COMPARAGAO ENTRE DUAS ESTATISTICAS PARA TESTAR A HIPOTESE
- DE IGUALDADE DE COEFICIENTES DE REGRESSAN!
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- RESUMO - Neste trabalho, & apresentado o Teste da Razio de Mdxima Verossimilhanga para testar a
hipétese de igualdade de coeficientes de regressfo. Ele é comparado mediante simulago e dados expe-
rimentais, com a estatistica ', usualmente sugerida na literatura. A comparagio entre os poderes de
ambos os testes indica que o Teste da Razio de Méx:ma Verossimilhanga pode ser usado como um
procedimento geral para este tipo de teste, pois apresentou maior poder nas diversas situagdes experi-
mentais.

Termos para indexago: Teste da razdo de méxima verossimilhanga, analise bivariada, parcelas subdivi-
didas, cocﬁciqnté de regressio, poder observado, estatistica t’,

COMPARISON BETWEEN TWO STATISTICS TO TEST THE HYPOTHESIS
OF EQUALITY OF REGRESSION COEFFICIENTS

ABSTRACT - In this paper, the Likelihood Ratio Test is presented to test the hypothesis of equality
of regression coefficients. It is compared through simulated and expenmcntal results with the largelly
recommended t' statistics. Their comparison shows that the Likelihood Ratio Test may be usedas a_
general procedure to test this  type of hypothesis. It showed 2 great observed power in the different
experimental situations used.

Index terms: Likelihood ratio test, bivariate analysis, split-plot experiments, regression coefficients, .

observed power, t’ statistics.

IN TRODUGAO

A idéia de usar culturas consorciadas data de
,multos anos. Segundo Pinchinat et al. (1976), ela ini-
ciou-se com os Maias na América Central e com os
Incas na América do Sul quando eles plantaram na
mesma drea feijdo e milho. Somente nas tltimas duas
_décadas, devido 4 importincia da agricultura tropi-
cal, esta pratica cultural teve sua atengdo voltada do
.est4dio onde a pesquisa era principalmente descriti-
va e n3o muito conclusiva, para o estddio onde h4
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uma prolitera¢do da pesquisa cientifica envolvendo
0s aspectos agrondmicos deste sistema e as bases
bloléglcas de sua vantagem em relag#o ao sistema
trad:cnonal

Ex1stem diferentes tipos possiveis de experlmen-
tos consorciados com duas ou mais culturas, E mais
usual a utilizagdo de duas culturas e, por isso, o de-
senvolvimento se manterd neste imbito. Como estas
duas culturas crescem juntas na mesma 4rea, suas
produgﬁes 's30, provavelmente, correlacionadas.
Existe, na literatura, um grande nimero de indices
(Carvatho, 1988, 1996) que tentam reduzir um proble-
ma essencialmente multivariado a um univariado, re-
duzindo, desta maneira, as informagdes contidas nos
dados originais. Assim torna-se importante que 2
andlise estatistica escolhida examine a relagio entre
as variveis medidas nas duas culturas. Portanto, a
an4lise bivariada (Carvalho & Mead, 1990, 19924,
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1992b) pode ser considerada como um procedimen-
to comum para a anélise de dados consorciados, vis-
to que ela examina as variagdes de ambas as culturas
ao mesmo tempo.

Um dos problemas emergentes em experimentos
delineados em parcelas subdivididas refere-se ao fato
de que os dois niveis de variag#o atribuivel ao erro
experimental geram dois diferentes coeficientes de
regressdo: B,, para as parcelas, e B, para as
subparcelas. Se uma das duas variaveis € considera-
da como varidvel concomitante ou covaridvel, e se
os dois coeficientes de regressfio s¥o desiguais, as
médias ajustadas para o efeito da covaridvel s3o cal-
culadas usando o coeficiente de regressdo das par-
celas para as médias dos fatores dispostos nas par-
celas e usando o coeficiente de regressio das
subparcelas para as médias dos fatores dispostos
nas subparcelas,

Estes ajustamentos tém sido sugeridos por dife-
rentes autores, tais como Federer (1955) ¢
Kempthome (1975). Quando os coeficientes de re-
gressao sio aproximadamente iguais, somente o co-
eficiente das subparcelas ¢ usado (Bartlett, 1937;
Cochran, 1946; Federer, 1955). O uso do coeficiente
das subparcelas deve-se ao fato de que a varifncia
dos tratamentos aplicados &s parcelas principais &
geralmente maior. Entretanto, este ajustamento du-
plo resulta em dificuldades ao tabular as médias ajus-
tadas, Diferentes tabelas de médias ajustadas tém de
ser construidas, para demonstrar as comparages
entre as parcelas € as subparcelas. Isto porque a
tabela de interagdo das médias ajustadas apresenta
diferentes médias marginais das tabelas individuais
das parcelas ¢ subparcelas (médias ajustadas por
diferentes coeficientes de regressdo).

Se os coeficientes de regressdo B, e B, s2o homo-
géneos nas parcelas e subparcelas, cada parte da
andlise é responsdvel por uma parte em p, o coefici-
ente de regressdo populacional. Desta forma, se hou-
vesse a possibilidade de combinar ambas as partes
para obter um tnico estimador de B, em vez de se
usar o coeficiente de regress3o das subparcelas em
toda andlise, as médias ajustadas seriam estimadas
com major precis3o, O desenvolvimento de um dni-
co estimador do coeficiente de regressio também foi
recomendado por Cochran (1946), Truitt & Smith
(1956) ¢ Dear & Mead (1984).
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Carvalho (1988) desenvolveu, mediante 0 Méto-
do da M4xima Verossimilhanca, o estimador do coe-
ficiente de regress3o populacional f3,

Be — g (by +2b3) + Bly (by + 20,1 B /(g +12) +
+ (gl (283,0:b; +ek )+ glsd, (25]bybg +sh B, /lsfis (gl + 8-

~[ghshisaby +elaslzsTb; skt (8l +glp)j= 0

onde;

B, € obtido com a solugaio da equagio cibica acima;
b, e b, s3o os coeficientes de regressdo amostrais
nas parcelas e subparcelas;

s, e s}, s3o as varidncias residuais das duas varis-
veis nas parcelas;

53, e 53, sdo as variancias residuais das duas varié-

veis nas subparcelas;
gl, e gl, sdo os graus de liberdades associados aos
erros da parcela e subparcela.

Naquele mesmo trabalho, foi desenvelvido o tes-
te da Raziio de Maxima Verossimilhanga, para testar
a hipotese de igualdade dos coeficientes de regres-
sdo B, e 5,, ou seja:

1 /2
A = {{{s]; = bisi, ) (s} +B,st, (B, - 2b.»1(g ! ))xu(s; —bsy)/

(gl2f2)

Hs3 + BB, - 20,)] }

O propdsito deste trabalho € comparar, por meio
de dados simulados e dados experimentais, a efi-
ciéncia da estatistica A com a usualmente sugerida
pelaliteratura (Winer, 1971; John & Quenouille, 1977).

1 = (by =By }icsi2 /Dy ) # (3 FE '

para testar a hipétese de igualdade dos coeficientes
de regressdo, onde D_ € a soma dos quadrados resi-
duais da covariavel nas parcelas ¢ E_ nas
subparcelas.

MATERIAIS E METODOS

Como o intervalo de variag3o da razio de méxima ve-
rossimilhanca A € de 0 a | quando o tamanho da amostra
cresce, a distribuigio de -2 In(}), sob H,, tende para a

distribui¢do de x;-:' »com ¢ graus de liberdade referente ao
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niimero de parimetros determinado pela hip6tese de nuli-
dade, resultado devido a Wilks (1938) e provado por Ray
(1957).

Como pequenos valores de A correspondem a altos
valores de -2 In(A), a regio critica dos testes bascados em
-2 In(A) vai consistir de altos valores desta varidvel. Por
isso, a regido critica de A pode ser definida como sendo
Pr[x*> -2 In(})] = .

Assim, se¢ o tamanho da amostra ¢ grande € queremos
tcstar a hipétese H, = B, = B, = B com probabilidade do
erro tipo [ o = 0, 05 por exemplo, somente € neccsséno
calcular =2 In(A) e comparar este valor calculado comy?,; L,
com um grau de liberdade, j& que somente uma restrigio no
espaco dos parimetros estd presente. Se -2 In(A) é maior
do que o nivel especificado da distribui¢so de x?, a hipéte-
se H, é rejeitada; de outra forma, nlo.

Foi verificada, por meio do estudo de simulagao, a pre-
cisao da distribuicdo de x? para a estatistica -2 In(A). Para
tanto, foram fixadas, mediante um programa de computa-
dor desenvolvido em SAS Institute (1988) usando o pro-
cedimento IML (Interactive Matrix Language), duas ma-
trizes de varidnciae covanﬁncna de populagdes bivariadas
mdcpcndentcs Estas matrizes representariam’ as cstrutu-
ras de variincia e covariincia de parcelas ¢ subparcelas,
com valores especificos dos parimetros populacionais
021, {2¢ Py, que sdo as varifincias e covaridncia populacio-
nais das parcelas ¢ 0};,03, e By das subparcelas.

X
X3 _ .
SeX= % onde X, ~N(0,1) e i=1,2,....p {p sendo o

P

nimero de varidveis), ent3o X tem distribui¢Zo Normal
Multivariada Padronizada NM(0,];), onde I, é a matriz de
identidade para p varidveis.

Se A é uma matriz p X p de posto p, € p é um vetor com
p linhas, entio Y = g + AX tem distribuigdo Normal
Multivariada NM(O 1.} com vetor de médias p e matnz de
covanéncm IZ=A’A,onde A é umamatriz triangular infe-
rior ¢ é obtida pelo processo de decomposico matricial de
Cholesky da matriz Z.

t Se considerarmos p =0, logo Y = AX ~NM(0, Z). Para
obter matrizes de covaridncias amostrals mdependentes
. para as parcclas € subparcelas com alguma estrutura
correlacional definida, precisamos gerar duas varidveis
Normais Padronizadas independentes e idénticas para cada
amostra ¢ calcular a correspondente matriz de observagdes
Y = AX. As matrizes amostrais x e y tém distribuigdes
Bivariada Normal, isto &, x ~ BN(0,I) e y ~ BN(J, Z).
Assim s? = y'y/gl & a estimativa amostral bivariada da
matriz de covarincia populacional I; gl s20 os respecti-
vos graus de liberdade,
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leando as matrizes de covanincna populacmnals

MP-_ U”=15 Bl“z BSP"

Biof,

2 .
B2o3;. M

Bzol; o} =2

"z|=5
’ ou..d

onde B, e B, variam de -0,5 até 0,5 com intervalos de 0, 1.
Trés conjuntos de valores para os nimeros de graus de
liberdade gl =gl,=3,gl,=3¢gl,=16egl, =12z2l,=
foram definidos. . ) :
Logo, 1.000 casos foram gerados para cada situagio
experimental correspondendo a todas as combinagdesdos
coeficientes de regressio populacionais, e referentes acada

" gl. Estas trés combinagdes de graus de liberdade ¢ estas

variincias foram fixadas de tal forma a obter uma boa
representatividade do que pode ocorrer na prética. A pri-
meira combinag3o corresponde, em situagdes priticas, a
um experimenta raro, com duas repetigdes onde o fator
nas parcelas tem trés niveis dispostos completamente ao
acaso, € ¢ das subparcelas tem dois. A segunda combina-
¢do corresponde A situaglio experimental onde temos dois

blocos, quatro niveis do fator nas parcelas, e cinco niveis

do fator nas subparcelas A terceira combinagio
corresponde a um caso com quatro blocos, cinco niveis do
fator nas parcelas ¢ 6 niveis nas subparcelas.

" Asvariancias foram escolhidas de forma que exista uma
relac,:ao 3:1 naprimeira varidvel, ¢ 2:1 nasegunda. A esco-
lha de 1000 casos nos permite ter um erro padrio do
estimador menor do que 2%,

<. Foi estudada a hipStese de que assintoticamente a dis-
tribuigdo de -2 In(A) segue, sob H,, a distribuicdo de x2,
examinando-se em cada situago experimental, os 1000 -
valores de -2 In(), calculados ¢ divididos em 15 classes,
com intervalos iguais. As frcquenclas esperadas foram
obtldas calculando—se as probablhdades de se obter uma

) dlstnbulgao dexf nos llmltcs de cada classe e multipli-

cando as diferengas entre as probabilidades por 1000. A
15

estatisticay? = 21: ' [(observado = esperado)? / esperado] &

calculada e comparada com o valor critico da distribuigio

%2 com 14 gla 5% de probabilidade (Xf4ss =23,7)

Este mesmo procedimento foi usado na estatistica t*,
Calculou-se o poder observado dos dois testes, O poder é
definido como “a probabilidade de rejeitar H, quando
ela é falsa™ Isto é. o nimero de casos em que

-2 In(X)> 3,84 (xﬁs%)- Usando o mesmo procedimento,

foi obtido o poder de t’. Comparando os poderes de am-
bos os testes, aquele teste que rejeitar a hipétese de nulida-
de em maior nimero de vezes com maior poder. serd o
teste escolhido.
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Os resultados obtidos na comparagdo de -2 In(A) com
t' usando dados simulados foram comparados com os re-
sultados obtidos usando dados experimentais, para verifi-
‘car s¢, usando dados de menor precisio, os mesmos resul-
tados se confirmariam.

Para tanto, seis conjuntos de dados provenientes de
experimentos de blocos ao acaso dispostos em parcelas
subdivididas foram obtidos em diferentes instituigdes de
pesquisa (Carvalho, 1988). Desde que as populagdes
bivariadas de onde duas amostras bivariadas so extraidas
¢ os coeficientes de regressiio niio sdo tio controlados como
nos dados simulados, sdo esperadas informagdes adicio-
nais referentes ao critério usado, para testar a
homogeneidade dos coeficientes de regressio.

RESULTADOS E DISCUSSAO

A Tabela 1 mostra os resultados do teste de ajus-
tamento y* relativos &s combinagdes de coeficientes
‘de regressdo iguais nos intervalos definidos e aos
trés conjuntos de graus de liberdade acima defini-
dos. Examinando-se a Tabela 1, somente duas com-
binagdes de coeficientes de regressdo apresentaram
valores maiores do que o valor critico da distribui-

G40 de (t}50 =23,7). Para ;sta;pombi;iac;bﬁes, a
afirmac#o de que a distribuicdo de -2 In(A) segue

TABELA 1. Teste ? de ajustamento para testar a hi-
pétese de nulidade H, = B,=8,=p com
diferentes conjuntos de graus de liber-

dade.
B B o

gl=gh=3 gh=3¢gh=16 gL=12,gL=75
05 0,5 3,13 14,14 673
04 04 1307 191 15,77
03 03 764 6,08 1,1
02 02 2301 21,09 6,50
01 01 1443 20,75 9,64
0000 1483 6,17 721
01 o1 3,57 20,61 21,96
02702 2638 6,39 1541
03 03 14,58 - 8,57 8,56
04 04 12,10 5,95 47
05 05 1658 9,96 9,10
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assintoticamente a distribuig3o de %{ foi rejeitada
paragl =gl,=3.

Em adigo a este primeiro resultado, podemos
concluir pela propriedade' aditiva da'distribliiqﬁb de
2% que  soma dos 33 valores da Tabela 1, cada um
correspondente A realizago de uma varidvel aleat6-
ria com distribui¢fio % ?, independente, € uma varié-
vel aleatéria com distribuido %3s;- Comoy?=443,55

émenordo que o valor critico Xiezsw =522,96, pode-

-se concluir que todas as hipéteses de nulidade es-
tio corretas. Desta forma, a hipotese de _nulidade‘
nio é rejeitada, isto &, n3o temos razdes para suspei-
tar que a estatistica -2 In(A) n%o seja distribuida, so-
bre H,, como x com 5% de probabilidade.

O poder observado dos testes foi calculado com
referéncia a cada combinago de coeficientes de re-
gressdo, com varidncias populacionais fixadas como
em (1) ¢ para cada conjunto de graus de liberdade.
Os poderes observados dos testes da Razdo de
Méxima Verossimilhanca ¢ t” 20 os niimeros de ca-
s0s em que as estatisticas -2 In(A) e t’ s3o, respecti-
vamente, maiores do que %fsy, = 3,84 ¢ a distribuiglio
t-Student com - {(sf, +5,)2/[(st, /gh) +(s%, /gl)1}
graus de liberdades, respectivamente. Estes resulta-
dos sd0 apresentados nas Figs.1,2,3,4e5.
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FIG. 1. Poder observado do Teste da Razfio de Méixima
Verossimilhanga com gl =3, gl =3.
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Poder

0,81

FIG. 2. Poder observado do Teste da Razlio de Maxima  FIG. 4. roder observado do Teste da Razfio de Mixima
Verossimilhan¢a com g1 =3, gl =16. Verossimithanca com gl =12, gl =75.

FIG.3.Poder observado do Testet' com gl=3,gl=16. FIG.S,Poder observadodoTeste t’ com gl,=12, gl,=75.

A estatistica t’ resultou, quando gl, = gl, =3, em A comparagio visual entre o poder obtido para o
valores menores do que os valores criticos da distri-  teste t* nas Figs. 3 e 5 com o poder obtido para o
buigdo t-Student, ¢ assim nfo permitiu a obtengfio  teste -2 in(A) nas Figs. 2 e 4 mostra a perda de poder
de seus poderes. Isto mostraa ineficiénciade t’ para  de t’ para detectar variagdes do coeficiente de re-
pequenas amostras. gressdo. Em ambos os testes, quando os coeficien-
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tes s3o iguais, o poder observado € a parte da varia-
¢3o binomial, ignal ao tamanho do teste, ou seja,
poder = 0,05. Quando a diferenga entre B, ¢ B, au-
menta, o poder ideal ¢ freqientemente encontrado
com o tamanho da amostra. Este poder ideal € obtido
para -2 In(}) quando gl, = 3,gl, = 16, enquanto que
para t’, somente na ultima combinagio de graus de
liberdade. Os poderes sio similares nas regides pré-
ximas 2 hipétese de nulidade ou quando a hipdtese
alternativa é extrema.

A comparagio entre os poderes visualizou clara-
mente que a estatfstica -2 In(\) apresenta uma proba-
bilidade de nio rejeitar H, quando ela ¢ falsa, maior
do que t’. Estes resultados indicam que o teste da
Razio de Maxima Verossimilhanga pode ser usado
como um procedimento geral para testar a hipétese
de igualdade de coeficientes de regressdo. Ele de-
monstrou grande poder, pelo menos nas situagdes
experimentais consideradas neste estudo.

A Tabela 2 apresenta os resultados para as esta-
tisticas -2 In(A) e t para testar se duas populagdes
bivariadas tém o mesmo coeficiente de regressao para
os seis conjuntos de dados escolhidos.

Verifica-se que, para gl = 12 e gl, =15, o Teste da
Razio de Méxima Verossimilhanga néo foi significa-
tivo quando comparado com 3,84, que ¢ o valor crfti-
co para . Para esta situagio experimental, n3o te-
mos raz0es para rejeitar a hipétese de nulidade sobre
aigualdade dos coeficientes de regressdo. Quanto a
todas as outras situa¢es experimentais, a hipétese
de nulidade foi sempre rejeitada a 5% de probabilida-
de, o que demonstra, desta forma, o valor da estatis-

TABELA 2. Testes da Razio de Mdxima Verossimi-
lhanca e t* para testar a hipétese de nuli-
dade H, = p, = B, = P usando diferentes
conjuntos de dados experimentais.

gh gh by b  2m(y) gl
3 48 071 017 410 082 13
48 041 039 436 217 4

3 84 044 025 523 200
3 84 0,69 -015 403 118 4
12 15 033 002 25 146 24
15 18 001 -002 423 19 33
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tica -2 In(A) quando comparada com t’. Esta niio re-
jeita a hipotese de nulidade em quatro das seis situ-
actes estudadas.

Estes resultados, cujos dados provenientes de
experimentos s3o usados para comparar as estatfsti-
cas -2 In(A) e t', concordam com os resultados obti-
dos em estudo de simulagfio. Conseqlientemente, o
Teste da Razo de Maxima Verossimithanga pode ser
usado como o melhor critério para testar a hipitese
de nulidade sobre a igualdade de coeficientes de re-
gressdo, visto que resultados semelhantes foram
obtidos com dados experimentais, gue sdo menos
controlados do que os dados simulados.
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