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I. POSITION DU PROBLEME

Pour mesurer I'efficacité d’'une mesure, comme par exemple le rainurage des
chaussées en béton, ou la pose de délinéateurs, sur la sécurité, un plan d’expé-
rience est construit en déterminant deux périodes d’observation : Avant/Aprés
et deux zones : la zone témoin et la zone expérimentale.

Les résultats se présentent sous la forme d’un tableau croisé 2 x 2 : Avant/
Apres, Témoin /Expérimental ol sont inscrits les nombres d’accidents ayant eu
lieu pendant la période et sur la zone dites.

Le nombre d’accidents sur une période en un lieu donné suit une loi de
Poisson. En utilisant cette hypothése et les propriétés qui en découlent, trois
tests peuvent étre utilisés :

— le test du x2 de Pearson-Fisher ;
— le test de Tanner proche du test du x? .
— le test du maximum de vraisemblance.

Dans les études en sécurité routiére, la préférence va au test de Tanner qui
porte sur I'expérimental, le temoin fournissant I’estimation de I’évolution normale
entre les deux périodes Avant/Aprés. La statistique de Tanner supposée suivre a
la limite un x? a 1 degré de liberté permet de conclure. Des simulations faites a
partir de quadruplets poissonniens ont montré que cette statistique ne suit pas un
x? comme distribution limite.

Ce résultat nous a conduit a examiner les diverses formes du x*> comme
test d’adéquation. Le chapitre II fournit un rappel de la théorie connue et aussi
une présentation de résultats nouveaux. Le test du x? doit étre différent selon
qu’il porte sur un échantillon ou plusieurs échantillons, I’estimation étant faite
soit sur un échantillon soit sur plusieurs.

Le chapitre III est une application directe des résultats précédents au pro-
bléme d’évaluation de la significativité de I’évolution des accidents. Trois statis-
tiques et leur distribution limite, donc trois tests sont étudiés par la voie théorique
et par simulation numérique.

Une comparaison de la puissance des tests a partir des résultats des simula-
tions permet de faire des recommandations sur I’emploi de ces tests.

II. LE x> COMME TEST D’ADEQUATION

Notations

Soit deux variables aléatoires indépendantes prenant leur valeur dans le
méme espace : X de distribution F et Y de distribution H ainsi que deux échan-

tillons indépendants les (x; , i=1,...,n)etles(y;,i=1,...,n).
Soit une distribution G, définie par laliste de ses paramétres a = (a,..., &) .
Soit S;,...,8, (s <r) une partition de I’espace dans lequel les X; et y;

prennent leur valeur.
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Soit P;(a) la probabilité qu'une observation tombe dans la classe S; lorsque
la distribution est G, .

Les P, (a) doivent remplir les conditions de Cramer [2].

Soit n; et m; les nombres aléatoires de réalisation des X et des Y qui tombent
dans S;.

S, | eeeeeie--- S | - S, Total
n, | --eeee----- n | oeeeee------ n N
m, R mg | eee-ee-e-en m M

1) Le x® comme test d’ajustement
Soit a tester 'hypothése Hy : F = G,,.

Il s’agit de tester I’hypothése d’ajustement d’une distribution expérimen-
tale, celle de X a une distribution théorique (par exemple une loi normale de
paramétres u et o).

a) Le vecteur-paramétre o est connu.
Les probabilités P, («) sont alors calculées.
Considérons la statistique suggérée par Pearson.
% (= NP @)
N & NP, (o)

i=1

La distribution asymptotique de cette statistique est un x> a r — 1 degrés
de liberté. Voir Cramer [2]

b) Le vecteur-paramétre o est a estimer

o Cramer [2] démontre que lorsque 'estimation est faite a partir des effec-
tifs des classes S; en suivant la méthode du minimum du x?, la distribution asymp-
totique de xg', estuny? ar —s — 1 degrés de liberté :

& (= NP @)
= N@

i=1

avec XN =

& estimation de a.

e Chernoff et Lehmann [5] prouvent que si I'estimation est faite & partir
des données brutes de I’échantillon (les x;) en utilisant la méthode du maximum
de vraisemblance, la distribution asymptotique de la statistique X[%I est plus grande
quunx? ar-- s — 1 degrés de liberté.

2) Le x* comme test d’homogénéité

L’hypothése a tester devient Hy: F = H qui traduit I'homogénéité de deux
lois empiriques. Mais cette homogénéité doit faire référence a une loi théorique
sousjacente. Dans la pratique du test d’homogénéité, la loi sous-jacente est la loi
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multinomiale de paramétres, les probabilités pour chaque classe : P,,...,P,

mais elle peut étre de forme spécifique : Poisson ou normale. Le test d’homo-
généité est donc un double test d’ajustement a une loi multinomiale.

L hypothése a tester est alors Hy : F = H= G,,.
La statistique a calculer est :
~1)2 £1)2
Xﬁ Y= }:\‘ (ni — NP; (@) n (mi — MP,; (@)
’ NP; (@) MP, (&)

i=1

ol & est une estimation de a.

Si le vecteur-paramétre  est connu, alors xrﬁ M Suit un x*a2(r— 1) degrés
de liberté.

Dans la plupart des cas, le vecteur-paramétre « doit étre estimé.

a) Estimation et test sur les deux échantillons
Si lestimation de o porte sur les effectifs des deux échantillons regroupés
(les n; + my) alors xZ 5 suit un x> 4 2 (r — 1) — s degrés de liberté.
Dans le cas du test d’homogénéité, s = r — 1 (il suffit d’estimer r — 1 pro-
babilités), alors le x2 ar — 1 degré de liberté.
b) Estimation de la distribution théorique sur les deux échantillons et test
sur un échantillon

Murthy et Gafarian [6] prouvent que lorsque les estimations sont faites a
partir des effectifs des échantillons regroupés (les n; + m;), le test statistique A?\, M
sur un seul échantillon (celui des x;) a une distribution asymptotique plus peti’te
quun x? 22 (r — 1) — s degrés de liberté.

n, — NB @™ M2
NB (&N )

T
2 - %l
Al m =)

i=1

La distribution de AJ M est de la forme :

4. t+g  +0-p) @+---+nd)

N
N+ M
lorsque a est estimé par la méthode du minimum du x2. Elle prend une forme voi-

sine lorsque o est estimé selon la méthode du maximum de vraisemblance, avec
6N:M egtimation de « & partir des échantillons des X et des Y.

ou les £ et les n sont des v.a. normales N (0,1) et indépendantes avec p =

c) Estimation de la distribution théorique sur un échantillon et test sur un autre
échantillon

Chase [7] a développé cet exemple ou le test opére sur un échantillon a
partir d’une estimation faite sur un échantillon indépendant (cas fréquent en
Sciences Humaines).

Chase traite le cas particulier ot G, est une distribution multinomiale avec
s =r — 1. Le vecteur-paramétre o = (P,,...,P _;) est formé des probabilités
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d’appartenance i un groupe. C’est le cadre du test d’homogénéité entre les X et
lesY :

(n — NP} (m, — MEF)?

2 —
Fm= X e MP*
i=1 i i
n. + m;
avec P}=—— i=1,...,1
N+M

L’estimation et la statistique porte sur X et Y ensemble.

Chase propose la statistique :

c2 _ Srw (ni - NPi (‘3‘)(M))2
NM T L ~ (M
i=1 NPI (a ))
m.
ou: Pi(a(M))=M—' i=1,...,r

L’estimation porte sur Y, le test sur X.

En utilisant les égalités :
Nm; \2
2
M

M + N)?

(n; — NP)? = (m; — MP})? =

il s’en suit que :

@ oy [ NED G MR
NM™ & NP* MP* m
i=1 i i i

Entre otochets, se retrouvent les éléments constituants de la somme X2 ).

Si les dimensions des échantillons tendent vers I'infini avec N/M = 7 alors

n.
1 +— > 1 + 7 en probabilité pouri=1,...r.
my
En utilisant ce résultat et la connaissance de la loi limite de xN M la distri-

bution asymptotique de CN M est celle de (1 + 1) )(r 1

Conséquences pratiques

Sir = 0, cela revient a estimer les paramétres avec un échantillon beau-
coup plus grand que celui a tester. A la limite nous connaissons le vecteur para-
métre a car I'échantillon des Y; est infini.

La distribution limite de CN M est celle d’un test d’ajustement d’une dis
tribution d’un échantillon 2 une distribution complétement connue.
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Si 7 = %, on estime « avec un échantillon beaucoup plus petit que celui
a tester. De petites variations dans I’estimation de «, entrainent de grandes varia-
tions de CIZ\I M-

Lorsque 7 prend une valeur moyenne la distribution de CI%, M ést plus grande
que celle obtenue lorsque la distribution G, est complétement connue (un x? &
r — 1 degré de liberté).

Chase donne deux théorémes calqués sur ceux de Murthy et Gafarian.

Théoreme 1 :

Si &™) est Testimateur de « par la méthode du x? réduit, alors la distri-
bution asymptotique de C; M quand N, M > o avec N/M > 7 est celle de :

gttt A+ + o+ k)

r—s—1

ol les £ et les n sont indépendants et distribués normalement de moyenne O et de
variance 1.
Théoréme 2 :

Si &™) est estimé par la méthode du maximum de vraisemblance i partir
des données brutes les y;, alors la distribution asymptotique de qu m lorsque
N,M - avec N/M = 7 est celle de :

r—s-—1 S
Yo g2+ Y Utrwn? o<y <1
i=1 i=1

avec & et n définis comme précédemment et les u; peuvent dépendre de a.

Remarque

Si les u; sont égaux a 1, les deux distributions sont égales sinon la premiére
est plus grande que la deuxiéme. Ceci est di au fait que dans le ler cas I’estima-
tion est faite 4 partir d’une distribution multinomiale de y; en classes, alors que
dans le second cas I’estimation est obtenue directement & partir des y; bruts et est
ainsi plus efficiente.

Les théorémes 1 et 2 se démontrent en adaptant la démonstration de M et
G [6] pour le ler et celle de L. et C. pour le second [5].

Les démonstrations suivent elles-mémes les étapes de la démonstration
de Cramer [2].

III. APPLICATIONS : TESTS UTILISES POUR ETABLIR LA SIGNIFICATI-
VITE DE L’EVOLUTION DES ACCIDENTS

A. — Les tests du x?

Comment tester la signification de I’évolution d’une mesure concernant la
sécurité A partir du tableau croisé 2 x 2 : Avant/Aprés, Expérimental/Témoins.
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Témoin m, m,

Expérimental 0, n, N

m, est le nombre d’accidents sur le témoin pendant une période
n; est le nombre d’accidents sur I’expérimental pendant une période

Les n; et m; sont des v.a. de Poisson indépendantes. Cette hypothése est
justifiée par le fait que les accidents se produisent indépendemment les uns des
autres. Nous utiliserons une propriété remarquable des variables de Poisson :

La loi conditionnelle d’un couple de v.a. (x,y) indépendantes qui suivent
des lois de Poisson de paramétre A et u, a somme constante est une loi binomiale

A
de paramétre p =
P PN K \X gAY et
x! y!
dem : f(x,y/x +y=n)= (A + )Xty e-(AFw)
x+y)!
_ AN xSy
T oxty! \x+u) (>\+u)

L’hypothése a tester est que les distributions sur le témoin et sur I’expéri-
mental sont identiques, donc que les paramétres de chaque loi binomiale p; pour
le témoin, py pour 'expérimental sont égaux & un paramétre p a estimer.

Donc : HO:pT=pE=p

1) Test du X* comme test d’homogénéité

Le test fonctionne comme un test d’homogénéité, c’est-a-dire comme un
test d’ajustement des deux distributions sur le témoin et I'expérimental a la dis-
tribution binomiale estimée sur la base des deux échantillons.

Le parameétre de la loi binomiale est estimé par :

p* = u_l_
N +M
La statistique s’écrit

_ (n, —Np*)? L (03 —Ng®)? L (my ~Mp*)’ L (m, —Mg*)?

X2 =
N,M Np* Ng* Mp* Mq*
, _NP*)2 n (m, —Mpi)i
N,M Np*q* Mp*q*
, _(N+M) (n m; —m, n,)?

NM T NM (n, + m;)(n, + m,)
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Lorsque N et M — o X; suit un X2 a 1 degré de liberté. En effet, n= 2
classes : Avant et Aprés, s = 2 dlstrlbutlons Témoin/Expérimentale, t = 1 para-
métre a estimer p, le nombre de degré de liberté s(r — 1) — t vaut 1.

Une simulation faite sur 300 quadruplets tirés au hasard de v.a. de Pmsson
de moyenne (36, 24, 20, 16) montre que I’ajustement de la distribution du X2

N,M
aun X2 a1 degré de liberté est trés bon. (Voir Annexe I — le graphique 1).

Sur le plan pratique, on compare X2 , 2 la valeur 3,84 qu’un X> a 1 degré
de liberté ne dépasse que dans 5 % des cas. Si X; m < 3,84 on conclue a la non-

significativité de I’évolution qui est calculée par la formule ev =

Cette quantité représente le rapport du nombre d’accidents aprés sur ’expé-
rimental par le nombre d’accidents attendus aprés en définissant le taux d’évolu-

m

tion sur les deux périodes par C = 2
m

1

Cette formule de I’évolution suggére d’utiliser un autre test : le test de Tanner
ol ’estimation porte sur le témoin et la statistique est calculée sur 'expérimental.

2) Test de Tanner

Le modéle de Tanner [4] correspond au cas traité par Chase [7] dans son
article.

. m
p est estimé par p = ‘I:/I—l (témoin)

La statistique vaut :
_(a, —pNY®  (n, -qN )’

c2
N.M PN aN
— (nl - f’N)z
Npq

Pour Tanner, cette statistique a pour distribution limite lorsque N = e un
2 3 1 degré de liberté, comme dans un test d’ajustement. Or, il s’agit d’un test
d’homogénéité ou si ’on préfére d’un test d’ajustement d’une distribution donnée
sur I'expérimental a une distribution estimée sur le témoin. Dans ce cas, CN M
suit lorsque N et M = oo une loi de (1+ 7 ) X2 avec
7= lim N/M

N — oo

M— o

La distribution de la statistique de Tanner est plus grande que celle d’un
2 31 degré de liberté. Seulement dans le cas ol le témoin est plus grand que
Pexpérimental, le test peut fonctionner comme un test du X* d’ajustement.

Une simulation a été faite sur 300 quadruplets de v.a. de Poisson de moyenne
(36, 24, 20, 16). L’ajustement de la distribution de Cli v & la distribution de
1,67 X? est trés bonne. (Voir Annexe I, le graphique II).
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Le seuil de significativité 4 95 % vaut 6,43 et non plus 3,86. En appliquant
ce test avec le seuil de 3,86, on a plus de chance de conclure faussement a la signi-
ficativité de I’évolution.

3) Test selon le modéle de Murthy et Gafarian

Le paramétre de la loi binomiale est estimé sur le témoin + ’expérimental
par :

L_ 0yt m
P=" "
N+ M
La statistique est calculée sur I’expérimental seul :
2 NP (n, —aN?
N,M f)N qN
B2 = v2
NM N+ M “N,M
Si lorsque N, M — oo, N/M — 7 alors B; M @ pour distribution limite celle
de T+ X2. La distribution est donc plus petite que celle d’un X?.
T

4) Conclusion

Ces trois tests sont équivalents car ils permettent de tester la méme hypo-
thése : les distributions sur le témoin et sur ’expérimental sont identiques et ont
pour forme une distribution binomiale a estimer.

Les domaines sur lesquels portent I’estimation et le test entrainent des va-
riations dans la distribution limite des trois statistiques.

Test Domaine de Domaine de Distribution
I’estimation la statistique limite
Homogénéité Témoin + Témoin + X2
Pearson Expérimental Expérimental
Tanner Témoin Expérimental a1+nx?
Murthy et Témoin + Expérimental 1 X2
Gafarian Expérimental 1 +7
effectif expérimental
avec 7 =
effectif témoin

B. Test du maximum de vraisemblance

Nous supposons que les quatre variables du tableau croisé x, u, y, v, suivent
des lois de Poisson de paramétre a, Aa, b, ub.

Avant Aprés

Expérimental X u

Témoin y \s




Calculons le logarithme de la fonction de vraisemblance :

e a2 e ® bY e (Na)® e HP (ub)¥
LogL = Log( )
x!ylu!lv!
LogL=—a+xLoga—b-+yLogb—2Aa+ulLogAa
—ub +vLogub — Logx! — Log y! — Log u! — Logv!

Pour rendre maximum cette quantité, il est nécessaire d’annuler des dérivées :

0LogL X u
=—14+—-—=N+-
da a a
0LogL
B+l sl
ob b b
0LogL
g =_a+z
oA
0LlogL
A M

Nous devons tester 'hypothése nulle H, : A = u (I’évolution est la méme
sur 'expérimental et le témoin).Nous devons considérer deux cas Hy et H; pour
calculer le maximum de Log L.

1) Hy : \# u

En annulant les dérivées, on obtient la valeur des paramétres rendant maxi-
mum L dans ’hypothése H; .

Xa=u
ab=v
a =x
b =y
2)Hy : A=wu
L devient Ly en remplagant A par u et on ne doit plus qu’annuler trois déri-
vées :
d0LogL X
_gﬂ_-_-_l.;____#_'_g
oa a a
dLogL
dlogly v ¥
b b b
o LogL u v
908 o 0 —a+--b+ -

ou u o
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d’oti les valeurs des paramétres qui rendent maximum L dans ’hypothése H,, .

~ u+v
MHy =
0 4y
. _xrwty)
a =
® u+vHxty

; (y+v(xty)

°_u+v+x+y

d’olr :
~ (xt+u)(ut+v)
a =
® ut+vix+y

A (twutv)
pbg ==————
utvt+x+y

Formons le rapport du maximum de vraisemblance :

Max L
Max L
H

1

B (X + u)x+u (X + y)x+y (u + v)u+v

xx yy uu vv (U + y +u+ V)x+y+u+v

A est homogéne de degré zéro en u, v, x,y.
En fait, on s’intéresse 4 la quantité — 2 Log A qui suit lorsque n = o un
X? a1 degré de liberté.
—2LogA=2[(x+y+u +v)Log(xty+u+v)+xLogx+yLogy+ulogu
+ vLogv—(x + u)Log (x + u) - (x + y) Log (x + y) — (y + V)
Log(y +v) — (u+ v)Log(u+v)]

Une simulation qui porte sur 300 quadruplets de v.a. de Poisson de moyenne
(36, 24, 20, 16) montre que I'ajustement de la distribution de — 2 log A a un X?
a1 degré de liberté est trés bonne. (Voir Annexe Il — le graphique 1).

C. Comparaison de la puissance du test du X2 de PEARSON et du test du maximum
de vraisemblance par simulation

Le coefficient de correlation entre les deux statistiques est voisin de 1. Il
suffit pour s’en assurer de considérer le tableau ci-aprés ou sont inscrites les valeurs
des trois statistiques pour un quadruplet poissonnien tiré au hasard.

D’ailleurs un développement en série de Taylor de — 2 Log A permettrait de

retrouver ’expression du Xfl v Sous certaines conditions.
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Quadruplet Poissonien Statistique

Tanner —2LogA Pearson

2K, ?h. 15, 16, * L0116 LN09* 010
2y, 16. 21, 21, * 3,c24* 1,058% 1,454
Z0, 2h . 13, 15, * TN W2l2% 223
51, S5, s, 1/, * oY 065 V44
40, 7. 6. 15, * 1,433« JBY2w P00
25, 13, 20, N, P36 l36% . 256
e/, 25, 21, 14, * RARL , 953 L, 952
¢S, 17, 1. 12, * L0G0w L022w U2}
1. 24, 16, 21, % 2.396% 1,075% 1,071
5¢, 20, e, 20, * YA NIYg-3 A
31, 1%, 1v. 12. * OH2w RORRR .Us2
50, 19, 1, 10, * S.0/7% $,460% 5,445
40, 5. 23, 1mn, LTOHRW L0065 067
lu, 260, 17, 19, = yOuyw 2004w L0058
lu., 2s. 11, 19, * 1,169« JT0Gw , /1
Su, 17, 23, 20, * 1,99+ WYL P92
31, 36, 16. 19, * UG ROTVA R V03
6, 25. 25, 1ve * - L1533 1594
29. 30. 24, 10, *  6,¢51% 6,133« 4,043
36, 25, 15, 28, * 1 ,521% 4,1/5% 4,149
98 ., 21, 21, 1%, * 1,897+« 1,088 1,093
S/, 15. el 26, % 14,9YY3*  H,682% 6,615
57, 19. 25, 15. * WllR* L129% . 130
S0, 34, 19, T4, * 1,51/« 1,000+ YY7?
5, 22, 24, 16, * 2O JAbar Y
lc. 35, 24, 16, * 5,8/0% 3,515« 3.506
e, 21, 15, Y, * L AR 258w 257
Su, 18, 25, 15, * YA LOB0w 082
4, 22. 15, 16, * 2,425% 1,491« 1,508
55, 25, 21, 18, * Y- yUB6* PVETS
40, 25, 18, 16. * 1.062% LO/5% 080

A partir de I’hypothése nulle H, c’est-a-dire des tableaux :

30 24 150 120
et
20 16 100 80

On choisit de s’écarter de I’hypothése nulle en prenant 8 autres quadruplets :

(30, 24, 20, 14) (150, 120, 100, 70)
(30, 24, 20, 12) (150, 120, 100, 60)
(30, 24, 20, 12) (150, 120, 100, 50)
(30, 24, 20, 8) (150, 120, 100, 40)

Sept seuils d’erreur de premiére espéce (rejet de H, lorsque Hy, est vrai) sont
sélectionnés.

Proba. a 05 03 02 01 005 002 001

seuil 0,455 1074 10642 2706 3,841 5412 6,635

N
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Courbe de puissance de Xy u

Type 2
—”‘——
A=
/
/
4
‘/
!
/
!
=60
'I O
”~
0,751 1 y=38
I
|
|
[
A
]
|
]
: /
| / y=12
: /
0,54 /
0,25 A
0,1
T T T T T
0,5 Type 1

T T
0,01 005 0,1 0,2 0,3



Cela permet de construire 5 x 7 tableaux de contingence. Chaque tableau
correspond a une hypothése H, et un seuil donné et a pour forme :

Test 2= —2LogA

Rejet | Accept.| Total

Rejet

Test 1 Acceptation

2
XN ,M Total

Voir les tableaux de contingence en Annexe 2.

Il est possible de tracer pour les écarts progressifs a ’hypothése nulle, les
courbes de puissance des deux tests avec en abscisse I’erreur de type I et en or-
donnée I'erreur de type II qui est calculée.

Les puissances des deux tests sont équivalentes. Les tests ont la méme puis-
sance. (voir le tableau de I'annexe II).

Le test de Pearson fondé sur la statistique xf, M est pour les faibles valeurs
(de I'ordre de 30) peu puissant pour un écart de 25 % par rapport a ’hypothése
nulle, moyennement puissant pour un écart de 50 % a I’hypothése nulle. Pour les
fortes valeurs (de I'ordre de 150) le test est moyennement puissant pour un écart
de 25 % a T’hypothése nulle, trés puissant pour un écart de 50 % a I'hypothése
nulle.

IV. CONCLUSIONS

L'utilisation du test du x? comme test d’ajustement ou comme test d’homo-
généité (traités par Cramer) ne suffit toujours pas dans la pratique. Des variantes
selon le domaine de I’estimation et le domaine de la statistique conduisent a des
variantes du test du x? qui ont été étudiées par Murthy et Gafarian puis par Chase.
Moore et Spruill [8] ont réussi 2 unifier la théorie des statistiques du x?2.

Une de ses variantes nous a conduit a corriger la distribution limite de la
statistique de Tanner. Ce test, bien que séduisant par le modéle sous-jacent adapté
a notre problématique, n’est pas recommandé car la distribution limite de la statis-
tique dépend du rapport des nombres d’accidents sur le témoin et sur I’expérimen-
tal.

Les deux autres tests : test du X* comme test d’homogénéité et le test du
maximum de vraisemblance sur variables poissonniennes sont de bons tests pour
juger de la significativité de I’évolution d’une mesure visant a améliorer la sécurité,
car les distributions limites des statistiques correspondantes ne dépendent pas du
nombre d’accidents.

Leurs puissances sont comparables. Mais ces tests sont peu puissants pour des
effectifs faibles (30 environ) méme pour des écarts importants par rapport a I’hypo-
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theése nulle, ils sont par contre puissants pour des forts effectifs (150 environ) et
d’autant plus que I’écart a I’hypothése nulle est grand.
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ANNEXE I

AJUSTEMENT GRAPHIQUE

— En abscisse : les valeurs des statistiques et du x2.

— En ordonnée les pourcentages.

— La premiére bissectrice représente la distribution théorique (1 + 7) x?

dans le ler cas, x> dans le 28me cas, en établissant une échelle convenable sur
I’axe des abscisses.

Pourcentage
100 A
(J
48
O)
50 -
O)
20 -
X
T T T T T T T T
0 0,06 0,148 N 455 1274 1,64 2,738 17,

Graphique 1 : Ajustement de la statistique — 2 LOG A X
. Ajustement de la statistique x%; M o)
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Pourcentage

100 4
50 4
20 4
X2
T T T T T T T =
0 01 0,47 0,75 179 273 45 125

Graphique 2 : Ajustement de la statistique de Tanner
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ANNEXE II
TABLEAUX DE CONTINGENCE REJET/ACCEPTATION POUR LES

DEUX TESTS ET LES DEUX SORTES DE TABLEAUX (30, 24, 20, 16), . . .
ET (150, 120, 100, 80), . . .
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