pro parametry, u nichz lze predpoklddat unimodalni rozdéleni
pravdépodobnosti s koneénym rozptylem. Domnivame se, Ze tyto vlastnosti ma vétsina -
ne-li vSechny - odhady NIL.

Spoleénym ,nedostatkem® jak postupu na zédkladé Cebysevova, tak i Vysochanského-
Petuninova teorému, je dosazeni odhadnuté hodnoty rozptylu do (119) namisto hodnoty
skutecné, kterou pri vybérovém sSetfeni NIL nezname. Pii potencidlnim podhodnoceni

2

>1- o,
352

(120)
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odhadu rozptylu neni garantovana pozadovand statisticka jistota. Faktem je, ze odhady
rozptylu NIL (zejména jednofdzové odhady uhrnu) byvaji nadhodnocené, viz priloha D.
Domnivame se také, Ze jsou konzistentni (viz ddle). Na druhou stranu, bézné velikosti vy-
béru NIL ve standardné uvazovanych geografickych doménach (kraje) se pohybuji v fadu
stovek az nékolika tisic inventarizac¢nich bodt. Proto predpokladame, zZe intervalové od-
hady na zdkladé normélni aproximace (115) jsou v ptipadé NIL a ji publikovanych odhada
vyhovujici.

Z prvni podminky formulované na strané 35 dale vyplyva, ze odhad 6 mé byt nestranny.
Neni-li tomu tak, jednd se o odhad vychyleny, coz znamend, ze pri konkrétni velikosti
vybéru existuje nenulovy rozdil ocekavané E(é) a skuteéné hodnoty parametru 6 popu-
lace. Tento rozdil nazyvame vychylenim odhadu [Andél, 1978, kapitola XV.1, strana 254]
(angl. bias). Séarndal et al. [2003, kapitola 5.2, od strany 163] kvantifikovali vliv vychyleni
bodového odhadu na skuteénou statistickou jistotu intervalového odhadu (115). Autori
konstatuji, ze pfi nomindlni statistické jistoté (1 —a) = 0.95 a 10% vychyleni vzhledem ke
smérodatné odchylce bodového odhadu ¢ini skutecnd statistickd jistota 0.9489. Jesté pri
pomérné vysokych hodnotéch vychyleni mezi 10% az 50% smérodatné odchylky bodového
odhadu neklesa skutecnd statisticka jistota intervalového odhadu pod 0.9210. Srovnatelny
prehled publikoval jiz diive Cochran [1977, kapitola 1.8, od strany 12]. Ponévadz je od-
had (28) nestranny, muze pri jeho spravném pouziti dojit k vychyleni pouze z divodu
systematickych chyb Setfeni a jinych nedostatkil sbéru a zpracovani dat.

Druhéd podminka pozadujici konzistenci odhadu rozptylu je nezbytna, ponévadz pii
konstrukci intervalového odhadu zpravidla nezname skute¢nou hodnotu rozptylu V(é)
Na aproximaci normalnim rozdélenim tak spoléhdme ackoli je ve jmenovateli (116) pouzit
odhad v(é) misto V(é) Sarndal et al. [2003, kapitola 2.11, strana 56] vyznam konzistence
vysvétluji pomoci (121).

(121)

Za predpokladu konzistence V(é) a pro dostatecné velké vybéry se [V(é) /V (é)]l/ 7y vy-
sokou pravdépodobnosti blizi jedné. Tato tendence je dale podtrzena odmocninou ve
vzorci (121). Chybu z nahrazeni rozptylu V(é) jeho odhadem V(@) tak pri dostatecné
velikosti vybéru zanedbavame. Ackoli byvaji nestranné odhady casto zaroven i konzis-
tentni, nejedna se o pravidlo. Proto je tfeba upozornit, ze samotnd nestrannost odhadu
rozptylu neni postacujici podminkou pro konstrukei intervalového odhadu dle (115), jehoz
statistickd jistota ma odpovidat nominalni hodnoté (1 — «).

Statisticka jistota tizce souvisi s konzervativnosti odhadu rozptylu. Ta je casto oceka-
vana pouze na zakladé urcitych predpokladi o populaci, které ale nemusi byt ve skute¢nosti
vibec splnény. V zavislosti na v praxi ne vzdy zcela znamych vlastnostech populace miize
byt zvoleny odhad rozptylu az prilis konzervativni nebo naopak antikonzervativni, ¢ehoz
si pri interpretaci vysledkti nemusime byt védomi. V prvnim pfipadé ziskdme netimérné
siroky intervalovy odhad v porovnani s sitkou, kterda by odpovidala nominalni statistické
jistoté (1 — «) - uvaddéna presnost cilového parametru je nizsi nez skutecna. Ve druhém
pripadé je sitka intervalového odhadu naopak nedostate¢na - skutecné statisticka jistota
nedosahuje nominalni hodnoty (1 — «) a odhad cilového parametru se jevi presnéjsi nez ve
skutecnosti je. Nékdy muze byt vhodnéjsi pouzit mirné antikonzervativni nez silné kon-
zervativni odhad rozptylu - volba zpravidla zavisi na aplikaci, na pripadném splnéni ¢i
nesplnéni predpokladii, za kterych je ten ktery odhad (anti)konzervativni a samoziejmé
i na dalsich vlastnostech odhadu rozptylu (garance kladnych hodnot, stabilita).
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