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ESTRATTO

Il documento propone alcune semplici procedure per il trattamento dei dati anomali nelle
indagini longitudinali finalizzate alla stima di un indice di variazione relativo ad una variabile
quantitativa Y, che si supporra generalmente riferita a dati d’impresa. Nonostante tematiche
quali I’individuazione di eventuali errori di misura e di valori outlier in indagini quantitative
siano ampiamente trattate in letteratura, non esistono molte valutazioni metodologiche ed
applicazioni empiriche concepite ad hoc in presenza di misurazioni ripetute nel tempo sullo
stesso insieme di unita. Ci si soffermera soprattutto sulle possibili modalita d’intervento —
direttamente sui microdati o sui pesi originari associati alle unita del campione disponibile —
tese a migliorare la precisione della stima di una variazione supponendo che gli outlier non
siano (del tutto) eliminabili dalla base dati disponibile (ad esempio, perché i valori anomali
potrebbero essere associati ad unita autorappresentative non ricontattabili e che non possono
essere escluse dai calcoli). D’altra parte, il problema preliminare legato alla individuazione
dell’intervallo di accettazione sara affrontato solo in parte, risultando particolarmente legato
alle specificita dell’indagine e comunque gia oggetto di diverse trattazioni specifiche. Dopo
una premessa generale, nel secondo paragrafo verra introdotta 1’espressione generale dello
stimatore di un indice di variazione, evidenziando il legame esistente tra scelta dello
stimatore, disegno campionario e peso campionario associato ad ogni unita. Nel terzo
paragrafo verranno commentate alcune strategie operative per il trattamento degli outlier. Il
paragrafo 4 e dedicato ai metodi basati sulla correzione degli indici outlier senza alterazione
dei pesi, mentre il paragrafo 5 ai metodi basati sulla modifica dei pesi senza correzione degli
indici outlier. La trattazione si conclude con una applicazione empirica tesa a confrontare
I’efficacia delle diverse metodologie.



1. Il trattamento dei dati anomali nella stima di un indice di variazione

Si supponga di operare nel contesto di un’indagine campionaria finalizzata al calcolo
della variazione dell’ammontare di una certa variabile quantitativa Y - che per semplicita si
supporra non negativa - intercorso tra il tempo t ed un certo tempo (t-k) scelto come base di
riferimento. Si fara preferibilmente riferimento ad indagini in cui la suddetta variabile esprime
un indicatore economico riferito a dati d’impresa (ricavi, valore aggiunto, costi, investimenti,
occupazione), sebbene molte delle considerazioni proposte nel prosieguo siano adattabili a
contesti operativi pitu ampi. Dopo aver estratto un campione S, all’interno di un certo strato -
che si supporra d’ora in poi prefissato - non di rado vengono osservati alcuni valori relativi
alle variazioni individuali di Y particolarmente “anomali”, in quanto sensibilmente diversi
dalla media (e/o dalla mediana) della distribuzione di frequenze empirica relativa allo strato
stesso, in altri termini valori posizionati su una delle due code di tale distribuzione.

L’influenza di tali valori estremi sulla stima della variazione media riferita allo strato
suddetto, soprattutto se associati ad unita caratterizzate da un ordine di grandezza di Y elevato,
puo risultare incontrollabile senza il ricorso ad un adeguato programma di controllo di validita
dei dati elementari (editing). Si pone conseguentemente il problema, ampiamente dibattuto in

letteratura’, di come trattare le osservazioni effettivamente identificate come outlier.

Come esempio, i due grafici seguenti riportano le distribuzioni di frequenze relative
alle imprese fino a due addetti operanti nel commercio al dettaglio prevalentemente alimentare
in sede fissa nel 1997. Sono stati considerati i dati campionari - disponibili sulla base
dell’indagine mensile sulle vendite al dettaglio condotta correntemente dall’ISTAT -
distintamente per le imprese non specializzate a prevalenza alimentare (in maggioranza
minimercati, piccoli supermercati, discount ed altri grandi negozi a prevalenza alimentare) e
per quelle specializzate a prevalenza alimentare (negozi tradizionali e di prossimita) sulla
base, rispettivamente, di 371 e 468 imprese.

La scelta di tale esempio é dovuta essenzialmente al fatto che il comparto commerciale
al dettaglio & notoriamente caratterizzato da una elevata eterogeneita imprenditoriale, anche
all’interno di strati particolarmente circoscritti come quelli esaminati: esso risulta, quindi,

particolarmente adatto ad evidenziare come anche una preventiva stratificazione piuttosto

L si ricorda, tra tanti, il noto saggio di Fellegi e Holt (1976).



dettagliata (imprese fino a due addetti e classificazione ATECO a 3 e 4 cifre?) non comporti
necessariamente 1’assenza di outlier come quelli nella coda di destra delle due densita

empiriche.

Grafico 1.1 - Distribuzione di frequenze del fatturato 1995 per alcune imprese
commerciali al dettaglio fino a due addetti (ATECO 52.11 e 52.2)
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Nota: elaborazioni su dati ISTAT.

Entrambe le distribuzioni sono chiaramente caratterizzate da asimmetria positiva,
sebbene quella relativa alle imprese non specializzate (generalmente piu omogenee
appartenendo in maggioranza alla grande distribuzione organizzata) risulti piu uniforme,
almeno fino a alle frequenze corrispondenti ai 350 milioni circa. Sono evidenti le imprese
posizionate sulla coda di destra di entrambe le distribuzioni, comunque piu numerose tra le
imprese non specializzate, il cui peso economico e generalmente assai superiore a quello delle
imprese alimentari specializzate di uguale dimensione.

In questo caso ’anomalia non ¢ dovuta alla presenza di errori di misurazione, bensi al
fatto che alcune imprese dello strato presentano connotati economici tipici delle imprese
appartenenti alle classi di addetti superiori.

L’operazione generalmente pit immediata da compiere in presenza di valori anomali
consiste proprio nel ricontattare il rispondente per accertarsi dell’esattezza del dato.

Se non ¢ possibile ricontattare 1’impresa, o se questa conferma come vero il dato
apparentemente anomalo, la soluzione apparentemente pitu semplice del problema del
trattamento degli outlier, piuttosto diffusa in pratica e consistente nel non considerare affatto

le unita outlier nei calcoli (in altri termini di assegnarle un peso nullo) & spesso rischiosa.

2 per dettagli sulla classificazione delle attivita economiche ATECO si rimanda a Gismondi (1998).



Infatti all’interno dello strato potrebbero ricadere poche unita campionarie (ed eventualmente
poche unita nello stesso universo), alcune delle quali praticamente autorappresentative (non
esistono nell’universo unita ad esse “simili”, per cui queste devono appartenere al campione
effettivo con probabilita uno), e quindi eliminarle dalla base dati disponibile per i calcoli
successivi appare quanto mai sconsigliabile.

Una seconda procedura, consistente nel post-stratificare il campione sulla base della
presenza di outlier in certi strati originari, richiederebbe comunque almeno una stima del
numero di unita nell’universo dalle caratteristiche assimilabili a quelle delle unita outlier
osservate nel campione, il che & spesso impossibile per carenza di informazioni al riguardo e/o
la necessita di produrre le stime entro un intervallo temporale assai ristretto (ad esempio, cio
accade di frequente nel caso di indagini mensili). Le principali alternative alle soluzioni
precedenti sono nel complesso classificabili in due gruppi di tecniche:

1. tecniche tese alla correzione del dato elementare ritenuto anomalo;
2. tecniche che non alterano il dato elementare ma correggono (generalmente diminuendolo)
il peso con cui tale dato entra nella procedura di stima della variazione media complessiva

dello strato di riferimento.

In generale, non esiste un approccio al problema che risulti sempre preferibile,
dipendendo la scelta dal grado di conoscenza del fenomeno studiato, dall’ammontare degli

interventi sui microdati e dalle stesse finalita dell’indagine (si veda in proposito il paragrafo

3).

In questo contesto si cerchera di illustrare alcune semplici metodologie finalizzate al
miglioramento della precisione della stima campionaria di una variazione in presenza di
outlier generalmente non eliminabili dalla base dati disponibile.

Piu precisamente, seguendo Kovar e Winkler (1996), definiremo come outlier una unita
che, con riferimento ad una variabile Y di interesse, presenta un valore situato alla coda di una
distribuzione empirica di valori relativi ad unita ad essa teoricamente simili. Generalmente
questo criterio di similitudine deriva da una preventiva suddivisione delle unita in strati in
merito a cui si ipotizzano uguale media, omoschedasticita ed incorrelazione. Non sara preso in
esame il caso delle unita inlier, che cioé presentano un valore di Y invariante per piu
misurazioni successive, generalmente dovuto alla replicazione del valore dichiarato in un

questionario precedente. Gli outlier possono essere distinti in:



1. outlier non rappresentativi: si tratta di valori anomali a causa di veri e propri errori in fase
di compilazione del questionario®. Un caso classico & costituito dall’errore nell’unita di
misura utilizzata per la risposta (ad esempio, lire invece di migliaia di lire, per cui i valori
dichiarati dovrebbero essere divisi per mille). La loro non rappresentativita va intesa con
riferimento alle unitd della popolazione non incluse nel campione, perché non
contribuiscono alla variabilita campionaria fornendo informazioni su di esse. Si tratta di
veri e propri errori che occorrerebbe individuare e correggere a monte;

2. outlier rappresentativi: si tratta di valori anomali non dovuti ad errori di misurazione, bensi
ad eventi relativi all’unitda di riferimento non (del tutto) valutabili sulla base delle
informazioni disponibili su di essa. Si tratta comunque di osservazioni rappresentative di
un certo numero di unita della popolazione non incluse nel campione, di cui generalmente

non si conosce 1’ammontare.

Nel prosieguo, pur facendo maggiormente riferimento alla seconda tipologia - il che
escluderebbe il ricorso a correzioni dei dati sospetti - si utilizzera il termine outlier nella sua
massima generalita, sia perché in pratica non e sempre possibile distinguere con certezza tra le
due tipologie suddette, sia perche possono essere individuate tecniche di stima di un indice di
variazione in cui il trattamento delle unita anomale rimane valido per entrambe le situazioni.
Si escludera comunque il caso dei veri e propri errori riconducibili all’unita di misura con cui
e stato espresso il fenomeno, che si supporranno risolvibili con ovvie correzioni dei microdati
antecedenti alle valutazioni di cui in seguito.

Inoltre non verra affrontato esplicitamente il problema di come individuare le unita
outlier, sebbene tale aspetto venga implicitamente sfiorato in diverse circostanze (in
particolare nel paragrafo 4.2); per dettagli su tale problema si rimanda a Hidiroglou e
Berthelot (1986), Hennig (1998), Pizzi e Pellizzari (1998), Thompson e Sigman (1998).
L’attenzione verra piuttosto concentrata sul trattamento statistico delle unita outlier in sede di
stima di un indice di variazione, senza alcuna ipotesi circa la persistenza nella base dati di
possibili outlier non rappresentativi e supponendo di aver gia rimosso gli eventuali errori di
misura, sebbene tale fase non sia indispensabile ai fini della validita di gran parte delle
procedure proposte in seguito.

Infine si supporra, per semplicita, di disporre di una base dati longitudinale basata



sullo stesso insieme di unita intervistate al tempo t, quindi di un panel senza rotazioni, ipotesi
non irrealistica se si fa riferimento a rilevazioni esaustive di tipo annuale o mensili svolte in
un arco temporale di riferimento non superiore ai 12-18 mesi.

Si ricorda, infine, che in ISTAT risulta attualmente disponibile il software GEIS
(Barcaroli e Luzi, 1995), elaborato da Statistics Canada, finalizzato alla individuazione delle
osservazioni outlier ed alla loro sostituzione con stime prodotte con una varieta di metodi
piuttosto comuni in pratica. Sono pero scarse le applicazioni finora condotte con riferimento
ad indagini longitudinali sulle imprese. E’ poi in fase di valutazione 1’efficacia del software
SPEER, prodotto dal Bureau of Census statunitense, che si differenzia da GEIS per la diversa
formulazione algebrica dei vincoli imposti per determinare le soglie di accettazione”.

Nel paragrafo seguente verra introdotta I’espressione generale dello stimatore di un
indice di variazione, evidenziando il legame esistente tra scelta dello stimatore, disegno
campionario e peso campionario associato ad ogni unita. Nel paragrafo 3 verranno
commentate alcune strategie operative per il trattamento degli outlier. Il paragrafo 4 é
dedicato ai metodi basati sulla correzione degli indici outlier senza alterazione dei pesi,
mentre il paragrafo 5 ai metodi basati sulla modifica dei pesi senza correzione degli indici
outlier. La trattazione si conclude con una applicazione empirica tesa a confrontare 1’efficacia

delle diverse metodologie.

2. Definizione generale dello stimatore di un indice di variazione

Siano date queste definizioni:

Y+ :valore assunto dalla variabile quantitativa Y al tempo t sull’unita i-ma
della popolazione;
Yt :ammontare complessivo, riferito all’intera popolazione, della variabile
quantitativa Y al tempo t;
Ysti :valore assunto dalla variabile quantitativa Y al tempo t sull’unita i-ma
appartenente al campione S;

Yst :ammontare complessivo riferito al campione S della variabile

% Per una rassegna si veda Fuller (1987).
4 Mentre GEIS si basa su vincoli espressi in forma di equazioni e/o disequazioni lineari, SPEER si basa su rapporti.



Isti/k =Ysti!Ystxi

Nt
Nst

TTsti

Psii
le=Y¢/Yix

Ist=Yst/Ystx

quantitativa Y al tempo t;

- rapporto tra i valori di Y riferiti ai tempi t e (t-K) calcolato sull’unita i-ma

del campione S, anche detto “variazione tendenziale individuale”;

: numero di unita della popolazione appartenenti all’universo al tempo t;
: numero di unita del campione S riferito al tempo t;

: probabilita di inclusione della unita i-ma nel campione S estratto al

tempo t;

: probabilita individuale di estrazione della i-ma unita

s rapporto tendenziale, riferito all’intera popolazione, tra 1 valori di Y

riferiti ai tempi t e (t-k), incognito ed oggetto di stima.

:rapporto tendenziale, riferito al campione S, tra i valori di Y riferiti ai

tempi t e (t-k).

Si puo poi supporre quanto segue:

1. di conoscere I’ammontare Y,_ : tale ipotesi & plausibile supponendo che (t-k) si riferisca ad

un certo anno base preso come riferimento per il calcolo della variazione®;

2. di conoscere Y ; per ogni unita i del campione S estratto al tempo t: cio e plausibile

supponendo che nei due tempi il campione resti lo stesso, oppure che ad ogni unita

intervistata al tempo t si chieda anche I’ammontare di Y riferito al tempo (t-k).

Se si indica allora con Tg uno stimatore del suddetto rapporto incognito, sulla base

della espressione generale dello stimatore di Horvitz e Thompson esso assumera varianza

minima nell’insieme

forma:

Tst=

degli stimatori lineari e corretti se sara genericamente scrivibile in questa

n
Y st

Ni:L st =§[ Y sii J( 1 jYS,t—k,izi(ISt”k) Ysiki 2.1]

Ysit—ki A\7zsti) Ytk i-1 7sti Y t—k

ZYt—k,i =

i=1



Come caso particolare della espressione [2.1], se si optasse al tempo t per un disegno

campionario casuale semplice (PPS), dove la variabile dimensionale e posta uguale a Y,_y ; Si
avrebbero le due relazioni seguenti:

0. = Yk,
Sti Yk [22]

7rsti = Nst Py

e di conseguenza lo stimatore assumerebbe questa forma semplificata:

Tst= Z(Mj [2.3]

i=1 \_ Nst

si tratterebbe, quindi, alla semplice media aritmetica non ponderata degli ns; rapporti
tendenziali individuali calcolabili sul campione al tempo t, e quindi lo stimatore del rapporto
tra gli ammontari di Y riferiti ai tempi t e (t-k) in questo caso puo essere ricondotto alla media
dei rapporti tendenziali individuali tra gli ammontari di Y nei due tempi riferiti a ciascuna
delle ng; unita inserite nel campione. Per I’effettiva implementazione del disegno PPS al
tempo t, qualora non si conoscessero i valori di Y relativi ad ogni singola unita della

popolazione al tempo (t-k), si puo utilizzare una variabile Z correlata a Y secondo la relazione

Y = p, Zti + & » Ponendo:

* Ziki
M Zek [2.4]

st = Nst Psti
dove Zx indica ’ammontare complessivo di Z nella popolazione al tempo (t-k). Se Y indica
una variabile di output (fatturato, valore della produzione, valore aggiunto), Z pud essere

ragionevolmente data dal numero degli addetti relativi all’unita di analisi.

Un secondo caso particolare della [2.1] € ottenibile ponendo:

% In alternativa ¢ generalmente possibile stimare le grandezze riferite all’anno base utilizzando le informazioni raccolte con alcune tra le
principali indagini strutturali sulle imprese condotte dall’ISTAT, quali le indagini PMI (imprese fino a 19 addetti, campionaria) e SCI
(imprese con almeno 20 addetti, totalitaria).



P =1/ N
* t [2.5]

st = Nst Py
ossia utilizzando un disegno casuale semplice (SRS), e di conseguenza lo stimatore

assumerebbe questa ulteriore forma semplificata:

B

Tg=—o/il . [2.6]
t—k

si tratterebbe, quindi, del semplice rapporto tra la stima dell’ammontare complessivo di Y al
tempo t - ottenuta moltiplicando per il relativo coefficiente di espansione 1’ammontare
campionario - ¢ ’ammontare complessivo di Y al tempo (t-k). Vale la pena di notare che,

qualora non fosse noto I’ammontare vero Y;, al denominatore della espressione che

definisce T basterebbe operare la sostituzione seguente:

Ns t-i
Y stk

i=1 7TSt—k,i

in luogo di Yick s

dove potrebbe ragionevolmente valere la semplificazione s ;= 7s-

Gli stimatori [2.3] e [2.6] sono comunemente definiti, rispettivamente, “media di
rapporti” e “rapporto di ammontari”, e le considerazioni precedenti hanno evidenziato sotto
quali disegni campionari essi risultano coincidenti con lo stimatore di Horvitz e Thompson e,
dunque, in quali contesti operativi ne pu0 risultare raccomandabile 1’utilizzo. In pratica puo
pero accadere che, indipendentemente dal disegno campionario adottato, la “media di
rapporti” si riveli comunque piu efficiente del “rapporto di ammontari”, pur essendo affetta da
distorsione. Nell’esempio seguente® tale evidenza viene verificata ricorrendo ad un approccio
modellistico, supponendo cioé che ad ognuna delle dieci unita considerate sia associata una
superpopolazione di cui, tramite le cinque osservazioni disponibili e riferite ad altrettanti anni

consecutivi, si possono stimare le medie y(i) e le varianze az(i)7. Dalle relazioni [2.3] e [2.6]

® i tratta di dieci imprese operanti nella grande distribuzione alimentare, i cui ricavi annui riferiti al periodo 1991-1995 sono stati espressi
in decine di miliardi.
" Per una trattazione model-based esaustiva si veda il paragrafo 5.2.



si ricavano facilmente queste formule per le medie e le varianze:

(TI(ZB))——5 V(Tiea) = Z V{¥si) (Tizs) = ZV(Y5|)

E(T:
(T (23)) YSZlOYOI Yo 2( OI) 2( O)

Tabella 2.1 - Un confronto tra gli stimatori [2.3] e [2.6]

[ Yoi Yii Yoi Y Yai Yl Yoi  V(i)*
1 9 12 13 17 20 2,222 15,0
2 8 11 12 15 19 2,375 14,0
3 8 7 13 17 25 3,125 43,2
4 12 19 17 19 23 1,917 12,8
5 10 15 20 24 28 2,800 40,6
6 9 12 14 18 24 2,667 27,0
7 12 20 26 29 35 2,917 61,8
8 15 21 15 22 32 2,133 38,8
9 12 26 31 35 39 3,250 87,4
10 12 24 25 30 37 3,083 67,4

Media 10,7 16,7 18,6 22,6 28,2

Media di rapporti (2,649)  Rapporto di ammontari (2,636)

VAR 0,010 0,036
BIAS? 0,011 0,000
MQE 0,022 0,036

(*) V=varianza.

Questo caso concreto presenta alcune peculiarita, peraltro frequenti qualora si studino variabili
economiche riferite ad imprese:

e si verifica una forte crescita per tutte le unita passando dal tempo 0 al tempo 4;

¢ la varianza “longitudinale” delle unita cresce al crescere della dimensione di Y;

e le variazioni individuali piu elevate si verificano prevalentemente in corrispondenza delle

unita con i valori di Y piu elevati.

Nonostante i due stimatori conducano a stime assai simili (2,649 per lo stimatore [2.3] basato
sulla media di rapporti e 2,636 per lo stimatore [2.6] basato sul rapporto di ammontari),
I’errore quadratico medio del primo ¢ sensibilmente piu basso rispetto al secondo (0,022
contro 0,036), sebbene la media di rapporti sia affetta da una distorsione quadratica pari a
0,011.



In realta, le posizioni [2.3] e [2.6] costituiscono solo due casi particolari della piu
ampia gamma di possibili disegni campionari implementabili in sede di stima di un rapporto.

Un disegno piu generale € dato da:

Do = Xtohi
Sti X i [2.7]
7rsti = Nst P

dove X indica I’ammontare complessivo di X nella popolazione al tempo (t-k); la variabile X
dovrebbe risultare correlata positivamente con Y, si tornera nel paragrafo seguente e h € un
intero non negativo minore od uguale a k. Ad esempio, se Y indica i ricavi totali d’impresa,
t=1998 e (t-k)=1991, si puo supporre che in corrispondenza di quest’ultimo anno sia
disponibile una stima per I’intero universo delle imprese in esame sulla basa dell’ultimo
Censimento dell’Industria e dei Servizi. La variabile X potrebbe essere costituita dalle
dichiarazioni fiscali delle imprese, generalmente disponibile con un certo ritardo rispetto al
periodo di riferimento, per cui si potrebbe porre (t-h)=1997. Si noti come in questo caso,
essendo h<k, e preferibile utilizzare una variabile ausiliaria X diversa da Y, percheé riferita ad
un tempo assai pitl vicino rispetto al 1998 di quanto non sia il 1991°. Partendo dalla ultima

relazione della [2.1] si avra dunque che:

_YS,tfk,i
Y s t—k,i Yk
. Y stk ns‘(ISti/k] Y ik (Nth]ns‘ Isisk| \ Ntk
Tst= (|St'/k) — = =
izll " s Y ek |Z—1: Nst ) Xsit-hi Ntk |Z—1: Nst | Xsit-hi
Xt-h [Xt—h]
L Nt_h -

Quindi in generale lo stimatore di un rapporto riferito alla variabile Y ed al tempo t €
scrivibile come prodotto tra I’indice di variazione del tempo (t-h) rispetto al tempo (t-k) del
numero di unita appartenenti allo strato esaminato nella popolazione (che & chiaramente pari
ad uno se k=h) e la media aritmetica semplice di ng; addendi, ognuno dei quali e uguale al
prodotto tra I’indice di variazione individuale ed un fattore esprimibile come rapporto tra:

e l’intensita relativa di Y, ; rispetto all’intensita media di Y in (t-k) nella popolazione;

e lintensita di rispetto all’intensita media di X, p; nella popolazione. Si noti in proposito

8 Sempre che i ricavi riferiti al 1991 non risultino comunque piti correlati ai ricavi del 1998 rispetto alle dichiarazioni fiscali 1997.



come, in pratica, i valori della variabile X al tempo (t-h) potrebbero non essere noti per
tutte le unita della popolazione, nel qual caso si puo utilizzare una stima campionaria di
tale intensita media, senza alterare il significato intrinseco della precedente formulazione,

sebbene tale procedura renda piu imprecisa I’implementazione del disegno PPS.

Alla luce di quanto visto, & infine immediato semplificare ulteriormente la

formulazione generale dello stimatore di un rapporto tra ammontari tramite la posizione:

Nst

TSt:Z(ISti/k) Dsti - [2.8]

i=1

dove in generale si avra che Dsi = f (N¢_x; Nt_n;nst;Ystk.is Xstni), € la somma di tali pesi

rispetto al totale delle unita campionarie non e necessariamente vincolata ad uno.

Mentre in questo paragrafo i pesi D sono derivabili in funzione del disegno
campionario utilizzato, nel paragrafo 5 si determineranno altre possibili scelte di pesi tali da
migliorare la precisione delle stime in presenza di outlier, sulla base di valutazioni in tutto od
in parte svincolate dal disegno. In effetti, la ponderazione degli indici individuali con pesi che
non sono necessariamente coincidenti con quelli ottimali di Horvitz e Thompson - che
risultano ottimali in media al variare del campione estratto - rappresenta una soluzione
operativa prettamente mirata ad ottimizzare la precisione della stima con riferimento allo
specifico campione disponibile al tempo t, soprattutto qualora fosse affetto da alcune
osservazioni chiaramente anomale, il cui effetto distorcente potrebbe risultare assai rilevante

se si ricorresse a stimatori basati sul disegno campionario del tipo [2.8].

3. Possibili strategie per il trattamento dei microdati in presenza di outlier

Prima di procedere, ¢ necessario richiamare all’attenzione la coesistenza di due
metodologie di base con cui € possibile trattare il problema delle unita outlier nell’ambito di
indagini volte alla stima di un indice di variazione secondo la formula generale [2.8].

Una prima famiglia di tecniche ha come fine la correzione del dato di base Yg;. Una

alterazione del dato di base equivale ad una trasformazione di tale dato secondo il “fattore”



Wi » In modo che si utilizzera:

Y sti WA in luogo del valore originario Y sti -

Una seconda famiglia di tecniche prevede invece, senza una alterazione del dato di
base, una correzione del peso originario con cui una unita anomala dovrebbe entrare nel
meccanismo di stima di una variazione, secondo quanto riportato nella formula [2.8], tramite

il “fattore” ws,; , comportera 1’utilizzo del nuovo peso complessivo:

Dsti Woi in luogo del valore originario Dsti -

A priori non é in genere possibile stabilire quale delle due tipologie di procedure sia
preferibile: va pero sottolineato come il ricorso alla prima tipologia implichi necessariamente
la possibilita di identificare le unita effettivamente outlier e risulti consigliabile se tra le
finalita dell’indagine c¢’¢ anche quella di fornire una base dati coerente per gli utenti finali.

In generale, rispetto al secondo gruppo di tecniche - certamente piu cautelativo
riguardo al delicato aspetto del trattamento dei microdati - il ricorso al primo gruppo
comporta la massima fiducia nella procedura di controllo predisposta per assegnare 0 meno ad
un’unita ’attributo di outlier: in altri termini, si suppone soprattutto che la sua potenza sia
molto elevata (ossia sia molto elevata la probabilita di definire outlier una unita quando questa
¢ effettivamente affetta da errore), e che 1’errore di prima specie sia comungque contenuto
(ossia sia bassa la probabilita di considerare erroneamente una unita come outlier). Questa
impostazione concettuale & coerente con la necessita, assai frequente nei contesti operativi
d’indagine, di doversi cautelare soprattutto dal rischio di persistenza di valori anomali nella
base dati predisposta per i calcoli, prima ancora che dal rischio di correggere dati viceversa
non affetti da errore”.

La rilevanza di questo aspetto é ulteriormente sottolineata dalla necessita, attualmente
in fase di rapida diffusione, di finalizzare una indagine statistica non solo al calcolo di alcuni
aggregati sintetici fondamentali (indifferentemente ammontari od indici di variazione), ma
anche di predisporre una base di dati individuali d’impresa utilizzabili per altre finalita. Cio

implica una particolare attenzione all’'uso delle metodologie di correzione, che dovrebbero



garantire la coerenza trasversale e longitudinale delle informazioni sia a livello macro che a
livello micro, e questa duplice finalita potrebbe implicare il ricorso a procedure di
riponderazione dei dati differenziate. In realta, come si vedra la distinzione tra le due famiglie

di tecniche non é sempre cosi netta; inoltre possono esistere diverse scelte dei fattori wy; €

Wi , di cui un possibile riepilogo e fornito nella seguente tabella 3.1.

Tabella 3.1 - Possibili strategie per I’archiviazione dei microdati

ed il calcolo di una variazione in presenza di unita outlier

TIPOLOGIA DI FATTORE CORRETTIVO a b c d e f
1) Fattore assegnato all’unita nella base dati finale 0 1 1 Wi 1 Wi
2) Fattore assegnato all’unita in fase di stima (formula 2.8) 0 0 1 1 W, W,

a) In tale situazione I’unita anomala viene eliminata sia dalla base dati sia dalla procedura di
calcolo della variazione. Viene cosi del tutto assimilata ad una mancata risposta. Questa
soluzione, particolarmente drastica, sembra plausibile solo nei casi in cui ['unita in
questione non sia autorappresentativa, 0 comunque non presenti dimensioni troppo
rilevanti con riferimento alla variabile Y, oppure qualora non si disponga del tempo e/o
delle metodologie idonee per una correzione.

b) In questo caso ’unita anomala viene inserita nella base dati ma non ¢ considerata per i
calcoli. Si tratta di una soluzione possibile qualora il dato anomalo sia in realta veritiero -
benché particolarmente al di fuori del normale intervallo di accettazione predisposto per
I’indagine - e non si disponga di metodologie affidabili per una sua opportuna
riponderazione in sede di stima di una variazione.

c) In tale circostanza 1’unita anomala viene conservata senza alcuna alterazione tanto nella
base dati quanto in fase di calcolo di una variazione. Rispetto alla situazione di cui al punto
precedente si suppone di disporre di informazioni addizionali circa la vera dinamica della
variabile Y nello strato in esame, in base a cui non si ritiene distorcente la permanenza della
unita anomala, senza alcuna alterazione del suo peso campionario, nell’insieme delle unita
utilizzate per il calcolo della variazione'®.

d) L’unita anomala viene inserita nella base dati con una alterazione basata sul fattore wi, ma

® In tale ottica, Weir (1997) suggerisce come la valutazione del numero di errori commessi in una procedura di editing, distinguendo le
erronee correzioni dei dati buoni dalle mancate correzioni dei dati errati, rappresenti una utile metodologia per verificare I’efficacia di una
procedura di correzione.



in sede di stima di una variazione le viene assegnato un peso uguale a quello originario (il
precedente caso c) é un caso particolare di d) per w;=1).

e) L’unita anomala viene inserita nella base dati senza modifiche, ma in sede di stima di una
variazione le viene assegnato un peso diverso da quello originario, alterato secondo il
fattore w,, (i precedenti casi b) e ¢) sono due soluzioni particolari per w,=0 e w,=1).

f) L’unita anomala viene inserita nella base dati con una alterazione basata sul fattore wy ed in
sede di stima di una variazione le viene assegnato un peso diverso dal peso originario,
alterato secondo il fattore w,. Puo verificarsi wy =w,, come ad esempio nel precedente caso

c); ovviamente d) ed e) sono casi particolari di f).

Dei primi tre casi elencati, certamente pit immediati, a) sembra di scarsa utilita, c)
sembra alquanto rischioso, mentre b) & di uso non infrequente in pratica, trattandosi di un
meccanismo alquanto cautelativo.

D’altra parte, il ricorso al metodo d) equivale in pratica ad una correzione dei dati
anomali (e quindi degli indici anomali), mentre il metodo e) equivale ad una riallocazione dei
pesi originari che dovrebbe assegnare, coeteris paribus, un peso piu basso alle unita anomale.
Nel paragrafo 4 si tratteranno alcune metodologie tese ad implementare la soluzione d),
mentre nel paragrafo 5 verranno illustrate tecniche di tipo e). Tecniche “miste” di tipo f) sono
meno frequenti, sebbene risultino ancora piu cautelative delle precedenti, intervenendo sia sui
microdati che sui pesi.

Va infine notato che, in effetti, ad ogni procedura di correzione dei dati anomali di tipo
d) corrisponde implicitamente una riponderazione di tipo e): infatti se dopo la correzione il
nuovo microdato e dato da Y g; wyi, € quindi il nuovo indice da |, Wy, ricordando la [2.8]
tale trasformazione equivale, ai fini del calcolo dello stimatore T, al ricorso agli indici

originari |, CON i nuovi pesi Dg; wai, PEr cui in generale la corrispondenza tra le procedure

d) ed e) é stabilita dalla relazione:

W2i = Dsti Waj - [3.1]

Il reciproco di tale connessione, per quanto immediato dal punto di vista algebrico, sembra

meno realistico da un punto di vista prettamente interpretativo: infatti se & vero che il ricorso

10 sj noti come sia stata omesso, in quanto irrealistico, il caso in cui una unita anomala venga esclusa dalla base dati ma venga utilizzata
senza alterazione del suo peso originario per il calcolo di una variazione.



ad una tecnica e) equivale ad una invarianza dei pesi originari con una alterazione degli indici

originari |, 1l significato economico di un indice pari a |/« Ds; POtrebbe non risultare
ammissibile, cosi come I’introduzione nella base dati finali del valore “corretto” Y g; Dt -

4. Correzione degli indici outlier senza alterazione dei pesi

Si tratta generalmente di metodi preferibili nei contesti in cui si e sufficientemente
sicuri della natura di outlier di alcuni valori e si ritiene che 1’anomalia derivi da un errore nella
dichiarazione e/o nella registrazione del microdato di base. A differenza dei criteri basati sulla
modifica dei pesi originari assegnati ad ogni unita campionaria, correggendo gli outlier si puo
controllare meglio il numero di interventi che saranno effettuati sui dati elementari,
intervenendo  eventualmente sugli estremi dell’intervallo di accettazione. Una
raccomandazione preliminare consiste nel “simmetrizzare” la distribuzione originaria dei
rapporti tendenziali individuali per evitare che risulti problematica I’individuazione dei valori
anomali e/o che pochi valori particolarmente anomali possano influire eccessivamente
sull’intera procedura di correzione, specie se associati alle unita piu significative nei termini

dell’ordine di grandezza di Y.

4.1 Metodo della modifica minima rispetto agli indici originari

Supponendo di poter suddividere I’insieme degli ng; indici individuali disponibili al
tempo t nei due sottoinsiemi Eg (indici outlier) e g, (indici non outlier, pit brevemente
indicabili con la terminologia buoni), una semplice metodologia per la correzioni degli indici
outlier che non altera i pesi campionari D introdotti nel paragrafo 2 & la seguente. Se |g;,, €
il generico indice outlier appartenente a Eg, ’obiettivo di tale procedura consiste nel
sostituire a tale indice il nuovo indice |g;,, , in modo che i nuovi indici non siano troppo
diversi dagli originari ritenuti outlier, nell’ottica di alterare il meno possibile i microdati
disponibili. Tale opzione metodologica deriva anche dalla ricorrente situazione di incertezza
circa la vera natura di outlier di alcuni indici, gia menzionata nel paragrafo precedente, che
sconsiglia il ricorso ad alterazioni troppo severe della base dati disponibile. Per tale motivo
guesto metodo puo essere definito come quello della modifica minima. In simboli occorre

determinare i nuovi indici |g;,, tali che risulti minima la funzione:



* 2
o’ = Z(|Sti/k_|5ti/k) . [4.1.1]
ieE

Nella procedura di minimizzazione é utile introdurre il vincolo seguente:

z I'si/k Dsi = T (Est) [4.1.2]
ieH

dove sono possibili diverse scelte della funzione f, comunque dipendente dall’insieme degli
indici outlier al tempo t. Ad esempio, con riferimento ad un periodo antecedente (t-h) si

potrebbe calcolare I’indice medio |(Eg,t—h) ottenibile per media aritmetica ponderata degli

indici 15t ni/k relativi alle unita risultate outlier al tempo t, secondo la relazione:

D s tnisk Dsi = | (Ese,t—h)
i€ ’

mentre 1’indice medio I(gg,t—h) ottenibile per media aritmetica ponderata degli indici

Istnisk relativi alle unita risultate buone al tempo t sara dato da:

D Isinik Dsi = (Eg,t—h)
ieEst '

Se in luogo della [4.1.2] valesse la seguente identita:

D lsiisk Dsii = I(ESt’t)’
I€Eq

si puo ragionevolmente porre:

f(2s) = (s t—h) {%} [4.1.3]
St

e quindi f rappresenta una stima dell’indice relativo alle sole unita outlier al tempo t, ottenuta

moltiplicando il corrispondente indice riferito al tempo (t-h) per la variazione dell’indice



relativo alle sole unita buone intercorsa tra i tempi (t-h) e t.

Ovviamente 1’efficacia di questa procedura dipende strettamente dalla scelta del
periodo (t-h): in indagini annuali si dovrebbe porre h=1, in indagini congiunturali h=4
(trimestrali) o h=12 (mensili)*}, nonché dall’ipotesi che nell’intervallo di durata h i pesi
campionari restino inalterati. E’ inoltre implementabile solo se si dispone di osservazioni
retrospettive per il medesimo campione di imprese rispondenti al tempo t. In caso contrario si
potrebbe porre:

foﬁo:u&DX{n%@%s} [4.1.4]
St

dove I(Eg, X) indica I’indice relativo al tempo t calcolato con riferimento ad una variabile X

correlata positivamente con Y ed il cui ammontare al tempo t ¢ noto per I’intero universo:
potrebbe trattarsi, ad esempio, del numero degli addetti, generalmente disponibili dall’archivio

di estrazione del campione.

Se al vincolo [4.1.2] si associa il moltiplicatore di Lagrange A e la relativa sommatoria

di sinistra e indicata con ¥, occorre dungue minimizzare la funzione:
Q=0*+ (¥~ ).

Uguagliando a zero la generica derivata prima della funzione Q rispetto al generico indice
incognito i-mo si avra:

2(1 sti/k— l'sti/k) + A Dsi =0

da cui, moltiplicando I’equazione per Dg; € Sommando per i€ Eg , dopo alcuni passaggi si

puo esplicitare il parametro A ottenendo:
L Af = 1(Es Y]
> (Dsa)’

i€Eq

Risolvendo la precedente equazione rispetto a |, Si ottiene infine la soluzione ottimale:



Dsi[ f - 1(Eg;, 1)]

Z(DSti)z [4.1.5]
icE,,

Istisk = lsti/k+

Esistono due limiti principali in sede di implementazione empirica della [4.1.5]:

1. il significato economico delle correzioni potrebbe essere ambiguo, trattandosi di una
procedura meccanicistica che viene applicata simultaneamente per tutti gli indici outlier;

2. in particolare, non € escluso che alcuni indici corretti possano risultare negativi qualora

I (Eg,t)>f.

Infine, si noti come sostituire ad ogni indice outlier un indice corretto secondo la [4.1.5]
equivale a non alterare gli indici outlier, variandone pero i pesi campionari secondo la

relazione:
(Dsu) [ (Eg 1) — ]

I sti/k Z‘,(Dsﬁ)2
icE,

W sii = Dsti +

4.2 Metodi basati sul troncamento

In questo paragrafo si introdurra una semplice procedura di “troncamento” di un dato
outlier, cercando di evidenziarne 1’estrema generalita formale per poi derivarne alcuni casi
particolari. assai diffusi. Dato il forte parallelismo con la pit ampia tematica della stima di
mancate risposte, per una rassegna al riguardo si rimanda a Lucev (1997).

Nella sua versione originaria tale tecnica di correzione di un outlier consisteva
semplicemente nel sostituire il valore originario con uno degli estremi dell’intervallo di
accettazione, e la sua efficienza dipende strettamente dai criteri di definizione di tale
intervallo (Searls, 1966). Il criterio proposto in questo paragrafo ¢ di tipo “misto”,
contemplando una soluzione generalmente piu efficiente in presenza di informazioni ausiliarie
sulle unita affette da valori anomali.

Come gia nel primo paragrafo, si ribadisce che non verra affrontato in dettaglio il

problema della scelta dell’intervallo di accettazione, la cui determinazione appare

M In effetti & generalmente preferibile fare riferimento allo stesso periodo dell’anno precedente (confronto tendenziale) piuttosto che al
periodo precedente (confronto congiunturale).



sensibilmente legata alle specificita del contesto in cui si opera. Non € comunque superfluo
ricordare che in genere si € in presenza di distribuzioni caratterizzate da asimmetria positiva,
con riferimento alle quali é difficile individuare gli outlier: quelli per eccesso perche spesso la
coda di destra & molto lunga e piatta®?, quelli per difetto perché il ricorso ai consueti intervalli
di confidenza (u-ro) condurrebbe rapidamente (e spesso quasi esclusivamente) a zone di
rifiuto negative, non ammissibili se si suppone la non negativita di Y. In questo caso €
consigliabile il ricorso ad una preventiva simmetrizzazione della distribuzione - come gia
ricordato - ad esempio con delle trasformazioni logaritmiche come proposto in Thompson e
Sigman (op.cit.).

Ricordando le simbologie proposte nella tabella 3.1, si tratta di trasformare I’indice

originario identificato come outlier secondo la formula:

I'sai/k = | sti/k Wasti - [4.2.1]

Si supponga di aver individuato un sottoinsieme di unita outlier, caratterizzate cioé da
indici individuali esterni all’intervallo [L,U] i cui estremi, per semplicita, saranno riportati
senza i pedici relativi al campione S ed al periodo t di riferimento. Il vettore di osservazioni

buone ¢ quindi cosi definito:

Yw = {YSti L<ygi<U },

la cui media sara indicata senza ambiguita con vy, , ed in generale con riferimento ad una

variabile ausiliaria X si supporra disponibile anche il vettore:

Xw ={Xsi: L<Yg U},

la cui media sara indicata senza ambiguita con X, ., - S€ & rappresenta una variabile

casuale normale a media nulla definita nell’intervallo [-a,+«] piccolo a piacere, si possono

poi introdurre le tre funzioni seguenti:

12 In proposito si rimanda a Draper e Winkler (1997): tale inconveniente implica I’impossibilita di determinare le soglie di accettazione
(quindi nessuna unita risulta essere un outlier), o il ricorso ad una ulteriore stratificazione dell’insieme originario di unita analizzate.



X sii Esti Esti
Asti = |Sti/k(i)g(YLU X )@+ es4) Bsi =U (1—%j Csti = L(l"‘ %]
Sti

In corrispondenza di una unita outlier si possono quindi verificare due possibilita:

Casol: Y >U.

Si puo allora porre

. Mag = Min[ A Bsti] se L<mas=<U
I'sti/i = ) _ [4.2.2]
Bsii altrimenti
Casoll: ygi<L.
Si puo allora porre:
. mac = MaX[Asi; Csi Se L <mac<U
I'sti/k = ) _ [4.2.3]
Csii altrimenti.

Con tale procedura si sostituiranno ai valori anomali dei nuovi valori certamente
interni all’intervallo di accettazione ed il piu possibile lontani dagli estremi dello stesso;
I’introduzione della variabile & serve a ridurre il rischio di un eccessivo appiattimento della
distribuzione, successivo alle correzioni, verso gli estremi L e U.

Ricordando la [4.2.1] é infine immediato verificare che le opzioni Ag;i, Bsi € Csi

sopra introdotte equivalgono, rispettivamente, alle trasformazioni:

Wisti =[Y_St_|]g(Yw X))+ esi)  wasi =—[1—Mj Wisti = (14- MJ .

St I sti 2 I sti/k 2

E’ dalle varie forme che puo assumere 1’espressione Ag; , dipendenti dalle scelte di X e

g, che derivano alcune delle soluzioni operative pit frequenti in pratica®:

13 per semplicita si trascurera I’effetto della componente causale &.



1. se X =1 per ogni unita i € g ="yyg, . i sostituisce I’osservazione Yg; outlier con la

media campionaria calcolata sulle sole unita buone;

2. se X varia al variare di i € 9=Yg,u/Xs/w St ha un raffinamento del metodo
precedente in cui si sfrutta la correlazione positiva tra X e Y, con X nota su tutte le unita
campionarie. E’ frequente il caso in cui X rappresenta il numero degli addetti, oppure il
valore di Y associato all’unita i ritardato di h periodi e supposto noto: se tale valore fosse
disponibile per tutte le unita del campione dovrebbe essere quasi certamente preferito ad
una generica variabile ausiliaria X (cfr. Gismondi, 1997);

3. se X =1 per ogni unita i € g =Ygy, dove il pedice indica I'unita d donatrice rispetto
all’outlier i, si sostituisce 1’osservazione Yg; outlier con il valore di una unita donatrice,
scelta con un criterio di distanza minima;

4. se X varia al variare di i € g=Ygqq)/ Xsu(), dove la quantita a denominatore indica il
valore di X associato all’unita donatrice d, si sostituisce 1’osservazione outlier con il valore
di una unita donatrice, corretta sulla base del rapporto tra i valori della variabile X della

unita ricevente e donatrice (tale metodo € proposto ed ulteriormente dettagliato in Istat,
1998);

- - - A . . . N . - -
5. se Xvariaal variare diie g= B S sostituisce 1’osservazione Y g; outlier con una stima
t

basata sul metodo della regressione, dove il coefficiente di regressione € stato stimato sulla

base delle sole unita buone.

Si ribadisce come, in pratica, la disponibilita di basi di dati longitudinali anche non

particolarmente lunghe comporti spesso la posizione Xgi=Ysn; Per cui ad esempio lo

stimatore relativo al precedente caso 1 comporta che:

Ysihi ~ ~ Ysihi
AStiZISti/k( > h'lj _YSt (1+88ti):( Yst ] RN (1+ &54) [4.2.4]
Y sti Yst-h Yst—ki A Ysi-h

dove la quantita a destra e data dal prodotto tra:

e il rapporto tra il valore medio campionario di Y al tempo t ed il valore di Y relativo all’unita
i-ma al tempo base (prima parentesi);

e il rapporto tra il valore di Y relativo all’unita i-ma al tempo (t-h) ed il valore medio



campionario di Y al tempo (t-h) (seconda parentesi);

e una componente casuale.
E’ questa la funzione utilizzata nell’applicazione del paragrafo 6.
5. Modifica dei pesi campionari senza alterazione degli indici outlier

A parita di condizioni, si tratta di metodi preferibili nei contesti in cui si desideri
comunque cautelarsi dalla eventuale presenza di outlier - indipendentemente dal fatto che se
ne siano effettivamente accertati alcuni - oppure nel caso di outlier rappresentativi di cui non

si vuole alterare il microdato di base.
5.1 Metodo della modifica minima rispetto ai pesi originari

In questo contesto, a differenza di quanto vista nel paragrafo 4, si supporra di non
trattare separatamente i due sottoinsiemi degli indici outlier e degli indici buoni, bensi di
accertare la presenza di unita outlier e, successivamente, di procedere alla rideterminazione
dei pesi campionari di tutte le unita secondo la semplice metodologia di cui in seguito. L’idea
di fondo e che in alcuni casi la correzione degli indici outlier potrebbe non essere possibile
(ad esempio, per mancanza di informazioni ausiliarie sufficienti per garantire una buona
qualita del processo di correzione) o consigliabile (ad esempio, perché i valori assunti da tali
indici, per quanto anomali rispetto al recente trend, potrebbero non essere necessariamente
errati, e quindi una correzione dei relativi microdati risulterebbe inopportuna).

Se nella [2.8] si sostituisce al peso campionario D un nuovo peso W, da determinare
secondo un criterio di ottimalita, il generico stimatore di un indici di variazione sara allora

scrivibile nella forma:

Nst

TSt:Z(|Sti/k)WSti- [5.1.1]
i=1

Un criterio ragionevole consiste nell’imporre che una buona rideterminazione dei pesi
dovrebbe alterare il meno possibile i pesi campionari relativi a tutte le unita, per cui risulta
fondamentale la scelta del vincolo da introdurre nel processo di minimizzazione della somma

dei quadrati degli scarti tra pesi originari e nuovi pesi. Occorre quindi minimizzare la



funzione:

Nst

%= (Dsi ~Wss)’ [5.1.2]

i=1
con il vincolo seguente:

Nst

Z(lx,Sti)WSti =1xt» [5.1.3]
=

dove |y ¢ I’indice di variazione rispetto al periodo (t-h), supposto noto per I’intero universo

di riferimento, di una variabile X correlata positivamente con Y, di cui sono note le modalita
assunte sulle unita del campione S*. In tale ottica si suppone di disporre di un totale noto
relativo all’intero strato da cui ¢ stato estratto il campione S e di vincolare la determinazione
dei nuovi pesi al soddisfacimento del vincolo di uguaglianza rispetto a tale totale,
indipendentemente dal fatto che nel campione si siano verificate unita outlier. Omettendo lo
sviluppo algebrico, formalmente analogo a quello visto nel paragrafo 4.1, si ottiene la
relazione:

Nst

|X,t_Z(| x sti) Dsti
W s = Dsii + =L . [5.1.4]

Nst

Z(I X,Sti)2
i=1

Con riferimento alla formula precedente valgono le stesse limitazioni riportate al termine del
paragrafo 4.1. Inoltre € immediato verificare che la modifica dei pesi secondo la [5.1.4]

equivale ad utilizzare per la stima dell’indice |g ancora i pesi campionari originari,

modificando pero gli indici originari, moltiplicandoli per il rapporto W ;i / Ds;; -

5.2 Una soluzione model-based

In questo contesto verra adottato un approccio svincolato dal disegno campionario,

privilegiando una impostazione metodologica model-based. In altri termini si supporra che la

variabilita delle misurazioni non derivi dalla aleatorieta del campione, bensi dalla variabilita

14 Anche in questo caso potrebbe trattarsi del numero di addetti, o dei valori di Y ritardati di h periodi rispetto a quello di riferimento.



intrinseca di tutte le possibili realizzazioni comunque fissato un campione di riferimento®®.

Questa impostazione pud rivelarsi utile soprattutto nei casi in cui risulti complessa la

valutazione della precisione delle stime secondo un approccio basato sul disegno campionario,

e si ripone la massima fiducia nella verosimiglianza dell’unico campione effettivamente

disponibile. Tra le motivazioni piu ricorrenti si citano le seguenti:

e I’implementazione del disegno campionario previsto in origine potrebbe risultare affetta da
numerose distorsioni operative; in particolare, in un’ottica longitudinale il campione di
rispondenti & spesso assimilabile pit ad un panel autoselezionatosi naturalmente piuttosto
che al risultato di un preciso disegno campionario, e questo implica che nessuna tecnica
tradizionale di campionamento sottosta all’insieme dei dati disponibili;

e all’interno di strati campionari in cui si ¢ supposta uguale media ed omoschedasticita per
tutte le unita che vi fanno parte tali ipotesi potrebbero risultare irrealistiche, come ¢
implicitamente confermato dal verificarsi di unita outlier;

e in diversi casi un approccio basato su un modello piuttosto che sul disegno campionario
puo risultare metodologicamente pitu semplice, nonche pit adeguato, potendo basarsi su
una modellizzazione piu realistica dei dati in esame, soprattutto con riferimento alla

evidente eteroschedasticita di molte unita appartenenti al medesimo strato.

Si supponga che all’interno dello strato esaminato valgano le seguenti ipotesi:
a) una varianza (rispetto al modello) di ogni rapporto tendenziale individuale generalmente
diversa da unita ad unita, ossia VAR(| si/«) = 2 /k |

b) incorrelazione (rispetto al modello) tra le variazioni individuali relative ad unita diverse.

Riprendendo lo stimatore [5.1.1] - dove i pesi W dovrebbero in generale essere soggetti
ad un vincolo di normalizzazione, ossia la loro somma estesa alle unita campionarie dovrebbe
risultare pari a uno*®- si avranno quindi le due relazioni seguenti, in cui il simbolo E indica il

valore atteso rispetto al modello:

Nst Nst Nst

E(Ts) =D E(lsi/)Wsi VAR(Ts) =D VAR(Isi/i)W4i =D canWs,  [6.2.1]

i=1 i=1 i=1

15 Un approccio simile & riportato in Gismondi (1997).
16 |n effetti se si adottano pesi svincolati dal disegno campionario e liberi da ulteriori vincoli lo stimatore in questione potrebbe assumere
valori ampiamente fuori dominio. In questo caso si potrebbe verificare come I’introduzione esplicita di un vincolo di somma unitaria per i



e la prima delle due relazioni precedenti evidenzia come non sia garantita la correttezza

(rispetto al modello) dello stimatore Tg;. D’altra parte, se si suppone noto I’indice | p/k

relativo ad un periodo (t-h) antecedente a t - ad esempio perche noto sulla base di
informazioni non campionarie o perche precedentemente stimato tramite uno stimatore basato
sul disegno campionario del tipo [2.8] - una condizione che equivale alla richiesta di

correttezza empirica dello stimatore T riferita quantomeno al tempo (t-h) e la seguente:

Nst

Z('S,tfh,i/k)WSti = lst-h/k [5.2.2]

i=1

nell’ipotesi che ns; p=ng, Sicuramente realistica supponendo una rilevazione di tipo panel,

0 comunque (t-h) prossimo a t. Ovviamente il ricorso alla condizione [5.2.2] implica I’assenza
di osservazioni anomale al tempo (t-h). Si pu0 cosi definire la seguente funzione di Lagrange

da minimizzare:

Nst Nst
D?=D ot We) + /1[2 I's.t—h,i/kWsti— | S,t—h/kJ : [5.2.3]
i=1 i=1

Uguagliando a zero la derivata prima della [5.2.2] rispetto a W ; Si ricava:

Als ik |

o0’ 262 Wei + A1 0 ossia: W
= £ 0tilk Sti St-hi/k = . St = —
é’WStI ti 1] 1 ti Zo-tzllk

moltiplicando ambo i membri dell’ultima uguaglianza per |s; n;;x € SOmmando rispetto a i si
ottiene:

215 t-n/k

2
& (1s t-hiisk)

2
i=1 Oti/k

ed é quindi immediato ricavare la soluzione:

pesi nella funzione di Lagrange renderebbe assai pitl complessa la soluzione finale e non garantirebbe la non negativita dei pesi. In tal senso
la normalizzazione pud essere effettuata a posteriori.



{(I s,t-hiz)(l S,t—h/k):|

2
o2
Wej = [5.2.4]
% (15 t-h,isk)
= ot

Risulta evidente come tale metodo, piu che alla effettiva identificazione delle unita
outlier e quindi alla valutazione del meccanismo generatore dei valori anomali, & teso
piuttosto all’impostazione di una procedura di calcolo dell’indice che risulti in qualche modo
cautelativa rispetto alla possibile persistenza di valori anomali nella base dati utilizzata. Si
noti come la somma dei pesi al variare di i per tutte le unita del campione non sia pari ad uno,
sebbene tale vincolo, peraltro non richiesto in origine, possa risultare approssimativamente
verificato in pratica; inoltre i pesi sono tutti uguali ad una costante se il rapporto

Istni/k/ o2, € costante al variare di i.

In generale, verranno assegnati pesi piu bassi alle unita caratterizzate da una elevata
varianza e piu alti alle unita caratterizzate da livelli elevati dell’indice relativo al periodo (t-h).

Quindi in sede di calcolo dell’indice sintetico |/, le unita outlier avranno un peso tanto piu

basso quanto piu elevato risultera il rapporto tra la loro variabilita ed il relativo indice di
variazione del periodo (t-h), in confronto con I’andamento medio di tale rapporto nel
campione osservato. Generalmente la somma dei pesi espressi dalla [5.2.3] potrebbe risultare
di per s& molto vicina ad uno, per cui la loro normalizzazione potrebbe risultare poco
influente.

E’ evidente, da quanto sopra esposto, che la stima della varianza individuale riveste un
ruolo fondamentale ai fini della affidabilita della procedura di riponderazione tesa a ridurre
I’influenza di eventuali indici outlier. Se si limita I’orizzonte temporale al solo periodo t di

riferimento si potrebbe stimare la varianza individuale i-ma con la formula:

Ns 2
t I .
Sti/k
{'Sti/k_z J .

i=1 Nst

Altrimenti una stima piu precisa dovrebbe essere ottenuta, ipotizzando la disponibilita degli

indici individuali fino ad un periodo (t-h) precedente a t, tramite la relazione:



t

- 2
Zt: (I srizk — Isnisi) dove o) = Z |5ri/k_
r=t-h h+1 , Shivk r=t-h h+1

In tale ottica potrebbe risultare necessaria una preventiva normalizzazione degli indici relativi
ai periodi precedenti a t, per renderli effettivamente comparabili (ad esempio, una
destagionalizzazione nel caso di indicatori mensili, un aggiustamento dei livelli medi nel caso

di indici annui caratterizzati da una forte componente tendenziale).

5.3 Determinazione “empirica” dei pesi W

La semplice idea di base per la determinazione di pesi che tengano conto della
distribuzione delle frequenze osservate di Y e che, a parita di condizioni, ad ogni unita
dovrebbe essere assegnato un peso crescente al crescere del suo peso economico (in termini di
Y) e decrescente tanto piu la sua variazione osservata (in termini dell’indice 1) risulta troppo
piccola o troppo grande rispetto alla variazione media osservata nello strato®’. Se tutte le unita
avessero approssimativamente lo stesso valore di Y e di I, dovrebbero avere
approssimativamente lo stesso peso.

Con riferimento alle distribuzioni empiriche verificatesi in corrispondenza
dell’estrazione campionaria relativa al tempo t ed allo strato S si possono definire per 1’unita i-
ma queste due funzioni:

1+ F(Ysi)
i = {—H F(?J [53.1]

, .:]_+maX[G(|Sti/k);G(i5t/k)]
Sti 1+min[G(I s/x); G1g)]

[5.3.2]

basate, rispettivamente, sulle funzioni di ripartizione campionarie F e G dei valori Y; e degli
indici |/, dove i simboli v, € 14/, indicano le corrispondenti medie calcolate su tutte le

unita campionarie®®. Si verifica immediatamente che:

7 Implicitamente si suppone, quindi, di riporre una elevata fiducia nel grado di precisione della stratificazione adottata, per cui la presenza
di valori molto diversi in media viene attribuita al caso piuttosto che ad una possibile erroneita nella definizione dello strato stesso.

18 Nel paragrafo 4.2 erano state introdotte medie formalmente analoghe, ma basate sulle sole unita campionarie appartenenti all’intervallo di
accettazione.



Nsi =1 se Ysti = Yst

Mg = 2 se  Flyg)—1 e F(yg) —0

Nsi — 0,5 se F(Yg)—0 e F(ys) —1
mentre per quanto riguarda |g; Si avra:

Vsi =1 se  lsi/k = Ist/k

Vsi —> 2 se G(lsi/) =1 e G(g,)—0

)/Sti—>2 se G(ISti/k)_)O e G(iSt/k)_)l'

Una possibile determinazione del peso da assegnare ad ogni unita campionaria sara data allora
dalla relazione:

W =258 [5.3.3]

7 sti

Tale peso varia tra 0,25 e 2, a parita del valore dell’indice di variazione cresce al crescere del
peso dell’unita i-ma in termini dell’ordine di grandezza di Y, a parita di valori di Y decresce ad
uno sia per valori dell’indice di variazione molto grandi che per valori molto piccoli (rispetto
alla variazione media). Ovviamente si puo pervenire facilmente a pesi variabili tra zero e uno
sottraendo alla [5.3.3] il suo valore minimo e dividendo per la differenza tra il valore massimo
ed il minimo. Dato che la somma dei pesi espressi dalla [5.3.3] potrebbe risultare spesso assai
diversa da uno, si raccomanda la loro normalizzazione.

La [5.3.3] presenta il vantaggio di tenere conto sia dei valori medi di Y e di | nel
campione, sia della forma delle relative funzioni di ripartizione. Una scelta piu semplice dei
pesi che risponde alla stessa logica della precedente ma non tiene conto della forma di tali

funzioni di ripartizione e ottenibile utilizzando ancora la [5.3.3] ma ponendo:

- 14+Y g
= 5.34
778t| (1+§St [ ]

_1+ maX( | sti/ks Ist/k)
14+ min(l st/ Tse/x)

7 sti [5.3.5]



sebbene in questo caso la variabilita dei pesi risulti assai piu elevata e generalmente
incontrollabile a priori, con il rischio conseguente di appiattire od esaltare eccessivamente la

ponderazione assegnata ad alcune unita.

Nel grafico 5.3.1 seguente ¢ riportato 1’andamento del peso W definito dalla [5.3.3] in
funzione di yper tre diversi livelli di 7: 1, 1,5 e 2. Al crescere di y, il peso W decresce secondo
una pendenza sostanzialmente costante per y superiore a 1,5. Il tasso di decrescita e piu

elevato per livelli elevati di 7.

Grafico 5.3.1 - Valori del peso W in funzione di yper tre livellidi (1, 1,5¢€ 2)
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6. Una applicazione

E’ stato ripreso I’esempio relativo al grafico 1.1, supponendo di considerare il
campione effettivamente disponibile - distintamente per le imprese classificate nelle gia citate
attivita economiche codificate con le sigle ATECO 52.11 e 52.2 - come I’intero universo e di
riestrarre da tale universo virtuale un altro campione tale da garantire una frazione sondata
pari a circa il 50% (tabelle 6.1). In tal modo si & supposto di disporre di un campione di 186
unita (su 371) per le imprese specializzate a prevalenza alimentare e di 234 unita (su 468) per
quelle specializzate a prevalenza alimentare.

L’estrazione ¢ stata condotta con un disegno PPS quale quello descritto dalla [2.4],

dove la variabile ausiliaria € stata rappresentata dalla media mensile del valore delle vendite



nel 1995, anno scelto come base, ed é stata reiterata per 100 volte.

La variabile Y é stata data dal valore delle vendite nel mese di maggio 1998, scelto tra i
primi otto mesi di tale anno - ossia i mesi disponibili al momento della sperimentazione -
perché caratterizzato dalla piu elevata variabilita degli indici individuali, misurata tramite il
coefficiente di variazione. Ogni indice di variazione individuale e dato dal rapporto tra il
valore delle vendite di maggio ed il corrispondente valore medio mensile relativo all’anno
base 1995.

In corrispondenza di ognuna delle estrazioni si & simulata una incidenza relativa di
valori outlier (sia per eccesso che per difetto) pari a circa il 30% delle unita campionarie,
quota assai simile a quella massima riscontrabile in pratica nell’indagine sulle vendite al
dettaglio; gli indici individuali outlier sono stati generati tramite 1’introduzione di
perturbazioni casuali degli indici individuali aventi media pari a 0,5, e tale procedura é stata
reiterata per 100 volte, per cui I’intera sperimentazione si ¢ avvalsa in ognuno dei due strati
analizzati di 10.000 replicazioni (100 campioni di uguale dimensione per 100 generazioni
casuali di 3 indici individuali outlier ogni 10). In tal senso le stime riportate nella tabella 1
vanno intese come medie calcolate su 10.000 osservazioni.

Gli indici di variazione “veri” sono risultati pari a 1,0031 per la classe ATECO 52.11
ed a 0,9994 per il gruppo ATECO 52.2., per cui la forte eterogeneita degli indici di variazione
individuali riscontrata a maggio non ha prodotto indici di variazione medi di strato
particolarmente significativi, risultando entrambi molto vicini all’unita.

Per ogni campione estratto nella simulazione la stima della variazione media per
I’intero “universo” ¢ stata effettuata ricorrendo alla formula [2.3], ottenibile dalla piu generale
[2.8] ponendo Ds; =1/ng;, Nei seguenti casi: metodo [4.1] della modifica minima rispetto agli
indici originari e metodo [4.2] basato sul troncamento, ossia i metodi finalizzati alla
correzione degli indici outlier. D’altra parte, si ¢ ricorsi allo stimatore [5.1.1] nel caso dei
metodi finalizzati al ricorso a pesi alternativi a quelli originari derivati dal disegno
campionario, ossia i metodi [5.1] della modifica minima, [5.2] di tipo model-based e [5.3]
basato su una procedura empirica.

Nel metodo [4.2] basato sul troncamento le soglie di accettazione inferiore e superiore
sono state poste pari, rispettivamente, a 0,5 e 2, sulla base dell’esame preliminare della

distribuzione di frequenze empirica dei rapporti individuali, mentre lo stimatore Ag; € stato

definito dalla [4.2.4], in cui (t-h) si riferisce al mese di aprile 1998, cosi come ’indice di



variazione |y, utilizzato nel vincolo [5.1.3] e quindi per implementare il metodo [5.1]. Per la

stima delle varianze individuali, necessaria ai fini dell’implementazione del metodo [5.2], si ¢

utilizzata la seconda delle due formule proposte alla fine del paragrafo 5.2, dove h=4 e quindi

sono stati considerati, in un’ottica longitudinale, i mesi da gennaio a maggio 1998. Infine per

I’implementazione del metodo [5.3] ¢ stata utilizzata la formula [5.3.3].

Va ricordato che il contenuto della tabella 1 si riferisce ai risultati medi ottenuti
replicando per 100 volte 1’estrazione campionaria fittizia (a parita di dimensione del
campione) e per altrettante volte la generazione degli outlier.

Come evidenziato dalla tabella, 1’effetto della presenza di outlier & piu rilevante per le
imprese non specializzate (I’indice calcolato in presenza di outlier & pari a 1,0818 rispetto a
1,0031 vero) che per quelle specializzate (1,0293 contro 0,9994), probabilmente perché i
valori anomali sono risultati spesso associati ad unita con peso economico rilevante,
fenomeno piu significativo tra le imprese non specializzate, caratterizzate da livelli medi delle
vendite piu elevati di quelle specializzate della stessa dimensione. | risultati salienti emersi
dalla sperimentazione sono i seguenti:
¢ il metodo migliore, almeno limitatamente a questa applicazione, é risultato il [5.1], basato

sulla modifica minima rispetto ai pesi campionari originari: I’errore percentuale di stima
(in valore assoluto) scende dal 7,84% al 3,29% per le imprese non specializzate e dal
3,00% al 2,46% per quelle specializzate;

e tra i metodi rimanenti, ’'unico in grado di ridurre I’errore di stima ¢ il [4.2] basato sul
troncamento, con un guadagno di precisione relativamente alle imprese non specializzate
quasi simile a quello del metodo precedente (I’errore ¢ del 3,32%) e lievemente peggiore
per le imprese specializzate (2,90%);

e i rimanenti tre metodi realizzano guadagni di precisione solo con riferimento ad uno dei
due strati analizzati: in particolare il metodo [5.3] basato sulla determinazione empirica dei
pesi W ¢ il meno efficiente, dato che peggiora la precisione della stima con riferimento alle
imprese non specializzate e la migliora pochissimo per quelle specializzate (1’errore ¢ del
2,95%). Cio dipende, probabilmente, dalla difficolta di definire con una sufficiente
precisione la forma corretta delle funzioni di ripartizione potendosi avvalere di un
campione di unita di cosi ridotte dimensioni;

e mentre il metodo [4.1] migliora sensibilmente la precisione della stima nel caso delle
imprese non specializzate e la peggiora lievemente per quelle specializzate (errore del

3,78%), il metodo model-based [5.2] risulta in media assai preciso con riferimento alle



prime (I’errore ¢ pari ad appena lo 0,06%) e molto piu impreciso con riferimento alle
seconde (errore medio del 5.53%), per la maggiore difficolta incontrata in quest’ultimo

caso per stimare correttamente le varianze individuali.

Pur ribadendo che una sola applicazione non consente valutazioni troppo generali sulla
qualita delle varie metodologie proposte, il suggerimento emergente con chiarezza € che, a
parita di condizioni e di informazioni addizionali disponibili, sembrano preferibili le tecniche
che conservano il piu possibile i riferimenti di ponderazione individuale derivati dal disegno
campionario originario, quali risultano essere i metodi [4.2] e [5.1].

Tabella 6.1 - Risultati di una sperimentazione comparativa tra i 5 metodi introdotti

Imprese commerciali Imprese commerciali
al dettaglio non al dettaglio
Variabile specializzate a specializzate a
prevalenza alimentare prevalenza alimentare
(ATECO 52.11) (ATECO 52.2)

Principali parametri della sperimentazione

Numerosita dello strato 371 468
Numerosita del campione 186 234
Quota sondata 50,1 50,0
Numero valori outlier 56 70
Quota outlier nel campione 30,1 29,9

Variazioni vere e stimate (maggio 1998 su media 1995) (*)

Variazione vero nello strato 1,0031 0,9994
Variazione stimata con outlier 1,0818 1,0293
Stima con metodo [4.1] 1,0424 1,0372
Stima con metodo [4.2] 1,0365 1,0284
Stima con metodo [5.1] 1,0361 1,0240
Stima con metodo [5.2] 1,0025 1,0547
Stima con metodo [5.3] 1,0932 1,0289

Scarti percentuali (in valore assoluto) tra variazioni stimate e vere (*)

Variazione stimata con outlier 0,0784 0,0300
Stima con metodo [4.1] 0,0391 0,0378
Stima con metodo [4.2] 0,0332 0,0290
Stima con metodo [5.1] 0,0329 0,0246
Stima con metodo [5.2] 0,0006 0,0553
Stima con metodo [5.3] 0,0898 0,0295

(*) Elaborazioni su dati ISTAT. Si tratta dei risultati medi su 10.000 replicazioni.
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