FATORIAIS FIXOS DESBALANCEADOS:
UMA ANALISE MAL COMPREENDIDA'

FRANCISCO STEFANO WECHSLER?

RESUMO - Poucos s3o os usudrios de aplicativos estatisticos que
sabem analisar adequadamente fatoriais desbalanceados, pois os com-
péndios introdutérios nfo tratam do assunto em detathe. Este traba-
tho visa a explanar a pesquisadores de ciéncias agrarias as diferengas
entre 03 principais programas. Mostra-se como testar hipéteses de
interesse relativas a médias populacionais, em modelos com fatores
qualitativos e quantitativos. Enfatizam-se os perigos de empregar
cegamente o3 aphcatwos sem antes conhecer as hipSteses por eles
testadas,

Termos para indexagdo: aplicativos estatisticos, andlise estatistica,
parcelas perdidas.

UNBALANCED FACTORIALS:
A MISUNDERSTOOD ANALYSIS

ABSTRACT - Few users of statistical packages are capable of ana-
lyzing unbalanced factorials properly, because introductory textbooks
do net discuss this topic in detail. The present article is directed to
agriculture researchers, with the purpose of clarifying the differences
among several widely used programg. It shows how to test useful
hypotheses about population means in models having qualitative and
quantitative factors. The paper emphasizes the pitfalls of blindly
applying packages without prior knowledge of the hypotheses being
tested. .

Index terms: statistical packages, statistical analysis, m.issing data,

INTRODUCAOQ

E freqiiente, em pesquisa agropecudria, a necessidade de investigar
vérios dos fatores que atuam sobre uma varidvel dependente. A primeira
opg&o consiste em montar um experimento para cada fator, A segunda, con-
siste em estudar os fatores simultaneamente, num fatorial. Este arranjo per-
mite investigar as interages entre os fatores, além de estimar a varisncia do
etro experimental com maior precisdo, aumentando destarte a poténcia dos
testes estatisticos, Por estas razdes, os fatoriais adquiriram grande populari-
dade, sendo tratados em qualquer livro introdutério de delineamentos expe-

_ rimentais.
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. Quando se trabalha com nimero de repeti¢des constante e se empregam
os delineamentos mais simples (inteiramente casualizado, blocos completos
ao acaso e quadrados latinos), a anilise de fatoriais & relativamente ficil.
Nesta situagio, todos os efeitos s3o ortogonais, o que permite calcular cada

" soma de quadrados (8.Q.) independentemente das demais. Existindo nime-

ros desiguais de repeti¢des (fatoriais desbalanceados), "destrdi-se a
ortogonalidade, e os cilculos das $.Q. tornam-se bem mais complexos. ,

O advento de aplicativos estatisticos nos tiltimos vinte anos simplificou a
andlise de fatoriais desbalanceados. Todavxa, gragas facxhdade de uso dos
programas, criou-se a falsa unpressﬁo de que bastaria fornecer os dados ao
computador e este se encarregaria do resto. Os mesmos dados, analisados
por diferentes aplicativos, ou por diferentes op¢es do mesmo programa,
podem gerar virias S.Q. e testes F inteiramente diversos. Até meados da
década de 70 grassava a controvérsia entre os estatisticos quanto a0 método
adequado de anilise. Grande parte da confusZo foi desfeita pelos trabalhos
de Speed et al. (1978) e Searle et al. (1981). Estes autores mostraram que as
discrepéncias entre as S.Q. resultavam de diferengas nas hip6teses testadas;
salientaram a importincia de conhecer bem o programa empregado, sob pena
de testar hipéteses de pouco ou nenhum interesse; e alertaram sobre as de-
ficiéncias de documentagio dos programas. Hockmg (1984) oferece um tra-
tamento matematicamente rigoroso do assunto, - i - s

Decorridos mais de dez anos, a situagio na préatica mfellz.mentc pouco
mudou. Poucos s&o os usudrios que estdo a par do problema e sabem mane-
jar os aplicativos adequadamente para testar as hipéteses desejadas, Os com-
péndios introdutérios de Estatistica Expenmental vxa de regra, omitem este
tépico, ou tratam-no perfunctoriamente. . '

Este artigo visa a explanar como analisar modelos fatoriais fixos
desbalanceados, testando hipdteses de real interesse. Apenas modelos
bifatoriais serdo discutidos, mas aplicam-se os mesmos principios 3 analise
de modelos com maior nimero de fatores, Os exemplos referir-se-30 sem-
pre ao delineamento inteiramente casualizado, exceto na Gltima segfo, onde
os principios serdo estendidos  anélise de experimentos em blocos comple-
tos ao acaso com parcelas perdidas, Fatoriais com caselas vazias, isto €, com
um ou mais tratamentos sem nenhuma observagio, nio serﬁo aqul tratados
devido 4 complexidade da andlise.

" Cinco aplicativos estatisticos (trés eslrangcxros e d01s nacxonals) serﬁo
cornparados (Tabela 1)

TABELA 1. Aplicativos estatisticos comparados neste artigo.

Titulo Sigla Referéncia

Mixed Model Lcast-Squares and Maximum Likelihocod Computer ~ LSMLMW  Harvey (1987)
Program (Modelo 1 )

Sistema para Andlises Estatisticas ¢ Genéticas SAEG Euclydes {1983) _..
Sistema de Anidlise Estatistica para Mlcmcnmpuladores ) SAN’ES'I" Zonta ¢t al, (1984)
Statistical Analysis System . < U8AS T ¢ SAS Institute (1985)
Statistical Package for the Social Sciences . SPSS . Norufis (1986)

10s demais modelos sfo mistos.
2No ¢aso de dados deshalanceados, o programa analm somcme modelos blfalonals
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Modelos estatisticos superparametrizados

Seja um experimento no qual aplicamos o fator A em a niveis e o fator B
em b niveis (fatorial a x b). Inicialmente suporemos que A e B s3o qualitati-
vos, isto &, tém niveis que representam categorias distintas, como sexos,
produtos, ragas etc. Na maioria dos compéndios, este fatorial & representado
por um modelo semethante ao abaixo: S
Yik = p+a.l+Bj+yu+euk i=1,2,..,a j=1,2,..,b; k=1,2,.
onde p ¢ uma constante, o; denota o efeito do i-ésimo nivel de A, Bjo efe1to
do j-ésimo nivel de B, v; o efeito da interagdo entre A e B, € g, o erro
experimental aleatério associado a k-ésima repetigiio. Geralmente presume-
-S€ que 08 Ej $30 normal ¢ independentemente distribuidos, com média 0 e
varidncia 63, ou seja & ~ NID (0, 6?), 0 que permite a aphcac;ﬁo dos testes
estatisticos usuais.

Este modelo ndo define claramente o que se entende por “efeito de A”,
“efeito de B” e “efeito da intera¢doe™. Os pardmetros a, § e y nfo sio estim4-
veis, a menos que se adote alguma restrigio (Searle, 1971), sendo a mais
comum admitir que:

Z“' ZBi Z"i ZY- =0 (“restri¢Bes usuais™). Por esta raziio, o modelo

recebe o nome de * superparametrizado”. Num fatorial desbalanceado, as
5.Q. de A, B ¢ interag3o poderdo variar, bem assim as hipéteses de nulidade
a elas associadas, dependendo das restrigdes e procedimentos computacionais
empregados. Daf surgem os freqiientes mal-entendidos acerca das hipéteses
testadas pelos aplicativos,

Modelos de médias

Para maior clareza, torna-se preferivel trabalhar com o modelo de médias
(Searle, 1971; Hocking & Speed, 1975; Hocking, 1984). Nele se pressupde
que as unidades experimentais que recebem determinado tratamento perten-
cem a uma populago. O fatorial ax b da segio precedente € simbolizado
por: - '

Yﬁk=pﬁ+€ijk i=l!25""a; j=1.:23--~ib; k=ls2""’rii

onde J; representa a média populacional do tratamento formado pela com-
binagio do i-ésimo nivel de A com o j-ésimo de B. Também aqui se admite
que £ ~ NID (0, ¢?). Ocasionalmente imp&em-se restri¢Ses ao modelo dita-
das pelo conhecimento prévio do assunto. Por exemplo, pode-se presumir a
auséncia de interagio:

" M = Bisj = Bge+ P = 0, onde i # i* e j # j*, Nas discussdes subseqilentes, o
modelo tratado serd sempre o sem restrigdes, exceto nas duas fltimas se-
¢es.

Efemplo 1. Seja um fatorial 2 x 3, aqui representado por meio de um
quadro com seis caselas (Tabela 2). Em cada casela aplicou-se um tratamen-
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to, ao qual corresponde uma ;.. Esta é sempre estimivel, desde que a casela
correspondente esteja preenchida, isto é, contenha pelo menos uma repeti-
¢30 (r; > 0). O melhor estimador linear nio-viciado (MELNV) de uma p; éa
média aritmética das observagdes do tratamento, simbolizada por y;. Em
conseqtiéncia, 0 MELNV de qualquer fungiio linear das p; € a correspon-
dente fungio das y; (Searle, 1971; Hocking, 1984). Por exemplo, o MELNV
da diferenga g1, - By € simplesmente a diferenga entre as médias aritméticas

correspondentes: ¥.-¥u.

Quando todas as caselas de uma linha ou coluna estdo preenchidas, pode-
-se definir a média marginal populacional como sendo a média aritmética
das p; correspondentes. Por exemplo, a média marginal da i-ésima linha
& ¥~ Sn /b ¢ seu MELNV &;

(ﬁ)y, / b. As Yi s4o independentes (Hocking, 1984), com varidncias o’/r; e
covariancias nulas; portanto, a variincia deste estimador € smplesmente

(e /b’]z(ljr‘) Geralmente substitui-se o nesta férmula por uma estimativa s
Racmcimo anlogo aplica-se 4s médias marginais de colunas.

As hipéteses de nutidade por testar neste modelo referem-se sempre s
médias de caselas ou 4s médias marginais. As de maior interesse para o
pesquisador, denominadas neste trabatho de hipéteses preferidas, s3o geral-
mente as seguintes:

diferengas entre tratasmentos: Hg! By = By ini*eloujwj*:
efeito meédio de A: . PERTH TP ini%

efeito médio de B: Hy: H-i - E_‘, Juj®;

eofcito da interaglio: Hor Mg = Hiej ™ Mo “Hisp iwi*sjuj*.

A primeira hipétese refere-se a igualdade entre as médias das caselas;
para testd-la, usa-se a S.Q. de tratamentos, que é sempre a mesma, indepen-
dentemente do programa e método computacional empregados. As hipéte-
ses relativas aos efeitos principais (A e B) referem-se 2 igualdade entre mé-
dias marginais. Por fim, a hipétese de interag2o refere-se 4 constincia da
diferenca entre dois niveis de A dentro de qualquer nivel de B (e vice-versa).
Estas definigdes nio s3o tinicas; por exemplo, poder-se-ia conceituar o “efeito
de A” como

Hg: [gr.l‘i]/ 5 -[;:.r.-, ui-;] /r {i»i*), uma hipétese sobre médias marginais pon-
deradas das py. Contudo, as definigdes acima correspondem, quase sempre,

TABELA 2. Quadro esquemitico deum fatorial2 x 3.

Niveis do fator A Niveis do fator B

1 2 3
1 K H12 Bi3
2 Hag Kz B3
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as hipéteses consideradas de maior utilidade para o teste a ser feito por melo
do aplicativo.
Aminde deseja-se desdobrar certo efeito principal medlante contrastes

previamente planejados: &, 2 LT tais que

336, =0. O MELNV de um commte &

i=l gl

t= gé}cu ¥s Havendo niimero constante de repetigdes, costuma-se proce-
der a este desdobramento mediante contrastes ortogonais previamente pla-
nejados, que testem hipéteses de real interesse. Para que exista ortogonalidade
é necesséno que, para todos os pares de contrastes, seja preenchida a condi-
¢io Zz(cw ©w4)=0, onde h # h*. Deste modo, como existerm a-1 graus de

iml jut
liberdade para o efeito de A, este poder4 ser desdobrado em a-1 contrastes
ortogonais. A cada contraste corresponde uma $.Q. e o total destas §.Q, é
igual 4 5.Q. de A. A 8.Q. de um contraste é dada pela conhecida férmula:

S.Q=rf / 2 ic:u . Esta 8.Q., dividida por s?, produz um teste F de H,: ¢, =

iml jul
Similarmente desdobra-se o efeito de B em b-1 contrastes. De forma mais
geral, é possivel desdobrar os ab-1 graus de liberdade de tratamentos em
ab-1 contrastes ortogonais, cujas 8.Q., somadas, fornecem a S.Q. de trata-
mentos. Estes contrastes s3o linearmente independentes, isto €, nenhum con-
traste € fungdo linear dos demais, Mais rigorosamente, a matriz de coefici-
entes dos contrastes tem posto completo de linha (Noble & Daniel, 1986). A
independéncia linear assegura que as hipdteses testadas sejam distintas,

Em fatoriais desbalanceados, para atender 3 condlgﬁo ZZ(% Cyy /1) =0

seriam amitide necessarios contrastes de escassa serventia, E preferivel por-
tanto, usar 0s mesmos contrastes que se aplicariam caso o ntimero de repeti-
¢Oes fosse constante. Eles j4 ndo sfio ortogonais, mas continuam sendo line-
armente independentes. A S.Q. de cada contraste é dada pela férmula:

5Q= ‘ti/ g;(c.‘.—,/ri). O total destas 5.Q. nfo é igual 4 $.Q. do efeito desdo-

brado; nfo obstante, elas testam as hipéteses de interesse, Uma notével ex-
ce¢lo a este principio € o caso de polindmios ortogonais, tratado mais adian-
te, : :
Exemplo 2. Suponhamos que se pretendia realizar o fatorial do Exem-
plo 1 com quatro repetigdes, mas perdeu-se uma repetigo do tratamento 23.

Havia sido planejado desdobrar o eftito de B em dois contrastes (Tabela 3),

caso a andlise de variincia (ANDEVA) preliminar nio acusasse interagfo,

Se o ntimero de repeti¢des fosse constante, estes contrastes seriam ortogona:s,
pois:

2X0)+ (-D{1) + (-1)- 1)+ @O+ 1XD+ (- 1)( =0, Devxdoéperda de
uma repeticdo, ja ndo existe ortogonalidade, pois:

(@X0)/4+ 1YY + (-1)(-1)/4 + (2H0)/4 + (-1X1)/4 + (-1X-1)/3=1/12 % 0.

235

Pesq, agropec. bras., Brasflie, v.33, 1.3, p.231-262, mar. 1998



236

F.S. WECHSLER

Se os coeficientes do primeiro contraste passarem a ser: 2, -1,-1,7/4,-1 e
-3/4, a ortogonalidade ser4 restaurada; contudo, a hlpétese testada por este
contraste dificilmente teria algum significado biolégico. Torna-se, pois, pre-
ferivel aplicar os contrastes originalmente planejados, Caso a ANDEVA acu-
sasse interagdo, seria melhor analisar o efeito de B dentro de cada nivel de
A, mantendo, pelo mesmo motivo, os contrastes originais.

As vezes, j4 no planejamento decidiu-se analisar o efeito de um fator
mediante g contrastes n3o-ortogonais, porém linearmente independentes, que
testamn hipéteses de interesse, O total das S.Q. destes contrastes ndo serd
igual 3 S.Q. do fator analisado, mesmo com niimero constante de repetigdes.
Quando se opta por contrastes nio-ortogonais, érecomendavel (Gill, 1978a),
para proteger a probabilidade de erro do tipo 1, rejeitar as hipdteses de -
nulidade somente quando [t} exceder o valor critico da distribui¢o de Student
correspondente a c/2g (testes bilaterais) ou o/g (testes unilaterais). Obtém-
-se, destarte, o conhecido teste de Bonferrom para o qual Chew (1977) for-
nece tabelas apropriadas. .

' Exemplo 3. Plantaram-se duas variedades de xmlho (fator A), nas quais
se estudou a resposta a0 nitrogénio mineral ou A presenga da bactéria
Azaspzr:!lum {fator B). O fator B consistin dos seguintes niveis qualitativos:
1) bactéria viva + meio de cultura; 2) bactéria morta + meio de cultura (tes-
temunha 1); 3) nitrogénio mineral em cobertura sem bactéria; 4) nada adici-
onado (testemunha 2). Com relagiio ao fator B, foram planejades quatro
contrastes nio-ortogonais (Tabela 4) que elucidariam as questdes julgadas
mais importantes O primeiro contraste testa a agdo da bactéria viva, pois o
efeito do meio de cultura é elnmnado, o segundo verifica se o meio de cultu-
ra produziria algum efeito; o terceiro testa o efeito da adubagio mineral; e o
quarto compara a produg:ﬁo obtida com bactéria + meio i obtida com aduba-
¢A0 mineral. Admitindo-se que se deseje realizar testes bilaterais e se use
a = 0,05, as hipéteses de nulidade serdo rejeitadas sempre que |t] exceder o
wvalor critico correspondentea

0,05/ [(2)(4)] = 0,00625.

TABELA 3.  Avilise do efeito do fator B num fatorial 2 x 3 por meio de
' contrastes linearmente independentes (Exemplo 2).

_Con_tmsteq o . : - . Tratamento

' 1 12 E] 21 2 -
'Nivel 1 de B vs. a média dos demais. ~ '2 S | 2 -1 |
- Nivel 2 de B vs. Nivel 3. -0 1 S [ 1 |
Nimero de repetigbes. 4 4 4 4 4 3

Ll R '

TABELA 4 Amihse do efelto do fator B pum fatonal S
‘Contraste " Tratamento!’

T I T PR I R
; !

i T o112 13 14 210 20 23 ttoa

Viva vs. testemunha 1 1 -1 0 0 1 -1 0 .0
Morta vs, testemunha 2 0 1 0 100 1 0 -1-

- Nitrogénio vs. testemunha 2 0. .0 1 <. 0 .0 -1 -1

z

Viva vs. nitrogénio T 0. -1 o 17 0 4 0

'Fator A variedades de milho. Fator B: 1 = bactéria viva + meio de cultura; 2 = testemunha 1 ('bacléna
* ‘morta + meio de cultura); 3 = nitrogénio mineral, 4 = testemunha 2 (nada adicionade). . - -
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Ajuste total ou parcial
~ do modelo

Os programas estatisticos comumente trabalham com o modelo
supéerparametrizado, com base no qual geram as S.Q. € os testes F. Ndo ha
diferengas entre programas no tocante s S.Q. de tratamentos ou dos resi-
duos. As discrepincias surgem no célculo das demais S.Q., que se obtém
por ajuste total ou parcial do modelo,

No ajuste total, a 8.Q. do efeito € calculada com todos os demais pardmetros
presentes. A soma das 8.Q. de A, B e interagdo no ¢ igual 3 5.Q. de trata-
mentos. As hipéteses de nulidade, em termos do modelo superparametrizado,
s3o comumente expressas da seguinte forma:

efeito de A (ajustado para os demais parimetros): " Hypa=0|p, B,y
efeito de B (ajustado para os demais pardmetros): - He:p=0}p, o,y
efeito da intera¢o (ajustado para os demais parimetros): Hy: y=0|p, o, p

onde o simbolo “|” significa “na presen¢a de”. A notagdo acima nio expres-
sa com clareza o que de fato estd sendo testado em termos das médias
populacionais. Searle et al. (1981) mostraram que, quando se empregam as
“restri¢des usuais” e o ajuste total, as hipdteses relativas s médlas
populacmnals sdo as preferidas.

Nos cinco aplicatives estatisticos aqui discutidos, estas hlpéteses
correspondem as S.Q. da Tabela 5. Quando se empregam estes programas,
consoante as especificagies da Tabela 5, as S.Q. dos efeitos principais
correspondem as S.Q. obtidas pelo método das “médias ponderadas” (Yates,
1934). As 8.Q. de contrastes linearmente independentes calculadas por estes
programas correspondem as S.Q. calculadas pela férmula da sego anterior,

No ajuste parcial, nem todos os parimetros sdo introduzidos no modelo
para testar uma hipétese. Uma variante deste método € o ajuste seqiiencial,
que introduz os parimetros um a um. Por exemplo, se for especificado o
modelo na seguinte ordem: A, B e interagio, as hipéteses, em termos do
modelo superparametrizado, s3o as seguintes:

efeito de A, ajustado para a média: Hpoa=0|p-
efeito de B, ajustado para amédia ¢ A: ' HepB=0|pa
efeito da interagdo, ajustado para os demais parametros: Hy: y=0 | p, @, B

TABELAS Somas de quadrados geradas pclo método de a]uste total
nos diversos programas.

Aplicativo Programa - Tipode 5.Q.
. ~ LSMLMW ) . Modelo 1
SAEG ANOVAG' o
SANEST Nio calcula
SAS GLM Jed
SPSS MANOVA *Unica”

SPSS - ANOVA Opgio 9

! Este programa baseia-s¢ numa versdo anterior do LSMLMW,
20 tipo 3 ¢ computacionalmente diverso do 4, mas as 5.Q. s¢ igualam quando ndo hi caselas vazias. .
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O método do ajuste seqliencial corresponde s S.Q. listadas na Tabela 6.
Se f for o primeiro parimetro e o 0 segundo, obter-se-3o 8.Q. diferentes,
mas a soma das trés S.Q. é sempre igual 4 S.Q. de tratamentos. A 5.Q. do
primeiro efeito (no caso A) € a que se obteria numa anélise de variéncia com

o fator A como unico critério de classificagdo: z(yi /r (y’)/r (Searle,

,1971 Hanrey, 1975). Percebe-se que a thétcse testada por dltimo pelo

método seqiiencial coincide sempre, num fatorial a x b, com a do método de
ajuste total. Contudo, novamente n3o fica claro o que de fato estd sendo
testado em termos de médias populacionais.

. Na realidade, o efeito de A ajustado para a média corresponde h

b
H,: (ir p.uJ / L. =[Zr..j u,.,-] /r, (i»#i%,ecefeitodeB, a_]ustado paraamédla
¢ A, corresponde a Hy; Z ZZ Wl (jah (Spced et al., 1978). A

el i=l
primeira hipétese refere-se a 1gualdade e;nre as “médias marginais pondera-

das” de A, onde os pesos s3o os niimeros de repetigdes. Esta hipbtese, embo-
ra de claro significado, dificilmente teria relevincia biolégica. O significado
da segunda hipétese é bem mais obscuro, e interessa menos ainda. A hipéte-
se da interagdo ajustada para os demais parimetros ¢ a unica que normal-
mente teria utilidade:

H,: My — Pisj = By~ Wiepe, 2 mesma testada pelo método de ajuste total. -

- Ha, ainda, programas que adotam outros tipos de ajuste parcial. Por exem-
plo, Nelder & Wedderbum (1972) afirmam que nao faz sentido introduzir a
interagfo no modelo antes dos efeitos pnncnpms Segmndo esta ﬁlosoﬁa, as
hlpéteses “adequadas seriam: . : :

efelto de A (ajustado paraa média e B): Y "Hya=0 [ T8 B )

efeito de B (ajustado para amédiae A): cCHep=0|p o
efelto da mteracﬁo (aJustado para os demals parametros) Ho 7 0 | p., a, |3

Este método corresponde 20 “ajuste de constantes” (Yates, 1934), bem
como 3s $.Q. do tipo 2 do GLM ¢ 3s S.Q. “ajustadas” do SANEST. A hipé-
tese da interagdo é a mesma do método de ajuste total. A soma das trés 5.Q.

-nio fornece a 8.Q. de tratamentos.

Em termos de médias populacmnals, 0 efelto de A obndo pelo método de
ajuste de constantes corresponde aH;: Tjtiwjbting 41, €0 de
Zr W= EZ - ( #i ) |

v o : =l i*=l jml 3
TABELA 6. Somas de quadrados geradas pelo niétodo de ajuste seqiiencial
e nos__diversos programas, | L

Aplicativo " Programa Tipo de 5.Q.
LSMLMW e Somente para ajuste de polindmios
. LT . : ortogonais
 SAEG ANOVAG ) ldem
__ SANEST ‘ ) "Sem sjuste”
SAS ‘ GLM . : 1
SPSS MANOVA *Sequencial®
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Ba HyYnh,= Wiz o

[ L) I i B )

(J#J*) (Speed et al., 1978), hipSteses de

significado obscuro e sem interesse, Se for restringido “a priori” o modelo,

presumindo auséncia de interagfo, as S.Q. de A ¢ B obtidas pelo método de
ajuste de constantes coincidem com as do método de ajuste total,
Facilmente se verifica que, sendo o miimero de repeti¢des constante (; =),
as hipéteses testadas pelos dois 1iltimos métodos reduzem-se s preferidas.
Dai por que todos os métodos chegam s mesmas S.Q. no caso balanceado.

Exemplo 4, Realizou-se, em casa de vegetagdo, com caixas, um ensaio

de competigdo entre quatro variedades de feijdo cultivadas em trés tipos de
solo (Tabela 7). A Tabela 8 mostra as médias aritméticas dos tratamentos
(arredondadas até a primeira casa decimal). As médias marginais estimadas
sdo simplesmente médias aritméticas das médias dos tratamentos. A Tabela
9 mostra 0s quadrados médios obtidos na ANDEVA. _

O grupo 1 de aplicativos usa o método de ajuste total e testa as hipGteses
preferidas. Com base nos resultados deste grupo, verifica-se que os solos
diferem, mas n3o ha evidéncia de interagfo nem de diferengas entre varieda-
des. Os quadrados médios dos efeitos principais calculados pelo grupo 3 sio
idénticos aos obtidos pelo grupo 1 com 0 modelo sem interag3o (vide Exem-
plo 8), mas o quadrado médio dos residuos corresponde ao do modelo com-

pleto,

Seja verificar se o solo 1 difere da média dos outros dois. Formula-se o

contraste:

£=2{uy+pytpuyt llu) (l—'-u + Uty i) - (Pu + llza + Fs: + }134),

que & estnnado por: .

7=2 (1 106,7 +ot 976,3) - (1148,0 ++ 1162,7)-(1026,5 +..+ 732,5)= 1335,8.

TABELA 7, Produciio de quatro variedades de feijio cultivadas em trés tipos

de solo (Exemplo 4)
Variedade Produgo (g/10 m?)
Tipo de solo
1 2 3

1 1107 1014 1199 1148 - - 902 885 1179 1140 -
2 1477 1260 - 1223 . - 797 399 . -

3 1210 1333 - 930 . - 820 1159 - -

4 1150 1095 684 1346 1108 1034 927 505 682 816

i

TABELA 8, Médias antméhcas dos tratamentos e médlas marglnals eshmadas

do Exemplo 4.
Vanedade - Solo Média marginal estimada de
) ) - © variedade : '
1 2 3

1 11067 11480 10265 B b i)
2 1368,5  1223,0 8480 T 11485

3 L 12715 - 9800 9895 ) 1080,3
4 9763 11627 © 732§ 957,2

Média marginal estimada de solo 11808 11284 399,1 -
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Em outras palavras, deseja-se testar se 2 média marginal do solo 1 ¢ igual
3 média das médias marginais dos outros dois solos. A 5.Q. deste contraste
¢ dada por:

(1335,8/(4/3+4/2+..+1/4)=155161,88. Os programas do grupo 1
calculam esta mesma S.Q. (com pequena diferenca, devido 4 maior precisio
dos calculos). O F respectivo € dado por:

155161,88 / 29031,84 = 5,34 (p < 0,05). O SANEST estima o mesmo con-
traste de forma diferente: as estimativas das médias marginais ¢ a S.Q, do
contraste s3o obtidas por meio do modelo restrito, ou seja, sem interagio
(vide peniltima segdo), mas o teste F usa como denominador o quadrado
médio dos restduos do modelo completo. Este procedimento segue a filoso-
fia do método de ajuste de constantes, mas € incongruente do ponto de vista
do modelo de médias. A interagfic s6 deveria ser omitida do modelo em
virtude de evidéncias anteriores ao experimento {(Urquhart & Weeks, 1978).

Se a ANDEVA do Exemplo 4 houvesse acusado interagio, seria preferi-
vel analisar o efeito de solos separadamente para cada variedade, ou vice-
-versa (como na Tabela 10), usando sempre o ajuste total.

O LSMLMW, ANOVAG, SANEST, GLM e MANOVA chegam ao mes-
mo resultado.

TABELA 9. Quadrados médios da anilise de variiincia Exemplo 4, calculada
pelos diversos aplicativos.

Fonte de variagic GL. Grupo 1' Grupe 22 Grupo 3°
Variedades (V) 3 47059‘4511 5957[,12‘ 65760,84.
Solos (5) 2 21821091 233276,74 233276,74
Vx$§ 6 42475,44 42475,44 42475,44
Residuos 16 29031,84 29031,84 29031,84

! LSMLMW modelo 1; ANOVAG; GLM com $.Q. dos tipos 3 ¢ 4; ANOVA com opglio 9, MANOVA com
5.Q. “inicas”.

2 SANEST com a primeira $.Q. “n3o ajustada”; GLM com 5.Q. do tipo 1; ANOVA com opglic 10, MANOVA
com 5.Q. “seqlienciais™.

: SANEST com 5.Q. “gjustadas™, GLM com 5.Q. do tipa 2.
p<0,01,

TABELA 10. Apndlise do efeito de variedades dentro de cada tipe de solo

(Exemplo 4).
Fonte de variagio GlL. 5.Q. QM. F
Solos 2 436421,82 218210,91 1,52,
Variedades dentro do solo | 3 221038,57 73679,52 2,54
Variedades dentro do solo 2 3 34094,17 11364,72 0,39
Variedades dentro do solo 3 3 197002,42 6566747 2,26
Residuos 16 464509,50 29031,84 -
*p <010,
**p < 0,01,
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Possivelmente, desejar-se-ia comparar a variedade 2 com as outras trés,

dentro do solo 1, formulando o contraste;
£=3p;; - (U + Pzt B, que € estimado por:
7 =(3)(1368,5) - (1106,7 + 1271,5 + 976,3) = 751,0, Calcula-se a 5.Q.
por: (751)*/(9/2 + 1/3 + 1/2 + 1/3) = 99529,59. O F ¢ obtido por:
99529,59 + 29031,84 = 3,43 (p < 0,10). Estes mesmos valores sdo obt:dos
pelo LSMLMW, SANEST, GLM e MANOVA. '

Viérios programas calculam médias denominadas de “quadrados minimos”
ou “ajustadas”. Todavia, como ressaltam Searle et al. (1980), nem sempre
estas médias estimam alguma fungo das p; que seja util. Para os dados do
Exemplo 4, 0 LSMLMW, ANOVAG (verso 3.0), GLM e MANOVA for-
necem médias de quadrados minimos que coincidem com as estimativas
calculadas nesta se¢do. (A versdo 4.0 do ANOVAG nio fornece estas mé-
dias.) Os erros-padrdes também coincidem com os calculados mediante a
férmula (0 ANOVAG nio os fornece). Por exemplo, o erro-padrﬁo damédia
marginal estimada do solo 3 &:

J(2003184/4%) (14 + 12+ 2+1/4)=52,17. O'SANEST estima as médi_as de
caselas por meio do modelo fatorial completo, chegando aos mesmos valo-

res obtidos pelos demais programas; contudo, emprega o modelo sem
interag&o para estimar as médias marginais (vide Exemplo 8).

Testes de comparagio miltipla com médias
marginais

. Quando um fator possui mais de dois niveis qualitativos, € nio existe
entre eles uma relagdo estrutural que permita planejar o desdobramento em
contrastes, costuma-se aplicar um teste de comparagfio multipla as médias
marginais. Seja comparar as médias marginais de A, duas a duas. O erro-
-padrdo estimado da diferenga entre duas médias marginais de A é:

372 +n), onde i i

v 5 Vr;+1/r,), onde i # i*. Este erro-padrio serve como denominador

num teste t da diferenga:
- g(;’u —l-f;-,-_)/ b
\! 15,_22 g(‘/‘;u + l/fi'j)

Seja comparar no Exemplo 4 a média marginal do solo 1 com a do solo 2:

) (1180,8-1128,4)
(29031,84/47) (/34 1+..+1/3)

={,550

O GLM fornece todos os testes t realizados com os pares das médias de
quadrados minimos, No LSMLMW, SANEST e MANOVA ¢ preciso espe-
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cificar todos os contrastes desejados. Em todos estes programas, os testes
sdo bilaterais. Ademais, 0 SANEST usa estimativas das médias marginais
obtidas pelo modelo sem interagﬁo, obtendo, para o contraste acima,
t=-0,239 (p >0,10).

Para comparar as médias marginais do fator A duas a duas, serfio neces-
sarios g = a(a-1)/2 contrastes. Uma maneira de proteger a probabilidade o

~de erro do tipo 1 consiste em aplicar o teste de Bonferroni, rejeitando as

hipéteses de nulidade apenas quando [t| exceder o valor critico da distribui-
3o de Student correspondente a/2g = o/[a(a-1)). Como os testes efetuados
pelos programas sdo bilaterais, para comparar por meio deles as trés médias
marginais de solos, com a. = 0,05, rejeitam-se as hipteses de nulidade sempre
que p < 0,05/3 = 0,0167. Cumpre ressaltar que o teste de Bonferroni € con- -
servador, ou seja, a probabilidade global de erro do tipo 1 fica abaixo de «,
ocasionando perda de sensibilidade para acusar dlferenc;as reais entre mé-
dias (Chew, 1977; Stoline, 1981).

Uma segunda (e methor) possnblhdade consiste em aphcar o teste de
Tukey. Num fatorial balanceado, a diferen¢a minima s1gmﬁcat1va (A) entre
médias marginais obtém-se pe]a conhec1da férmula

A=YqavVS / br. (Neter & Wasserman, 1974), onde Y, , v representa o
valor critico da amplitude estudentizada para uma probabilidade a de erro
do tipo 1, a médias e v graus de liberdade usados para calcular o quadrado
médio dos residuos. '

Num fatorial desbalanceado, as varidncias das médias marginais estima-
das dependem dos nimeros de repeti¢Ses envolvidos, e podem diferir para
cada nivel de A. Por conseguinte, sugere-se empregar uma variante do teste
de Tukey-Kramer (Kramer, 1956), que usa a média aritmética das a varidncias.
A férmula da diferenga minima significativa torna-se, pois: ‘

A= qa.v"abz 2“2‘4(1/

Para comparar os niveis de B, usa-s¢ Qa,b,v ¢ 5?/ a?b na férmula acima. O
teste de Tukey-Kramer € conservador, mas em menor grau que o de
Bonferroni (Kramer, 1956; Stoline, 1981).

Havendo evidéncia de interagfo, € preferivel comparar as medlas de A
dentro de cada nivel de B:

' A=q,, E}Z(‘/f:)

No Exemplo 4, para comparar as médias marginais dos solos, o valor.
critico da amplitude estudentizada para o = 0,05, trés ‘médias e'16 graus de
liberdade é 3,649. Calcula-se, pois:

2903184

@0 (1/3+Ul+ +l!3+1!4) 223 Skg/ha

 A=3,649
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A seguir, colocam-se as médias marginais dos solos em ordem decres-
cente e aplica-se o teste (Tabela 11).

Se a ANDEVA houvesse acusado interagio, usar-se-ia, para comparar 0s
solos dentro da variedade 1:

A=3,649 Jmm (1/3“/“1/3) 4634 kgfha

De forma andloga se aphcana o teste dentro das dema1s variedades.

0O ANOVAG e o GLM calculam um teste de Tukey, mas usando as mé-
dias de linhas ou colunas, n3o as médias marginais estimadas, e as hipdteses
testadas s3o de escasso interesse. O LSMLMW e MANOVA nio dispdem
do teste de Tukey. Cabe ao usudrio que optar pela aproximagfo aqui sugerida
empregar um destes programas para obter os valores das médias marginais
estimadas, mimeros de repetigdes e quadrado médJo dos residuos, aphcan-
do-os em seguida na férmula acima. '

O SANEST calcula o teste de Tukey-Kramer, mas compara as médias
“ajustadas™ de solos, que sdo obtidas pelo modelo sem interagdo. Em rigor,
dever-se-ia usar neste caso outra aproxima(;ﬁo proposta por Kramer (1957),
que leva em conta também as covaridncias entre as médias “ajustadas” (vide
pentiltima segdo). Os resultados no Exemplo 4 foram os mesmos obtidos
pela aproximagio acima proposta, mas esta coincidéncia nem sempre ocor-
rera,

Modelos com um fator qualitativo
e 0 outro quantitativo

Seja A o fator qualitativo e B, o quantitativo. Também neste caso pode-se
aplicar o modelo de médias. Usualmente inicia-se a anilise por meio do
teste de interagdo, empregando as S8.Q. obtidas pelo método do ajuste total,
Nio se detectando interagdio, analisam-se os efeitos de A e B. Testa-se o
primeiro pelo método do ajuste total. Quanto ao efeito de B, por ser este
fator quantitativo, é preferivel analisi-lo por meio de regresséo. Comumente
se adota um modelo polinomial;

Yo B Bu = XD+ B - X P+ o+ B - ;..)M + &

TABELA 11, Comparacio das médias marginais de solos por meio do teste de

. Tukey-Kramer (Exemplo 4).
Solo ' __Média marginal estimada'
1 1180,8a
2 T . ‘1128 ,4a
3 899,4b

' Médias com a mesma letra nda diferem estatisticamente (p > 0,05).
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onde a varidvel x denota o efeito dos niveis quantitativos de B; e os B sdo
parimetros da regressdo. Neste modelo, o “efeito de A” refere-se as distin-
cias médias entre as curvas polinomiais, isto &, testa-se:

I{O Bm Bolo (i$i*) .

A anslise dos éféitos_ polinomiais poc_lé ser efetuada por meio dos méto-
dos usuais de anélise de regressio (Neter & Wasserman, 1974). As hipéte-
ses de nulidade de maior interesse s30 quase sempre as seguintes:

Efeito linear:* ‘HotB1=0|Bo

Efeito quadrético: - Ho: B2=0]PBos 1 -
Efeito cﬁbico: Ho B: OIBo, B.. Bz
etc. ‘ B

Trata—se de Inpéteses sequenmals, poxs cada coeﬁclente étestado na pre-
seng:a de todos os termos polmormals de menor grau, A soma das S. Q.
seqienciais dos b-1 termos ¢ sempre 1gual 45.Q.deB, comou sem nimero
constante de repetigBes. Estas hlpéteses podem ser testadas, em vérios
aphcatwos, substituindo as classes do fator B pelos seus correspondentes
niveis quantitativos ¢ reahzando uma anglise deregress3o, na qual os efeitos
de B sio introduzidos no modelo conforme a seqliencia acima. Os testes
apropnados para a andlise de regressdo sdo ObtldOS pclos programas que
usam o ajuste seqiiencial.

Cumpre salientar que as hipéteses seqilenciais numa andlise de regressio
ndo sdo as Uinicas possiveis. Poder-se-ia, por exemplo, testar cada termo na
presenca dos demais (ajuste simultineo). Para um polinémio de terceiro grau,
as hipéteses de nulidade neste caso seriam as seguintes:

Efeito lincar: = Hy: 8,=01B0 B Bs.
Efeito quadratico: He: B2=0]PBo P1s Bs
Efeito cibico: Ho: Bs=0] Bo, Bi B2

A hipétese relativa ao termo de grau mais elevado (ctibico, no caso) é
sempre idéntica A testada pelo ajuste seqiiencial. As demais hip6teses s3o de
dificil interpretagdo biolégica e raramente interessam.’ As S.Q. correspon-
dentes sdo aquelas obtidas pelos programas que usam o método de ajuste
total. A soma destas 5.Q. ndo € igual 4 8.Q. de B, mesmo havendo nimero
constante de repeti¢des. Esta adverténcia faz-se necessiria, pois o método
de ajuste total, apropriado aos testes de hipdteses que envolvem niveis qua-
litativos, nio testa hipteses de interesse geral relativas & regressio polinomial.

A anélise de regressiio pode provocar, com polindmios de grau mais ele-
vado, sérias imprecisdes nos célculos, devido as altas con'elagﬁes entre 0s
efeitos (Neter & Wasserman, 1974). Por este motivo, prefere-se recorrer a
polindmios ortogonais, desdobrando-se a 5.Q. de B em até (b-1) contrastes,
relativos ao efeito lmear, quadritico, ciibico etc. No caso de fatoriais balan-
ceados e niveis eqmdlstantes de B, o desdobramento efetua-se facilmente
mediante tabelas de polinémios ortogonais (Fisher & Yates, 1971). ]?. possi-
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vel calcular estes coeficientes também para niveis ndo-eqilidistantes. As hi-
péteses de nulidade testadas por estes polindmios s3o as seqiienciais acima
descritas (Chew, 1977). Num fatorial balanceado, os polinémios ortogonais
podem ser incluidos em qualquer ordem no modelo, sem alterar as 5.Q. oua
seqiiencialidade das hipdteses acima. A soma das $.Q. dos polindmios é
sempre igual 4 5.Q. de B. Esta ¢ a andlise cldssica, explanada em muitos
compéndios, como o de Pimentel-Gomes (1982).

No caso de fatoriais desbalanceados, nfio se devem usar diretamente os
coeficientes de tabelas, pois os contrastes resultantes tornam-se nfo-
-ortogonais, e nfo testam as hipéteses de interesse. As hipéteses mais tteis
permanecem sendo as seqlienciais, e as respectivas S.Q. podem ser obtidas
usando-se os contrastes do caso balanceado, mas ajustados seqiiencialmente.
Por este motivo, especificar corretamente a ordem de inclus3o dos efeitos
polinomiais no modelo ¢ crucial em vérios aplicativos, para que se testem as
hipéteses adequadas,

Exemplo 5. Os dados da Tabela 12 provieram de um ensaio de adubaciio
nitrogenada de capim-elefante. A ANDEVA preliminar (obtida pelo méto-
do de ajuste total) € mostrada na Tabela 13,

Como o SANEST nio usa o ajuste total, mas sim o método de ajuste de
constantes, os resultados sdo previsivelmente outros (Tabela 14). Os F dos
efeitos principais, como ja visto, nfo testam hipéteses de interesse geral.

J4 que a ANDEVA da Tabela 13 nfio acusou interagio, serd possivel ajus-
tar um polindémio comum &s duas variedades, empregando desta feita o ajus-
te seqiiencial. O usudrio devera incluir no modelo as variedades e a interagio
antes do N. Desprezam-se os testes F de variedades e interagio nesta
ANDEVA (Tabela 15). Ressalte-se que a soma das S5.Q. dos efeitos
polinomiais de N ¢ igual 4 8.Q. de N obtida pelo método de ajuste total,

TABELA 12. Produgiio de capim-elefante sob quatro niveis de adubacio
nitrogenada (Exemplo 5).

Produgfo de matéria seca (t/ha/ane)

Variedade N (kg/ha)
50 — 50— — 250 —— —— 350 ——
1 219 252 - - 232 235 223 289 278 261 264 - - -
2 218 21.8 188 161 213 246 - 243 315 - 30.6 254 31,7 28,3

TABELA 13. Anilise de varidncia do Exemplo 5 pelo método de ajuste total.

Fonte de variagio GL. $.Q. QM. F

Variedades (V) 1 0,32 0,32 0,05

Nitrogénio (N) 3 139,38 46,46 69"

VxN 3 24,26 8,09 1,20

Residuos 13 8744 6,73 -
‘p<0,01
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correspondendo ao desdobramento cléssico do caso balanceado. Se a
interagio fosse incluida depois dos efeitos polinomiais, a soma das S.Q. des-
tes seriaigual 4 S.Q. de N obtida com base no modelo restrito (sem interagio}
e nio corresponderia ao desdobramento do efeito de N calculado na
ANDEVA anterior.

Com o LSMLMW e ANOVAG, a anilise ¢ mais simples, pois estes pro-
gramas j4 ajustam o polindmio seqiiencialmente, apés haver incluido os de-
mais efeitos, chegando s 5.Q. acima.

O MANOVA adverte o usudrio de que ele especificou um conjunto de
contrastes ndo-ortogonais, havendo necessidade de verificar a matriz de so-
lugdes para determinar as hipéteses testadas. O aviso decorre da maneira
pela qual o programa monta os contrastes relativos aos polindmios. Para
melhor esclarecer este ponto, cumpre lembrar que, no caso balanceado, os
coeficientes dos polindmios ortogonais sfo (Fisher & Yates, 1971): -3, -1,
+1, +3; +1, -1, -1, +1; e -1, 43, -3, +1; para o efeito linear, quadritico e
ciibico, respectivamente, Estes contrastes de fato nfo s3o ortogonais no exem-
plo em tela, devido aos nimeros desiguais de repeti¢des. O MANOVA, na
analise seqilencial, modifica estes valores, usando: -0,770, -0,169, +0,354,
+0,585; +0,539, -0,569, -0,477, +0,508; ¢ -0,243, -0,728, +0,728 ¢ -0,243.
Facilmente se comprova a ortogonalidade destes contrastes, cujas S.Q. sdo
as da Tabela 15. O contraste referente ao efeito clibico, alids, equivale ao do
caso balanceado. .

O SANEST emprega os coeficientes do caso balanceado, aplicando-os
no modelo restrito (sem interagfo). O efeito da intera¢fio ¢ incluido pelo

TABELA 14, Anilise de varidncia do Exemplo 5 pelo SANEST.

Fonte de variz¢io GL. 5Q. QM. F
Variedades (V) ajustadas para o nitrogénio 1 1.80 1.80 027
Nitrogénio (N) ajustado para as variedades 3 217,76 712.59 10,79+
V x N ajustada paraN e V 3 24.26 3,09 1,20
Residuos 13 8744 6.73 -

L]

p<0,01.

TABELA 15, Anilise do efeito do nitrogénio por meio de polinémios, usando o
ajuste seqiiencial (Exemplo %).

Fonte de variagio G.L. 8.Q. QM. . F
Variedades (V) 1 0,63 0,63 0,09
VxN 3 102,64 3421 5,09
N linear 1 121,94 121,94 18,13+
N quadritico 1 1,57 1,57 0,23
N ciibico 1 15,87 15,87 2,36
Residuos 13 87,44 6,73 -
*p<0,001.
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programa no final {Tabela 16). Por ndo serem ortogonais estes contrastes, a
soma das $.Q. dos efeitos polinomiais nio € igual 3 8.Q. de N obtida na
primeira ANDEVA do SANEST, A hipétese relativa ao efeito cabico éidén-
tica 4 obtida pelo método seqiencial na auséncia de interagdo; as demais s3o
de pouco interesse.

Exemplo 6. Se¢ a anélise inicial do Exemplo 5 houvesse revelado interagio,
seria recomendavel ajustar separadamente um polinémio dentro de cada ni-
vel de A, o que se consegue, no GLM e MANOVA, pelo método seqiencial,
tendo o cuidado de incluir previamente todos os demais efeitos. E necessaria
urma ANDEVA para cada polindmio {Tabela 17). Em cada anilise, conside-

‘ram-se apenas os trés ultimos testes F, desprezando-se os demais. O
LSMLMW e ANOVAG efetuam estas andlises automaticamente num tinico
conjunto. O SANEST fornece desta feita os mesmos resultados, pois empre-
ga contrastes ortogonais.

TABELA 16. Andlise do efeito do nitrogénio por meio de polinémios,

usando o SANEST (Exemplo 5).

. Fonte de variagio G.L. 5.Q. QM. F
1 204,41 204,41 30,39"
S ‘ 0,87 0,87 0,13
1 10,94 10,94 0,22
13 87,44 6,73 -

b

TABELA 17. Anilise do efeito do nitrogénio dentro de variedades por

. meio de polindmios (Exemple 6).

G.L. . 8Q. . . QM. F

. N dentro da variedade 1 =
+. N linear dentro da variedade 2

3-
1

+ N quadritico dentro da variedade 2 ‘ 1 . ) 3 3 330 0,49
N cubu:o dentro da vanedadc 2 1
3

Fonte de variagio
Anilise do efeito de N dentro da variedade 1
1 0,63 0,63 0,09
© Ndentro da variedade2 .. " .- 3, . - 203,58 - 6786 ¢ . 10,00° -
W linear dentro da variedade 1 o1 2244 N4 334
N quadritico dentro da variedade | ~ -~ - 1 - 000 0 000 - D00 vi
* Ncibico dentro da variedade 1 - . 17’ 1599 1599 ©238 :
13 87,44 673 .
, Andlise do efeito de N demro da variedade 2 .
f 1 063 063 - - 009

38,43 12,81 . 150
SO S LA S X 1

LA N7 316 047

Pl - 37,44 6,73 P e
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Ambos os fatores qua_htitatlvos
(Superficie de resposta)

. ~ 0 modelo polinomial completo neste caso é:

Y= B+ 0% X )+ 0Kee X Pt s+ G (5= X ) + Bl z)+
,+l31(2, Z Vot Bo(z; - z)"’”’f‘lu(& XXg-z )+t
""Y(.-lpn(’ﬁ' X.)(")(Zj - Z.)(HH‘ Eik -

_onde as varidveis X € z denotam os efeitos dos niveis quantitativos de AeB,
respectivamente; ¢ [, 05 o € 0s B s3o parimetros da regressdo. - |

- Segumdo a filosofia das se¢des precedentes, procede-se 4 anilise dos efei-
tos principais e interagfo pelo método do ajuste total. Em seguida, cada um
dos trés efeitos ¢ desdobrade pelo método seqilencial. Desta forma, cada
coeficiente do polindmio € testado na presenga de todos os termos afins de
menor grau, bem como de todos os demais efeitos (Damon Junior & Harvey,
1987). O LSMLMW ¢ ANOVAG efetuam automaticamente estes testes, Um

. inconveniente desta andlise € que se torna dificil decidir qual o modelo
polinomial mais simples que se deve adotar para explicar e predizer satisfa-
toriamente a resposta.

~ - Um modo mais légico de anilise consiste em ajustar inicialmente um

.modelo t3o simples quanto possivel, incluindo progressivamente termos de
grau mais elevado. Seguindo Cochran & Cox (1957), pode-se recomendara
segumte scqtienc1a Testam -5€ 1n1c1almentc as seguintes théteses

Hyo, =0|pe
"Hy:B,=0|p; Os testes subseqilentes s3o os dos efeitos quadrétlcos
H, C&z—-oll-l,d,,ﬁle

H B, =0|p, al :Bl Posteriormente, testa-se a interagio entre os termos
lmeares

Hy:yy, =01p, 0,,0,,B,,B,. A'seguir, vém os testes dos efeitos clibicos:
Hyioy =0[p, 0,0,5,B8:.7 e _—

-Hq:By=0|p, o, a, BisBasT 11, Depo:s, vém os testes das mterac;ﬁes
entre termos lineares e quadraticos, e assim por diante. Segue-se 0 mesmo
principio para modelos com mais de dois fatores. Damon Junior & Harvey
(1987) sugerem iniciar com o modelo completo e efetuar estes testes na
ordem inversa, Obviamente, hd necessidade de efetuar vérias anéhses pelo
método de ajuste seqilencial.

" Em experimentagio agricola ¢ comum o ajuste de uma supcrﬂcne de res-
posta de segundo grau, ou seja, uma fun¢do que inclui os termos lineares e
quadraticos e os produtos entre termos lineares, Na maioria dos casos, tal
superficie mostra-se adequada para explicar o comportamento da variével

_dependente, Igualando as derivadas parciais de primeira ordem a zero, for-
ma-se um sistema de equagdes lineares, que permite obter o ponto estacio-
n.’mo da funcfio; este podera ser um miximo, minimo ou ponto de sela
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(Gramnlle et al., 1965). Para esclarecer a natureza do ponto estacionério, ¢
preciso calcular as derivadas parciais de segunda ordem neste ponto, obten-
do a matriz hessiana. Se todos os autovalores da hessiana forem negativos, a
matriz ¢ definida negativa, e a fungo atinge um maximo; se todos forem
positivos, a hessiana é definida positiva, e tem-se um minimo; e se alguns
autovalores forem posuwos e outros negativos, trata-se de um ponto de sela
(Gill, 1978b; Pimentel-Gomes & Conagin, 1991). O programa RSREG do
SAS ajusta superficies mulnfatonms de segundo grau e calcula os autovalores
da hessiana. -

Uma terceira possibilidade consiste em obter 0 “melhor” modelo por meio
de inclusio ou remogAo sucessiva de termos. HA trés tipos principais de ana-
lise: ascendente (“step-up™), descendente (“step-down™) e passo-a-passo
{(“stepwise™) (Neter & Wasserman, 1974). Na andlise ascendente, comega-

-se por um modelo que 56 inclua p (ou nem este termo, se se pressupuser
que p = 0); a seguir, adiciona-se o termo que melhor contribuigdo apresente;
posteriormente, adiciona-se o melhor segundo termo, € assim sucessivamente,
até esgotar os graus de liberdade do modelo ou até que no se disponha de
nenhum termo que dé contribuigfio adicional significante. Na andlise des-
" cendente, comega-se com um modelo complexo e tenta-se eliminar um ter-
mo de cada vez, testando a diferenga que isto provoca no ajuste, at¢ chegar
ao modelo mais simples possivel, no qual todos os termos déem contribui-

- ¢3o significante. Na andlise passo-a-passo, adiciona-se um termo de cada
vez; a diferenga com relagio & anilise ascendente € que se testa a contribui-
‘¢30 de todos os demais termos a cada adigZo, podendo salr um termo que
havia sido incluse num passo anterior.

- Como as funt;ﬁes obtidas por métodos de “melhor”regressﬁo nem sempre

- serZo superficies de segundo grau, a obtengdo dos pontos estaciondrios po-
der4 requerer procedimentos complexos de resolugdo de equagdes ndo-line-
ares (Kopchenova & Maron, 1975), e a interpretagio bioldgica serd dificul-
tada. Ademais, a l6gica de inclusio de determinados termos e exclusdo de
outros podera ser duvidosa. Por_exemplo, em certas situagles o programa
incluird no modelo (x; - x X%- z ), mas ndo (x- x You (z- z , 0 que €
questiondvel (Cochran & Cox, 1957). Na Tabela 18 listam-se os programas
- dos aplicativos estatisticos que efetuam estas anilises. -

Exemplo 7. Na Tabela 19 listam-se os resultados de um fatonal 32 no
qual se estudou o efeito da adubaqao fosfatada e potéssxca sobre a produgﬁo
de grﬁos de SO_]a :

TABELA 18. Programas que buscam o “melhor” modelo de regressio.

Aplicativo Programa T Método de anilise

Ascendente Descendente Passo-a-passo
LSMLMW Nio Sim Nio
SAEG - REGRELIN Nio Sim Nio
SAS 7 REG' - Sim " Sim Sim
-§PSS_ - .- - REGRESSION - Sim | §im Sim

1Este programa oferece outros métodos, além dos trés citados.

" Pesq. agropee. bras., Brasilia, v.33, 0.3, p.231-262, mar, 1998



250 F.S. WECHSLER

Os resultados da anlise pelo LSMLMW ou ANOVAG s%o mostrados na
Tabela 20. Nesta, as S. Q. entre parénteses foram obtidas pelo método de
ajuste total, sendo, a seguir, desdobradas seqencialmente em efeitos
polinomiais. Resultados idénticos obtém-se por meio do GLM e MANOVA,
usando o método seqiiencial e colocando os termos polinomiais na ordem
apropriada. . :

O SANEST, como de costume, analisa cada efeito principal na presenca
do outro, e, a seguir, ajusta a interagfio. Na anilise de regressio polinomial,
aplica os contrastes do caso balanceado 4s médias “ajustadas” (Tabela 21).
As 8.Q. dos efeitos quadraticos s3o as que se obteriam pelo método seqilencial
num modelo sem interagfo. Os efeitos lineares testam Hg: §, =0 By, B2

TABELA 19, Efeito da adubaciio fosfatada e potissica sobre a producio de

soja (Exemplo 7).
PL; (kgrha) Produgiio de grios (kg/ha)
0 30 — 60
0 508 626 541 - - 788 - 1330 1 1289
60 996 1357 1200 1641 1089 1543 201 2437 - -
120 146 1434 1850 1525 1797 2437 - 1601 237 1819

TABELA 20. Anilise de varifincia do Exemplo 7 efetuada pelo LSMLMW e

ANOVAG.

Fonte de variagio G.L. 5.Q. QM. F
Fésforo (P) @ (4068106) (2034053) (45.60)"
Linear ] 3483530 3483530 78,10™
Quadratico 1 584576 534576 13,10™
Potéssio (K} @ (1969519) (984760) 20"
Linear 1 1895506 1895506 42,50

Quadrético 1 74013 74013 1,66
PxK 4 851106 212776 4771

Residuos 15 669084 44606 -
*p < 0,05.
“p < 0,001,

TABELA 21. Anilise de variincia do Exemplo 7 efetuada pelo SANEST,

Fonte de variagiio G.L. s.Q. Q.M. F
Pajustado parak @ (4088113) (2044056) usen'
Linear 1 3890695 3890695 87.22"
Quadrético 1 378287 378287 848"
K ajustado para P @ (1623540) (811770) (820"
Lincar 1 1327935 1327935 2977
Quadritico 1 122463 122463 275"

P x K ajustada para P ¢ K 4 851106 212776 477"
Residuos 15 669084 44606 -

*p < 0,05.

"p < 0,001.
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Para comparar os programas de ajuste de superficie de resposta,
recodificaram-se os valores de P ¢ K, para passarem a ser -1, 0 e 1. A
Tabela 22 mostra a andlise realizada pelo RSREG, que acusou significante
contribui¢io dos termos lineares e quadriticos, evidenciada pelos testes F.
O termo do produto deu uma contribui¢do mais fraca. Por outro lado, o F
dos desvios da regressdo indica que a adigfo de outros termos melhoraria o
ajuste, mas dificultaria a interpretagfo biolégica. A superficie ajustada & ex-
pressa pela seguinte equagﬁo (arredondando-se 0s coeficientes até o mtelro
mais proximo):

$ = 1840+ 4878 + 290K ~ 296B% - 201R* ~ 126PK -

onde ¥ representa a produglo esperada, e Pe K, os valores recodificados
de P e K, respectivamente. O coeficiente de determmag:ﬁo calculado pelo
RSREG ¢ R? do modelo, definido por; - :
S.Q. do modelo / S.Q. total. Este R mede a eﬁclencxa do modelo estatlstlco
em explicar a variagio total; o modelo poderia incluir, além da regressio,
efeitos de blocos ¢/ou outros fatores qualitativos, dependendo do tipo de
experimento. Qutra defini¢do, aqui denominada de R? da regressio, &
S5.Q.da regressﬁo / 8.Q. de tratamentos. (Entenda-se aqui por “tratamentos”
o conjunto de combinagdes de niveis dos fatores quantitativos usadas no
experimento.) O R? da regressdo mede especificamente a eficiéncia da re-
gress3o em explicar a varia¢fo entre tratamentos, ou seja, o ajuste da regres-
sdo em termos do miximo que se poderia conseguir com um modelo
polinomial completo (Draper & Smith, 1981). Portanto, este R? avalia mais
claramente a adequagio da superficie de resposta. Na Tabela 22 listam-se os
R? do modelo e da regressdo. O RSREG fornece automaticamente o ponto
estaciondrio, determinado por P = 103 kg/ha e K =45 kg/ha, para o qual a
produgio esperada € 2.086 kg/ha. Também calcula os autovalores da hessiana:
-170 e -327. Por serem ambos negativos, trata-se de um ponto de méximo.
Na Tabela 23 mostram-se os resultados fornecidos pelos diversos progra-
mas que trabalham com ajuste sucessivo. O método ascendente do REG

omitiu K ?, mas incluiu todas as interagdes, o que, segundo as recomenda-

TABELA 22. Anilise de variincia do Exemplo 7 efetuada pelo RSREG.

Efeito - - GL. 8.Q.seqhienciais Incremento ng R IncrementonoR* - F - p -
- do modelo darcgressaoz

P ¢ K lineares 2 4535973 0,681 © 0,757 31.26 0,000
P ¢ K quadriticos 2 602176 0,090 0,100 415 0,033
P x Ky 1 214147 0,032 0,036 295 0,103
Superficie quadratica 5 5352296 0,803 .. 0,893 1475 0,000
Desvios da regressﬁo 3 636958 A ;- 4,16 0,016
Emopuwo ~~ - 15 66084 - - .o e
Total 23 45658339 - - - -

'R* domodelo = 5.Q. do modelo/5.Q. total. Esta definigio de R? ¢ a usada pelo RSREG.
IR? da regressio = 5.Q. do modelo/S.Q. de tratamentos.
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¢des de Cochran & Cox (1957), é incongruente. O LSMLMW omitiu PK?.
Os demais programas produziram a mesma regress3o, omitindo P2 e K2,
mas incluindo PK ; também aqui a légica é questiondvel. Note-se a discre-
péncia entre 0 método ascendente de REG ¢ o de REGRESSION, que ¢
provocada por diferengas entre os programas nos critérios de inclusdo de
termos no modelo. Pelo mesmo motivo, a anilise do LSMLMW nio concor-
da com as demais anilises descendentes. Ademais, este programa produziu
uma estimativa de p que € incorreta para o modelo adotado, pois baseia-se
numa definigZo diferente (Harvey, 1987). O REG ¢ REGRESSION, bem
como ¢ GLM e 0o MANOVA, fornecem a estimativa correta para ¢ mesmo
modelo.

Na Tabela 24 mostram:se os coeficientes de determinagio (R?) e Q.M.
dos resfduos correspondentes as regressdes obtidas pelo LSMLMW,
REGRELIN, RSREG, REG ¢ REGRESSION. Todos os programas, com
excegio do LSMLMW, calculam o R* do modelo; o LSMLMW, no caso de
superficie de resposta, fornece o R? da regressio. A fungdo que melhor se
ajustou aos dados, a julgar pelo Q.M. dos residuos, foi a gerada pela analise
ascendente do REG; esta fun¢fio explica 89,9% da variagdo total ou 99,9%
do que se conseguiria com ¢ modelo polinomial completo. Neter &
Wasserman (1974) e Draper & Smith (1981) discutem outros critérios para
avaliar o ajuste de regressdes miultiplas.

TABELA 23. Resultados da anilise do Exemplo 7 por programas que buscam
a “melhor” regressio.

Programa’ Método’ Coeficientes do polinémio”

v B K P R B P PR PR?
LSMLMW D 1928 824 528 425 128 124 309 396 0
REGRELIN D 1767 824 522 0 0 -126 305 -394 435
REG A 1824 824 560 -212 126 344 -394 =281

]
D,P 1767 824 52 0 0 -126 -305 34 435
REGRESSION A,D,P 1767 824 512 0 0 -126 -305 394 435

L Usaram-se os critérios de inclusio € remogdo definidos pelo préprio programa.
2 A = pscendente; D = descendente; P = passo-a-passo.

3 Obuidos para valores recodificados de Pe K (-1, 0e 1),

*Para o modelo adotado, este valor deveria ser 1905,

TABELA 24, Comparacio dos coeficientes de determinagiio ¢ quadrados mé-
dios dos residuos cerrespondentes is regressdes das Tabelas 22

e23.

Programa Método' R do modelo’ R’ da regresstio’ QM .ses
LSMLMW D 0,885 0,984 47880
REGRELIN D 0,338 0,988 43715
RSREG . 0,803 0,893 72558
REG A 0,898 0,999 42366

D,P 0,888 0,988 43NS
REGRESSION A DP 0,888 0,988 43715
! A = ascendente; D =d dente; P = passo a passo,

1R? do modelo = $.Q. do modelo / 5.Q. total. Todos o5 programas, 4 exceglo do LSMLMW, usam esta
definigfo de R%
3 R*da regressfo = 5.Q. do modelo / 3.Q. de tratamentos. Somente 0 LEMLMW usa esta definigio de R
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- Osresultados dos ajustes de superficie de resposta aos dados do Exemplo
7 devem ser vistos com cautela, pois perderam-se virias repeti¢des. Con-
quanto superficies de resposta complexas, com termos de terceiro e quarto
graus, sejam matematicamente justificiveis, do ponto de vista bioldgico é
duvidoso refinar a andlise até este nivel, mormente quando os dados estio
comprometidos. Ademais, 0 uso de superficies polinomiais de resposta pode
provocar o aparecimento de pontos estaciondrios espurios. Modelos
polinomiais sdo verséteis e de ajuste relativamente simples, mas nem sem-
pre seus parimetros possuem validade bloléglca, modelos nio-lineares
(Draper & Smith, 1981) poderdo ser mais apropriados. Um modelo nio-
-linear bastante usado na andlise de superficies de resposta 4 adubagio é o de
Mitscherlich (Pimentel-Gomes, 1982; Pimentel-Gomes & Conagin, 1991).

quélos sem intera¢io

Ocasionalmente, hd razdes anteriores a0 experimento que justificam pres-
supor a auséncia de interagio. O modelo fica sujeito, pois, 2 restri¢do:
i = Misj = e+ Wi = 0. No modelo restrito, desde que nio kxistam caselas
vazias, todas as i, s3o estimadas sem viés tanto pelas ¥; como por médias
ajustadas. Estas'ﬁltirnhs sfo calculadas com base nas ¥, levando-se em
considerag3o as restrigdes impostas ao modelo. As médias ajustadas pos-
suem menor varidncia (Searle, 1971; Urquhart & Weeks, 1978; Hocking,
1984), sendo, portanto, 0s MELNV das ;. Ao contrdrio das ?,,, as
covaridncias das médias ajustadas ndo sdo obrigatoriamente nulas. Os pro-
gramas LSMLMW, SANEST, GLM e MANOVA calculam estes
estimadores, que s3o as médias de quadrados minimos dos tratamentos.

. Na auséncia de interagfo, ¢ preferivel estimar contrastes usando as mé-
dias ajustadas. Devido & presenca de covaridncias ndo-nulas, o cilculo das
respectivas S.Q. é complexo, devendo-se recorrer a algum programa estatis-
tico que empregue o método de ajuste total. Para comparar médias margi-
nais pelo teste de Tukey, sugere-se a aproximago proposta por Kramer (1957)
e discutida por Harvey (1975). Para comparar os niveis i ¢ i* do fator A, usa-
-se; T . : :

’ 2 . .

onde 4 , v representa a amplitude estudentizada para uma probabilidade o
‘de erro do tipo 1, a médias marginais ¢ v graus de liberdade dos residuos;
s? € a estimativa da varidncia do erro experimental no modelo restrito; e
i Civj» € Cy TEPresentam os coeficientes da matriz de covaridncias (Searle,
1971; Harvey, 1975). Deste modo, c; € o coeficiente uisado para calcular a
varidncia do efeito do i-ésimo nivel de A; ¢« é usado para calcular a variincia
do efeito do nivel i*; e c,,. é usado para o caleulo da covariancia entre estes
-dois efeitos. -

253
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Exemplo 8. Seja pressupor, no Exemplo 4, a auséncia de interagdo entre
variedades e solos. Os MELNV das p; (médias ajustadas fornecidas por
programa) sio mostrados na Tabela 25. Estimam-se as médias marginais
por meio das médias aritméticas das médias ajustadas, O LSMLMW,
ANOVAG, SANEST, GLM e MANOVA calculam estes valores para as
médias ajustadas e estimam corretamente as médias marginais.

A Tabela 26 mostra a ANDEVA obtida pelo método do ajuste total.
Todos os cinco aplicativos calculam esta ANDEVA corretamente. As 5.Q.
de variedades e solos testam as hipéteses preferidas acerca das médias mar-
ginais, tal como no modelo completo. O Q.M. dos residuos no modelo res-
trito & diferente do obtido com o modelo completo.

O erro-padrio da média marginal estimada do solo 3, calculado pelo

LSMLMW e GLM, é: 53,55. O contraste “solo 1 vs. média dos outros dois”
¢ estimado por:
f =(2) (1162,9) - 1184,2 - 909,3 = 232,3. A 5.Q. correspondente, calcu-
lada por estes aplicativos, ¢ 81952,49, dando F = 81952,49 +
+32698,28 =2,51 (p > 0,100). Os erros-padrdes das médias, bem como as
$.Q. ¢ os F dos efeitos principais e contrastes, diferem dos valores obtidos
no Exemplo 4 com o modelo completo

Para comparar as médias marginais de solos por meio do teste de Tukey,
recorre-se aos coeficientes da matriz de covaridncias. Basta no caso usar a
submatriz dos efeitos de solos. O LSMLMW e 0 MANOVA trabalham com
as restrigdes usuais (Searle, 1971; Harvey, 1975), produzindo:

Solo
1 2 3
110,073187628 -0,051510682 (-0,021676946)
Solo 2 0,097322785 (-0,045812103)
3 (0,067489049)

0O MANOVA fomece os mesmos valores, mas com apenas dois ou trés
algarismos significativos. Estes programas nfo fornecem os coeficientes
entre parénteses, que se calculam com base na restri¢do 2 @, =0 ¢ na sime-
tria da submatriz (Harvey, 1975). Por exemplo, =
i3 =-[0,073187628 + (-0,051510682)] =-0,021676946. O valor de ¢, €
idéntico ao de ¢, ¢ portanto: ¢ = -[(-0,051510682) + 0,097322785} =
= .0,045812103. Calcula-se c;; de forma andloga. O valor da amplitude
estudentizada para o = 0,05; 3 médias e 22 graus de liberdade é 3,555, Seja
comparar o solo 2 com o 3; calcula-se A do seguinte modo:

TABELA 25. Médias ajustadas e médias marginais estimadas do Exemplo 8.

Variedade Selo Média marginal estimada
H 2 3 de varicdade
1 11959 1217,2 9423 11185
2 1284 1249,7 9748 11580
3 1197,6 12189 9440 11202
4 10298 1051,1 776,1 952,3
Meédia marginal estimada de solo 11629 11342 9093 -
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S.Q.residuos = 432724377 - 6016972 - 409213674 = 17493731
Q.M. dos residuos = 17493731 /18 =971874.

A S.Q. de tratamentos acima calculada ndo serve para testar diferencas
entre tratamentos. Contudo, devido 3 auséneia de interagio entre blocos e
tratamentos, sfo validas as segumtcs 1dent1dades :

8.Q. total =8, Q de blocos (nfo-ajustada) + S.Q. de tratamentos (ajustada) +
§.Q. dos residuos
S.Q. total = 8.Q. de tratamentos (nfo-ajustada) + S.Q. de blocos (ajustada) +
8.Q. dos residuos.

Desprezam-se agora as parcelas perdidas nos seguintes cilculos:

C=(198788)*/ 28 = 1411309605 _

S.Q.total = (117111 + ... + (1854)? - C = 422054545 ‘

S.Q.de blocos (nﬁo-ajustada) (34189)¥/5 + (4378446 +..+ (40975 -C =
=90471541

8.Q.de tratamentos (ajustada para blocos) = 422054545 - 9471541 -
- 17493731 = 395089273. ' ' ‘

Caso haja interesse, pode-se calcular também a S.Q. de blocos ajus‘téda:.

5.Q. de tratamentos (ndo-ajustada) = (30053)/4 +(64954)%/5 +..+ (18866)* +
+5-C=398734560

S.Q. de blocos (ajustada para tratamentos) 422054545 - 398734560 -
- 17493731 = 5826254, .

A relagiio entre estas S.Q. e as calculadas por programas estatisticos &
direta. As 5.Q. ajustadas de blocos e tratamentos, que testam as hipéteses de
interesse, correspondem s obtidas pelo método de ajuste total ou ajuste de
constantes. O método seqiliencial permite obter todas as §.Q (Tabela 29).

As médias aritméticas dos tratamentos, com inclusfo de t e Z, estimam
as médias marginais dos tratamentos. Por exemplo, para o tratamento

“colonido ndo-adubado”, a estimativa é:
(30053 +7103) /5= 7431 .2. O LSMLMW, ANOVAG SANEST GLMe
MANOVA calculam corretamente estes valores, -

Como os tratamentos formam um fatorial 3 x 2, € prefenvel analisar o
experimento como um fatorial blocos x espécies x adubagdes, usando o
método de ajuste total (Tabela 30).

TABELA 29. Somas de quadrados de um delineamento em blocos ao acaso,
obtidas pelo método de ajuste seqiiencial.

‘Ordem deinclusic  °  ANDEVA ‘ ANDEVA 2
no modela Fator 5.Q. Fator 5.Q.
1 Blacos Nio-ajustada Tratamentos Nio-gjustada
2 Tratamentos Ajustada Blocos Ajustada
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Todos os aplicativos calculam corretamente esta ANDEVA, com exce-
¢do do SANEST, que nio consegue analisar modelos com mais de dois fato-
res. Observe-se que a soma das 5.Q. de espécies, adubagdes e interagio nio
¢ igual A S.Q. de tratamentos ajustada. Podem-se formular contrastes, que
s#o testados corretamente pelo LSMLMW, GLM ou MANOVA, Para o tes-
te de Tukey, recorrer-se-ia 4 aproximagic descrita no Exemplo 8, se ndo
existisse evidéncia de interagdo. Como a ANDEVA acusou interagio no
caso em tela, aplica-se o teste dentro de cada nivel de adubago, o que toma
a férmula bem mais complexa:

2
A= s [C"-“i + c“ﬂ“w + cY;T- + c'l'»-n‘--. +2 (c“.T' + c"'f‘l’ﬂ ) -2 (c"-“ﬁ‘ + cm'-. + c"iTﬂ + c"r"f'u )]
- qu.l,v 2

onde o indice a dos coeficientes denota o efeito de um nivel do fator Ae o
indice y, o efeito da interagfio entre um nivel de A e um de B. Por exemplo,
Cao, representa o coeficiente da matriz de covariincias correspondente ao
i-ésimo nivel de A na linha e na coluna; “«.a. representa o coeficiente cor-
respondente ao i-ésimo nivel de A na linha e ao nivel i* de A na coluna; e
assim por diante, Para comparar as espécies sem adubagfo, usam-se as se¢-
guintes submatrizes de coeficientes da matriz de covaridncias geradas pelo
GLM:

Espécie
1 2 3
10,4 0,2 0
Espécie 2 0,4601503759 ¢
3 0
Espécie x adubagio
11 21 31
1 -04 -0,2 0
Espécie 2 |-0,203007519 -0,460150376 0
3 0 0 0
Espécie x adubagio
11 21 31
Espécie  11{0,8601503759 0,4030075188 0
X 21 0,8601503759 0
adubagio 31 0
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Para testar a diferenca entre colonifio e gordura nio-adubados, calcula-se:

3608 \!911374 [o,4+o+ 0_8601503759+0+2{—9,4 +0)-2{0+ o+0+o)] =1707 kgha

Ajan™ 3

Pelo mesmo processo obtém-se: A 2= 1707 kg/ha e Ay 3= 1591 kg/ha,
o que levad Tabela 31, Chega-se a idéntico resultado por meio do LSMLMW
ou MANOVA, usando os coeficientes apropriados da matriz de covarincias.

Por processo anlogo, compararam-se as espécies adubadas, usando ou-
tras submatrizes apropriadas.

Caso neste exemplo tivessem sido usados mais de dois niveis de aduba-
¢o, o efeito de adubagio seria analisado por regress3o polinomial, da forma
costumeira.

TABELA 30. Anilise de varifincia do Exemplo 9 por meio do método de ajuste

total.
Fonte de variagio GL. s.Q. QM. F
Blocos 4 5826255 1456564 1,50,
Espécies (E) 2 260950627 130475313 134,25
Adubagdes (A) 1 100285018 100285018 103,197
EXA 2 22091036 11045518 11,36
Residuos 18 17493730 971874 -

'p<0,001.

TABELA 31.‘ Comparacio das médias de espécies nio adubadas do Exemplo 9
pelo teste de Tul_ccy-Kramer.

Tratamento Média'
Colonio nio adubade " 7431a
Jaragud ndo adubado ‘ 6077a

Gordura nio adubado ' 2356b

1 Médias com @ mesma letra nio diferem estatisticamente (p>0,05).

CONCLUSOES E RECOMENDACOES

1. Ao usar um programa estatistico para a anilise de fatoriais fixos
desbalanceados, deve-se sempre tomar a precaugio de verificar quais as hi-
péteses por ele testadas. Este ¢uidado € fundamental, pois a documentagio
dos aplicativos € freqilientemente obscura ou omissa,

2. Para a andlise de modelos com fatores exclusivamente qualitativos,
recomenda-se usar as 5.Q. geradas pelos programas que empregam o ajuste
total e testam as hipéteses de maior interesse acerca de médias populacionais
{ANOVA com opgio 9, ANOVAG, GLM com 5.Q. do tipo 3, LSMLMW ¢
MANOVA com 8.Q. “Unicas”). Estes programas também servem para testar
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contrastes linearmente independentes, previamente planejados, que envol-
vam médias de caselas ou médias marginais. Para efetuar comparagdes mul-
tiplas que envolvam pares de médias marginais, sugere-se o teste de
Bonferroni, ou uma modificagfio do teste de Tukey-Kramer.

3. Quando um dos fatores for quantitativo, seu efeito deve ser analisado
por meio de regressdo. Costumeiramente, desdobra-se a 8.Q. respectiva
mediante polindmios ortogonais, usando-se o ajuste seqiiencial. E funda-
mental que os efeitos polinomiais sejam ajustados em ordem crescente, ap6s
a inclus3o no modelo dos demais fatores e interagdes. Para tanto, recomen-
da-se 0 ANOVAG, GLM com S.Q. do tipo 1, LSMLMW e MANOVA com
8.Q. “seqiienciais”.

4, Havendo mais de um fator quantitativo, pode-se ¢scolher um modelo
restrito (por exemplo, uma superficie de segundo grau), ou a “melhor” re-
gressdo, obtida por ajuste sucessivo. O RSREG ajusta automaticamente uma
superficie de segundo grau, e calcula o ponto estaciondrio, Embora este tipo

- de superficie seja adequado na maioria dos casos e possua facil interpreta-

¢30 bioldgica, nem sempre serd o modelo que melhor se ajusta. Caso se opte
por um programa que busque a “melhor” regressdo, dever-se-4 ter em mente
que a superficie obtida nem sempre terd significado biologico. Além disso,
os programas de “melhor” regressio podero gerar resultados discrepantes,
devido a diferengas nos critérios empregados para a inclusdo ou remogio de
variaveis. Recomenda-se examinar os residuos graficamente (Neter &
Wasserman, 1974; Draper & Smith, 1981), para aquilatar o ajuste.

5. Sendo vilido pressupor a auséncia de interagio, os methores estimadores
das médias populacionais dos tratamentos sdo as médias de quadrados mini-
mos das caselas. Os contrastes sfo estimados com base nestas médias.
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