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UN TEST PER L’OMOGENEITA TRA DUE CAMPIONI
BASATO SULL’INDICE DI COGRADUAZIONE DI GINI (*)

1. - INTRODUZIONE.

Siano Yi1,..., Ym Yousty o ooy Yorn, N = m + n, due campioni indipendenti, estratti
da due popolazioni aventi funzione di ripartizione continua F (y) e G(y) rispet-
tivamente. Un problema che assume rilevanza notevole nella statistica metodo-
logica & quello del controllo dellipotesi:

Ho:F(y) = G(») ¢Y)

vale a dire dellipotesi di omogeneita tra due campioni.

" Un tale problema pud essere affrontato e risolto ricorrendo a due diverse
metodologie note come parametrica e non parametrica. Nella prima si assume
che sia nota la forma analitica della funzione di ripartizione della popolazione e
che non siano noti uno o pill parametri della stessa. Nella seconda, invece, non
si assume la forma analitica della funzione di ripartizione. Nella formulazione
parametrica si ricorre a test quali quello di Student o di Snedecor e tali criteri
sono fortemente limitati dall'ipotesi di normalita della legge di distribuzione.
I criteri non parametrici pilt noti sono quelli che vanno sotto il nome di Smir-
nov-Kolmogorov, Wald-Wolfowitz, Wilcoxon - Mann - Whitney ed altri di pilt re-
cente formulazione. La loro applicazione suppone solo la continuita delle fun-
zioni di ripartizione senza ulteriori limitazioni sulla forma analitica delle stesse.

Se il test da una risposta significativa, allora tra tutte le ipotesi alternative
che si possono considerare (F (y) == G (y)) una abbastanza generale ¢ la seguente:

Hi: G(y) = F(yTA) per ogni y )

5

dove la sola differenza tra le due popolazioni ¢ dovuta al parametro di posizione.
In questa classe di alternative il problema dell’omogeneita dei due cam-
pioni equivale a provare l'ipotesi Ho: A = 0 contro le specificazioni:

A =0 (test bilaterale)
A>0

(test unilaterale)
A<O

Subordinatamente alla suddetta ipotesi alternativa nel caso in cui l'ipotesi di
nullita A = 0 venga rifiutata sorge il Qproblema della stima del parametro A.

* Desidero ringraziare il Prof. D. M. Cifarelli dell'Universita di Pavia per le utili indicazioni ed
osservazioni critiche.
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Sotto lipotesi di rg)rmalité\__dellz_a._ distribuzione F lo stimatore di A ¢ dato
dal classico A = Y. —Y: dove Y, e Y, sono le medie dei due campioni. Tale sti-
matore porta a provare lipotesi (1) con il test ¢ di Student. Con tale stimatore
la stima di A dipende in modo marcato dai valori osservati e quindi in pre-
senza di valori eccezionali, cioe valori fortemente devianti dalla massa dei dati,
la stima ne verra influenzata. Per ovviare a tale inconveniente si possono seguire
due vie alternative, una consistente nell’eliminare le osservazioni devianti, l'altra
nell’utilizzare criteri basati sui ranghi. In questa seconda direzione vanno gli
stimatori proposti da Hodges-Lehmann [1, 1963] che si basa sul criterio di Wil-
coxon, da Rao, Schuster € Littell [2, 1975] tramite lindice di Smirnov-Kolmo-

gorov, e di altri autori che si basano su indici diversi.

P. K. Sen [3, 1968] ottiene lo stimatore di Hodges-Lehmann come caso par
ticolare della stima del coefficiente di regressione nel modello lineare semplice.
Lo stimatore f*, viene determinato utilizzando una misura della cograduazione
tra Yi—bxi e x, i = 1,2,...,N data dallindice <= di Kendall. Lo stimatore a

cui giunge questo autore e (juello di Theil [4, 1950] ossia la mediana delle( 1;1)

pendenze

&
Y _Yi

P = ijf i<j 3)
oppure il valore di mezzo dellintervallo mediano nel caso di un numero pari
di pendenze. Nel caso particolare in cui X = ... = Xm = 0 € Xmst = o2 = XN =
= 1 dove (N = m+ n) allora lo stimatore & dato dalla mediana delle mn
differenze (Y;—Y3) i = 1,2,...m; j = m+ 1,...,N e coincide con quello pro-
posto da Hodges-Lehmann.

1l suddetto problema pud essere formulato anche nel modo seguente.

Immaginiamo che ogni ¥: i=1,...,N sia l'osservazione su Y: con funzione
di ripartizione F (y —A x;) dipendente da x: i = 1,...,N e che x; possa assumere
valore 0 e 1. Pilt precisamente supponiamo che:
x1=xz=...=x,,.=0; x,,.+1=...=xN=1.
Controllare lipotesi che i due campioni Y5, ...,¥m € Yos1, - ., Yy provengono
dalla stessa distribuzione F (y) {(cioe A = 0) equivale allora a controllare l'ipo-
tesi di mancanza di concordanza o discordanza tra Y, Yo s Yn € X3, % 0ns AN

Scopo del nostro lavoro, oltre che fornire un test per controllare lipotesi di
omogeneita, & quello di formulare uno stimatore (puntuale e per intervallo) del
parametro A nel caso di rifiuto dell'ipotesi di nullita.

Tra i tanti modi in cui & possibile misurare la concordanza tra Yi,...,Yx
% ,...,%n abbiamo scelto un indice di concordanza o discordanza tra ranghi, cioe
un indice di cograduazione basato su quello di Gini.

Se G & il valore di tale indice di cograduazione I’ipotesi di omogeneita verra
rifiutata quando |G| & grande, vale a dire quando tra le due successioni vi &
accentuata graduazione o contrograduazione. In tal caso, il procedimento che
adotteremo per la stima di A ripetera, eliminando I'ipotesi che le x: siano tutte
distinte, quello proposto da D.M. Cifarelli [5, s.d.] e consistera nel trovare il
valore A tale che Gun(A) =0.
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Nel paragrafo 2 costruiremo il test Gn. e ne esemplificheremo il suo calcolo.
Nel paragrafo 3 calcoleremo la media e la varianza, ovviamente nel caso del-
Tipotesi di nullita, e daremo la distribuzione asintotica dell’indice. Nel paragrafo 4
definiremo lo stimatore del parametro di posizione e vedremo come costruire
Pintervallo di confidenza. Il paragrafo 5, infine, fornisce lo schema per un rapido
calcolo della stima per ogni realizzazione campionaria.

2. - IL TEST.

Sia (X, Y1) (X2, Y2),... Xn Yn), N =2 un campione di N elementi estratto
da una popolazione bidimensionale (X,Y). Un indice per controllare la mancanza
o meno di graduazione tra i due caratteri & dato dalla seguente espressione:

5 {|N+1—R(X.-)—R(Y.-)I—IR(X.-)—R(Y;)l}

5 {]N+1———R*(X.~)—R*(Y;)I—IR*‘(X;)——R*(Y,»)l}

i=1

G = C))

dove R(X), R(Y), i=12,.. ., N indicano rispettivamente il rango della i.esima
osservazione della X e della iesima osservazione della Y, mentre R* (X;) e R* Y2
sono i ranghi delle osservazioni X e Y associate in termini di perfetta cogradua-
zione (contrograduazione).

Tale indice consiste nel ragguagliare il numeratore al valore massimo che pud
raggiungere e pud essere atilizzato anche nel caso in cui vi siano osservazioni
coincidenti [6, 1939]. Nel caso di osservazioni tutte distinte il denominatore si

ridurrebbe, come €& noto, a:
N?
—_— per N pari
2
N—1
2

N
a}:'.”N_‘_ 1—2i|} =
per N dispari

Nel caso di osservazioni coincidenti conveniamo di assegnare loro come
rango la media dei ranghi che avrebbero avuto se fossero state distinte.

Nel problema in esame vi sono osservazioni coincidenti nella sola variabile
X e precisamente:

X, =Xs=...=Xu=0'e Xpu=..=X=1

indicando le X; l'indice di appartenenza di Y, ad uno o all’altro dei due campioni
(Yl:---;Ym), (Ym+1,...,YN).

m+1
Il rango delle prime m osservazioni (X) sara ; mentre il rangg delle

n+2m+1

2
L'indice assume la seguente espressione:

vimanenti (N —m) sara

1 N
Gun = 5 Z, {laz—R(Y"”—'b“—R(Y‘”} -

dove R(Y) i = 1,2,...N indica il rango della iesima osservazione della Y, e
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B s 2 A 1 &4€ m
s
1v+1—”h+22’"L1 mE1<i<N
(6,
m2+1 1 548 m
b=
FIEmEL m+1<i<N

2

D & il valore che assume .‘_Zl{la.-——R 9] l—lb,-~R‘(Y,~)-]} in caso di perfetta
concordanza o discordanza.

Nel nostro lavoro d’'ora innanzi supporremo che l'ampiezza dei due cam-
pioni sia uguale, ossia N = 2y In tal caso D assume j seguenti valori:

3nt 41 . .
5 per n dispari
D = (7
In? i
—_ per n pari
2
L’indice G,, che soddisfa la seguente doppia diseguaglianza
—1<G,.<1 (8

La regione critica dellipotesi  H, - F(y) = G(y) contro Valternativa
Hi:F(y) = G(y) & del tipo

|Gun| > Gy ‘ o)

dove G? ¢ 1a soglia critica determinata con l'ausilio delle tavole della distribu-

zione G,,, nellipotesi di nullita, con probability di errore di prima specie non
superiore ad «, cioe tale che

P16 262 ) &0 (10)
oppure, volendo una regione critica di dimensione esattamente eguale ad o, si
potra seguire il normale procedimento di casualizzazione,

In parole, se il valore osservato della funzione Gun € grande in modulo &
plausibile pensare che le distribuzioni delle due Popolazioni siano differenti.

Prima di terminare questo paragrafo illustriamo il test con un esempio.
Siano, con n = 4
»o=(27; 31; 33; 45)
Y: = (24; 30; 15- 21)
i due campioni. -
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Ordinando tutti ghi elementi in un'unica successione si ha:
7 = (15; 21; 24; 27; 30; 31; 33; 45)
da cui
Ri=4; R =6; Ro=7; Ri=28; R =3 R =5; R=1; Ry =2

sono i ranghi delle osservazioni Y.

Inoltre la (6) e la (7) forniscono

S
i D NN 1<i<4
2
ai = 1
e 5<i<8
1
Wtk 08 1<i<4
Sl T
Rl B 5<i<8
3In?
D = - 24
2
e quindi
20 _
G4’4=——E4_'=—_0'83.

| Gs4| & abbastanza grande da far ritenere plausibile che i due campioni proven-
gano da distribuzioni differenti. Verificheremo nel paragrafo 3, con V'ausilio
delle tavole, che al livello & = 0,06, le osservazioni contraddicono lipotesi Ho.

3. - CONSIDERAZIONI INTORNO ALLA DISTRIBUZIONE DI G,

Iniziamo con il determinare la media dellindice nellipotesi di indifferenza
(F = G). A tal uopo, posto

i

A = éllai——R(Ys)l
. (11)
B = iEllbi—R(Y:)l
il loro valor medio & dato da:
N1 N
E(4) = Z‘I{T\ff‘: la—r] }
N 1 X a2
E(B) = El{—N—;zl |b,-—r|}
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essendo

P{R.-:r}:Ni I1<i; r<nN
(13
P{R.-:r; Rh:S}zN(Nl\_._D 1<z‘;éh;r;-£s<N
Si ha poj
E() = — 3 { N(A;“) —I¥+ -1, )
(14)
E@) - L3 {wqwnwmm}
€ sostituendo i valori di ¢, e b: forniti dalla (6) si Ottiene
E(4) = E(B) (15)
€ pertanto ne deriva che
EGu) == E{a—p, _ (16)

Per Ia varianza dj G, si ha:

E@) = L E{g_:':ua.-,-mx-)|~Jb.-~R<Y,-mZ+

+3 )A:,[]a;-R(Y;)!—Ibf—R(Y;)IJ Ha—Rw)|1~15—r(ry) 1) a7

i=1j=1
: ossia
¥ E(G,,) =
;Jl 1 N N N
A = E{}:l (al-—-R(Yi))z+.Zl(b.~-R(Y.-))‘~2_ZI[]a.~~R(Y,-) |- Ib;~R(Y.-)H +
i i= 1< i=
+Z[a—R(v,) Ia,-—R(Yj)Hj_{_[fa,-‘R(Yx)l =Ry 1+ @)
I —Z[|b:—R(v)) la—R(v)|] +HEZb—R vy [6—R(¥)|71}.
{f‘; € dopo qualche calcolo, utilizzando 1 (13), Otteniamo i Seguenti risultati:
i 1l
I ’ 167 2m 4 1) i .
hi 3Cn—D)Gr 11y Per # dispari
il Var (G, = 19
i 8(2n+1) €r »n pari
b i 27mw? P 2
/;‘ Nella Tavola A Sono riportate Je funzioni dj probability e di ripartizione di

GunD = 121{la,-—«R(Y,—)]-,’b.-~R(Y;)[} per N = 4,6,8 10 (1).
il —_—
B

i (1) Per 1a realizzazione del Programma ringrazio Ja dott.ssa Rossella Masserizzj del Centro di
il - Calcolo dell’University « Luigi Bocconj » di Milano.
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Poiche le distribuzioni sono simmetriche, ci siamo limitati a considerare sol-
tanto i valori non negativi. Verifichiamo ora se nell’esempio del paragrafo 2 dob-
biamo o meno rifiutare 1ipotesi H, con livello di significativity « = 0,06.

Dalle tavole si ottiene il valore critico G,(,",’, = 20/24 che & il piu grande
intero che soddisfa la (10). Poiche il valore osservato G, & uguale a Gf,‘ff, rifiutia-
mo lipotesi nulla (F(Y) = G(Y))(=>F(Y) = G (Y)).

Per quanto riguarda la distribuzione asintotica di G, sempre nel caso di
nullita, osserviamo che con leggere modifiche, dovute alla differente forma del-
Iindice, possiamo seguire il ragionamento fatto in [5, s.d.] e dimostrare:

a) Vn(G..—G)— 0  in probabilita (20)
essendo

A n a; b:
&= =z {I% _Fay—| 2 —~F )|} @
5 I n n
e Y,Y;...,Yy una successione di variabili mutuamente indipendenti e somi-
glianti con funzione di ripartizione assolutamente continua E.
b) Vné converge in legge verso la variabile normale con media nulla
e varianza 16/27.
Da cid per la (20) si deduce che anche V#G,, & asintoticamente normale
con media nulla e varianza 16/27.

4. STIMA DEL PARAMETRO DI POSIZIONE.

Nel caso in cui si rifiuti Iipotesi H,: F (») = G(y) e sia plausibile conside-
rare come alternativa lipotesi (2) H,: G(y) = F (y —A) sorge il problema della
stima del parametro A.

Per definire lo stimatore del parametro di posizione impiegheremo la stessa
funzione utilizzata nella prova delle ipotesi.

Siano Y, Y3,...,Yy, N = 2#n variabili mutuamente indipendenti con funzione
di ripartizione

P{Y: <y} =F.(y) = Fiy—Ax) i=12...,N; N2

dove F & una qualunque funzione di ripartizione continua e le x sono le N co-
stanti che assumono valore 0 per 1 <i{ < m e valore 1 per m+1<i<N, con A
reale qualunque.

Consideriamo le nuove variabili casuali

U;(A)Z Yi_.Axi i — 1,2,..-,N
€ misuriamo la cograduazione tra Yi—Aux, ..., Yv—Azxy e X1, ..., Xy utilizzando
l'indice
1 N
Gur(¥,8) = Gun(A) = — Z {|a—R(U:(A) |— |6 —RWUA)]} @)

in cui a; e b; assumono i valori dati dalla (6) e R (U, (A)) indica il rango di U, (A)
nella successione ordinata di {U, (A), U, (A), ..., U (A)} e D assume i valori dati
nella (7). s
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La funzione di A G,.. (A) non risulta definita nell'insieme

A={Y,—Y, = A i=1,2,...,n; j=n+1,...,N}
che indicheremo con

A= {.A"’,.A‘”...A"’} I<rgw
con AP < A® < A0

L’insieme 4 & evidentemente finito,

Poiche le variabili U, (A) sono indipendenti e somiglianti, per ipotesi, la di-
stribuzione dji G..(A) avra Ia stessa  distribuzione di G,. data in Precedenza

€ pertanto nel caso indifferente

Gun(d) =0 (23)

Le seguenti Proposizioni sono facilmente dimostrabili seguendo Iimpostazione
data in [5, s.d.] tenendo conto delle opportune modifiche subite dall’indice,

Proposizione 1. - La funzione G, {(A), qualunque sja Iennupla ¥ ¢ costante
all'interno degli intervallj -
Coodfy @y g )
Proposizione 2. - Per ogni ennupla Y la funzione G... (A) & non crescente,
Dalla proposizione 1 si deduce che:

G.n (A) = Massimo valore <1 — o <A< AW

o
G...(A) = Minimo valore > 1 A FAse o se
e
lim G,, = 1 lim G,, = —1
Ar—en Asgm

Converremo in seguito di porre

+
G (A = lim G (A)

Asali) o

a) esiste tutto un intervallo dj valori di A per cui G,.(A) = 0
b) esistono due intervallj consecutivi 1,7, talj che

Gun(A) >0 Acel;
Gun(A) <0 Acl,



UN TEST PER L'OMOGENEITA FRA DUE CAMPIONI 627

Nel primo caso si potra utilizzare come stima di A il valore centrale del-
Tintervallo mentre nel secondo

Sup {A: Gun (A) >0} = Inf {A: G..(A) <0}

e compattando i1 due casi avremo come stimatore di A la quantita:

A == —;— [Sklp {A:Gun(A)> 0} + IAnf {A: G..(A) <0}] (24)

Lo studio delle proprieta dello stimatore A sara oggetto di un nostro pros-
simo lavoro, in cui effettueremo, tra I'altro, alcuni confronti di efficienza con
altri stimatori gia richiamati nell'introduzione ed usati allo stesso scopo. Tuttavia,

ci sembra interessante dare alcune proprieta quasi immediate di A.

Una semplice ma utile proposizione che riguarda lo stimatore ¢ la seguente:

A1, o, Y Yo 4 Crrye, Yut ) = AWy, Yo Yoty Y +¢ (25
per ogni reale c.
Tale proprieta € una immediata conseguenza della definizione dello stimatore A.
Dalla (25) segue che
P{(A—A)<t} = P(AS<Y) (26)
dove la notazione P, indica che la probabilita ¢ calcolata assumendo A come vero
valore del parametro.
La (26) mostra che la distribuzione di (A —A) & indipendente dal parametro A

e pertanto questa circostanza ci permettera, nello studio delle proprieta di A, di
porre A = 0 senza perdere in generalita.

La funzione G,. soddisfa la relazione di invarianza
GYi+c,....Yn+c; Youtc,...¥n+c)=GCGX1,...,Y ; Your,..., Yn) (20)
per ogni ¢
ed & ovvio che da ci¢ discende la medesima relazione per &
Notiamo, inoltre, che se le variabili Y, Y>,...,Yy hanno distribuzioni sim-

metriche, allora A € uno stimatore non distbrto di A ossia

E(A) = A (28)

Per la dimostrazione assumiamo, per la (26), A = 0 ed osserviamo che

A(—Y) = —A(D) (29)

allora

Il

A=Y [Sup {A: G(—Y,4) >0} + Inf {A: G(—Y,4) < 0}]

va— N]r—-

[SlAlp {A:G(Y,—4)>0}+ I?f{A: G, —A)<0}]

Giornale degli Economisti e Anmali di Economia - Anno XXXVI (Nuova Serie) - Fasc. 9-10 ik
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% [—IIAZIf {A: GQ’,A) < O}~Sﬂup {A: G ¥,4) > 0}1

Il

= —A(Y).

Per Ja simmetria delle variabili Y,, s 00 5, Wi &(X) e &(—Y) avranno Jla

stessa distribuzione, Dalla (29) discende che A (Y) ha la distribuzione simmetrica

potremo allora determinare un valore G,, tale che (con o opportuno)

PI~G €G.. ()< ¢ Gr} = 1—g (30)
dove 0 < ¢ <1
Definendo
A = Sup {4 Gun(A)> —GE )
- 1)
A = Inf {A: G,,(aA) < G}
discende (vedj [5, s.d.])
P{Ai<A <Ay = ; - 32)

Pertanto, 1a coppia di funzioni (A:, Av) costituiscono gli estremi dell'intervallo
di confidenza di A.

S. - SCHEMA pr CALCOLO.

i
Siano v, ¥, rees Yy, N =2 n, le osservazioni corrispondenti g2 X, X2, 0., Xy
dove le x, assumono valore () per I<igne valore 1 per +1<igN

Calcoliamo Je n? differenze

) (2) LA
A,-,;A,-,-;...,Ai, ISr<w

Costruiamo Ora una tabella che contenga i ranghi di y, (A) al variare di A
negli intervallj
(— o0 AM) (AD A2y A4 o)
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partendo dalla considerazione che il rango di U;(A) & uguale al numero di osser-
vazioni che sono al di sotto o sulla retta con coefficiente angolare A e passante
per (X i» Y;).
Per meglio illustrare tale schema riprendiamo I'esempio del paragrafo 2.
Dati i due campioni, con n = 4

(27 ; 31; 33 ; 45)
(24;30;15;21

Il

Y1
¥

Il

le 16 differenze A;; sono date dalla seguente tabella:

Yi

ys = 24 Y = 30 yr = 15 Vs = 21
y = 27 — 3 3 —12 — 6
¥, = 31 — 7 — 1 — 16 — 10

Y
Vs = 33 — 9 — 3 — 18 —12
ys = 45 —21 —15 —30 —24
Ordinando le differenze in una successione si ha:
AY AL TAD TAD SAD AR AR = AD AL AD ;A

an . 12 _ (12) . (13 . (14)
AJE ’Aas _A.ls ’Aza ’Am .

Costruiamo una tabella con N = 2# ossia 8 righe nel modo seguente.

In corrispondenza ad ogni differenza A;; innalziamo una verticale e contras-
segnamo con un circoletto (Q) la riga ima e con un asterisco (*) la riga jma.

Si calcoli il rango di Y4, Y2,...,Y. e si dispongano nelle prime » righe della
prima colonna (R (Y1), R(Y3),...,R(Y.)).

Si calcoli il rango degli elementi del ,secondo campione assegnando rango
(n + 1) al pilt piccolo e via via fino ad assegnare 2 al pit grande. (n + R (Y))

conj=mn+1,....,2n).
In tal modo la prima colonna risulta:
R(Y:)
R (Y2) S
R(Y.)

7+ R (Y1)

7+ R(Ya)
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1 1 1 1 1 1 1 1 !2 2 31445

2 5315151 ¢]ls
3 S S16 )66, 717
4 [ 818 8 ]|s|s s 8|8
5 SJ6islalal, 303
6 {71721 615]4
7 HENEE RN 111
8 # 313]3]22], 2

D AD A A D A® A 4 DAY AW pany (1
A Al A8 A AP Al Al Ap AP Al Al Al Al Al

™ (12)
A Al

17

Passando da una colonna all’altra abbjiamo incrementato 0 diminuito gj una
unita jj Numero della colonna Precedente 3 Sseconda che abbiamo incontrate un
circoletto o un asterisco (2)5

Predisposta la tabella dei R (U, A)) diventa molto agevople Costruirne altre

N

N
due e determinare cosi {Z{ai~R(U¢(A))[ e Z|b:—R(U, (4) 1.

=1 i=1

Nel nostro €sempio dato che

w o [ 65 1<i<y
] 25 5<i<8
o [ 25 1Si<yq
' 6,5 5<i<s

le due tabelle sono rispettivamente:

:
(2) Se uno stesso incrocio & interessato da Pilt circoletti e/o asterischi si incrementers il numero
letto nella colonna Precedente dej numero dj circoletti e si diminuiry del numerg di asterischi.
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55(55(55|55[55|55|55|45|45 |45 |45(|35(25{25]|15

451451454545 (35(35(35|25(|25(|15[15(15]|05{0,5

35(135(35(35(2525(25(|15]15{05]05(05 /05105105

2511510510505 05]15 (1515151515 |15 | L1515

45| 45 '4,5 35135 (3535353525115 [15[05 |05 |05

55155(55(55|55]55(45|45[45|45 |45 |45 |45 |45 |45

2,5!1,5 1,5 151050505 (15]15 (15|15 (15]|15|15]|15

35(135)25(25|25(25|25(15/|05|05(05(05|05/(05]0,5

32 130 | 28|27 | 25|24 |24 (22|20 |18 (16 |15 |13 |12 | 11

N
Il totale, per colonna, rappresenta l'andamento di ‘);1{ [a:—R(U:(A)) |} al

variare di A.

1,5 1,5*1,5’1,5 1,5,1,5 15105(05]05]05 0,5‘1,5 L5125

05105{05[05(05]|05|05(05(15]15(25(25|25]35]35

05{05[05(05115(15|15(25(25(35/(|35(35(45]|45]45

1,525 (35{45 |45 |45|55|55(|55(55]55 '5,5 35 4:5,5 | 55

05105(05{05|05(05/05(05(|05(15(25|25]35]35]35

,5(1,5(15(15(115}05]05(|05([%05(05]/05 ‘0,5 0,5 ’0,5 0,5

1,5 '2,5 25125 |35|45145|55|55(55(55|55(55]55]5,5

0505|1515 1,515 (15[25|35/|35({35[45/[45/|45]45

8110 12 |13 |15 |15 | 16 | 18 [ 20 |22 |24 |25 |28 | 29 | 30

N
Il totale, per colonna, rappresenta l'andamento di %{|b;—R(U;(A)|} al
i=1

variare di A.
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L'analisi dei totali precedenti conduce immediatamente al valore di A.
Nel nostro esempio G,.(A) & uguale a zero in tutto un intervallo, ossia per

—10<A<—9

e la stima di A risulta il valore centrale dell'intervallo, A = —9,5.
Per quanto riguarda Iintervallo di confidenza di A, occorre determinare

;U e ;L.
Osserviamo che dalle tavole della distribuzione di G,., nel caso indifferente,
si ha:
P{—16/24 < G,, < 16/24} = 66/70 = 0,94

con l'aiuto delle tabelle precedenti si deduce immediatamente

A = Inf {A: G, (A) < 16/24) = —21
Av = Sup{A:G..(A) > —16/24} = —1

e lintervallo di confidenza di A con coefficiente di confidenza I—o = 94%,
qualunque sia la funzione di ripartizione F, & dato da

—2l<A<—1.

Pavia, Universita PIETRO MULIERE
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Tavora A - Fungioni di probabilita e di ripartizione di Gu. D =
N

= >{|a—R¥)|—|b:—R{¥)|} per argomenti non negativi.
i=1

N =4
G,,D Funzione di probabilita Funzione di ripartizione
0 03 0,66
2 0,16 0,83
6 0,16 1,00
N =6
G.. D Funzione di probabilita Funzione di ripartizione
2 0,20 0,70
6 0,20 0,90
10 0,05 0,95
14 0,05 1,00
N=28
G,.D Funzione di probabilita Funzione di ripartizione
0 0,14285714 0,57142857
2 0,05714286 0,62857143
4 0,05714286 0,68571429
6 0,05714286 0,74285715
8 0,07142858 0,81428573
10 0,05714286 0,87142859
12 0,01428571 0,88571430
14 0,05714286 0,94285716
16 0,02857142 0,97142858
20 0,01428571 0,98571429
24 0,01428571 1,00000000
N =10
G,,D Funzione di probabigité Funzione di ripartizione
2 0,10714286 0,60714286
6 0,10714286 0,71428572
10 0,09523809 0,80952381
14 0,05952381 0,86904762
18 0,05952381 0,92857143
22 0,027777177 0,95634920
26 0,02777777 0,98412697
30 0,00793651 0,99206348
34 0,00396826 0,99603174
38 0,00396826 1,00000000




