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SUMARTIOD

Procedimentos de comparagﬁes'mﬁltiplas {(PCM's) para
os pares de médias (incluindo ou ndo um tratamento sob contro
le), paramétricos e nao paramétricos, tém sido amplamente discu
‘tidos nos (ltimos anos. Dentre esses, os procedimentos parame
tricos mais comumente recomendados sdo os de Dunnett (1964) e
Tukey~Kramer {1956), respectivamente, para a inclusao e nao in
clusao de um tratamento sob controle. Porém, restrigoes a am
hos os métodos devem ser consideradas, tais como, normalidade
da populagao, independéncia, balanceamento e homocedasticidade
das observagoes. Entreta%to, dentre os nao paramétricos  alau
mas destas restricdes ndo sao necessarias,

0O nosso estudo investiga o vicio da razao de errc do
tipo I, em situagoes onde a condigao de normalidade nao estd sa
tisfeita,

Alguns PCM's nﬁo-paramétricos e os dois (paramétri-
cos) citados acima sao apresentados e comparados entre si, con
siderando os aspectos de conservantismo, adeguabilidade e opti
malidade.

No Capitulo I apresentamos os PCM's gue serao discuti
dos no nosso estudo; no Capitulo I colocamos os métodos de com
paracao mais comumente usados; ja no Capitulo III demonstramos
a metodologia empregada na elaboragac desse estudo e finalmente

no Capituleo IV investigamos a significlncia de cada procedimen

to na presenga da variagao da probabilidade de empate entre as



cbservagoes, juntamente com as nossas conclusodes..



CApPpITULO 1

1. PROCEDIMENTO DE COMPARACCES MULTIPLAS (PCM)

1.1 - INTRODUCAD

Atraves do teste F da Analise de Variancia podemos
testar, a um nivel de significincia a; a hipotese basica #, que
todas as médias My de k tratamentos sejam iguais, ou gue todas
kE médias sejam iguais a uma média w, dita como a média de uma

situacgdo sob controle. Se a hipotese basica #, € rejeitada, es

0
taremos admitindo gque, para pelo menos um par, ) #“9! o,
pﬁ.gpi,; i144'. B de interesse sequir nessa investigagBc afim

de localizar as diferencas entre as médias dentre os diferentes
tratamentos. Esgsa continuidade pode ser feita através da técng
ca denominada Comparagées Maltiplas.

Um PCM é um procedimento no gual, com base nas cbser
vacOes amostrais, toma-se um nimero (digamos Nd) de afirmacdes
{decisdes} envolvendo os par&metros de interesse. 0s procedimen
tos sdc realizados com base na hipdtese basica H,, na qual, uma
particular combinagéo de afirmagées, no conjunto de todas possi
veis afirmagdes, séo feitas usando o procedimento, levando a
aceitacgao ou rejeigéo da hip&tese basica: 0 termo "Procedimento

de Comparacgles Miltiplas" & usado quando ﬁd for maior gue 1.

1.2 -~ 08 MODELOS

Ragicamente associaremos alguns modeleos, COmMO por
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exemplo, para a comparacgac de um controle contra varios trata
mentos, quando as cobservagges chegam em blocos:

py (@) =plz-8, "Sj) Zig,

yeuesk O (1.2.1)
2] ] ,

ou quando as observagoes nao chegam obrigatoriamente em blocos,

pyio(x):rp(m ~8£) %30,1,...,k {1.2.2)
] J=I,2,...51
onde: Yij: j-esima observacao do tratamento ¢
Py, : funcio de densidade de Y. .
] g

plxz): uma fungadc de densidade (desconhecida fixada)
8.: desvio populacional do i-¢simo tratamento

Sj: desvio populacional do j-€simo bloco.
1

Ainda com base nestes modelos estaremos comparando to
dos os tratamentos entre si, USamos também estes modelos guando
as observagbes chegam ou nao obrigatoriamente em blocos, respec
tivaménte.

Aqui, o interesse estad no desvio populacional dos tra
tamentos, tanto em relacdo a um controle (GG) COMO nOS | demais
tratamentos. Ou seija, estaremos interessados nas quantidades
(ei-eo) {no caso da comparagao de um contreole contra os k tra
tamentos) e (ei ~8£,) £ £ <t {no caso da comparagéo de todos tra

tamentos entre si).

1.3 - AS DEFINICOES

Consideramos neste estudo, a importancia da clareza

dos comentarios e definig¢des dos seguintes temas:
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. HIPOTESE NULA (Hyl: Uma hipotese nula (H,) determina se uma
distribuicdo basica {(ou distribuicles) € membro de uma deter
minada classe, comumente estabelecida pela especificacdo de

um parametro,

. DISTRIBUICAQ NULA: A distribuiclo nula de uma estatistica &

a distribuigdo assumida quando a hipdtese nula é verdadeira.

. TESTE OE HIPDTESE: E uma regra de decisdo, a gual, com base
nas observag¢oes amostrais, aceita-~se ou rejeita-se a hipdtese

nuia.

. NIVEL DE SIGNTIFICANCIA: O nivel de significdncia de um teste
€ a probabilidade de rejeitar falsamente a hipbétese nula, ou
seja, a probabilidade de rejeitar a hipotese nula, guande de

fato, ela € verdadeir§.

. REGIAQ CRITICA: Uma regido critica de um teste de hipotese,
€ uma regido de valores amostrais que leva & rejeicdo da hipd
tese nula. Especificamente, uma regido critica é escolhida

para ter-se:
a} baixa probabilidade gquando a hipdtese nula & verdadeira e;

b} alta probabilidade quando a alternativa de interesse & ver
dadeira. Especificar um nivel de significéncia o, & equiva
lente a especificar gue a regido critica tem uma probabili

dade o sob a hipdtese nula.

Partindo dessa linha de definigdes € importante tam
bém deixar claro os conceitos, pelos quais, estaremos conduzin

do nosso estudo.

-~

Um PCM & dito CONSERVATIVO se apresentar um vicio ne
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gativo no nivel de significéncia, & dito OTIMISTA se, esse vi
cio no nivel de significancia for positivd e diremos ADEQUA?O
se, esse vicio for considerado irrelevante.

Apreaéntaremos a segulr alguns PCM's paramétricos e

ndo paramétricos, cujos os desempenhos serdo comparados através

da razado de erro do tipo I.

1.4 . AS TECNICAS ESTATISTICAS

1.4.1.1 - Estatisidica do Sinal {(Sieel)
(Contrnobfe x Tratamento)

Seja Yij{ij; J=1,...,n; t=0,1,...,k} n amostras inde
pendentes de tamanho k+1, com uma observacao em cada amostra de
uma das k+7 diferéntes poPulagées. As k+1 observacbes em cada
amostra sdo assumidas igdepeﬁ&entes. A populagdo controle cox
responde a =0 e 4=1,...,k Cereéponde aos tratamentos. Cada
amdstra"jzl,...,n corresponde acs n blocos. O_interesse e 58

ber se todos os tratamentos dentro de um bloco tém a mesma den

sidade.

O modelo usado é&:

p fx) = plx-8,-8.) 150, ...,k (1.4.1}
yij vd J=1

onde py €@ densidade de Yij‘ com plx) fixada e 6, By = 0.
A hipbtese nula sera:

H.: 8, = 0 1=, 040,k (1.4.2)

isto &, o tratamento nao difere do controle.

Definimos:



D..= Y, -Y . £=1,8,...,k (1.4.3)

Entdo, sob (1.4.1) temos:

PDij(x} = q(m-ei) iZI,Z,..ifk

o 3
onde q(m}-:J ply/ply+xidy e o, é a mediana das densidades de

I - <]

pD.‘(m) portanto a hipOtese nula pode ser colocada como:
1 :

H,: med Dij = 0 'L:::Z,...,k {1.4.4)
Jei,...,n

contra a alternativa bilateral

By, § 0 251,2,...,k | (1.4.5)

cu uhilateral

' .
Hy: 6, >0 para algum ¢ {1.4.6)

0 teste consiste da estatistica do sinal para cada
uma das k variavels {Dij; J=1,...,n}, comparando o valor maxi
me dessas k estatisticas com um ponto critico apropriado.

Especificamente:

+
&, =
%

it

g 2d ]

p* onde D% = {I se D..> ¢ {(1.4.7)
J

. 0 teste unilateral do desvio positivo rejeita H_  guando 5% 25%

0
onde 8% = Max {3;,...,32} e 5% depende de n, k e a.

A correspondente contagem negativa sera:

Y _
87 = I, onde D,,= {1 se D, <0 (1.4.8)
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. O teste unilateral negativo reijeilta H, quando S”gSE(:S§), on

0
de &~ = Max {51""’Sk}'

a
p duando Sx 2 5, onde Si:Max{Si,..

* + - + v a4 .
e 5T =M S5 1= N S0 -5 * itd
R k} e S5 axi{ y @} axf i 7 z}’ e 5& € o ponto criti

. O teste bilateral reijeita H

co que depende de n, k e &.

Sob o modeleo (1.4.1) as constantes criticas podem ser

usadas para a construcdo de Intervalos de Confianca Simultineos
{I.C.8.). Um Intervalo de Confianga Simulta&neo bilateral para

8, & dado por:

. [+1
[0) (nestez)s Dirsi)l (1.4.5.7)
: o, A isti
Os Di(z)""’ i(%) Sao estatisticas de ordem que cor
respondem a Diz""’Din} Quando todos os k intervalos sdc toma

dos conjuntamente eles tem.“aproxima&amente" probabilidade (I-o/
de cobrir todos os k desvios 65000580 O terme aproximadamen
te € usado, pois, o ponto critico 5% & calcula&o com base em
aproximagoes para grandes amostras. Os Intervalos de Confiancga

Simunltaneos unilaterais para os 6 580+
[ A e — 4
[Difn-—S-!-)’ +o] @ [~ Di(s_}] {1.4.9.2)

0 nimero de observagées em cada tratamento deve ser
igual ao do controle. Be as observagaes n&o ocorrem naturalmen
te em blocos, a estatistica é feita com outra abordagem, agru
pando aleatoriamente observagées dentro dos blocos.

Um valor aproximado para s¢ & o menor inteiro, maior

ou igual a:

{1.4.10}

— e

no 1, s
2 b m(k,a,p) ]
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onde Mk o & o ponto percentil o« superior da distribuicdo do
. -

sp)

T

Maximo de %k Variaveis Aleatdrias normais igualmente correlacic
nadas (psrzfs)_e o termec "7/2" é& a usual Corregéo.de continuida
de. |

Gupta (1963) tabelou My a,p) PATR p=1/3. Tabelas
para 8% sdoc encontradas em Miller {1981) para e = .05, 0.31;
ko= 2(1)10; no= 6(1)20; (5)50; 100. As tabelas originais de
Steel foram baseadas em Dunnett (1961) para p = 1/2, pois, nao
- havia ainda avaliado com p = 1/3. As aproximacles sdo boas des
de que 0 5o 51/2 (excelente para pequano) . -

0 ponto critico g% pode ser calculado similarmente,

Rejeitar H , para grandes valores de S5& é equivalente a rejeitar

¢

HO para grandes ou peguenos valores de 5+, pois, 87 + 8% = n para
: . X - - ol
todo 7. Aproximacgoes para grandes amostras sugerem que 5S¢ seija

a ‘ 2 I [} -
aproximado pelo menor inteiro igual ou superior a:

.

/n

*‘lml(k,a,p) — (1.4.11)

onde |m[(k,a,p) & o ponto percentil o superior da distribuicdo
do Maximo Valor absoluto de k Variaveis Aleatdrias normais igual
mente correlacionadas (p = 1/3). Tabelas basgseadas em p = 1/2
sao encontradas em Miller (1981), pois, ainda ndo foi ava
liado para p = 1/3. Nemenyi (1963) deu uma curta tabela para Sg

com k= 2,3, baseado no calculo de lm|(k ¢, 0l COM p=1/3 de
LR

Thigpen e David {1961).

1.4.1.2 . Teste do Sinal {Steet)
{Trhatamento x Tratamentol

A estrutura deste teste é a mesma gue no caso uniamos

tral. A compara¢io € feita entre todos tratamentos.
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Seja {Yij: 121, ...,k J§=1,...,n} n amostras indepen

dentes de k populagles independentes (uma de cada k diferentes
populagoes) .

Py e {1.4.12)
Yy i(e) = pla=e -8.)

onde pl{x) € uma densidade fixada; 6, & o desvio da populagido <

e sj € o desvio do bloco j. A guantidade paramétrica de inte

resse & 8. -6, A A
Seja:;
D.., .= Y..-Y., . 45" i,i'=1,...,k (1.4.13)
it A ; :
39 g d g=1,2,...,,
tendo densidade:
Pp {x) = q(m~(8i—ei,)) t,2'=1,...,k 1 #7!
it ' _ J=1,...,n
L]
+ .o :
onde g{x/) = J plylplx+y)/dy, q & simétrica sobre zero, portanto

—

-

8,-90,, € a mediana populacional dos U.,, ..
Z Z T g

A hipotese nula é:

HO: 0, = 8., ¥ 4,4 {1.4.14}

- isto €, as k populacgles sdo as mesmas, contra a alternativa

usual

. . o
Hi' ei £ ei, YV 1,7 {(1.4.15)

0 teste consiste em calcular:

7
+ . + . - ]
Sii’ = jgzﬂii,;g onde Dii&j 1 se Dii';j>0
I C.C.
S.c1 = Max{szi,, nms;i,} e § = Max {S..,} (1.4.16)
ax

Z,7
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% onde 5% depende de n, k e

0 teste rejeita HO se 828
o, A relacgdo entre 5 e 5% é que S toma o valor maximo de (£,7')
com £ #4' e St toma o maximo em (%, 0).

Ds Intervalos de Confianga Simultaneos dos dois tes

~ o 24
tes s3o semelhantes, apenas com a troca de 5% por §, como:

[Di?:’ (ﬁwsa+1); D'I:l.’ (SC’.}] ?:_,'?:’:152_;..»_,?{ {1-4.‘17)

puando tomados os (g) intervalos eles tém uma probabi
lidade {aproximada} de I-a de cobrirem todas as diferencas
8?:“82:;.

As observacoes devem estar em blocos de e sme tama
nho.

Rejeitar #, quando § & grande, € equivalente a rejei

)
tar HD guando:

¢
v 7 e T e
Maxe{|S. , -—|} 2,275, 2,...,k _ {1.4.18)

& grande, pois, para grandes ou pequenos valores de Sii' deixam

Sii’ grande, isto &, grandes valores de ﬁ"giif‘ deixan Sﬁi'
grande também.
Miller (1981) sugere uma aproximagdo para S como:
-g-+~—2l~+_gﬁ-».q(kmw).——/§- (1.4.19)
Y 2 P

onde q(k,a & o percentil s superior da distribuicdo da ampli

yool
tude de k Variiveis AleatOrias normais padrdes e apresenta uma

tabela baseada nesta aproximacdo, e esta aproximagdo € boa guan

-~ w !a
do conhecemos o valor critico exato de S5,
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1.4.2.1 - Estatistica dos Postos (Steel)
{Controfe x Thatamento)

Seja Xij f2=0,1,...,k; jrl,..‘,ni} k+1 amostras inde
pendentes de tamanhos s Miseeesly respectivamente onde a jslejels]
lagdo i%¢, representa o controle e as outras <=7,...,k 283c os
tratamentos. |

Consideramos O caso em que mEn, € nIn; Aty S

Supondo gue Yij tem densidade py (m)::p(x—ei)
td
(L.4.21}

onde s

pl{z) € uma funcao densidade fixada (desconhecida) com 6,70,

6 sao desvios populacionais em relagao ao controle.

0 interesse é saber 'se todos os tratamentos sdo 1idén

ticos ao controle. A hipdtese, a ser testada &:

HG: Biﬁ'o 151,000,k (1.4.223

contra ag alternativas:

1. H 2 8, £ 0
2. BH_: 8. » ¢ ou : (L.4.23)

3. #,: 8, < 0 para algum 7.

Para o i-ésimo tratamento tomamos juntamente com Q

controle uma amostra {Yij""’yin’ YOI”"’YOm} combinada de ta

manho n +m e arraniadas em ordem crescente independente de onde

elas venham.

Seija Hii""’Rin os postos das observagdes dos trata

R;- {1.4.24)
7 *d

1o =

mentos e Hi =
' J
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Testar #, contra #, em (1.4.23) & rejeitar ¥, quan

do:

Rzry® onde R = Maz{R, ..., R} (1.4.25)

0 pento critice »“ depende de n, m, k e «.

Qualquer Hi-ara & considerado como desvic positivo
sob o controle.

Para a alternativa bilateral a regido critica consis
te de pontos amostrais com:

o
r-‘&

iy

)(-“ E3 E]

E" = Maxfﬁz,...,ﬁk}

onde . (1.4.26)
Ri = Mam{ﬁi, n(m+n+l)-ﬁi} 1=1,8, ...,k

a -
e r* depende de n, m, k @ a, e n(msn+l)-f, & a soma dos postos

do i-ésimo tratamento se as observagbes forem assinaladas em or
den decrescenﬁe.

A estrutura desse teste € a mesma que do teste "t de
Dunnett's (coﬁtrolé x tratamento} excetc a suposicio de normali
dade. 0s tratamentos nao necessitam chegar em_blocos COmo ne
teste do sginal {(controle x tratamente).

Sob 4, as Variaveis Aleatbrias S TTERDI. S Y}j,
cees Lys e Frga woes Y sdo 77d. Existem (m+k*n)! ordena
¢cOes possiveis e sob #, cada uma & igualmente possivel {(isto &,
cada uma tem prob = 1/(m+k J! de ser escolhida).

| Hﬁj e Hﬁ dependem das observagles somente pela sua or

denagao. Para cada ordenacdo Ri:rri pode ser ordenado em vetor

r={p ’Pk)’ cada ordenacao produzindo um vetor », podendo

I’DII
existir mals gue uma ordenac¢ac dando o vetor r. A estrutura de

probabilidade de um vetor H::(RI""’Rk) é:
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: : ¢ de ordenagao dando r
A= = I
P r) RS YN {1.4.27)
Sob #, & € distribuido assintomaticamente normal, on
de a média e variancia sido detalhadas em Miller {1981}).

Uma razoavel aproximacdo para r & dada por:

a _ - (m+ru+l) 1 (n+m+1)
r = n 3 + g +?n(k,a,p) /!nni 75 {1.4.28)
onde m,y o) é o percentil o superior da distribuigdo do Maxi
* * .
mo de k Varidveis Aleatdrias normais padrdo, igualmente correla
cionadas {a constante 1/2 gue aparece em (1.4.28) ¢& usual cor

recao de continuidade) e p & dado por:

- n -
P T wimid (1.4.29)

Se men (1.4.2!8) se reduz a:

' 3
o . nl{Z2n+l) 1 n"{2n+d)
rU o Smemm Mg o o1/8) T 12 (1.4.30)

Tabelas sdo apresentadas em Miller (19281}. Esta apro
ximacgdo dé (1.4.30) e para alguns valores exatos de k2 e n (am
bos pequencs), sae boas {mesmo no pior caso}.

Para o ponto critico bilateral, uma aproximacac apro

priada é dada por:

{n+ms 1)} 1 I nim+ ] -
% = LR A RILL TN .4,31
r .n 5 el hﬁ!(k,a,g} /s {1 }

onde |ml(k . ) & o percentil a superior da distribuicdo do Ma
k) B

ximo Valor absoluto de k Variaveis Aleatdrias normais padroes

igualmente correlacionadas (1.4.29). Infelizmente tabelas pa.

ra esta estrutura de correlacgdc nac existem. No caso msn o op
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tende assintoticamente para 1/2 (partindo de 1/3). Steel suge
re uma aproximacac para Iml(k "y pelo ponto critico da esﬁé
] L]
", H

tistica "¢” de Dunnett com "»" graus de liberdade. Esta aproxi

macao encontra-se tabelada em Miller (1287}).

1.4.2.2 - Estatistica dos Postos [Steel-Twass)
{Thatamento x Tratamento)

0 modelo deste teste & semelhante aoc caso de controle
contra tratamentos {controle x tratamento), guandoe sac tomados
todos os pares de tratamentos populacionais.

Seja Xij (€=1,...,k; j=1,..,.,n) k amostras independen
tes com n observacgoes cada. O caso néonbalanceado ndo é& Cons&
derado devido a impossibiiidade do calculo do ponto criticb,

Seja a densidade deffij dada por:

py (z) = plw-8_ ) (1.4.32)
¥

onde p(x) € uma fungao fixada e desconhecida com 0,-8,, sendo o

parametro de interesse. A hipdtese nula sera:

B b o. = 8., Wii' 1 # 4! C{1.4.33)

contra a simples negagao

. * y 7
Hi' e, 4 B V¥ 1,1

Esta € uma derivacac da estatistica do poste  maximo
de Wilcoxon (biamostral) sob todos os pares populaciocnais. As
observacgdes para os tratamentos 7 e £f formam uma amostra

{Yi E.,n} de tamanho 2n.

1""’Yin’ Torgaresty
Seja Riz i”""Rin ;+ ©8 postos das observagdes
L] 5

¥ Y, , com respeitc a amostra combinada de tamanho 2Zn, A

£1*° "7 4n
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soma dos postos para i{-egsima amostra com respeito a amostra 1

&1

' n
.., = T R., ., {1.4.34)
A j=1 iyt
.0 teste rejeita HO gquando:
a2
R*F g p*a (1.4.35)
onde:
B** = MaxiR,,} (1.4.36)
A
e
#*
- M Iy
B igm,{ﬁﬁf, | 2123 “'4.'3?)

Note que para gualquér par de comparacgdo apenas uma

L

soma de postos € necessaria, pois:

4
n(2n+1)-—ﬁii, => R.., = R,

b
H

(1.4.38)

Assim a estatistica dos postos (tratamento x tratamen
to} € o maximo dessas (;) goma de postos simétricos.

A distribuicdo do mbdulc maximo de uma normal multiva
riada com a estrutura de correlagéo dessas variaveis lver:
Miller (1981) egquacgoes {69), (70} e (71})], ndo foi tabelada, no

entanto, uma aproximag¢ao & feita pensando em substituir os valo

res apresentados na estrutura de correlacdo gue sac de {-1/3,
0, 1/3} por {-1/2, 0, 1/2}, respectivamente, entdc a Variavel
AleatOria teria a mesma distribuicac da amplitude de k varia

veis Aleatdrias normais padric, isto sugere uma aproximacdo pa

4.4
ra r+* pors
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8
& nlan+l) | 1 n(2n+l)
ras = 5 YE Y Uk,a,w)/ T 24 {1.4.39)

onde q(k,q;w) € o percentil o superiocr da distribuicdo da ampli
tude de k Variaveis Aleatdrias normais padrio, tabela para esta
~aproximacdo aparece em Miller (1981).

A estrutura deste.teste € idéntica ao teste da ampli
tude studentizada de Tukey, apenas no caso de uma classifica
gao. Um teste gue poderia ser um competidor para este € do ti

poe Kruskal-Wallis.

1.4.3 . Eatatistica dos Posios Assinalados

A estrutura desce teste nao difere entre os casos de
controle contra tratamento\e tratamento contra tratamento. O
procedimento deste testg podgfser definido diretamente, mas ele
nac tem distribuicdoc nula livre, a estatistica teste depende da-
distribuicdc geradora.

Considere © problema controle contra tratamento com
dois tratamentos e um controle. Seja yij {250,1,2; 4=1,...,n}

Zn observacOes independentes com densidade dada por:

py (=) = p($—8i»8i) §f0,1,2 {1.4.40}
24 J=Is.uym
onde plz) & fixada (desconhecida) com eox 81: 0. A hipdtese nu
la é&:
50: 6,5 8, = ] (1.4.41}

A estrutura do teste para cada {controle x tratamento)

& definida como usual problema biamostral. Seijam:
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g, = Lo Y
J 17 0
Jrlyena,n (1.4.42)
V., = Y .~7Y :
J 23 04

considerando os Uj’s calcule os IU}I""’IUnl e os postos de or
dem de tamanho, assinalandoe I para EUI(I), 2 para |U|(2), eto.

Para a j~esima observacgao Uj seja Rjj‘o posto deste valor. De

f.

fine:
+ T - L
SR‘IJ“ I{U |,U..R1j, 3—1,...,?’1 (1.4.43)
Ny} J
onde
I = {7 se x=zz {1.4.44)
X, 8
8 c.c.

+

17
¥ .

posto de |Uj| se Uz0. Defina:

Note que SRT . & zero se Uj & negativo, ou igual ao

rd

nF +

SEy = % SR {1.4.45}
g=1 4

onde © SRI sera a soma dos postos dos valores positives de Uj.

Para os Vj’o cbtenha a anéloga'estatistica SR;.

Para a guantidade negativa tome:

SR, 2 (1.4.46)

Ry
T |UJI

” .
SR. = 1§ SR,. 7z1,2 {1.4.47)

A relacac entre as estatisticas Sﬁzj e SR;j.é dada pe

la identidade:
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n{n+1)

5= = SR+ |SEC| 4=1,2 (1.4.48)

Para o teste do desvio positivo a estatistica teste

sera:

SR = Mcrm{é’ﬁ’;,' SRY {1.4.49)
e rejeita-se HG gquando:
+ o
SR” z gp? {1.4.50)

onde srg depende de n e a.

| As coordenadas SRZ £=71,8 té8m individualmente distri
bui¢do livre. Cada coordenada € uma estatistica dos postos as
sinalados biamostral padrac. Todavia, sua distribuigao conjun
ta depende da desigualdgde bégica plal.

0 par de 332 = (SH;, SR;),.nem sempre tem  distribui
can assintétiCa livre. Hollander (1965) provou gue, assintoma
ticamente SF tem distribuigdo normal bivariada. Com a média e
variancia livre da densidade basica, porem, com correlacgdo va
riando em pfx’), dependendoc do tamanho amostral e no limite.

A correlagao entre SR§ e SR; pode ser calculada para

n finito e no limite quando n tende ao infinito, esta correla

¢ao tem valor limitado por:

P, = 12M(F) -3 {(1.4.51)

onde A(f) € discutido em Miller (1981) e Lehmann (1964).
Lehmann mostrou que A(f) varia entre 1/4 e 7/24. Isto

implica que o limite de (1.4.51) varia entre 0 e 1/2. E ainda

em.alguns casos particulares de A(f/, ele calculou o limite su

perior e fixando em guatro casas decimais, isto &, 0.2517.

A aplicagdo desta técnica ndo se limita para ¢ c¢aso
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onde k=&, Quando &>2 nos problemas {controle x tratamento) e
(tratamento x tratamento), troca-se a distribuigao normal biva
riada pela multivariada. Substitui-se ¢ p por uma estimativa
de p_ para o calculo do ponto.critico, onde © procedimento é
idéntico ac teste dos postos {controle x tratamento) e (trata
mento ¥ tratamento), respectivamente. . Com média e variincia da
da por:

nin+1)(2n+1)
57

nin+l)

2 (1.4,.52}

+, +,
E{Sﬁi) = V{Sﬁi) =

Um competidor para este tipo de teste & o proprio tes

te dos postos {Steel) e o0s do tipo Kruskal-Wallis.

1.4.4 - Estatistica de Kruskal-Walldis (Nemenyd)

Esta técnica baseia-se no método de (Kruskal-Wallis)

a uma classificacao de postos. Fol proposta e analisada por
Nemenyi {1963). Um procedimento similar foil proposto por Dunn
(1964} .

Considere inicialmente o problema tratamento contra

tratamento.
Seia Y,j {1=2,...,k; j:l,..,,ni} k amostras indepen
i L
dentes de tamanho Fy de cbservagoes independentes com
4
¥ = % n., Y,. tem densidade dada por:
P ]
+=1
Py {x) = p(m—ei) A S 4 {1.4.53)
%] J=l,veesn

onde p(z) & densidade fixada e desconhecida com p arbitrario,
o8 8., nac s3o unicamente definidos, porém, suas diferencas
6.~8., sao.
i 1
A hipbOtese considerada €:
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H.o:r 8, = 8., Wi,i' <447 {1.4.54)

contra a alternativa geral:

. roSf
Ho: 8. ¥ 0 ¥ 4,7 (1.4.55}

Os postos das "NY observagbes em ordem  de tamanho
Y(I)""5Y(N}’ sao tomados assinalando 7 para Y(I)’ 2 para
Y(z), etc,

Seija Eij o posto de Yij com as médias dos postos popu

lacionais e geral, respectivamente como:

- I n?: .
R‘?;. = T E R’i':j 1:1,...,}{ . {1.4.56)
i g=1
F = h.z_._ T E.. = V1
. A 2
TyF 0 =
o teste rejeita H@_quando:
{8
Bpes ® Prg
onde:
* P k
12 = - 12 —l .
—_ g f -wR = . - -
per = wgierr B v L Twnwngy B et RO
{(1.4.57)
Para ¥ grande %z"z segue uma distribuicgaoc Xi~}' para
N peguenc existem tabelas gue aparecem em Hollander-Wolfe (1873}.
Hk 7 .
Note que-ﬁi%w & a usual estatistica F a uma classificacgao,.
Kruskal-Wallis (1952) tabelaram valores de kaj para k=3 a
n£¢:Z(I}5 com ©=1,2,3, para n, = 5 as aproximacdes pelo x2 foi

determinado como sendo razoavelmente boa, assim como para n, » &

esta aproximagdo tambem & satisfatbria.
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No casc particular ny= w0 ponto critico se reduz pa

ra rejeitar HO se:

i/2

IH Li{nk+1)

75 ¥ 174! {1.4.58)

s B bzag o0

onde ¢,y  ,,; € percentil o superior da distribuicdo da amplitu

de de k variavels Aleatdrias Normais padr3o. Pontos criticos

para q., . ., aparecem em Miller (1981).
¥ 3 ’

Analogamente para o caso de controle contra iratamen

‘to, podemos considerar o tamanho de populagac =0 como "m” e o

tamanho de cada tratamento (Z=1,...,k} como "n",

Para um teste unilateral do desvio positivo, rejeita

8e H, quando:

1/2 1 ;g_jfg

B{lN+]1) ) {1.4.59}

FE

Ri.MRO. 2Pﬁ(k,a“p)

onde m,, o) é percentil o superior da distribuicdo de k Varia
3 *

veis Aleatorias Normais com p comum dado por:

o = 0 C{1.4.60)

Para o teste bilateral, rejeita—se.ﬁﬁ gquando s

1/2 172

N(N+1) (%_q_%; (1.4.61)

iz

iy

Imifk,a,p)

-

onde |mi(k,a,p) & o percentil o superior da distribuicdo do mé
ximo valor absoluto de k Variaveis Aleatdrias Normais com p da
do por (1.4.60).

Este teste pode ser aplicado desde gue nao haja efei
to de bloco. £ um teste ndo paramétrice analmgo ao teste de

projecdo F de Scheffé para ANOVA a uma classificacao, também ac
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teste da amplitude studentizalade Tukey, teste “t" de Dunnett's

{controle x tratamento) e ainda ac teste dos postos de Steel.

1.4.5 - Estatistica dos Postos de Friedman [Nemenyd)

Este teste & descrito pela andlise do  posto de
Friedman a duas classificac¢bes, ele foi proposto e analisado
por Nemenyi (1963).

A estrutura do teste & idéntica no caso de tratamento
~contra tratamento e de controle contra tratamento.
Considere ¢ problema do {tratamento x tratamento).
Seja {yij: 51,000k gEI,...,n) k amostras indepen

dentes de n observacdes cada, com densidade dada por:

k (1.4.62)

pij(mﬁ = p(x-—ei-—ﬁj) X

oIt

=T, 00,

J=1,...,
. ¢ -

pl{x) & fixada e desconhecida, os pardmetros 8;s Sj nac sdo defi

nidos unicamente, porem, ei-ai,, Bj-ﬁj, sace. Faga 81:61:0 e

considere a hipdtese nula como:

H.: 8. = 8,, £ o (1.4.63)
A O AL U

contra a alternativa geral:

. 4 L 4
Hoe6, # 0., ¥, {1.4.64)

o modelo € de duas classificagles com uma Observagdo por c¢ela.
Tome Rij'come os postos de Yij relativo a ordenacdo
Y(ij (Y(Z)j < <f(k)j' no bloco j. A média dos postos para
populacdo 7 e geral sao: R. e R , definido por:

7 3 .
B, =i 3R ;% =1 1 3B =kl (1.4.65)
A '
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onde ¥ = kn. A Estatistica dos postos de Friedman &:

k x
@ - 12n 7 .R ) =_d32n 72
o Wrey B R N Twveerr B R inlkell)

2oy

2 2 - ~
o teste rejeita #_ guando Xiszmr onde mra esta em funcac de

2y

R,
Tabelas para mia exata sdo apresentadas para k= 3,4,5

com (n=2,.,.,13) (n=2,...,8) e (n=3,4,5) respectivamente a ca

, 2o X
- da um dos k. E para n grande, as estatisticas x, tem aproxima

2
X
damente uma distribuigao xi_z. ?f% & a usual estatistica F para

as populacles com duas classificacgles. Tabelas para valores de
mga sac encontradas em Hollander~Wolfe (1973), e outras varia

¢coes de kK e n em Siegel (1956).

0 teste de Friedman di acesso a teste simultinec des

de gue:

= = < ¢l 1f2’-k(k+1) 1/2 .

IHi.“Rif.lw{xI’) "“*“w‘ér_;z"“ T, mI,...,k

{1.4.66.1)
ou gquando n tende a infinito:
nk{k I}_JXS
. n + LT
H?;“H'Z:’! gq(k,d,‘”} f‘“‘”"““z““g - T, ~ ,;.‘I,k

{1.4.66.2)

com probabilidade maior que (I-a). Qualquer diferenca exceden
do este ponto critico & tomado como evidéncia de gue aiuei,f£h

Para o problema de controle contra tratamento, consi
dere {Yij: 120,71, 0.,k j=1,...,n} como k+] amostra independen
te com dénsidade dada por (1.4.62) com £=0,7,...,k e j=1,...,7n.

0 teste unilateral rejeita HO quando:
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1/2

B =By, B 4, 1/2)

nlk+I) (k+2)

7 (1.4.67)

ende'm(k o p) fol definide anteriormente no teste de posteos de
Rl 3 M

Kruskal-Wallis (K.W.) como também o seguinte tmi(k 0. p)"

O teste bilateral rejeita HO quando:
ln(re1) (R+2) 1/8
7 + +
R ~Ro. 2 lmlen o172 | R (1.4.68)

A andlise deste teste € restrita a duas classifica
.gées com uma observagao por cela.

Alguns testes ugando a teoria da normalidade, podem
ser aplicados como um competidor aos-testes apresentados, como
per exemple, © teste da amplitude studentizada {(tratamento =x
tiataménte}, o teste da projecgdo F {(controle x tratamento}.

Quando a distfibuigég & verdadeiramente normal, 03]
testes usando esta tenria de normaliéagéo 530 mais poderosos,
isto também acontece gquando, existe quase-normalidade. As pes
gquisas no entanto, se voltam para o caso onde a normalidade nao

e apresenta.

Um bom competidor ndo-paramétrico para este teste,
é o Teste do Sinal (Steel). Outros testes poderao ser compara

dos, mas existe a dificuldade diante da distingdc de  carater

deste com os demais.

1.4.6 - Tesfe da Aliernativa Orndenada {Jonckheene, Teapstral

Seia Yij {izi,;..,nj;sz,...,k\} k amostras indepen

dentes de tamanho n; com modelo basico.

¥., = +8,+2,. | 1.4.69
i3 u ; i 3 { )
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onde u é& conhecida média geral e aj e um desconhecido efeito do
tratamento 7 e E%w g.50.
J=1y
Os e's (erros) sao mutuamente independentes, ¢ cada

um vem da mesma populagdo continua.

A hipétese nula sera:

d.: 8, = 8, = .,. = Sk : {1.4.79)

i a)
Lax]
1158
(=]
i3
N

L]

LA

P {1.4.71)

pelo menos uma desigualdade & estrita.

A estrutura 4o teste consiste em calcular todas as

fg)'combinagﬁes Mann-Whitney U _; u <v onde:

2 7
U 1

Y = % z '¢{Yia’ ¥

) - (1.4.72)
S AT

O?
e ¢l{a,b) =1 se g<b; ¢$la,b) =0 se a>pb, no caso de empate toma
se ¢=1/2., Isto &, qu & o numero de observacdes da amostra u

menores gue da amostra ¥.

Considere:

k-1 k
J = LU = I U {1.4.73)
U<y e u=31 p=u+l uv

come sendc a soma dessas (;) combinagdes de Mann-Whitney.

O teste rejeita ¥, gquando:

0

J'>j[a,k,(n1,...,nk)] : {1.4.74)

onde j[u,k,(nj,...,nk)} satisfaz a eguacdo:

PO(J'>j[a,k,(nz,f..,nk)] = g
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este valor encontra-se tabelado em Hollander-Wolfe (1973} para

k=3; 2 <n,<my <ng <8 e kzxd,5,86; 7 = ...:'nk:‘B(z}ﬁ.

Quando Minln,,...,n;) tende ao infinito e i, & verda
deira J* tem assintoticamente distribuigdo normal (0,7) dada
por:

k
2 .2
| J_E_(J) SV % ny) /4]
J;{» - 0 = 'L"Z
YVar(d) 9 k 9
U (8N+3)~ E.ni(2ni+3)]/72} {1.4.75}
=1

k

onde ¥ = ¢ niy O teste desta forma reijeita HO guando:
=1
x ’ p
J¥ oo Z(a) | {1,4.36}

Este teste po%e ser:preferido comparando com o teste
de Kruskal-Wallis guando o gxperimentador espera o desvio de HQ
numa particular direcdo {note gue, se dire¢dc esperada ndo &
naturalmente ordenada em Ha’ pode-se simplesmente rotular o5
tratamentos para gue siga a ordem natural gue acontece aguij,
ainda sssim a estatistica de EKruskal-wallis nao é usada com es
te tipo de rotulacdo tomando como mesmo valor para todas as pPoSs
siveis (k!) rdtulos dos tratamentos.

Paia k=2 o procedimento sé reduz ao teste unilateral,
de = Wilcoxon, Hollander-Wolfe (1973) da maicres detalhes neste
sentido. Wa condigdo de consisténcia do teste quando ni/ﬂ ten
de a li(O <Ay <1) 4=1,...,k, & suficiente para assumir gque o©
teste, & consistente contra a alternativa {1.4.70) ver [(Terpstra

{1952)1 e scobre a eficiéncia do teste Puri {1965) di maicres de

talhes.
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1.4,7 ~ Teafe £ (Dunnett)

Esta técnica foi desenvolvida por Dunnett (1955) e
aprimorada por ele mesmo em 1964. Considere Yij satisfazendo o©
usual modelo para ANOVA a uma classificac¢do com Yij;:8i+gi4'

Seja Yij{izﬁ,i,...,k; j:l,...,né} k observagdes inde
7.
pendentes de tamanho ny Seja também ?;': zz Y../n. um estima-—
N L] » ‘Z-'J 1’
3 g T " J:E
dor de Qi a media do tratamento 7, onde os e, 880 7id . normais

- PO 2
com media 0 (zero) e variancia comum 0. Suponha que 5% seja um

estimador ndo viciado de o2 independente dos Y. dado por:
z.

9 LI 2 .
8 = ¥ % (Yi,nf. } /n {1.4.77)
i J .
& t .
onde #= I 7~ Nosso objetivo é testar a hipdtese:
=1
HO; 812'822'...:‘6k = 80 {1.4.78)
contra a usual alternativa:
g &i# 90 (1i4.79}

para'pelc menos um par, considere inicialmente k=1, ou seja,
existe apenas um tratamento a ser comparado com ¢ contrele, =

considere também Z dado por:

g = - (1.4.80]}

onde Z € uma Variavel Aleatodria H(O,dgﬁ, portanto $=4/8 segue

uma distribuicdoc t-student com » graus de liberdade. © teste
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rejeita HO se:
t » d’ {1.4.81)

onde d' satisfaz a eqguacgao:

P(le] < d') = 1-a | (1.4.82)

a constante d' corresponde ac percentual o« de pontos da distri
buicao t-student.
Considere agora o caso geral para k tratamentos e um

controle, Podemos escrever o Zi COmo »

(T, =7, )8 .m0,/
g, = ~tr O t 9 - (1.4.83)
v JI/n +17n .
% g
e ﬁi::ZifS, F=1,...,k. ©O teste rejeita #, quando:
| ] L.
e 1 > d,, o (1.4.84)

onde ©s di’s sdao escolhidos, de modo a satisfazer a equacgdo:

Pele | < douaslt,] < dp) = 1-a C {1.4.85)

para escolher os d., satisfazendo (1.4.85) £ necessario ao ter
a distribuicac conjunta dos ti’s’ cnde essa distribuigac conjun
ta segue uma normal multivariada vetor de media 0 (zero}, va

F iind L 2 - A i
riancia ¢ e coeficlente de correlacao dadc por:

Py = ! P,4%1, ...,k (1.4.86)

T n n
//?mgé‘Z}{ 2 +1)
. n.
i Z

A estrutura do teste rejeitaria Hﬁ gquando:

Maz|t,| > dy (1.4.87)
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onde dg depende de k, n, p e a.

Dunnett {1964} tabelou os valores de dg quando © nume
ro de observag¢des do controle € a mesma gque o numero de observa
goes dos tratamentos e usou uma aproxXimacgao razcavel, quando ©
numero de observac¢des do controle é maior que o nlmero de obser
vacbes dos tratamentos, mantendo ainda o nimero de obsérvagées

dos tratamentos constante.

1.4.8 ~ Teste Studentizado [Tukey-Kramen)

Ordenacao multipla usando a amplitude studentizada,
tem'sido frequentemente usada para se fazer comparagoes entre
média de tratamentos emparelhados e experimentos R~ amoetrais
{ver Duncan (1951}, Keuls {1952), Newman (193%) e Tukey {1953}
para diversag versées do teste] considere Yij satisfazendo o]
usual modelo da ANOVA a uma classificacdo, com Eij::e£‘+eij'

Sedja yéj {i=1,...,k; §=2,...,n,} k amostras indepen
dentes de tamanho ne onde os e q s&o £id N(@,Ug) com parametro
de media 0 g variéncia ¢% desconhecida. & proposta desse expe
rimento & provar gue as inferéncias podem ser feitas sobre oS8
valores desses parémetros. 0 interesse particular esta voltado
para diferenga 6. - 6., (£#1') 1<<,4" <k,

Intervalos de confianga podem ser usados como teste
baseados nos resultados do experimento, ou teste de hipotese
gquando assumido um especifico valor. O procedimento de compara
gées miltiplas € usado quando controlada a razéc de erro experi
mental.

0 teste de multipla ordenacio de Tukey (1953), conhe

cido como método T, € um P.C.M. que propdée o geguinte Intervalo
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de Confianc¢a para estimar a quantidade ei;-ei,

Y. -.Y.f'v+SH U)s//ﬁ" £,2'22,8,...,k {1.4.88)

onde ?% € a média do i-geimo tratamento, 5K, € o percen

G, kK, u/

til o superior da distribuicdo da amplitude de k Varidveis Aleg
térias Normais padrao, s & a usual estimativa nfo viciada de
¢ e v & o nimero de graus de liberdade.

05 tamanhos amestrals niitg sdo assumidos iguais a =

sob a condicao de comum variancia.

Para testar a hipdtese:

Byt o, 5 0, = ... = 8 (1.4.89)

contra a usual alternativa:

]
. L
Hi' P # & V 7,7 {(1.4.90)

o método T, propde rejeitar #, se:

Maux [Yi. - Yﬁ’,l > 5
Z,7! : =
:@/f7?"

{1.4.91)

H(a,k,v]

onde os valores de SR(a,k,v) e & foram definidos anteiiormente.

Uma limitacao do metodo T esta no fato de gue os tama
nhos amostrails devem ser iguais em todos os tratamentos. Sempre
em planejamento de mesmo tamanho amostral resultam em acidentes
nos tamanhos dos Msrgh portanto, hid necessidade de um planeija
mento detalhando os tamanhos amostrais desiguais,

Um método para adaptacdo do método I (alids, nfo sd
deste método como também do teste de Newman-Keuls € ¢ teste da
miltipla ordenacéo de Duncan's}, fol dado por Kramer {1956) e

aparentemente sem o gonhecimento de Kramer e outros autores,

foi também proposto por Tukey (1953}, este método propde a tro
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ca da quantidade seguinte ao + em (1.4.88) por SR/ 2vezes o er

ro padrao da diferenca entre as duas médias amostrais e (1.4.88)

ficaria:
¥. -7 SR -1, -1 1/
i g 2 By gy w) s[(n" +n23)/2] {1.4.92)
e o teste rejeitaria HO guando:
l' L o, I |
Max : . Sk, 4.
T,z Ve 1 - (o, ke, v) a3
sx/zh(-—+ )
2 N oy
T 1z
onde as quantidades foram definidas anteriormente. Note que

{(1.4.92) se reduz em (1.4.88) qguando os tamanhos amostrails sao
iguais, e também guando k=2 {1.4.92) se reduz ao usual teste ¢

de student.
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CAPITULO I 1

2. COMPARACAO DE (PCM's)

2.1 - INTRODUCAD

A escolha do critério de comparagac & o primeiro pro
blema na avaliacdo dos PCM's. Um dos critérios & o poder que
um determinade procedimento tem em detectar falhas na hipdtese
basica, um outro critéric & o nivel de erro admitido pelo proce
dimento.

Existe na 1it%ratur§ uma grande guantidade de publi

cacbes com relagdo ao problema de. compara¢bes mualtiplas.

O'Neill e Wetherill (1971) apresentam em fuas referéncias bi
bliograficas a citagaoc de 200 artigos abordando os diversos
segmentos desse assunto. 08 procedimentos PARAMETRICOS mais

usados sao: Duncan (1955); Tukey (1949); Dunnett (1855}; Newman
{1939} ; Keuls (1952); Scheffé (1953) e Waller & Duncan {1969} .
Estes procedimentos aplicam basicamente as teorias da normalida
de, limitados pelos planeijamentos do tipo ANOVA. Dunnett (1980}
comparou a razao de erro de seis PCM's entre médias de k&  trata
nentos, com varifincias homogéneas, usando simulacdes de Monte
Carlo, e concluiu gue o método de Tukey Kramer {1956) & o que
apresenta menor vicio da razac de erro comparado ao valor nomi
.nal o

As vantagens dos procedimentos NAQ PARAMETRICOS, tém

sido apresentadas por Stegl (1959); Wilcoxon & Wilcox {1964} ;



I32.

Hollander {1966); Miller {(1981); Mc Donald & Thompson (1967} e
Sen (1968), considerando estatisticas dos postos ou sinal. jé
Boyett e Séhuster (1977 e 1979) aplicam os testes de  permuta
¢Oes ou de postos estratificados.

Neave & Grauger ({1968) comparou alguns testes para di
ferenga de médias entre duas populagoes. Baseados em simula
¢Oes de Monte Carlo, eles simularam a distribuigaoc basica sob
diversas situagtes experimentais, envolvendo procedimentos PARA
METRICOS e NAO PARAMETRIC(OS. Fizeram estimativas para o poder
de cada teste juntamente com medidas de extensao, as gquails da
vam resultados similares. Ainda no artigo, eles apresentam con

clusbes e recomendagoes gue devem ser levadas em consideracgao,

sempre que se deseje pesquisar neste sentido.

2.7 - RAZIAO0 DE ERRO

Uma das melhores ferramentas usadas na comparacao de
PCM's 2 através do cilculo da razao de erro. Para o teste de
significincia a primeira espécie de erro usado & o gue comete

mos ao rejeitar a hipdtese # guando de fato, ela & verdadel

0!
ra,

Existem dois caminhos basicos que podemos utilizar no
calcule da razdo de erro: por inferéncia {comparagoes) ou por
experimentos. No primeiro caso, cada inferéncia é tratada inde
?endentemente juntamente com o erro cometido. Entretanto, emn
grandes numeros de experimentos, onde muitas inferéncias S&0
feitas, existe, em média, maiores chances de erros, do gque em
nmeros pequenos de experimentos. No segundo case, a razao es

t& relacionada com a validade simultdnea do conjunto geral de
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inferéncias que forem realizadas.
O'Neill & Wetherill (1971}, usam dois critérios para

comparagio dos procedimentos:
i} A probabilidade gue uma familia contenha pelo menos um erro
de inferéncia;
ii) O nimero esperado de erro de inferéncia, dentro de uma fami
lia.
Com trés possibilidades de erros:

a} Por Compahagao:

Nimero de falsas inferéncias
Fumere de inferencias

b} Pon Expenimento:
t

9 de experimentos com pelo menog uma inferencia falea
Numero de experimentos

i)

Numero de falsas inferanctas
Numero de ezperimentos

ii)

A escolha da definigdo de razao de erro, pode ser,
mais decisivo na opgao por um determinado procedimento, gue uma

prevista significlncia quando na verdade nao é.

2.3 - PODER

O poder de um teste e usualmente definido como a pro
babilidade que o teste tem em rejeitar a hipdtese nula. Basica
mente, gquando estudamos qualguer tipo de erro, estamos também
associando a este estudo o poder gque um determinado teste tem,
em detectar possivels diferengas entre tratamentos. Em particu

lar, a razao de erro do tipo IT, definida como a probabilidade



.34,

de falsamente aceitar a hipdtese nula, compara a sensibilidade
gque cada procedimento tem em detectar grandes diferencas. Al
guns autores preferem usar um tercelro tipo de erro, gue & defi
nido como a probabilidade que dols parametros populacionais se
jam declarados significativamente diferentes, quando de fato
sao, mas numa outra diregao. |

Ramsey (1978) estudou o poder de alguns testes, basea
do em procedimentos simultaneos e ﬁassawawpasSo, considerando a
definigao de poder alternativo come a probabilidade de detectar
pelo menos uma verdadeira diferenca entre pares de médias. Ele
congidera que se diferengas entre popula¢oes saoc declaradas sig
nificativas, mas nenhuma corresponde a verdadeira diferenca en
tre as populagbes (supondo a existéncia da verdadeira diferen
ga), entao a convenciongl definigao & a mais poderosa do gue en
pares. Ele ainda avalia a sensibilidade relativa dos PCM's emnm
detectar peqﬁemas diferengas de médias, resumindo a definicao
para todos os subconjuntos de pares de médias, onde define 210}
der como probabilidade de detectar todas as diferengas, entre
pares de mé&dias. Ele também apresenta resultados para o poder,
nao apenas para os pares, mas também para trios, guidruplos e
guintuplos de médias. Ele considera a probabilidade de rejeil
cac para qualguer dos pares ﬁiferentes ne experimento, enguanto
que Einott & Gabriel (1975) consideram a probabilidade de rejel
¢ao para um dadc par. |
| Welsch {1977) compara © poder de alguns testes contro
lando a razao de erro do tipo I. Ele usa a complementagao da
razao de erro tipo II, segundo Cramer & Swanson (1973}, para as
verdadeiras diferenéas significativas, isto &€, I - ragzdo de er

ro do tipe Il.
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Em termos nac paramétricos, Campbell & Killing (1985)
discutiu alguns PCM's para comparagac de k tratamentos (k> 2),
com particular énfase ao procedimento passo-a-passo. Comparam
um novo procedimento proposto por eles,; Jjuntamente com O de
Finott & Gabriel, ambos passo-a-passo, e também alguns conven
cionais.

A preocupacac deles estd no fato de que pesquisas re
lacionadas ao procedimento proposto por Nemenyi (1963) falha ao
controlar a razao de erro do tipo I a um nivel a, particularmen
te, as situagoes onde, por exemplo, se tenha uma populacao dife
rente e outras (k-1) populagoes iguais, sempre que a variagao
estiver em termos de locacgao [ﬁer Ouder Voshaar (l980£j. No ar
tigo, ainda aparece outro exemplo, onde.o mesno procedimento de
Nemeﬁyi {1963} & analisado segundo a sensibilidade do poder em

t

detectar peguenas diferencas com distribuicdes de conjunto de

postos. MNeste caso, eles procuravam ilustrar uma possivel fa
ltha do procedimento, cuja dependéncia entre postos pode causar
baixo poder.

 Através de simulagoes de Monte Carlo, eles também eg
tudaram ¢ poder juntamente com a razao de erro tipo I em PCM's
nac paramétricos. Consideram o desvio populacional como parame
tro, o gual segue uma distribuicao uniforme com tamanhos amos
trals iguais. Apresentam as vantagens proporcionadas para cada
método comparando os trés procedimentos: o convencional, Einott
& Gabriel (1975) e o deles mesmo. WNo convencional eles dividi
ram em dois grupos, considerando a distribuigac conjunta e sepa
rada dos postos, proposta por Nemenyi (1963), Steel {1960, 1961)
e Daws (1960), regspectivamente. Esses dois Gltimos procedimen

tos foram discutidos em Miller (1981) e aparecem no Capitulo I
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dessa monografia. Nos procedimentos de Einott-Gabriel esles usam
a teoria basica dos dois procedimentos acompanhado de um tercel
ro bem conhecido como de Kruskal-Wallis. Para o procedimento
propostoe por eles, sac usados passos similares ac procedimento
de Newman-Keuls, com algumas modificacoOes, j& que, esse procedi

mento controla a razao de erro do tipo I.

2.4 - EFICIENCTIA RELATIVA

Outra forma bastante usada na comparagac dos procedi
mentos € a eficiénecia relativa gue um determinado teste tem em
relagao a outro, Esta € uma forma, mals conveniente, e também
maié sugestiva, pois, trata o problema em termos relativos,

A definicdo da eficiéncia relativa que um determinado
‘teste T tem em relagao a um odtro T*, & colocada como razdo de
tamanhos amostrais necessarios para realizar o mesmo désempg

- nho, ou seja, para um fixado ervo do tipo I e II comum aos
— - dois testes, a eficiéncia relativa & definida pela razdo nk /1,
onde sob mesmas suposigOes n & o nimero de observagdes requeri
do para T realizar o mesmo desempenho que 7. Este valor pode
ser maior ou menor que I, de acordo com o nlmero de observagoes
necegsariag para T* realizar o mesmo desempenho de T. Se esse
valor se aproxima de I, dizemos que a eficidéncia relativa dos

dois testes sdo iguais.
Este conceito foi inicialmente introduzido por Pitman
(1948) . Entretanto, esta definicgao propde diversos problemas,
como por exemplo, o fato de que n* nao & uma variivel continua,
pois, particularmente n3o existe um nimero inteiro n*, onde o
desempenhe de 7* coincida exatamente com o degempenho de T. Nes

te tipo de comparagao, em geral, s3o necessarios estudos deta
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lhados da fungdo poder {comumente chamada\eficiéﬁcia do poder),
causando grandes complicagoes no seu desenvolvimento. Pratt &
Gibbons (1981) coloca como o malor problema, a especificagaoc de
"realizar o mesmo desempenho”. Cada interpretacac produz  seu
-particular n* e consequentemente sua eficiéncia relativa.

Puri & Sen (1971) discutiram largamente a eficiéncia
relativa assintotica de Pitman (1948). As descrig&es conside
ram as exposicoes apresentadas, de modo generalizado em Noether
{1955) e Hoettding & Rosemblatt {1855}, juntamente com medidas
propostas recentemente. Além de fazerem relevancias ao proble
ma da fixagao do nivel de significancia, eles compararam esta
medida com o grau de associagao dos testes.

Pratt & Gibbons (1981) definiram eficiéncia relatiﬁa
assintdtica de dois progedimentos como © limite das eficiéncias
relativas, com o tamanho amagtral tepdendo ao infinito. Sem to
mar essa definicac como definitiva, eles deixam claro gque defi
nigces alternativas poden ser consideradas em oubros ¢asos  pog
siveis.

Através da distribuicBo k-generaglizada, descrita sob

a densidade:
. - K
Fy) = Voo exp{—-l%—' 1, (2.4.1)

onde V(c,k} = [2?(1+1/k)q]"1, y um nﬁmerq real, o>0, k>0 e 6
um fixado nimero real, Pratt & Gibbons (1981) ainda discutiram
a eficacia e eficiénecia relativa, assintoticamente para alguns
testes param@tricos e nao paramétricos da locagao do parametro
¢, generalizando a eficiénecia de cada teste, de acordo com a

variagac da medida de curtose, neste caso representada por k.
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Apbs definir a eficiéncia relativa assintdtica pors:

n*
(2.4.2)

1

P = Lim —
7
.+

T,T* "

o0

a eficicia assintotica fol convenientemente definida para cada
jprocedimente usado, dependendo do parametro a ser estimado, mné
dia, mediana, etc. O0s resultados desses estudos aparecem comen
tados também em Negrillo (1985), de modo generalizado.

A eficiéncia de cada teste & discutida de acordo com
a medida de curtose, onde esta medida determina o escore a sey

usado, tornande assim o procedimento mais eficiente.
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CAPITULO IT1

3. METODOLOGIA DO TRABALHO

0s procedimentos ndo paramétricos usados agui, ndo
_ apresentam bom desempenho, gquando nas observagdes amostrais, a
probabilidade de se obter empates & alta, ou seja, quandc os va
lores de cada observagao se repete seguidamente. Um exemplo ¢o
mum, acontece gquando a populacado basica se distribui segundo
uma geométrica ou ainda uma binomial com um nimerc (¥) pequeno
de pfovas de Bernoulli., Sempre que a probabilidade de sucesso
fou fracasso}, nessas dfétribﬁigées se afasta de 1/2.

Através do processo de Monée Carlo, foram realizédas
2.000 simulagles independentes, segundo rotinas apresentadas em
Goelzer (1970}, escritas em FORTRAN-VAX, para as seguintes dis
tribuicdes:POISSON com (A= 0.1, 1, 80}; NORMAL (0, 1} com per
centagens de contaminacgao (p~ .0, .10, .15) da NORMAL (o, 25);
EXPONENCIAL DUPLA com variéncia igual a 1 e valores absolutos
das médias (0, 1, 2); BI&GMIAL com »=1 e n=20 com probabilida
des de sucessos (p = .01, .2, .6); GEOMETRICA com as mesmas pro
babilidades de sucessos da BINOMIAL; UNIFORME (3, &), EXPONEN
CTAL (1) e GAMA (1, 20). Discutimos ainda, alguns Procedimen
tos de COmparagées Maltiplas (PCM) nao paramétricos, Jjuntamente
com ¢ teste ¢ {(Dunnett) e o teste de Tukey-Kramer,

Dividimos nossos resultados em duas partes, onde com
paramos inicialmente, um controle contra varios tratamentos e a-

segulr comparamos todos os tratamentos entre si.
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Quando as comparag¢oes envolvem um controle, tomamos
k=4 com a populagdo <=0 representando o controle e as demais po
pulagdes como ©0s guatro tratamentos. Se as comparacgdes ndc en

volvem ¢ controle, desaparece a populacgdo ¢=0, & as outras k=5

populagles representam 0§ tratamentos.

038 tamanhos amostrais (ni; 150,1,...,k}, no primeiro
caso, € tomada inicialmente como iguais em todos os tratamen
tog, inclusive o controle (m:'ngr a2a) {ni:‘n:'z‘o)~ A geguir fi
xamos o tamanho amostral dos tratamentos em 10 observagdes e

mantendo © tamanho amostral do controle em 20 observacgdes, para
obedecer a proposicgao m= 2n. Finalmente, variamos o tamanho
amostral de todos os tratamentos np decrescendo desde 10 até
7, respectivamente para cada tratamento, mantendo também o‘n&mg
ro de 20 observacSes notcontrole.

Quando nao consideramos}c"controle nas comparagdes,
tomamos inicialmente 20 observag¢des em cada tratamento. A se
guir, variamos os tamanhos amostrais de modo a obedecer a estru
tura dos niag COMO {20, 10, 8, 8, 7}, respectivamente para cada
tratamento {Z; Z=71,...,8/).

Cada tipo de comparagéo foi realizado, segundo um va
lor esperado o« para o nivel de siggificéncia de 1% e 5%. Nossas
conclusaes se baseiam em intervalos, construidos a partir dos
resultados, que contenham o valor esperado. Agui, a cada resul
tado conseguido para estimar o nivel de significéncia, associa
mos ao centro do intervalo. Isto &, para o= 0,07, subtrairemos
e adicionaremos a guantidade 0.00436 ao valor estimado, e péra
a= .06 a guantidade 0.00855, e assim construlremos um interva

1o de %5% de confianca para cada particular procedimento. S0b

a hipbtese nula, supomos que a cada particular decigdo, dentre
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as 2,000 simuladas, sac provas independentes gde Bernoulli, indi
vidualmente, com p <~ ¢0.01, 0.05 respectivamente. A soma, portan
to, se distribul segunde uma binomial com n = 2.000 e mesmas resg
pectivas probabilidades (independentes) de sucessos. Tabelas com

os nossos resultados sao apregentadas no Anexo.

3.1 - TESTE DOS POSTOS (STEEL}
5.1.1 - Comparnacdo - Um Controfe Contra Varios Tratamentos

Existe uma dificuldade na aproximacgac amostral do pon
to critico no teste dos postos propostos por Steel (1959), devi
do ac fato de gque a distribuicae do maximo valor (absoluto ou
ndo) de k varidveis aleatdrias normais igualmente correlaciona
das lm|(k’a’p) o m{k’a’p), ndo se encontra tabelada para al
gﬁna valores de p. Gupta (l96j} construiu tabelas de Mk, a,p)
com k=1(1)12 e p= .125('.125)'.'8?5, p=1/3, 2/3 e para  tabelas
lml(k,a,z/Q) com k= 1{1)18, 15, 20. ,O cdlcule do ponto, somen
te € correntemente possivel, quando os tamanhos amostrais  dos
tratamentos sac iguais. Neste caso, o coeficiente de correla
gao 9:37213137’ tende monotonicamente para 1/2 {partindo de
1/3).

Steel tabelou valores criticos para »% usando a apro
ximagdo dada em (1.4.32), tabelas para o= .01, .05 sd0 apresen
tadas em Miller {(1981) para k=2(1)9, n=4(1)20. Ele classifi
cou. como boas as aprcximagées'para ¥ e n ambos pequenos. Nossd
estudo usou esta aproximagéo ne caso balanceado, e aproximoun
lm{(k,u,zo/szjf por im1(k,a,l/2) noc caso m= 2n = 280,

Q interesgse do  nosso estudo, egta voltado para o
fate de gue, na pratica, nem sempre & possivel assegurar tama

nhos amostrais iguais em todos os tratamentos. Usando o dltimo
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procedimento (m= 2n/, podemos aplicar a desigualdade de
Bonferroni, em cada comparacac isclada de um tratamento contra
¢ controle, através de k comparac¢bes independentes. Considera

mos "Ei” como sendo o evento gue rejeita a f-e¢sima hipdtese nu

la, guando de fato ela & verdadeira, temos que, para guaisquer

eventos £ ,8,,... 8-
k : k
p(.g E,) =p(E, ou E, ou ... ou Ek):g’E p(E.)
=1 =1
onde Hyi 8,-0,=0. Agui escolhenos ai:'&/k, onde o, & a signi

ficancla esperada para cada comparagac individual e « € a signi
ficancia esperada do teste, de modo a se chter a:igﬁu2+...+mk).
Entretanto, ndo existe aqui, a influéncia de um terceiro trata
menﬁo nas comparacoes igdiviﬁpais, desse modo, a distribuicaoe
|m1(] «. ) €& encarada como uma normal padrdo em (1.4.32).
s Oy

Seﬁpre gque considerames distribuicdes com baixa proba
bilidade de empates entre as cbservagoes, o0s resultados, em ge
ral, para o caso balanceado parecem satisfatdrios. ©Nos dois ul
timos casos, apresentan tendéncias conservativas, ja que os pon

tos criticos envolvem aproximagées para grandes amostras, além

da propria definicao, no casc da desigualdade de Bonferroni,

3.1.% - Comparacae - Thatamento Conine Tratfamento-{Steel-Dwass]

0 problema desse procedimento € analogo ao da segao
anterior. O ponto critico somente & correntemente possivel,
gquando os tamanhos amostrais sac iguais. Aqui, a Gnica hipdte
se testada € que as populagbes nao diferem.

0 problema da distribuigac dos postos entre tratamen

tog & semelhante ao teste studentizado de Tukey-Kramer, exceto
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que, o teste dos postos ndo envolve a suposicdo gque as observa
cG0es se distribuam segundo uma normal.

A modificacao proposta nesse estudo, se confunde com
a empregada na sec¢ac anterior, encarando a possibilidade de se
perder informagoes. O procedimento ndo balanceado sai um pouco
das caracteristicas, para o caso de iguais tamanhos amostrais,
pois, ndc utiliza a distribuicdo da amplitude studentizada, nas
aproximacOes dos pontos criticos. O processo usado aqui, apli
ca a desigualéade de Bonferroni, em comparacoes individuais en
tre os k(kwi)/z pares de tratamentos. Consideramos o procedi
mento da secao anterior, onde o tratamento do par que tiver
maior tamanho amostral, & tomado como se estivesse sob contro
le. .Cam k{k-1)/2 comparagOes separadas de pares de tratamen
tos, ©s individuais esperados o (i=1,...,k{k-1)/2), 880  esco

. . ] - —
lhidos de modo a satisfazer a equagaoc:

*

A

o - o (3.1.1}

72 % e PO e 1) /27 %

onde u% € a, Sao as desejadas significénciés para os testes in
dividuais e geral, respectivamente. A aproximacao do ponto
critico, envolve, inicilalmente, substituir q{k,a,m) por
'|ml(1,a,p}' ja que, o método & descrito para a comparacaoc de um
controle e um tratamente. E assim, a estatistica ]m!(I,a,p)

-

substituida pela normal (0,17, no caso k=1, na equagao {1.4.31).
Decidindo-se reijeitar a f4~dsimae hipdtese se qualguer A*# for

maior ou igual a:

n(n+§+1)‘*_§n+z(u‘) n+m(?;n+1) (3.1.2)
z

onde miz'a/k(kﬁi) e Z, , &opercentil o superior da distribuicao

normal padrao, & 'm’ e ’'n’ sdo os numeros de observacdes do
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maior e menor tamanhos amostrais, respectivamente.

Nossos resultados para o caso balanceado parece con
firmar as proposicoes dos autores. Onde o conservativismo apa
rece ante a possibilidade crescente de acontecer empates entre

~as observacgles, além de aparecer, de modo menos ¢laro, nos cu
tros casos.

puando as nossas modificagdes, acreditamos que pesqui
sas nesse sentido, ainda se fazem necessarias, pois, os niveis
de significancias estimados parecem segﬁir a forte tendéncia

conservativa, mesmo nos casos onde a distribuig¢do basica €& nor

mal padrao.

3.2 - TESTE DE KRUSKAL-WALLIS - (Nemenyd)

Qs procedimengos ap;esentados nesta se¢dc, naoc apre
sentam grandes diferengas, guanto ao, problema da comparacao de
tratamentos, incluindo ou nac um controle. No caso, onde se in
clui o controle, ele é tomado como a populagdac amostral 4=0, e
as restantes, como tratamentos a serem testados contra ele. Ca
so contriario, esta papulagao amostral <=0 & eliminada e as com
paragoes sac feitas dentre pares de tratamentos.

0 procedimento exato & apresentado apenas, se experi
mente for balanceado com um numero de tratamentos (k) reduzi
dos. Na presenca do controle, a estatistica se reduz ao proce
dimento de Wilcoxon para k=I1. O mesmo acontece se as compara
qées néo incluem o controle, no casc k2. ‘Fabelas para valores
criticos exatos, para os dois proce&imentos, SA0 apresentadas
em Hollander -Wolfe (1973}, com alguns valores de »n (nimeroc de ob
servacoes nos tratamentos) e k=3.

Nosso estudo baseou-se em aproximagées para grandes
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amostras. Através da eguacao (1.4.61) sugerida por Miller
(1981), com coeficiente de correlacdo dado por (1.4.60), aproxi
mou os pontos criticos gquando as comparacdes envolvam o contro
le; a dificuldade na avroximacac desses pontos criticos, também
. se apresenta aqui, devido ac fato gque a estatistica |m1(k,&,p),
nao ter sido avaliada quandé o #1/2. A aproximac¢do, entretan
to, usou p = 1/2 para os dois casos onde ¢s tamanhos dos trata
meéntos sao iguais, diferindo ou nao do tamanho amostral do con
trole. BAinda com relagdao a comparacao envelvendo o controle,
Dunn (1964) propds, substituir [m|(k’a’p) pox Z(ufzk)' guando
os tamanhos amostrais dos tratamentos sio diferentes. Esta apro
-ximagéo tambeém, foi usada no nosso estudo, decidindo-ge rejel

tar a hipotese nula, se pelo menos uma diferencga:

|§£“§0| s Z(u.)
Z

ISR AVE T LA (3.2.1)
12 . on T

L

acontecer onde aiifaf2k, Nzn +n,+ ... +ng € Z{a) e O percen

g 1

til a superior da distribuig¢do normal padrico, note que ¢ ¢ @

sdao as respectivas significancias esperadas, de modo o o, + ..,

2

& ¥ 8 + C{ -
k

Quanto ao problema da comparagdo, onde nao se incluil
o controle, nosso estudo usou a aproximacao baseada em (1.4.58),
também sugerida por Miller (1981). E também Dunn ({1964} suge
riu substituir Uk, o, =) em {1.4.58) por Z(a/k(ksz)’ onde deci
de-se rejeitar a hipdtese nula, se acontecer gualgquer uma das
desigualdades, note porem, que e, neste casc sera (uimekﬂ&zj))
& N;:nl Foaee F Ay

Consideramos razoavelmente satisfatdrios, os resulta

dos conseguidos por este método. Principalmente nos casos ba

lanceados, com ou ndo a inclusdo do controle nas comparagdes,
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desde gue, consideremos apenas as distribuicdes com baixas pro
babilidades de empafes, entre as observacdes. Notamos entretan
to, alguma tendéncia conservativa, nos casos nao balanceados;
a qual torna-se evidente gquando excluimos o controle das compa

racoes.

2.2 . TESTE 00 SINAL - {Sfeel)

3.3.1 - Comparacde ~ Um Controle Contra Varios Thatamentos

Sob a suposicgdc que as observacdes sdo independentes
e suas densidades dadas por (1.4.1}, a hipdtese nula ﬁ%feim%fo)
implica que qualguer arranjo das k+I observagOes, em cada blo
co, € igualmente possivel. Os resultados das estatisticas Df.

Ly

e D;j, dentro de um especifico bloco j, depende das observa
1 .-
¢oes, scmente pela sua ordenacao.

0 cdlculo dos pontos criticos usados agui, foi Dbasea
do em apreximagéés, devido a distribuigéo exata de Sg torna-se
impraticavel, exceto para valores peqguenos de k e n. Os pontos
criticos usadcs aqui, sdo aproximados pOY {1.4.11%} com
lml(k,a,lfg)’ segundo tabelas avaliadas por Gupta {(1363). 0O <c<a
50 ndo balanceado, ndo foi considerado, devido a necessidade
das observagées chegarem em blocoes.

Os resultados conseguidos por este teste, apresenta
ram tendéncias conservativas. Miller t1983} coloca COmo
hoas as aprOximacées usando apehas os casos n e k ambos pegue
nos, isto é, k=3 e n<é, pela possibilidade no célculo exato de
S+, Pensamos gue este teste podéria causar grandes desvios, pe

la prdépria proposta da aproximagdc continua para um teste com

cortes discretos. Para © nosso cbjetivo, este foi o teste, no
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g€nero, gue apresentou maior tendéncia conservativa.

3.3.2 - Comparagac - Tratamento Contra Thatamentfo - [(Steel)

A estrutura deste teste, & andloga ac da secgdo ante
rior exceto gue, © interesse & a comparacdo entre todos os tra
tamentos, As andlises sao feitas apenas quando as cobservacgdes
chegam em blocos, com o mesmo numerc de observacdes em cada tra
tamento.

A distribuicdo exata de §7, agqui também torna-se mui
to complicada, exceto para um numeroc pegueno de comparacoes
(k s 4), com nimero também pequenc de blocos (n s 8),

Nossos resultados sao baseados na aproximacac dada em
{1.4. ). Eles parecem sSugerir a mesma tendéncia conservétiva
dos resultados da seci3otanterior. Baseado em programas escri
tos por Howard Givner, Nemenyi (1963}, elaborou tabelas exatas
de & com k=3; n=7(1)16 e o= .07 € .05. BEle classifica, as apre
ximacgbes como boas desde que, comparadas a valores criticos de
$% conhecidos. Para nossos objetivos, este também fol o teste
gque apresentou maior tendéncia consexvativa dentre todos os

seus competidores.

3.4 - TESTES D0S POSTOS ASSINALADOS - (Nemenydl

Este procedimento nao difere na comparagao de trata
mentos, incluindo ou néo um controle nas_comparagées. 0 calcu
lo do ponto critico € somente possivel no caso balanceado,
pois, utiliza a estatistica do sinal no seu desenvolvimento, su
pondo que as observagées devam chegar em blocos. Mais detalhes
desse teste, séo apresentados em Miller (1381}.

0 nosso estudo usou a aproximagae do ponto c¢ritico
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através das equagbes (1.4.37) e (1.4.39), substituindo a espe
ranga € a variancia dada am {1.4.52), respectivamente, similar
ao procedimenﬁc usado no teste dos postos (Steel)l, onde o pri
meiro caso aproxima o ponto critico vela . estatistica
iml(k,a,jfgj' e q(k,a,w) no segundo caso.

Nossos resultados também apresentam analogia nos dois
tipos de comparacoes, sugerindo uma leve tendéncia conserva
tiva em ambos oS8 Ccasos. Entretanﬁo, deven figurar como bons
competidores, embora é tendéncia conservativa seja um tanto
gquanto mais presente no segqundc casgo. Este teste ainda apresen
ta a malor sensibilidade, nos casos, onde os empates entre as

observag¢bes ¢80 mals provavels, isto comparado entre os procedi
mentos nao paramétricos usados no nosso estudo. Embora, nesse

caso, a tendéncia  congervativa, ainda seja evidente.

3.5 - TESTE DE FRIEDMAN - {Nemenyi]

Este procedimento proposto e avaliado noxr Nenenyil
{1963) , também ndo faz grandes distingbes quanto aos dois pro
blemas de comparagac. Propoe comparar as diferengas entre as
médias dos postos com um ponto critico adequado. E necessario
que as observag¢des cheguem em blocos. Para comparagdo envolven
do um controle, as observagées yij {iro;l,...,k; J=1,...,n} de
vem ter mesmo tamanho amostral em cada tratamento. Analogamen
‘te no outrec caso os tamanhos amostrais dos tratamentos, s@o su
postos iguais, pols, necessitam chegar em blocos € as cobserva
¢bes sao definidas com yij {#=7,.0.,k; J=1,...,n}.

_Tabelas para peguenos valores de k e n sao encontra
das em Hollander-¥olfe (1973}, para os dois casos. O nosso estu

do usou a aproximacac para grandes amostras dadas em (1.4.66.2)



.49,

e (1.4.68), respectivamente.

Os resultados conseguidos através deste teste, nos pa
receu satisfatdério, sempre considerando a baixa probabilidade
de empates entre as observag¢bes, embora, exista nestes casos,
evidente tendéncia conservativa, um pouco mais visivel no caso

de comparac¢ao entre pares de tratamento.

3.6 - TESTE DA ALTERNATIVA ORDENADA - [Jonchheenre-Tenpstral

Este procedimento € aplicade somente na comparagio en

tre tratamentos, consiste no calcule dos k(k-1}/2 contadores

v, , Ge Mann-Whitney onde U € dado em (1.4.72). Aqui, exis
2 A

te a restricao de gue a alternativa tenha uma natural ordena

gac. Isto limita a comparacao desse teste junto aos demals,
Tabelas exatas deste teste com alguns valcores de k e

‘ PR
n, sdo encontradas em Hollander—Wolfe (1981). MNosso estudo ba

seou os resultados em aproximacgoes de grandes amostras, gue vi
sam a normalizagao de J dadas em {1.4.73) por (1.4.78).

Este procedimento & preferido aos demais competidores
néo paramétricos, gquandc o investigador estiver interessado nu
ma particular diregdo da hipdtese nula. Se a hipdtese alterna
tiva ndo estiver naturalmente ordenada, os autores sugerem sim
plesmente rotular os tratamentos, colocando~0s na orden deseja
da como propoe este teste. Procedimentos do tipp Kruskal-Wallis
néo utilizam essa infcrmagéo, pois supdem iguals probabilidades
na alternaﬁiva, com 0s tratamentos rotulados.,

Para as proposigées dos autores, os resultados sd0
considerados satisfatdrios, embora os competidores ndo tenhan
gido testados sob essa conotag&o. Entretanto, em termos de ra

zao de erro experimental, os resultados apresentam bom desempe
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nho em quase todas as distribuigdes continuas e, guando a proba

bilidade de empates entre as observacoes, € baixa.

3.7 ~ TESTE STUDENTIZIADC - (Tuhey-Krnamen)

Este procedimento & aplicado somente as comparacoes
entre tratamentos. Ele supde que as observagoes ge distribuan
segundo uma normal, necessitando assim, uma padronizacao de to
das as outras distribuigdes usadas heste estudo.

A grande utilizacao deste teste, esta veltada ao fato
de gue ele & bastante sensivel a tamanhos amostrais diferentes
entre os tratamentos. As pesquisas neste sentido tém apresenta
do este fato quando as distribuicdes basicas s80 rormais ou qua
se normais. Sendo inclusive, fortemente recomendavel Junto a
seus competidores gue ugam a’?eoria normal.

Nosso objetivo agui, é estudar o© seu comportamento
diante das situagées adversas as suas suposigdes, através de
distribuicdes basicas, claramente, néo normais. - Como também
nos interessava o comportamento dos seus competidores ndc para
metricos em situagées onde se encontra a presenca da normalida
de.

Os resultados conseguidos, parecem mostrar gue ele
continua com bom desempenho, nas situagées onde a distribuicdo
badsica ndo seja normal. Nos casos balanceados ou nao, os resul
tados sugerem uma boa aproximagdo, mesmo nas situacdes onde a
.probabilidaée de empate, entre as observacgdes, seja alta, como

por exemplo, se a distribuicao basica segue uma Bernoulli.

3.8 - TESTE "£" _ {Dunnett)

Este procedimento para tamanhos de amostras iguais,
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proposto para comparacao de um controle contra varios tratamen
tes, supde que as observacgbes seguem uma distribuicdo  normal,
segundo Dunnett (19%55). Como extensdo deste procedimento, ale
em 1964, sugeriu a avaliagdo numérica da express3c da integral
dupla proposta por Gupta-Sobel (1907), e construiu tabelas para
testar hipOteses billaterais, gquando os tamanhos amostrais dos
tratamentos sdo menores, ainda gque iguails entre si, que o tama
nho amostral do controle.

Através do atual ponto critico {quando todos os trata
mentos, inclusive o controle, tém o5 mesmos tamanhos amostrais),
ele propde multiplicar a quantidade (1-2p})/(1~p) ou (I—ﬂtfnc)
por um fator de correg¢do, resultando na percentagem que devera
ger acrescida ao atual ponto éritico, se o coeficiente de corre
lagdo o estiver entre .J25 e (5.

0 argumento usadoe no teste dos postos (Steel), para
tamanhos amaétrais diferentes, fol também usada aqui. Aplicamos
aqui a desigualdade de Bonferrconi, de modo a assegurar un nivel
de significéncia estimado (a), menor ou igual ao esperado (o).
Formulando k hipSteses com &, =a/k, de que 6, =8, ({=1,...,k),
cada uma individualmente, usando a aproximacdo pela distribul
gao t-student com n0-4n£-2 graus de liberdade.

Quando a distribuigéo basica & normal ou gquase normal
o desempenho deste teste, em geral, nos pareceu satisfatdrioc,
Esse desempenho, parece manter-se em guase todas as distribul
.géés continuas, com algumas excecoes, como por exemple, a dig
tribuicdo uniforme e exponencial, particularmente guando aplica
mos a desigualdade de Bonferroni, onde se apresenta alguma ten
déncia otimista e¢  conservativa, respectivamente.

Quando a distribuicdo basica ndo & continua, mas se
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distribui segundo uma forma equilibra&a (probabilidade de suces
so 1/8) o teste continua apreséntando bom desempenho em todos
os trés cases. Apenas guando esta probabilidade se afasta rapi
damente de 1/2, nota-se alqumas tendéncias conservativas,
caso por exemplo, guando a distribuicdo basica é binomial com
n=] ou geométrica, principalmente no dltimo caso, onde o tama

nho amostral wvaria entre os tratamentos.
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CAPITULO Iy

4. DISCUSSAO ASSOCIADA A0S RESULTADOCS

4.1 - INTRODUCAC E OBJETIVO

BEgta parte do egtudo pkocura coleocar, dJde modo sim
ples, o objetivo do nosso trabalho. Através da distribuicaoe
Poisson, desejamos deixar claro gue a alta probabilidade de en
pates entre as observagbes torna, geralmente, alguns dos testes
ndc paramétricos conservativos. Nos deis casos apresenﬁados
{controle ®x tratamento re tratamento x tratamentoj, as conclu
asbes dos nossos estudos sao discutidas com base na razado de er

ro do tipo I. © nosso cbietivo & gquestionar os  procedimentos

gque apresentam grandes desvies no nivel de significincia.

4,2 - 0 PROBLEMA DO EMPATE COM A DISTRIBUICAQ TE POISSON

De acordo com o algoritmo apresentado em Goelzer (1970),
simulamos a distribuicdo de Poisson para varios valores do pard
metro de média A. Nossa preocupag¢do fol determinar uma lei de
formacdo, para um particular problema, onde a medida que a pro
babilidade de empates diminuisse, teriamos uma mnaior evidén
cia conservativa dos testes. Aqui, simulamos a distribuigdo
com um acréscime do parametro b a cada situagdo, com
rz .1, J5(.8) 15(5) 30. Os testeg usados, seguem os desenvolvi
mentos originalmente propostos pelos autores, com mesme tamanho

amostral em todos os tratamentos {incluinde ou nao o controled.
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4.2.1 « Piscussac Com a Presenca do Lontrcle

Os Graficos 4.1.1 e 4.1.2, sugerem valores mais ade
gquados para o procedimento paramétrico. Embora, algumas estimnd
tivas parece ultrapassar 0s nossos limites de conflanca, espe
cialmente para o valor esperado de (.05, esse procedimentoc apre
senta uma maior estabilidade diante da variacd8o do parametro e
o problema do empate parece nao afetar, em grandes proporgdes,
O seu désempenho.

Para os procedimentos ndo paramétricos, notamos gue
os resultados s6 apresentam bons desempenhos a partir de i=3.0.
Aqui, dividimos os resultados em dois grupes: 05 que supoem que
as observacées cheguem em blocos e 08 gue nao necessitam dessa
suposicao, No primeiro grupo, o teste de Friedman parsce se
destacar dos outros,_particulérmente, guando esperamos o ~ 2.405,
0s dois testes, o do sinal e dos postos assinalados, parecem
manter a tendéncia conservativa, ainda mais <¢lara no teste
do sinal. Ja no segqundo grupo, os resultados chegam até a se
confundirem entre os dois testes. Notamos, porém, que o teste
de Kruskal~Wallié £ ligeiramente superior ao teste dos postos,
devido a inclusae de quase todos os pontos, a partir de A =g.5,

do valor esperado.

4.2.7 - Discussao Sem a Presenca do Controle

Os Graficos 4.2.1 e 4.2.2 parecem surgir as mesmas
idéias j& mencionadas na segéo anterior. O procedimento paramé
trico, porém, se destaca mais claramente dos demais, chegando
inclusive, a apresentar uma maior tenﬁéncia otimista no casc de

5%, mas mantendo o bom degempenho para o caso de 1%,
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GrREFICOS

GRAFICO 4.1.1.a - (CxT) SIGNIFICANCIA ESPERADA x LAMBDA (POIS

SON) 1%.
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) A idéia bésica de cada grafico & comparar os procedimentos
quanto a razao de erro esperada. A distingao entre a) e b}
tem apenas o sentido de melhorar a visualizacao do desempe
nho de cada procedimento. Portanto, o primeiro e segundo
ninero apds o algarismo 4 representa se a comparacao inclui
ou ndo um controle e se a razdo de erro esperada & de 1% ou

5%, respectivamente.
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{CxT) SIGNIFICANCIA ESPERADA x LAMBDA (POIS
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GRAFICO 4.1.2.a - (CxT) SIGNIFICANCIA ESPERADA x LAMBDA (POIS

SON) 5%.

J— i s eeesrm et

1 2T 31

Do H %

A I
2 :
P A - OYTHAYAT LATTRD :
- it e ARVORHLORHELLID .
- i

LA
& :

¢

&

-

5

i i

S i

& 4

* i
;




.58,

0 RO -+ - SR S e T
kS ™ ©

¥

Dol

12

{(Tx T} SIGNIFICANCIA ESPERADA x LAMBDA (POIS
5%,
s PORTY

SON)

R

-y
uh

GRAFICO 4.1.2.b =

falel
IS L LT




.59.
(POIS

e

R

Rl

1%,

-y

(T'x T) SICGNIFICANCIA ESPERADA x LAMBDA

SON}

wnE

GRATICO 4.2.1.a -

ey S e R




GRAFICO 4.2.1.b -« {TxT) SIGNIFICANCIA

SON} 1%.

0680

ESPERADA x LAMBDA (POIS

B

EUERE AR

LT RIAT
o D A

AT

FEITIHEN

3 T 7+ ]

ik IH

G5,

By ol AT Al

ESPCEADE

a1

RESTEATALDS

; 3 f
it
s # /
? N Iy 5 |
: i fiiy 2o
_f- PN e A
i‘ \g\;”&]“z. 3 % S
Too& 67 0 M iy A P\x Y
’ _/ 73 b1 ' o . - % o i f 4 £ ¥
é H T [ E: 1 4 — & e - i
i 7 ‘z“ AR 5 iy A2 } ] I
3 AR AN o ad N Vsl ad
4 A oa K WL i, 't i oY .
f’& ¢ }ﬁ’ A = ="4§3"m’ A Sy ‘é\ loA
: EAVCYES S i W PR
B E }‘J{“éz‘@ % fg-'z-k y;'} B : _r{ LI
i A @ I " . i I
. i ) A & Lo AN
L “‘ﬁ?i N et SN
. N Sa
3“.. —‘ - ,-; Ay o e L= W .
A : 3 .
% 2 é 5 5 2k 12 ah ad
' LA K 3 28




GRAFPICO

.61,

4.2.2.a -~ {TxT) SIGNIFICANCIA ESPERADA x LAMBDA {POIS

SON} 5%.

el X .,
3

1 Bee [

W%

-
o
b

B nelgte £

. i \ f i A 4 %» ; 7 :
: \'f Ay A ‘éﬂ- .;’\ { 4 r’I > _,.é i\\ ,;&
é\ﬁ g “?}:W:&{ e “w"‘*éf' \ / - 3"6\ J % # ;

T




.62,

{T = T)

GRAFICO 4.2.2.b =

SIGNIFICANCIA ESPERADA x LAMBDA (POIS

SON) 5%.

=
(ow
by P
mnxu e
Wy A
)

ﬁg

[

TR AR APTIRARE

%
<4

=
=5

H
1

LA¥3YA




.63,

puanto aos procedimentos naoc paramétricos, os grafi
cos também sugerem ©s mesmos desempenhos para os dois CASOS.
Para 0 primeiro grupo, parece nao ficar muito clarc o melhor
deéempenho do teste de Friedman em relacao ac teste dos postos
assinalados, embora se perceba algumas diferencas. Apenas para
valores de alto » (» 4}, ele apresenta estimativas que cobrem
os valores esperados, O gue parece nao ocorrer com o teste dos
postos assinalados. No segundé grupo, In) teste de Rruskal

Wallis, mantém a vantagem ao teste dos postos, mostrando inclu

sive bons resultados para peguenos valores de a (= 2).

4.3 . COMENTARIOS E CONCLUSDES

De modo geral, nosso estudo mostra gue os procedimen
tos ndo paramétricos apyesentam maiores desvios em relagdo aos
nivels de significdncia propostos. <Entretanto, na utilizacgao
desses procedimentos se faz necessario um estudo mais detalhado
da distribuicdo das cobservagoes. Nossas conclustes, consideram
apenas a razéa de erro do tipo I. Outras formas de_ Comparacac
tém sido apresentadas, seja por meio do poder, eficiencia rela
tiva, robustez, etc.

| Dividimos nossas conclusées e discussoes em duas par
tes: inicialmente a comparagéo envolivendo um tratamento sob con

trole, a seguir a comparacao de todos o0s tratamentos entre si.

4,3.1 - Comparacdc: Um Controle Contra Varics Tratamentos

Particularmente, se a probabilidade de empates entre
as observacbes & baixa, os testes nadc paramétricos apresentamn,
em geral, bons desempenhos. Com exce¢dao do teste do sinal, os

intervalos de 95% de confianga, construidos a partir das alter
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nativas, conseguem cobrir os valores esperados para o (nivel de
significincia proposto de 1% e 5%). Todavia, se a probabilida
de dos empates aumenta, a exemplo das distribuicgdes discretas,
guando a probabilidade de sucesso p se afasta de 1/2, esses de
sempenhos sao considerados insatisfatdrios.

O teste ¢ {Dunnett) , parece n&0 sentir essa variacgdo,
exceto nos extremos (distribuicdo Geométrica ou Bernoulli COm
p=0.01}. E, nessas situagoes, mesmo sendo considerado conser
vativo, ainda apresenta melhor desenmpenho.

A aplicagao de desigualdade de Bonferroﬁi, em dois
dos testes, teve como objetivo uma generalizagao para tamanhos
amostrais diferentes. Acreditamos porém, que a utilizagdo des
sa ferramenta nao contribuiu, de modo evidente, em Fanhos
reais. No casc do teste t, os resultados parecem nadc manter a
egtabilidade das estimativas, no caso do tegte ser realizado
sSOD balanceaﬁento {ainda gque o controle tenha o dobro de obser
vagtes). Mesmo assim, pode ser considerado como um bom competi
dor paramétrico ao teste de Kruskal-Wallis, J& no caso do tes
te dos postos, as estimativas parecem ficar sempre abaixc dos
valores esperados para a, inclusive dos niveis estimadbs pelo
teste de Kruskal-Wallis,

Quanto aos testes que supSem gque as observagdes de
vam chegar em blocos, néo consegulmos notar diferencas entre os
rendimentos dos testes de Friedman e o dos postes assinalados,
.Apesar desses testes néo apresentarem resultados satisfatorios,
observamos neles menores desvios gque no teste do sinal. Parti
cularmente a Seqéo 4.2 indica um melhor desempenho do teste de

Friedman em relacgao ao teste dos postos assinalados, guando tra

tamos apenas da distribuicé@o de Poisson. Isto nem sempre pare
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ce ocorrer, principalmente, quando a distribuicao for discreta,
tornando dificil nds determinarmos qual deles apresenta melhor

desempenho,

4.3.2 - Comparacac: Tratamentc Contra Tratamento

De maneira geral, a linha de conclusao guando compara
mos um controle contra varicos tratamentos, ndo sofre modifica
gaoc a0 compararmes os tratamentos entre si. Alguns procedimen
tos, casc haja baixa probabilidade de empates entre as observa
¢oes, se tornam conservativos a medida gue essa probabilidade
aumenta. A presenga on nao de empates {(z menor de casos extre
mos), também nao afeta os resultados para o procedimento parame
trico de Tukey—Kramer.

Entretanto, ougras gOnclusées poden ser tomadas em re
lagdo, principalmente, ao teste paramétrico, pois, os resulta
dog indicam estimativas mails adequadas, mesmo no casg de tama
nhog amostrails diferentes.

Outro resultado importante aparece nos testes gue
usam a suposicéo gue.  as observagées devam chegar em blccos.
Agqui, o teste de Friedman apresenta melhor desempenho. gue o
teste dos postos assinalados, embora no caso em gue a distribul
gac basica seja discreta (maior proﬁabilidadé de empates), o
teste dos postos assinalados leva alguma vantagem. Ambos ainda
mantém melhor rendimento que © teste do sinal. |

Quanto & modificag¢do, proposta apenas ao feste dos
postos, j& gue o procedimento paramétrico tem definicdo para ta
manhos amostrais diferéntes, acreditamds gque pesguisas nesse
sentido devam ser feitas. Pols, apesar do teéte de Kruskal

Wallis apresentar melhor desempenho, ainda assim, consideramos
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ambos como conservativos.

Finalmente, o teste de Jonckheere-Terpstra mostra,
apesar de nao ter as mesmas alternativas dos demais, melhor de
sempenho comparado ao teste de Kruskal-Wallis. Devendo ser pre

ferido, caso ¢ pesqguisador esteja interessado numa particular

direc¢do parametro.
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NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS DE ACORDO COM A alpha= 0.05
DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

{ * ) OBRS: Ag observacoes feilas abaixo de cada bloco de simulacoes,

~sao analogas para todos os casos. Elas devem ser identifi-
cadasg pelo numero de astericos enire parentesmes,respectiva-
mente.
{ CONTROLE x TRATAMENTO )
TESTES STEEL DUNNETT K.W. SINAL  R.S. FRIED
L0430 0.0495 0.0475 0.0230 0.04310 0.0510 POISSON (30}

L]

.0445 0.05355 0.0495 0.0220 0.0440 0.0420 BINOMIAL{(20,0.5)

Lo

0.0220 0.0445% 0.0250 0.0030 0.0390 00,0175 GECHMETRICA(D. 3)

4
i
=

¢.0080 06.0580 0.0210 0.0005 0.02;0 0.0080 BERNOULLI {0.5)
{ *% ) OBS: 0Os procedimentos usados aqui estzo de acordo com as propostas
dos autores.

'
TEBTES STEEL DUNNETT K.W.

0.0330 0.04B5 ©.0455% POISSON {30)

0.0320 0.0505 0.0360 BINOMIAL (20,0.5)

AR T una e mere g v

e 6.019% 0.0450 0.0245 GEOMETRICA (0.5)
0.0075 0.0490 0.0075 BERNOULLI (0.5)
0BB: ( *% )
TESTE STEEL DURNETT K.¥W.
6.0380 0.0545 .0445 POISSON (3D}
WX .0340 0.0555 0405 BINOMIAL (20,0.5)

0
0

.0140 0.0290 0.0180 GEOMETRICA (0.5)
0

L0060 0.00655 .0080 BERNOULLI {0.5)

oD D

{xxk YORS: Apenas o Lezste de K.W. esta' de acorde com a proposta
dos meus autores, O0n demais estac aproximadoe pela de-

éiqualdaée de Bonferroni.



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

_ ( TRATAMENTO x
. TESTE STEEL T.K.
0.0365 0.0535

!
g 1 0.0315 0.0555
. Ni=N :
| !

|

1

0.0220 0.0565
0.0100 0.0475
0B8: { **% )
TESTE STEEL T.K.
i 0.01Z5% 0.9480
: 0.0130 ©.0450
Ni#N |
. ©10.0075 0.0395
| 0.0015 0.0455

TRATAMENTO )

0.
0.

K.W.
.0475
. 0390
0260
.0160

K.¥.
.0z285
L0255
0140

(9030

o o o

J.T.

L0550
0475
.0360

L0255

J.T.

. 0465
.0550
. 0340
03220

SINAL  R.S.
0.0110 0.0365
0.0055 0.0335
0.0025 0.0280

0.0005 0.0180

POISSON (30)

BIN. (20,0.5)
GEOHM. (0.5}

RBERN. {0.5)

FRIED.
8.0420
0.0270
6.06170

0.0100

alpha= 0.058

POIS(30)
B(20,0.5)
GEOM (0.5}

BERN(0.5)

[ *x%% } OBB: Apenas o teste dos postos de Steel esta’ aproximado pela

depigualdade de Bonferroni,

dog autores.

o8 demals seguem asg propostas



TESTE

TESTE

1= 2N

TESTE

MEN

NIVEIS DE BIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAD DE PROBABILIDADE E ¢ TAMANHO AMOSTRAL.

ALTA PROBABILIDADE DE EMPATES.

{ CONTROLE = TRATAMENTO }

STEEL DUNHRETT
t 0.0080 0.0110
; 0.0095 0.0120
: 0.6030 ©0.0075
i‘a.oeas 0.0080
CRE: { %% }
STEEL DUNNETT
} °0.0050 0.0065
| 0.0030 0.0080
: 6.0010 0.0085
i 0.0015 0.0085
QB8 ( *% )
STEEL DUNNETT
P 0.0930 0.0100
; 0.0015 ©.0100
{ 0.0005 0.0055
_: 0.0005 0.0185

{*"k*)

Lae S e B v

o S o B o B

K.¥.

L0105
.011¢
0045
0005

K.W.
0065
L0501
L0025

.0015

K.W.

. 0040
.00630
L0020
. 0005

FRIED

BINCMIAL

SINAL R.S.

0.0040 0.0085 0.0090
0.0025 0.0060 0.0090
0.0005 0.0020 0.0010
0.0000 0.0015 0.0005

POTSSON (30)
BINOMIAL (20,0.5)
CEOMETRICA (0.5)

BERNQULLI (0.5}

POIBSON (30)
{20,.0.5%)
GEOMETRICA (0.5)

BERNOQULLI (0.5

alpha=0.01

POIBBON (30}
BINOMIAL (20,0.5)
GEOMETRICA{D.5)

BERNOULLI (0.5}



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A
DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL. alpha=0.01
ALTA PROBABILIDADE DE EMPATES.

| ( TRATAMENTO x TRATAMENTO )

TESTE STEEL  T.K.  K.W.  J.T. SINAL  R.S.  FRIED.

{ 0.0080 0.0125 0.0090 0.0100 0.0005 0.0020 0.0040 POIS(30)

g 0.0015 0.0100 0.0050 0.0070 0.0000 0.0035 0.0045 B{(20,0.5)
§Nixﬁ

T e semr gy e e

§.0025% 0.0140 0.0030 0.0080 0.0005 0.0035 0.0015 GEOM(D.5)
0.0005 0.0190 0.0020 0.0050 O0.0000 0.0005 0.0005 BERN(D.S5)
OBS: { *% }
fTEgTE STEEL T.K. K.¥W. J.7T.
| . 0015 0025 0.0025 0.0065 POISSON (30)
.0010 0055 0.0025 0,0065 BIN.(20,0.5)

0 0.
; 0 0.
Ni$N
? 0.000% 0.0080 0.00G1l0 0.0040 GEOM. (0.5}
0 0.

—mw bee e e mmh

.0000 007% 0.0000 ©¢.0035 BERN. (0.5)

OBG { FEREK



NIVEIS DE BSICGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAQ DE PROBABILIDADE E O TAMANBO AMOSTRAL.

ALTA PROBABILIDADE DE EMPATES.

TESTE

PESTE

Mw2N

| TESTE

 MéN

OB

}
§
f
;

OB

{ CONTROLE
STEEL DUNNETT
0.0325 0.0540
0.0455% 0.0525
0.0010 0.0420
0.0005 0.0480
g: { *%x )
STEEL DUNNETT
0.0290¢ 0.0575
0.0270 0.0470
0.0010 0.0425
0.0000 0.0450
S ( *% )

STEEL DUNNETT

0.0185 0.0475
0.0240 0.0490
0.0020 0Q.0175

0.06020 0.0310

{ ®¥x )

K.¥.

L0355
. 0485
.0015

L0035

K.¥.

Q370
L0375
L0015

'
0000

K.W.

.0250
L0320
L0030
.0020

X TRATAMENTO )

SINAL
0.0035 0.
0.0250 0.
0.0000 0.

0.0000 O.

POTSSON (1)
BIN{20,0.2)}
GEOM(0.2)

BERN (0. 2)

POXSSON (1)
BIN(20,0.2)
GEOM(0.2)

BERN (0.2}

R.S.
0380
3440
0035

6050

FRIED
¢.0210
0.0400
0.0QOS

0.06005

alpha=0.05

POIS (1)
BIN(20,0.2)
GEOM (0. 2)

BERN(0.2)



TESTE

Ii‘l =

TESTE

Ni#N

NIVEIS DE SIGHIFICANCIAS ESTIMADOS,

DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOATRAL.

ALT3 PROBABILIDADE DE EMPATES.

{ TRATAMENTO 2z TRATAMENTO )

STEEL

o o o

0.
0.

T.K.

L0520
.0560
. 0400

.0520

T.K.

.0380
.0530

0345

0240

{ ***#<)

[

o o] o

K.¥W.
L0285
.0395
.0005

L0010

K.W.
L0205
.D305
L0010

'
. 0000

0

J.T.

. 0485
.0440
.G080

. 0050

J.T.

0390
L0505
. 0065

-0109

SINAL R.S.
0.0005 0.0290
0.0065 0.0350
8.0000 0.0045
0.0000 0.0040

POTSEON (1)
BIN(20,0.2)
GEOM (0. 2)

BER(0.2)

FRIED.

0.0140

0.0300

0.0000

$.06010

alpha=0_05

POIS{L)
B(20,0.2)
GEOM{D.2)

BER{0.2)



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A
DISTRIBUCAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL. alpha=0.01

ALTA PROBABILIDADE DE EMPATES.
f { CONTROLE x TRATAMENTO )
%ESTE STEEL DUNKRETT K.W, SINAL R.85. FRIED
| L0040 0.0100 0.0050 0.0000 0.0025 0.0040 POISZON {1)

g
0.0090 0.0150
0

: !
- ; 0.0125 0.0000 0.0035 0.0050 BIN(20,0.2)
H ; L0000 0.0085 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 GEOM{D.D)
: g.0008 0.0070 0.0000 0;0000 0.00006 ©O.0000 BERN(0.2)
| OBE: ( *% j
gTESTE STEEL DUNNETT K.W.

! 0.0020 0.0085 0.0035 POISSON (1)
L : 0.0015 0.0075 0.0030 BIN(20,0.2)
- M=2N !
s ! 0.0000 0.0075 0.0000 GEOM(0.2)

: 06.0000 0.0065 0.0000 szﬁ&io.z)‘
| OBS: ( ** )
5 TESTE STEEL DUNNETT K.W.
; 0.0010 0.0095 ©0.0010 POISSON (1)
0.0030 0.0100 0.0055 BIN(20,0.2)

0.0000 0.0010 L0000 GEOM{0.2)

o O O o

!
| i
- M#N !
{
!
;

0.0000 0O.0055 .0000 BERN(0.2)

OBS: ( **% )



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS. DE ACORDO COM A
DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL. alpha=0.01
ALTA PROBABILIDADE DE EMPATES.

{ TRATAMENTO = TRATAMENTO )

%éSTE STEEL T.K. K.W. J.T. SINAL R.8S. FIRED.
f 1 0.0005% 0.0135 0.0035 0.0055 0.0000 0.0015 0.0015% POISSON (1)
P ; 0.0045 0.0125 0;0066 0.0060 0.0010 £.0040 0.0025 BIN{20,0.2)
ylmN % 0.0000 0.0060 0.0000 0.0005 .0.0000 0.0000 0.0000 GEOM{0.2)
i 0.0000 0.0105 0.0005 0.0005 0.0000 O.ﬁOOO 0.0000 BER(D.2Z)
OBS: ( *% 3

TESTE  STEEL  T.K. K.W. J.T.
| 0.0005 0.009%5 0.0015 0.0035 POISSON (1)

L0045 0.0085 BIN(Z0,0.2)

0.0015 . 0085

o D

0
0.06040

0.0000

!
CNigN
i { L0000 0.0000 GEOM(0.2)
% .

0.0000 0.0060 0.0000 0.060C BER{0.Z)

0B8: ( ®%xx



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAQO DE PROBABILIDADE E C TAMANHO AMOSTRAL. alpha=0.05

ALTA PROBABILIDADE DE EMPATES.

{ CORTROLE =« TRATAMENTO )

TESTE  STEEL DUNNETT

Vs EER e A e A g

(RS

0.0000

0.0400

0.0005 00,0480

0.0000 0.0025
0.0000 0.0030
| OBS: ( ** )
TESTE STEEL DUNNETT
| { 0.0000 0.0495
|
; | 0.0010 0,0470
M=2N
| i 0.0000 0.0075
{ 0.0000 ©.0110
OB8: { *% )
| TESTE STEEL DUNNETT
i 0.0005 0.0040
|
! 0.0020 0.0170
MEN
{ 0.0000 0.0000
:

0.0000 0.0000

{ *x*® )

K.4.
0.0000
0.0005
0.0000
0.4000

K.W.
0.0000
0.00156
0.0000

0.0000

K.¢.
0.0005%
0.0020
0.0000
0.0000

SINAL R.8.
0.0000 0.00600
0.0000 0.0035
0.0000 0.0000
0.0000 ©0.0000

POISSON (0.1)
BIN(20,0.01)
GEOM(0.01Y

BERN{0.01)}

POISSON (0.1}
BIN{Z0,.,06.01)
GEQM(0.081)

BERN(0.01)

FRIED
0.0000
0.0005%
0.0000
0.0000

POISSON (0.1)
BIN{20,0.01)
GEOM(0.01)

BERN{(0.01)



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACﬁRDO COM A
DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMGSTRAL. alpha=0.05
ALTA PROBABILIDADE DE EMP&TES_
: { TRATAMENTC x TRATAMENTO )
éSTE STEEL T.XK. K.W. J.T. SINAL R.S. FRIED.
| 0.0000 0.0340 0.0000 0.0005 0.0000 0.0000 0.0000 POIS(D.1)
0.0000 L0585 0,0000 06.0075 0.0000 0.0010 0.0000 B8B(20,0.01)

i } 4
1=N : . _
% 10,0000 0.0020 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 GEOM(0.0L)
I .
! 0

0.00090 L0020 0.0000 0.0000 0.00060 0.0000 0.0000 BER(D.OL)

OBS: { **% )

STEEL T.K. R.W. J.T.
E 0.0000 0.0255 0.0000 0.0000 POIS. (0.1}
; 0.6000 0.0205 0.0005 0.0085 BIM.{(20,0.01)
: 0.0000 0.0000 GEOM. (0.01)
|

0.0000 0.0040
0.0000 ©0.0000 0.0000« 0.0000 BER.{0.01)

OBH: ( ®%x¥%¥% )



DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL. alpha=0.01
ALTA PROBABILIDADE DE EMPATES.
| ( CONTROLE X TRATAMENTO )
%ESTE STEEL DUNNETT K.W. SINAL R.S. FRIED
é 1 0.0000 0.0075 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 POISSON(0.1)
| ; 0.0000 0.0060 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 BIN(20,0.01)
?ﬂﬁ i 0.0000 0.0005 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 GEOM(D.01)
! 0.0000 0.0000 0.00060 0.0000 0.0000 0.0000 BERN(D.01)
OBS: ( X% )

STEEL DUNNETT K.¥.

{ 0.0000 0.0080 0.0000 POISSON (0.1)
; : 0.0000 0.0095 0.0000 BIN(20,0.01)
M=2H i
s } 00000 0.0000 0.0000 GEOM(0.01)

| 0.0000 0.0005 0.0000 BERN(D.01)
| OBS: ( *% ) *
5?35?3 STEEL DUNNETT  K.W.
i 0.0000 0.0020 0.0005 POISSON (0.1)

0.0005 ©0.0035 0.0005 BIN(Z20,0.01)

{
é i
 MEN !
% { 0.0000 0.0000 0.0000 GEOM(D.O01)

:

!

0.0000 0.0000 0.0000 BERN(0.01)

OBE: ( *%% )



NIVEILIS DE SIGNIFICANCIAS EBTIMADOS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL. alpha=0.01

{ TRATAMENTCO =x TRATAMENTO )

TESTE  STEEL  T.K.

Ni=N

0

¢

0

Ak W e A s RS e

0

L0000 0.0055
L0000 0.0100
L0000 0.0000

-G000  0.0000

QBB ( ®% )

TESTE  STEEL T.K.

@1#&

§
0

0

e A s e ban mman A

0

oBs:

.0000 0.0060
.0000  0.0020
L0000 0,0000
L0000  ©.0000

{ RRE%R )

K.W.

L0000
L0000
L0000

L0000

K.W.

G000
.Q000
G000

.0000

J.T.
0.00600

0.0000

0.00060

0.0000

JOT.

0.0000
0.0005
0.0000

0.00060

SINAL R.8. FRIED.

0.C000 0.0000 ©0.0000 POIS(0.1)
0.0000- 0.0000 0.0000 B(20,0.01}
0.0000 0.0000 0.0000 GECM{0.01)

“0.0000 0.0000 0.0000 BER(G.01)

RPOISSON (0.1)
B(20,0.01}
GEOM. (0.01)

BER. (0. 01)



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICACG DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

PROBABILIDADE DE EMPATES TENDENDG A ZERO. alpha= .05

( CONTROLE =x TRATAMENTO )

TESTE STEEL DUNNETT
§ { 0.0500 0.0525
MeN

 10.0505 0.0545

_ OBS: ( ** )

TESTE STESL DUNNETT
: { 0.0460 0.0590
Me2N |

| i 0.0335 0.0500

_ OBS: ( ** )
 TESTE STEEL DUNNETT

; I 0.0360 0.0555
| M#N i
? | 0.0355 0.0390

ORS: [ k% )

K.9.

0490

L0545

RK.W.

.0555
L0380

R.W.
L0390

L0400

SINAL R.S. FRTIED

0.0385 0.0435 0.0400 NOBMAL (0,1}

0.0405 0.0440 0.0525 E¥P.DUP.{0,1)

NORMAL (0,1}

EXP.DUP. (0, 1)

NORMAL (0,1)

EXP.DUP. (0, 1)



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS EBTIMADCOE, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHC AMOSTRAL.

PROBARILIDADE DE EMPATE TEDENDO A ZERO.

{ TRATAMENTO x TRATAMENTO )

STEEL
E 0.0410 0.
E 0.0470 0.
OBE: ( *% )
STEEL
f 0.0180 O
i

oRg . ( HRKK

0.0260 0.

T.X.
D580
0505

T.X.

.0405

0480

3

K.W.

L0485
. 0495

K.W.

.0305

.03860

J.T.

. 0545
L0375

J.7.

L0390

L0530

SINAL
0.0245
0.0260

NORMAL

EXP.D.

R_B.

alpha= 0.05

FRIED.

0.0360 0.04560 NORMALI{O,L)

0.6335

(6,1
{0,1)

0.G435 EXP.D. (0,1}



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A
DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.
PROBABILIDADE DE EMPATES TENDENDO A ZERO. alpha= 0.01

{ CONTROLE x TRATAMENTO }

ESTE - BTEEL DUNNETT K.W. SINAL R.S. FRIED.

; 1 0.0055 0.0075 0.0090 0.0080 0.0035. 0.0000 NORMAL (0,1)
(=N :
é i 0.0115 ©0.0120 0.0125 0.0095 0.0050 ¢.0125 EXP.DUP.<{0,1)

| OBS: { ** )
PESTE STEEL DUNNETT  K.W.

5 ! 0.0055 0.0105 0.0110 NORMAL (0,1)
A 6.0075 0.0120 0.0060 EXP.DUP. (0,1)
O oBsi( x )
TESTE STEEL DUNNETT  K.W.

1 0.0065 0.0105 0.0040 NORMAL (0,1)
SO :

t ot
0.0045 0.0050 0.0065 EXP.DUP.{0,1)

OBS: ( *¥¥% )



NIVETIS DE BICNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A
DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.
PROBABILIDADE DE EMPATES TENDENDO A ZERG. alpha= 0.01

{ TRATAMENTO x TRATAMENTO )

éSTE STEEL T.K. K.¥W. J.T. SINAL R.8. FRIED.

; E 0.0070 0.0105 0.0065 0.0100 0.0050 0.0035 0.0080 NORMALI(O,1)
i?“N ; 0.0070 0¢.0115 0.08090 0.0080 0.0020 0.0630 0.0075 EXP.D.{0.1)
: OBS: { %% )

?%STE STEEL T.K. K.W. J.7T.

| : 0.0005% 0.0090 0.0035 0.0065 MNORMAL (0,1}

afi»m
{ 0.0020 0.0090 0.0065 0.0110 EXP.D. (0,1}

oBE: { KRR Y



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORQO COM A
DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.
PROBABLILIDADE DE EMPATES TENDENDO A ZERO. alpha= 0.05

{ CONTROLE =x TRATAMENTO )

&ESTE © STEEL DUNNETT  K.W. SINAL  B.S.  FRIED

| | 0.0475 0.0625 0.0525 0.0385 0.0455 0.0440 N(0,1)C{P=0.10)
My 0.0505 0.0500 0.0545 0.0405 0.0435 0.0525 EXP.DUP. (1,1)
: OBS: ( ** )

iESTE STEEL DUNNETT  K.W.

| { 0.0440 0.0640 0.0535 N(0,1)C(P=0.10)

M 5.0335 0.0440 0.0380 EXP.DUP. (1,1)

? OBS: ( *% )

%ESTE STEEL DUNNETT  K.W.

1 0.0360 0.0260 0.0400 N(0,1)C(P=0.10)

M E ¢ .

0.03%5% 0.0600 0.0400 EXP.DUP. (1,1}

QB8: ( ®¥% )



HIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A

DIZTRIBUICAC DE PROBABRILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

PROBABILIDADE DE EMPATES TENDENDO A ZERO.

{ TRATAMENTO

ars

STEEL  T.K.
©1.0.0420 0.0665
=N |

l 0.0470 0.0540
{ *% )
:STE  STEEL  T.K.
. 1.0.0295 0.0605
LN
.1 0.0260 0.0465

ORg-. ( #ERE )

®x  TRATAMENTO )

K.W. J.T.
0.0485% 0.0445
0.0495 0.0375

K.W. J.T.
0.0405 0.0635
0.0380 0.0530

SINAL " R.S.
0.0275% 0.0390

0.0260 0.0345

N(0,1)C(P=0.10)

EXP.D. (1.1}

alpha= §.05%

FRIED.

0.0480 N(0,1)C(P=0.10)

0.0435

EXP.D. (1, 1)



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO COM A
DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.
PROBADILIDADE DE EMPATES TENDENDO A ZERO. alpha= 0.01
; ( CONTROLE x TRATAMENTO )
éSTE STEEL DUNNETT  K.W. SINAL  R.S. FRIED.

; 0.0075 0.0110 ©0.0085 0.0010 0.6040 0.0115 N{0,1)C(P=0.10)
=N

!
| 0.0115 0.0135 0.0125 0.0015 0.0055 0.0125 EXP.DUP.(1,1)

: OBG: ( *% )

r%swz STEEL DUNNETT  K.W.

5 | 0.0080 0.0155 0.0115 N(0,1)C(P=0.10)

qum | 0.0075 0.0105 0.0060 EXP.DUP.(1,1)

| OBS: ( ** )

éésrs STEEL DUNNETT  K.W.

§ . 0.0035 0.0040 0.0070 N(0,1)c(P=0.10)

14N ; :

0.0045% 0.015% 0.0065 EXP.BUP.(1,1)

OBS: ( **x%x )



%IQEIS DE SIGNIFICANCIAR ESTIMADOS, DE ACORDO COM A

%ISTRIBUI&AO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

g?RGBABILIDAﬁE DE EMPATES TENDENDO A ZERO. alpha= 0.01

f ( TRATAMENTO =x TRATAMENTC )

éTE STEEL T.K. K.W. J.T. SINAL R.8. FIRED.

| 6.0065 0.0135 O0.011% 0.0075 0.0035 0.0070 0.0105 N({O,LyC{p=010)

SN |
1 £.0070 G.0135 0.0090 0.0080 0.0020 0.0045 0.0075 EXP.D.{(1,1)

0BS: ( ** )
ISTE  STEEL  T.K.  K.W.  J.T.
1 0.0035 0.0090 0.0040 0.0100 N(0,1)C(P=0.10)

LK
C 1 0.0020 0.0085 0.006%5 0.0110 EXP.D.(1,1)

OB8s [ REAXRK G



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADCS, DE ACORDO COM A
DISTRIBICOES DE PROBABILIDADE E O TAMANRO AMOSTRAL.
PROBABILIDADE DE EMPATES TENDENDO A ZERO. alpha= 0.45

{ CONTROLE x TRATAMENTO )

'ééTE STEEL DUNNETT  K.W. SINAL  R.S.  FRIED
5 1 0.0515 0.0555 0.0545 0.0410 0.0385 0.0485 N(0,1)C(P=D.1%)
T8} 0.0505 0.0520 0.0545 0.0405 0.0455 0.0525 EXP.D. (3,1)
| OBS: ( XX )
ﬁksmz STEEL DUNNETT  K.W.
! { 0.0480 0.0685 0.0580 N(0,1)C(P=0.15)
"I 00335 0.0475 0.0380 EXP.D. (3,1)
| OBS: ( *% )
ézs?a STEFL DUNNETT  K.W.
; { 0.0350 0.0215 0.0400 N(0,1)C(P=0.15)
weno ' ,

0.0355 0.0720 0.0400 EXP.D. (3.1}

OR&: ( *%* )



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDO. COM A
DISTRIBUICAD DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.
PROBABILIDADE DE EMPATES TENDENDG A ZERC. alpha= 0.85

{ TRATAMENTO =x TRATAMENTO )

é&z STEEL  T.K.  K.Ww.  J.T.. SINAL  R.S. FRIED.

; { 0.0440 0.0690 0.0475 0.0390 0.0225 0.0430 0.0520 M(0,1)C(P=.15)
Tl 0.0470 0.0550 0.0455 ©0.0375 0.0260 0.0350 0.0435 EXP.D.{3.1)

; OB ( A¥xx )

:éTg STEEL  T.K.  K.W.  J.T.

| 0.0305 0.0605 0.0400 0.0625 NORMAL (0,1)CONT. (P=0.15)

N
 1°0.0260 0.0480 0.0380 0.0530 EXP.D.(3,1)

OBS: ( K*x% )



8T

87

o

N

E

B

o]

NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACOHDO COM A

DISTRIBUICAOC DE PROBARILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

PROBABILIDADE DE EMPATES TERNDENDO A ZEROC. alpha= 0.01

{ CONTROLE X TRATAMENTO )

! 0.0075 0.00%90
{ 0.0115 0.0145
OBG: { *% ) |

tQ
[

0

GBS:

R

0

QBS&:

STEEL DUNNETT

STEEL DUNNETT
L0090 0.0190
.0075 0.0115
( x% )

STEEL DUNNETT
L0035 0.0020
0045  0,0200

{ ®¥%& )

K.W.

N.00%5

L0125

K.4W.
L0120

.0060

K.W.
D068
L0065

SINAL R.8.  FRIED.
0.0015 0.0055 0.0100 N{O,L)C({P=0.15}

0.0015 0.0060 ©.0125 EXP.D. (3,1}

N(0,13C(P=0.15)

EZP.D. {3,1}

B (0,1)C(P=0.15)

EXP.D. {3,1)



NIVEIS DE SIGNIFICANCIAZ ESTIMADCS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

PROBABILIDADE DE EMPATES TENDENDO A ZERO.

{ TRATAMENTO

9TE

STEEL  T.K.
10,0080 0.0150
™ | 0.0070 0.0115
: OBg: { %X )

;éwz STEEL  T.K.

 {0.0035 0.0135

LA |

1 0.0020 0.0095
’QBS: ( ®xKX )

® TRATAMENTO )

K.¥. J.T.
¢.0105% ©0.0080
0.060690 0.0080

K.W. J.T.
0.0035 0.0085
0.0065% 0.0110

SINAL  R.S.
0.0045 0.0065
0.0020 0.0045

N(O,1)C(P=0.15) .

EXP.D. (3,1}

alpha=

FRIED.

6.0095 N{Q,L1}C(P=0.15)

0.0075

0.01

E¥XP .D.3.1)



TESTE

=N

TESTE

M=2N

?%N

St b e Wevh mar AAUE ke TR e e e

NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOS, DE ACORDC COM A

DISTRIBUICAC DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

BAIXA PROBABILIDADEDE EMPATRS.

{

Lo B o

G
0
0

QB8

e G mdt TEm umms e whte ek A dreh

GBS

0
0
0
0
0

Ak e W W W MR e W W s A

0

OBS:

CONTROLE x

STEEL DUNNETT

.0430  D.0495

L0500 0.0525

.0505 0.0545

.0425  0.0475

.0410  0.0455

0500 0.0550
( x% )

STEEL DUNNETT

L0330 0.0485

L0460 0.0590

L0335 0.05300

.0365  0.0455

L0385 0.04%0

L0365 0.0450
{ ** )

STEEL DUNNETT

0380 0$.0545
L0360 ©.0555
L0355 0.0390
0370 0.0645
L0370 0.0320
L0355 0.0520

{ *%% )

K.¥W.
8.0475
. 0490
. 0545

=T o B e ]

. 0480
0.0465

0.0560

K.W.
.0455
L0555
0380
. 0470

L0470

L T S o < s B e

L0430

K.W.
L0445
L0390
. 0400

L0425

(= S R o o A |

-D4az25

0.0390

TRATAMENTO )

SINAL R.8.
0.0230 0.0410
0.0385 0.0435
0.0405 0.0440
6.0370 0.0385
0.0420 0.0420
$.0430 0.0425

POISSON (30)
NORMAL (D,1)
EX?;ﬁUP.(Onl)
UNIFOR (3,6)
EXPONEN (1)

caMma (20,1)

POIBSON (30)
NORMAL (0,1)
EXP.DUP. (0,1)
UNIFOR (3,6}
EXPONEN (1)

GAMA (20,1}

0

0.

oD

L]

FRIED
0510
0400
L0525
. 0400
. 0460

. 0425

alpha=0_05

POISSON (30)
NORMAL (0,1)
EXP.DUP. (0, 1)
UNIFOR (3,6}
EXPONEN (1)

GaMa (20.1)



TESTE

MisN

TESTE

Ni#N

NIVEIS DE SIGNIFICANCIAS ESTIMADOZ, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAQ DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

BRIXA PROBABILIDADE DE EMPATES.

{ TRATAMENTO x TRATAMENTO )

STEEL
0.0125
L0410
.0470
.0425

L0425

o] o3 o o2 o

.0380
OBS: ( %%
STEEL
L0365
.0180
L0260
L0200

L0200

o =] < < o e

L0245

0.

0

0.

T.K.

0460

T.K.

L0835
L0405
. 0480
.0410

.0385

0475

{ *EkAX )

o fo] fn} o

jm]

w o] o [er]

K.W.

. 0285
.0485
. 0495
L0515
L0515
. D430

K.W.

.0475
L0308
L0380
L0285
L0285
L0340

<> o

J.T.

. 0465
L0545
L0375
. 0445
L0515
. 0440

J.T.

.0550
.0390
L0530
L0500
.0485
L0510

SINAL  R.S.
0.0000 0.0000
0.0245 0.0360
0.0260 0.0335
0.0210 0.0385
0.0240 0.0390
0.0240 0.0325

POTSSON (30)
NORMAL (0,1)
EXP.D. (0,1)
UNIFOR (3,6)
EXPONEN (1)

caMa (20,1)

alpha=0.05.
FRIED.

0.0000 POIS{30)
0.0460 NORMAL(D,1)
0.0435 EXP.D.{0,1)
0.0445 UNIFOR({3,6)
0.0445 EXPONEN{1)
0.0400 GaMa (20,1)



"TESTE

TESTE

M=ZN

TESTE

M$N

NIVEIS DE SIGHIFICANCIAS ESTINAMDOS, DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

BAIZA PROBAEBILIDADE DE EMPATES.

{ CONTROLE =«
STEEL DUNNETT

L0088 0.0110

=]

0.0055 0.0075
0.0115 6.0120
0.0080 0.0095

0.0080 0.0080

e A vme MR e M sy e e mw i

0.0110 0.0135%
0BS: { %% )

STEEL DUNNETT
LOO5G §.0065
L0055 0.0105

L0075 0.0105

L0075 0.0110

BT T T pep—

0
0
0.0075 0.0120
0
0
0

0040 0.0075
0B8: { %% )

STEEL DUNNETT

i 0.0030 0.0100
; 0.0065% 0.0105
; 0.0045% 0.0050
; 0.0045 0.0165
i 0.0QQB 0.0040
1-9.0036 G.0085%

OB8: ({ *%%x

K.W.

L0108
.00%0
L0125
. 0095
L0085

L0110

K.¥W.

.B065
.0110
L0060
L0090
.0090

. 0055

K.¥.

L0040
L0040
L0065
L0065
L0065

. 0045

0

0.

Q.

TRATAMENTO } .

SINAL
LGOS
0020
Q015
.0020
L0020

L0010

R.S.
0.0085
0.0035
0.0050
0.0045
0.0040

0.0055

POISESON (30}

NORMAL (0,1)

EXP.DUP. (0,1}

UNIFOR (3.6)

EXPONEN (1)

GaMa (20,1)

POISSON {30)

NORMAL (0,1}

EXP.DUP.(0,1)

UNIFOR (3,6)

EXPONEN (1}

GAaMA (20,1}

0.

0.

G

FRIED

0090

0090

0125
L0125
.0125

6075

alpha= 0.01

POISBON (30)
NORMAL (0,1}
EXP.DUP._ (0.1}
UNIFOR (3,6}
EXPONEN ({1} ¢

GaMa (20,1)



TESTE

Ni=N

TESTE

Ni#N

NIVEIS DE SICGNIFICANCIAS ESTIMADOS,

DE ACORDO COM A

DISTRIBUICAO DE PROBABILIDADE E O TAMANHO AMOSTRAL.

BAIYA PROBABILIDADE DE EMPATES.

{ TRATAMENTO =& TRATAMENTO )

e e tmee e R anm R e rem

STREL
L0080
L0070
L0070
Q070
L0070

L0065

0.

L R o S - S o S

T.K.

0125

L0105
L0115
.013¢
L0095
.0090

T.XK.

L0025
. 00Q0
.00%0
.0080
L0060

L0085

{ FxE¥ )

B = B o S v T .

o 0 82 O

K.¥.

.0080
G085
.6090
L0110
L0110

.0e80

K.W.

L0025
L0035
L0065
L0060
L0060
.0040

oo T o N o S o

o Q

J.T.

.0100
L0100
L0080
0080
0095

L0060

J.T.

L0065
.0065
L0110
0115
. 0095
.0085

SINAL R.S.
0.0005 0.0020
0.0050 0.0035
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