Kapitel 4

ESTIMATION OG TESTNING I EN POLYNOMIALFORDELING

Vi betragter fglgende model: 2 = (x1,...,x)) antages at veere den ob-
serverede veerdi af en stokastisk variabel X = (Xy,...,Xg), som er
polynomialfordelt af orden k& med (kendt) antalsparameter n og ukendte
sandsynlighedsparametre (p1,...,pk)-

Observationsrummet betegnes
D(n,k) :{(.I’l,...,l'k;) € NIS |'T1++'Tk :n},
og parameterrummet

Ak:{(pl,-..,pk)Ele_ |p1+...+pk:1}'

Dette kapitel handler om, hvordan man i denne model estimerer sand-
synlighedsparametrene og tester hypoteser af formen

(P1,-..,PK) € O

for passende delmaengder ©y C Ag.

4.1. Estimation.

Likelihoodfunktionen bliver abenbart

n

L . = Tt prk

(1, PK) <$1 - _mk>p1 Pt

og log-likelihood’en (idet logaritmen til polynomialkoefficienten ignor-
eres)

l(p1,...,pK) = x1logpr + -+ - + x5 log pg,

Pa grund af parameterrummets specielle udseende kan vi ikke maksimere
denne funktion bare ved at differentiere efter hver af de k parametre og
sette resultatet lig med 0. Da parameterrummet Ay jo er defineret som
mangden af s@t (p1,...,pr) af positive tal, der opfylder betingelsen

Pt e =1,

er der tale om et maksimeringsproblem under bibetingelser, som kan
lgses ved hjeelp af Lagrange multiplikatorer pa folgende made. Betragt
ligningssystemet

d

2o U pe) = Apr ) =0, =10k,
Dj

20



Estimation 4.1

prtodpp =1

Hvis vi kan Igse disse k + 1 ligninger med hensyn til de k£ + 1 ubek-
endte p1,...,pr og A, far vi et szt parametre der med lidt held mak-
simerer funktionen I(p1,...,px) — A(p1 + - -+ px) pa Rﬁ som funktion
af (p1,...,px). Hvis dette faktisk er tilfseldet (det skal naturligvis un-
derspges), vil dette saet af parametre ogsa maksimere funktionen under
bibetingelsen. Og da sidste led —A(p1 +- - -+ px) er konstant under bibe-
tingelsen, folger det, at dette seet af parametre ogsa maksimerer forste
led I(p1,...,pr) under bibetingelsen.

Ligningssystemet bliver i dette tilfaelde

B xN=0,j=1,...,k
p;

P+ +pr=1
De k fgrste ligninger kan ogsa skrives

ZL'j:pj)\,j:l,...,k,

og ved at addere disse ligninger og indsatte bibetingelsen far vi, at der
ma gelde A = x1 + - - - + xp, = n. Herefter bliver de k fgrste ligninger til

r; =pin, g=1,...,k,

med lgsning
oy
Pi=

Og det er ikke sveert at indse, at funktionen

z1logpr + - +xplogpy — n(p1 + - + pi)

som funktion af (p1,...,px) € R’i faktisk har maksimum i dette punkt,
idet den kan skrives som sum af k funktioner z;logp; — np; af hver sit
argument, som er lette at undersgge. Heraf fglger, at den ogsa som funk-
tion pa Ay har maksimum i dette punkt, dvs. at maksimum-likelihood
estimatoren i polynomialfordelingen er

R Zj

bj = ;]7
hvilket ma siges at veere intuitivt rimeligt nar man teenker pa polynomi-
alfordelingens definition og fortolkningen af parametrene (p1,...,pg)-

Man kan i gvrigt ogsa indse dette uden brug af Lagrange multiplikatorer.
I stedet for at parametrisere ved (p1,...,px) kan vi erstatte po, ..., pg

med
D2

My = ————
P2t

’
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Test for dimensionsreducerende hypotese 4.2

Pk

T = ———————————
P2t ok

De nye parametre mo, ..., kan fortolkes som betingede sandsynlig-
heder for, at det enkelte udfald (jvf. polynomialfordelingens fortolkning
som fordelingen af et sat af antal) falder i kategorierne 2,..., k, givet
at det falder i en af disse. Det er let at se, at vi herved far en ny
parametrisering af den samme model ved parametrene p; €]0,1[ og
(ma,...,m) € Ag_1. Likelihooden bliver, som funktion af de nye pa-
rametre (med udeladelse af polynomialkoefficienten)

p”lvl (p2 + ... +pk)$2+~--+$kﬂ.£262 . 'ﬂ-Zk
=p'(1—p)" "rwg? ..ok

Hermed har vi faet omskrevet likelihoodfunktionen til et produkt af

pit (1 —p)" ™

’

der som funktion af p; er en almindelig binomial-likelihood, og
o2 .. T"

som er en polynomial likelihood af orden & — 1. Da disse to led kan
maksimeres hver for sig, har vi hermed, ved at reducere problemet til
et problem af samme slags af orden £ — 1 i stedet for k, lagt op til et
induktionsargument, der umiddelbart fgrer til det pastaede resultat.

Hvis man vil angive en usikkerhed pa det enkelte estimat p;, kan man

benytte at dette som stokastisk variabel p; = % har varians %pj(l —Dj),
idet X; jo er binomialfordelt (n,p;). Man kan sa indsaette p; for p; i
dette udtryk, og i gvrigt ga frem som i kapitel 2 (side 7).

4.2. Test for dimensionsreducerende hypotese.

Ved en dimensionsreducerende hypotese forstar vi en hypotese af formen

(pla o 7pk) € 907

hvor ©gy er en delmaengde af Ay af dimension dy < d = k — 1, som
opfylder passende “glathedsbetingelser”. En fuldsteendig matematisk
pracisering af disse glathedsbetingelser ma vi afsta fra her. Vi ngjes
med, ved eksempler og lgs snak, at forklare hvad vi forstar ved en glat
delmangde af Ay og ved dimensionen af sadan en.

Vi bemarker, at det fulde parameterrum Apg, som aben delmaengde af
hyperplanen p; + --- + p, = 1 i RF, naturligt tilleegges dimensionen

22



Test for dimensionsreducerende hypotese 4.2

d = k — 1. Den fulde polynomialfordelingsmodel kan jo parametriseres
injektivt ved de k — 1 parametre pq,...,pr_1, som varierer i det abne
omrade givet ved py,...,pr—1 >00g p1 + -+ pr—1 < 1.

For k = 2 (hvor polynomialfordelingen blot er en lettere omfortolket
binomialfordeling) er saledes d = 2 — 1 = 1, dvs. parameterrummet
er af dimension 1, i overenstemmelse med at vi i dette tilfelde kan
parametrisere med en enkelt parameter p; (da po = 1 — py er givet ved
p1). En delmeengde af lavere dimension ma saledes vaere af dimension
0, dvs. besta af et enkelt punkt (eller to eller tre ... — men det ser vi
bort fra her). Den teori, vi skal gennemga i det folgende, reducerer i
tilfeeldet k& = 2 til det der er sagt i kapitel 2 om test for hypoteser af
formen p = pg i binomialfordelingen.

For k = 3 er A, C R? den abne trekant med hjgrner (1,0,0), (0,1,0) og
(0,0,1) (heraf navnet “A”). En glat delmzngde af dimension 1 vil typisk
fremkomme som trekantens feellesmaengde med en kurve i hyperplanen
p1+p2+p3=1

EkSEMPEL 4.1. I visse genetiske anvendelser ser man pa polynomialfor-
delinger af orden 3, hvor sandsynlighedsparametrene er givet pa formen

2
b =7,

pe =2m(1 —m),

P3s = (1 —7'[')2.

Det svarer til at antage (p1, p2, p3) € ©p, hvor Oy er den 1-dimensionale
glatte delmaengde (eller kurve)

Qo = {(n%,27(1 — ), (1 — 7)) | = €]0,1[}

i Ag.
Tilsvarende kan man, i det generelle tilfzlde, teenke pa en glat do—
dimensional delmaengde af Ai som en maengde af formen

Oy = {t(’]’[’l,...,ﬂ'do) | (7T1,...,7Td0) S H},

hvor IT er en 4ben delmaengde af R% og t er en injektiv, kontinuert dif-
ferentiabel atbildning ¢t : II — Aj. Dette kommer taet pa den korrekte
definition. Der mangler blot en raekke besveerlige antagelser til sikring
af, at © ikke opforer sig underligt, for eksempel ved at skaere sin egen
rand, oscillere vildt eller ende brat inde midt i Ax. Vi ma indskraenke
os til at bemzerke, at nar man i praksis, ved hjelp af almindelige reg-
nearter og matematiske standardfunktioner, opskriver en hypotese om
polynomialfordelingens sandsynlighedsparametre, enten

— som formler for (p1,...,px), udtrykt ved hjelp af et mindre antal
(typisk dp) parametre,
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Test for dimensionsreducerende hypotese 4.2

eller

— i form af et antal (typisk d — dp = k — 1 — dp) band pa parametrene
(pla o 7pk)7

sa vil dette i almindelighed definere en glat delmaengde ©y. Dimen-

stonen dg af denne maengde er det mindste antal parametre, man kan
parametrisere den med.

Hovedresultatet om test i polynomialfordelingen er nu fslgende.

SETNING 4.1. Lad ©¢y vere en glat delmengde af Ay af dimension
do <d=k—1. Lad p; = %, g =1,...,k, betegne maksimaliseringsesti-
matorerne for sandsynlighedsparametrene under den fulde model bestemt
ved Ay, og lad tilsvarende po1,...,Pox betegne maksimaliseringsestima-
torerne for sandsynlighedsparametrene @ den reducerede model bestemt
ved ©g. Sa er, for (p1,...,pr) € Op,

—2logQ =2 <x110g {)1 + -+ 21 log ?k )
Po1 Pok

approksimativt x?—fordelt med d — dy frihedsgrader. Endvidere geelder
approksimationsformlen

Hgjre side af den sidste relation kaldes Pearson’s teststorrelse.

Vi vil ikke forsgge at bevise seetningen (vi har jo ikke engang formuleret
den helt preecist). I kapitel 2 og 3 har vi delvis godtgjort resultatet i
nogle simple specialtilfaelde.

Den helt praecise formulering af saetningen er i form af et asymptotisk
resultat, der siger at fordelingen af —2log () konvergerer i passende for-
stand imod en y2-fordeling for n — oo. Bemeerk, at der i saetningen
indgar en forudszetning om at maksimaliseringsestimatorne po1, - - ., Pok
under hypotesen er veldefinerede. Det vil de i almindelighed veere, i det
mindste med meget stor sandsynlighed nar n er stor, men i den helt kor-
rekte formulering af saetningen indgar naturligvis ogsa en praecisering af
dette.

Approksimationen af de to teststgrrelsers fordeling med en y?-fordeling
anses — som en tommelfingerregel — for at vaere god nok til praktiske
formal, nar alle de estimerede forventede vaerdier EX; = npo; under
hypotesen er > 5. Ofte bruger man, i mangel af bedre, disse tests i
situationer hvor nogle af disse storrelser er helt nede i naerheden af 1.
I si fald skal man ikke tage y2-approksimationen alt for bogstaveligt,
men stgrrelsesordenen af de saledes udregnede P—veaerdier kan man sa
nogenlunde stole pa.
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Test for homogenitet 4.3

EKSEMPEL 4.2. Et helt banalt eksempel af nogenlunde samme relevans
som mgntkasteksemplet er folgende. En terning kastes 100 gange. Det
resulterer 1

11 ettere,

16 toere,

15 treere,

17 firere,

12 femmere og
29 seksere.

Opfgrer denne terning sig, som terninger skal?

Den oplagte model gar ud pa at (11,16,15,17,12,29) er en observation fra
en polynomialfordeling af orden 6 med antalsparameter 100 og (i forste
omgang) ukendte sandsynlighedsparametre p1, ..., pg. ML—estimatorer-
ne er

p1 = 0.11, po = 0.16, p3 = 0.15, ps = 0.17, p5 = 0.12, pg = 0.29.

Hypotesen om at “terningen opfgrer sig som den skal” skal naturligvis

forstas som .
P1=DP2 =P3 =P4s =P5 =P6 = 6

Da der er tale om en “glat” hypotese ©¢ = {(%, 1,1 1 1 1)1 (selvom

67667676’ 6
et punkt ikke umiddelbart virker sarligt glat) af dimension 0, kan vi
teste den ved at udregne enten —2log () eller Pearson’s teststorrelse, og
undersgge om denne stgrrelse er ekstremt stor i en y2—fordeling med 5

frihedsgrader. Her forsgger vi naturligvis begge dele:

0.11 0.29
—2logQ = 2 <1110g————-+---4—29log-———> = 11.31,

1/6 1/6
11— 100/6)? 29 — 100/6)>
“Pearson” — L= 100/6)% - (29— 100/6)" . oo
100/6 100/6

Begge disse storrelser ligger mellem 95%fraktilen og 99% fraktilen i y2—
fordelingen med 5 frihedsgrader. Der er altsa ikke tale om nogen ekstrem
grad af signifikans, og hvis det drejer sig om en ganske almindelig terning,
som man i gvrigt ikke har nogen mistanke til, ville det vaere urimeligt
at reagere pa dette ved at kassere terningen, klage til producenten eller
lignende.

4.3. Test for homogenitet.

Det test vi har udfgrt i eksemplet ovenfor kan fortolkes som et specialtil-
feelde af folgende:
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Test for homogenitet 4.3

Lad (z1,...,xx) veere en observation fra en polynomialfordeling af orden
k med antalsparameter n og sandsynlighedsparametre pq, ..., px. Under-
tiden (omend ikke szrligt ofte) er man interesseret i at teste hypotesen
om homogenitet, dvs. den hypotese at de k sandsynlighedparametre er
ens,

P1r=-"=pPr =

S R

For k = 2 reducerer dette til testet for p = 5 i binomialfordelingen, som
vi har studeret sa umadeligt grundigt i kapitel 2.

Da estimatorerne i den fulde model er de relative hyppigheder p; = z;/n,
og estimatorerne under homogenitetshypotesen naturligvis er po; = 1/k,
kan vi umiddelbart opskrive kvotientteststgrrelsen:

)™ (A)™
)T ()™

8 (7
S |>—‘ =
8 [~

“7T

3

altsa
—2log@Q =2 (xylogxy + -+ -+ xg logzy — nlogn + nlogk) .

Kvotienttestet foretages saledes ved vurdering af denne stgrrelse i en
x2-fordeling med (k — 1) — 0 = k — 1 frihedsgrader.

ExsEMPEL 4.3. (Kilde: Opgaver i Statistik, Inge Henningsen, Koben-
havns Universitet, Institut for Matematisk Statistik 1996). I noterne i
sandsynlighedsregning (side 7) udregnes sandsynligheden for, at der i en
klasse med 25 bgrn ikke findes to med samme fodselsdag, til 0.43. Denne
udregning forudsatter, at bgrns fodselsdage er jeevnt fordelt over aret.
Folgende tabel angiver antal levendefgdte bgrn i Danmark 1988 fordelt
pa maneder:

Januar 4500
Februar 4471
Marts 0201
April 5061
Maj 5169
Juni 4989
Juli 5160
August 5288
September 5158
Oktober 4716

November 4474
December 4657

I alt 08844
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Successiv testning 4.4

Hvis vi opfatter det samlede antal bgrnefgdsler i 1988 som givet, er
det naturligt her at opstille en polynomialfordelingsmodel, der beskriver
observationen (4500, ..., 4657) som polynomialfordelt af orden 12 med
antalsparameter 58844. Kvotienttestet for homogenitet giver her

—2log Q@ = 2(450010g 4500 + - - - 4+ 4657 log 4657

—58844 log 58844 + 58844 log 12) = 225.98.

Da den fulde model har 11 (=12-1) parametre, og hypotesen har 0 pa-
rametre, skal denne stgrrelse vurderes i en x2-fordeling med 11 friheds-
grader. Da 99.99% fraktilen i denne fordeling er 37.367, kan vi med
meget stor overbevisning sige, at fodsler (i hvert fald i 1988) ikke fordeler
sig jeevnt over arets 12 maneder. Inhomogeniteten kan groft beskrives
(som man ser ved hjelp af en simpel tegning) ved at der fgdes flere
bgrn i manederne marts—september end i oktober—februar. Sa sandsyn-
ligheden 0.43 for “ingen dobbeltfgdselsdage” er kun en approksimation.
Det rigtige resultat bliver lidt mindre, fordi fgdselsdagene har en svag
tendens til at klumpe sammen i marts—september, hvorved sammenfald
naturligvis bliver lidt hyppigere end ved en helt jeevn fordeling.

OpGAVE 4.3.1. I eksempel 4.3 (bgrnefgdslers fordeling over arets 12
maneder) er det ikke helt naturligt at teste for homogenitet i den simple
forstand vi har defineret det her. Da arets 12 maneder ikke er lige lange,
ville det veere mere rimeligt at teste hypotesen

31 29 31

plzﬁaPZZ%v "'aPlZZ%

som (idet vi husker at 1988 var et skudar) svarer til at fadslerne fordeler
sig ligeligt over arets 366 dage. Udfor dette test.

4.4. Successiv testning.

Ofte interesserer man sig i en statistisk analyse for flere hypoteser.
Typisk begynder man med en stor “grundmodel” — i tilfeelde af po-
lynomialfordelingen saedvanligvis den fulde model med parameterrum
A — som man sa simplificerer trin for trin, indtil man ikke kan komme
videre.

For at forsta de vaesentligste begreber i denne forbindelse er det nok at se
pa situationen, hvor vi har to hypoteser, svarende til glatte delmaengder

@00 C @0 C Ak
af dimensioner henholdsvis dgy og dp, hvor
doo < dop <d=Fk—1.
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Successiv testning 4.4

Antag, at vi ved vurdering af kvotientteststgrrelsen

L(pox, - - -, Pok)

Qo= —/= ~
0 L(p177pk)

har godkendt hypotesen (pi,...,px) € Op. Hvis vi herefter vil teste
hypotesen (p1,...,px) € Ogo kan det i princippet gores ved et test af
samme slags, altsa et test imod den fulde model, der forkaster hvis

L(poox, - - -, Pook)

QOOZ ~ ~
L(p17 - 7pk)

er ekstremt lille i sin fordeling. Det forekommer imidlertid mere naturligt
at udnytte den viden vi har, om at hypotesen (pi1,...,pr) € ©¢ kan
accepteres, og erstatte den oprindelige grundmodel med modellen givet
ved Op, dvs. benytte et test imod den reducerede model, som forkaster
hvis

L(poo1, - - -, Pook)

L(po1, - - - » Pok)

er ekstremt lille i sin fordeling. Ved saledes at udnytte den viden vi har
i forvejen, far vi et test der er mere fglsomt overfor afvigelser fra den
yderligere reducerede model.

Q0,00 =

Bemeerk, at der gaelder

Q0,00 = %7

og dermed
—2log Qo,00 = —21log Qoo — (—21og Qo) .

Hovedresultatet i forbindelse med successiv testning kan formuleres som
folger.

SETNING 4.2. Under hypotesen (p1,...,pr) € Opo er

—2log Qo,00 = 2 <:c1 log {)01 + -+ 2y log ?Ok >
Poor Pook

approksimativt x> —fordelt med dy — doo frihedsgrader. Endvidere gelder
approksimationsformlen

k A ~ 2
—210g Qo.00 & Z (npoj — nPoo;) :

TI/A .
j=1 pOO]

hvor den sidste stgrrelse igen kaldes Pearson’s teststgrrelse.

Til dette resultat skal knyttes lignende forbehold som til seetningen om
test imod den fulde model. Men dem vil vi ikke gentage her.
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Successiv testning 4.4

EKSEMPEL 4.2 fortsat. I forleengelse af eksemplet med de 100 kast
med en terning, antag nu, at vi rent faktisk har en velunderbygget mis-
tanke til denne terning. Fra saedvanligvis velunderrettet kilde har vi faet
oplyst, at terningen muligvis stammer fra et parti falske terninger som,
ved snedig indstgbning af en blyklump lige bag ved etter—prikken, er
konstrueret sadan at de giver en sekser med sandsynlighed pg > % og en
etter med sandsynlighed p; < é, medens de fire andre sandsynligheder
er ens (p2 = p3 = ps4 = ps).

Det @&ndrer naturligvis situationen, og herefter vil vi maske vaere tilbgj-
lige til leegge meget storre vaegt pa resultatet af det test, vi tidligere har
foretaget.

Men vi kan faktisk gore det endnu bedre nu. Ved testet mod den fulde
polynomialfordelingsmodel retter mistanken sig jo imod en hvilken som
helst form for skaevhed, en terning kan have. Nu har vi en meget mere
specifik mistanke, og denne mistanke passer unaegteligt godt med data,
idet terningen jo netop gav feerrest ettere og flest seksere. Denne overve-
jelse kan vi formalisere pa fglgende made:

Hvis mistanken er begrundet — og ogsa selvom den ikke skulle vaere det
— har vi

P2 = P3 = P4 = Ps5-
Disse tre relationer bestemmer en delmangde Oy af Ag af dimension

5-3=2. Vi kan parametrisere denne model ved to positive tal o og (8
med « + 3 < 1 pa formen

p1 = ¢,
p6:67

l—a-—p
P2=P3=P4=p5=f-

Likelihooden under hypotesen bliver

ﬁ29

164+154+17+12
1—a—ﬁ> 154174

L(a,ﬁ)::a11<———7f———

som, p& neer en proportionalitetsfaktor (1)16+15+17+12 "er Jikelihood’en
for en fuld polynomialfordelingsmodel af orden 3 med sandsynligheds-
parametre o, 1 —a — 3 og 3, hvor (11,60,29) er observeret. Vi far derfor

N 11 B 29
G=-—o0gf=—
100 87 7 100°
og dermed
A o 60/100 .
po1 = 0.11, Po2 = Po3 = Poa = Pos = T 0.15 og pos = 0.29.
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Successiv testning 4.4

Estimatet i denne model fremkommer altsa helt naturligt ved at p; og pg
— der varierer frit — estimeres praecis som i den fulde model, medens
den resterende sandsynlighedsmasse 1-(0.11+0.29)=0.60 deles ligeligt
ud pa de fire sandsynlighedsparametre, som antages at vare ens.

Kvotienttestet for hypotesen givet ved ©g imod den fulde model giver
saledes

0.16 0.12
“2log Qo =2(0+16log—— + -+ 12log ~—= +0 ) = 0.96
08 Qo ( L N A N A ) ’

som bestemt ikke er for stor til at kunne stamme fra en y2-fordeling
med 3 frihedsgrader. Denne hypotese kan altsa umiddelbart godkendes.

Med den saledes godkendte model som udgangspunkt vil vi herefter

teste hypotesen p; = --- = pg, altsa hypotesen svarende til maengden
O bestiende af det ene punkt (3,...,2). Vi far
—2log Qo,00 =
0.11 0.15 0.29
2(11log—— 4+ (16 + 15+ 17+ 12)log —— + 291log —— | = 10.34.
( 0g1/6+( + 15+ 17+ )0g1/6+ 0g1/6>

Til kontrol af udregningen kan man bemarke, at der, pa neer afrund-
ningsfejl, geelder relationen 11.31=0.96+10.34 mellem de tre —2log ()
storrelser vi indtil nu har regnet ud. Da teststgrrelsen 10.34 er storre
end 99%fraktilen i y2-fordelingen med 2 frihedsgrader, far vi her en
noget mere markant afvisning af hypotesen, end vi gjorde da vi testede
direkte mod den fulde model. Det har naturligvis noget at ggre med, at
vi udnytter vores viden om hvilken slags skaevhed terningen er mistaenkt
for at have.

Faktisk kan man udnytte denne viden endnu bedre. Som udgangspunkt
har vi her taget modellen, der antager ps = ps = ps = ps, men vi
har ikke udnyttet den viden der ligger i oplysningen om, at de falske
terninger har pg > p;. Hvis vi desuden antager, at de falske terninger i
det veesentlige giver toere, treere, firere og femmere med samme sand-
synlighed som almindelige terninger, kan vi argumentere (intutitivt) som
folger. Antallene 16, ..., 12 af “mellem—udfald” er ret irrelevante, det
der fgrst og fremmest kan afslgre den form for skeevhed, vi har mistanke
om, er et skeevt forhold mellem antal seksere og antal ettere. Vi betinger
derfor med haendelsen X7 + Xg = 40. Under denne betingelse er Xg bi-

nomialfordelt med sandsynlighedsparameter plpTGW og antalsparameter

40, jfv. opgave 3.4.3 (bl) og (b2) i Ssr. Det er derfor naturligt at bygge
konklusionen pa et ensidet test for hypotesen p = % imod p > % ien
binomialfordeling med antalsparameter 40, hvor X = 29 er observeret.
Det eksakte test giver her P—vardien 0.0032 — altsd en endnu mere

markant indikation af, at terningen faktisk er skaev.
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Om man sa vil tro pa det eller ej ma selvfolgelig athaenge af de konkrete
omstaendigheder. Strengt taget behgver man jo ikke at “tro” pa noget
som helst, bare fordi den formelle fremstilling af testteorien laegger op til
det. Men hvis man var nysgerrig kunne man jo prgve at kaste terningen
1000 gange til. Eller smadre den med en hammer, for at se hvad der var
indeni.

OPGAVE 4.4.1. Nedenfor er gengivet et diagram, som viser nogle hy-
poteser og tests vedrgrende den famgse terning fra Eksempel 4.2. De
(kvotient—) tests, som er foretaget i dette kapitel, er angivet pa formen
“teststorrelse/frihedsgrader”.

En af hypoteserne (den naestsidste) har vi ikke set pa for, bortset fra
at den lige er naevnt pa side 30. De tilsvarende teststgrrelser er mark-
eret med et spgrgsmalstegn. Udregn disse, og diskuter konsekvenserne.
Diskuter ogsa relationen til det eksakte test, der er foretaget pa side 30.

(p17"'7p6) € AG

dimension: 5

P2 =P3 =P4 =DPs

dimension: 2

11.31/5

1
p2=P3=p4=p5=6

10.34/2

dimension: 1

1
p1:p22p3:p4:p5:p6:6

dimension: 0
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