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Resumo: Por volta de 1920, Fisher propôs a análise de variância, que visa a decomposição
da variação total em fontes de variação conhecidas. Para validade dos resultados da análise de
variância, esta depende que algumas condições pressupostas sejam atendidas. Uma das razões
de se ignorar a checagem das pressuposições é a dificuldade de encontrar testes adequados para
tal finalidade. A hipótese de homogeneidade de variâncias é o pressuposto mais importante da
análise de variâncias. A violação de qualquer outra suposição pode resultar em heterogeneidade
do erro experimental, e isso reforça ainda mais a necessidade de seu estudo. Com isso, os ob-
jetivos desta pesquisa foram implementar e estudar o desempenho no controle do erro tipo I e
poder de 15 testes para homogenenidade de variâncias, utilizando simulação de Monte Carlo,
em variadas configurações de tratamentos e repetições. Em situações de normalidade e deli-
neamento inteiramente casualizado as propostas baseadas na verossimilhança apresentaram os
melhores resultados seguidas da proposta bayesiana apresentada por Samiuddin. As variações
do teste de Levene tiveram resultados modestos em situações de poucas repetições o que também
ocorreu com as de Cochran.
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Abstract: By 1920, Fisher proposed the analysis of variance, which aims to decompose the total
variation in sources of variation known. For validity of the results of the analysis of variance,
this depends on some conditions are met presupposed. One reason to ignore checking of assump-
tions is the difficulty of finding adequate tests for such purpose. The assumption of homogeneity
of variances is the most important assumption of the analysis of variance. Violation of any
other assumption may result in heterogeneity of experimental error, and this further reinforces
the need for their study. Thus, the objectives of this research were to study the performance
and implement the control of type I error and power of 15 tests for homogenenidade variances
using Monte Carlo simulation, in varied settings of treatments and replicates. In normal and
randomized design proposals based on the likelihood showed the best results followed the proposal
presented by Bayesian Samiuddin. Variations Levene’s test had modest results in situations of
low reps which also happened to Cochran.
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Introdução

Comparações de variâncias sempre ocorrem em várias áreas da estat́ıstica, com o intuito
de minimizar, controlar e acompanhar a variabilidade, o que é de fundamental importância na
produção, no melhoramento genético, no controle de qualidade etc.

Quando se está interessado na realização de inferências há sempre a necessidade de verificar
algumas pressuposições dos métodos utilizados. Para ser valida uma análise de variância, esta
também depende que algumas condições pressupostas sejam atendidas. A normalidade dos erros
é uma delas. Muitos autores consideram que a de maior importância seja a de homogeneidade
de variâncias dos erros.

Essas pressuposições muitas vezes não são checadas e, desta forma, podem comprometer a
validade dos resultados dos testes e das estimações realizadas. Uma das razões de se ignorar a
checagem das pressuposições para validade da análise é a dificuldade de se encontrarem recursos
computacionais. A maior parte dos softwares estat́ısticos não avaliam estas pressuposições ou até
não possuem rotinas para isso. Na literatura, os testes existentes para se verificar a hipótese de
homogeneidade de variâncias são espećıficos para certos modelos, o que dificulta a sua aplicação.

A importância do teste de homogeneidade de variâncias em muitas áreas da Experimentação
é baseada na premissa de que muitos testes de hipóteses sobre médias ou efeitos de tratamentos
são realizados pressupondo que as variâncias das populações amostradas sejam iguais. A violação
dessa hipótese pode afetar o desempenho do método e comprometer os resultados de diferentes
formas, segundo Johnson e Wichern (1998). Vários modelos estão dispońıveis na literatura
para este tipo de estudo e é sabido que a heterocedasticidade dos reśıduos é um fator que pode
afetar a inferência, podendo impactar diretamente nas conclusões (FERREIRA et al., 2006).
A presença de heterogeneidade de variâncias pode também ter um sério efeito na validade do
teste F, especialmente quando os tamanhos des amostras são desbalanceados (O’BRIEN, 1978;
KEYES; LEVY, 1997).

Segundo Gomez e Gomez (1984), a heterogeneidade de variância pode ocorrer de duas ma-
neiras. Em uma delas, a variância ocorre sem nenhuma relação com a média e na outra existe
uma relação entre estas. Em ciências biológicas é comum a presença de correlação positiva entre
média e variância. Grupos com grandes médias tendem a apresentar grandes variâncias e grupos
de pequenas médias apresentam pequenas variâncias.

Um dos objetivos desse estudo foi testar o desempenho no controle da taxa de erro tipo I e
o poder dos testes utilizados por pesquisadores diante de situações em que a pressuposição de
homogeneidade de variância não é atendida. Um teste é classificado como rigoroso, quando a
taxa de erro tipo I cometida por ele é menor que o ńıvel nominal de significância e considerado
como liberal se este for maior. O erro do tipo I é o erro cometido ao rejeitar H0 quando,
na realidade, é verdadeira, ou seja, dizer que há diferença entre as variâncias, sendo que essa
diferença não existe. A probabilidade de cometer este erro é designada por α. O segundo é o
erro tipo II que se comete ao aceitar H0 quando, na realidade, é falsa, ou seja, afirmar que as
variâncias são todas iguais quando na verdade existe uma diferença entre elas. A probabilidade
de cometer este erro do tipo II é designada por β. Em um teste de hipóteses é obviamente
desejável que se reduza ao mı́nimo as probabilidades α e β (STEEK; TORRIE, 1980).

O Poder de um teste tem por objetivo conhecer o quanto este controla o erro do tipo II, ou
qual a probabilidade de rejeitar a hipótese nula se realmente for falsa. Na prática, é importante
que se tenham testes com ńıveis de significância próximos do ńıvel de significância nominal e
que o poder seja elevado, mesmo em situações de amostras pequenas. O poder de um teste de
hipóteses é dado pelo complementar de β, e é afetado diretamente pelo tamanho da amostra,
pelo ńıvel de significância adotado e pelo verdadeiro valor do parâmetro a ser testado.

Pretendeu-se com esse trabalho, por meio de simulações de Monte Carlo, avaliar o desem-
penho em relação ao erro tipo I e poder, de 15 testes para homogeneidade de variâncias em 16
combinações diferentes para o número de tratamentos e repetições em três diferentes ńıveis de
significância. Foram abordadas apenas situações envolvendo normalidade e balanceamento.
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Metodologia

Para exemplificar uma hipótese de homogeneidade de variâncias, sejam t amostras de tama-
nho n cada, provindas de suas respectivas populações de tratamentos. Para tal considerou-se o
seguinte modelo:

yij = µ+ τi + εij (1)

em que yij a j-ésima observação da i-ésima população de tratamento, para i = 1, ..., t e j = 1,
..., n. Ainda no modelo µ pode ser a média geral, τi o efeito fixo do i-ésimo tratamento e εij o
erro experimental associado a cada observação, assumindo distribuição normal com média 0 e
variância σ2i .

Como definido, deseja-se verificar a hipótese H0 : σ21 = σ22 = . . . = σ2t = σ2.
Para testar a hipótese de homogeneidade (H0) inicia-se com a proposta apresentada por

Bartlett, que é considerada por muitos como o melhor teste para comparação de variâncias que
se baseia na razão de verossimilhanças dada por:
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Sob H0, −2Ln(Λ) tem distribuição assintótica de qui-quadrado com ν = t − 1 graus de
liberdade. Sob H1 têm-se t médias e t variâncias e, sob H0, t médias e 1 variância comum a

todas. Assim, B0 = nLn(σ̂2)−
t∑

i=1

(niLn(σ̂2)) tem distribuição assintótica de qui-quadrado com

ν = t − 1 graus de liberdade, sob H0. Bartlett (1937) propôs uma correção e mudanças para
melhorar a aproximação e, desta forma, a estat́ıstica de Bartlett (1937) para o teste da hipótese
é:
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(ni − 1)Ln(S2
i )

1 +
1
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[
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] , (3)

sendo S2
i o estimador da variância amostral e S2

p =
n∑

i=1

νiS
2
i

/
(n − t) o estimador não-viesado

da variância comum.
Em 1989, Boos e Brownie propuseram uma modificação no teste de Bartlett, que agora

considera o estimador do coeficiente de curtose (β2). Este fato se deve a tentativa de minimizar
a influência da ausência de normalidade das populações amostrais que afetam, assim, o controle

das taxas de erro tipo I e o poder (Ferreira, 2005). O teste aproxima de (β2 − 1)χ2
(t−1)

/
2 sob

H0, em que β2 = E(Y − µ)4
/
σ4 é o coeficiente de curtose da população amostral. Assim, a

estat́ıstica do teste é dada:
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B2 =
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que segue assintoticamente a distribuição de qui-quadrado com ν = t − 1 graus de liberdade,
sob H0. O yi. é a média amostral do i-ésimo tratamento.

Outra proposta avaliada, seguindo a mesma linha de racioćınio, também apresentada por
Boos e Brownie (1989) é considerar uma outra opção de correção usando a curtose e a estat́ıstica
do teste é dada por:
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, (5)

que segue também assintoticamente a distribuição de qui-quadrado com ν = t − 1 graus de
liberdade, sob H0. Para ambos os casos com correção de curtose se o estimador do coeficiente
de curtose for menor que 1 a estat́ıstica é considerada nula e o valor-p será 1.

Dixon e Massey um pouco antes, em 1969, propuseram nova versão para o teste de Bartlett
que se considerou, neste estudo, como a versão 4 do teste de Bartlett. A proposta é diferente das
propostas anteriores, e a estat́ıstica B4 = LM/(b−M) segue uma distribuição F com ν1 = t− 1
e ν2 = 3(t− 1)/A2 graus de liberdade, em que

M = (n− t)Ln(S2
p)−

t∑
i=1

(ni − 1)Ln(S2
i );

A =
1

3(t− 1)

[
t∑
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(
1
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)
− 1
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]
;

L = 3(t− 1)/A2;

b = L/(1−A+ 2/L).

Outra proposta muito utilizada na literatura foi apresentada por Levene (1960) para a com-
paração de variâncias e baseia-se em uma transformação nos dados originais com a realização
de uma análise de variância com um fator onde o teste F permite avaliar a existência de efeitos
entre os tratamentos. Na verdade estes efeitos são as variâncias, testando-se assim, a presença
de homogeneidade de variâncias. A transformação nada mais é do que a obtenção dos reśıduos.
A ideia acabou criando uma famı́lia de testes com modificações na transformação. Para tanto,
seja yi a média amostral da i-ésima população de tratamentos e seja zij = |yij − yi.| uma
transformação realizada nos valores originais, a estat́ıstica do teste é dada por:
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L5 =

t∑
i=1

ni (zi. − z..)2
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/
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sendo zi. a média de cada tratamento da variável transformada e z.. a média geral da variável
transformada. Sob H0, a estat́ıstica L5 segue uma distribuição F, com ν1 = t− 1 e ν2 = n− t
graus de liberdade.

Uma segunda opção utiliza uma outra transformação definida por zij =
(
yij − yi.

)2
. A

estat́ıstica permanece a mesma e será denotada por L6.
Em 1974, uma sugestão foi apresentada por Brown e Forsythe para melhoria do teste de

Levene, que considera a utilização do estimador da mediana no lugar da média. Na literatura,
esta versão é conhecida como teste de Brown-Forsythe. Para tanto, seja ỹi· = mdi a mediana
amostral da i-ésima população de tratamentos e seja zij = |yij − ỹi.| uma transformação reali-
zada nos valores originais. A estat́ıstica permanece a mesma utilizada no teste de Levene (1960)
e trataremos esta de L7.

Segundo Rubin (1983) e Mehrotra (1997) citados por Argaç (2002) há uma falha no teste
original de Brown e Forsythe (1974), a falha é especialmente na consideração dos graus de
liberdade da aproximação Ã distribuição F. A estat́ıstica Brown-Forsythe e Levene, utilizam
ν1 = t − 1 onde, segundo estes autores, deveriam utilizar uma aproximação proposta por Box
(1954), ficando então os graus de liberdade do numerador da seguinte forma:
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O ν2 e a estat́ıstica, que trataremos de L8, são os mesmos do teste de Brown e Forsythe
(1974). Sob H0, a estat́ıstica L8 segue uma distribuição F, com ν1 dado na equação (77) e
ν2 = n− t graus de liberdade.

Samiuddin (1976) propôs um teste para avaliar a hipótese de igualdade das variâncias usando
a análise bayesiana. Samiuddin considerou uma distribuição a priori não informativa para µi e
σ2i . A verossimilhança assumida no teste é proporcional a:
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.

A posteriori conjunta é definida como o produto das duas distribuições (Priori e Verossimi-
lhança) e a integração da posteriori em relação aos µi’s nos permite obter a distribuição marginal
de σ2i ’s. O autor utiliza uma transformação de Wilson-Hilferty (Wilson e Hilferty, 1931) para

aproximar uma qui-quadrado pela normal. O autor também mostra que φi = (1/σ2i )
1
2 segue

aproximadamente uma distribuição normal com média mi e variância a2i sendo, portanto:
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a2i =
29
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(ni − 1)
1
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Quando a hipótese de homogeneidade de variâncias é verdadeira então a estat́ıstica do teste
bayesiano é dado por:

S9 =

t∑
i=1

(mi −m)2
/
a2i ,

sendo m =

(
t∑

i=1

mi/a
2
i

)/( t∑
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1/a2i

)
. Sob H0, a estat́ıstica do teste bayesiano tem distri-

buição assintótica de qui-quadrado com ν = t− 1 graus de liberdade.
Segundo O’Neill e Mathews (2000), os softwares estat́ısticos que oferecem as variadas formas

do teste de Levene ignoram o fato dos delineamentos desbalanceados, e de que as variáveis
analisadas podem ser não-normais e, por isso, a estat́ıstica do teste F utilizada pelo teste de
Levene pode não seguir uma distribuição F. A proposta se baseia na estimação utilizando a
análise de variância pelo método de mı́nimos quadrados ponderados (MQP). A estat́ıstica analisa
a variável zij = |yij − yi.| e a estat́ıstica do teste com base na análise de variância por mı́nimos
quadrados ponderados é dada por:

OM10 =
N − t
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w0i(zi. − z)2

t∑
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n∑
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sendo N =
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ni e os pesos dados por
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e
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[
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(√
ni(ni − 2) + sen−1

1

ni − 1

)]−1
,

em que zi. é a i-ésima média de zij , e z a média ponderada de zi. usando w0i. Para a situação
de delineamentos balanceados (ni = n para todo i) a estat́ıstica é simplesmente um múltiplo da
estat́ıstica F da análise de variância por mı́nimos quadrados ordinários (MQO)

FQMP = m× FQMO,

sendo

m =
b− c

b+ (n− 1)c
,

em que

b = 1− 2

π
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e

c =
2

π

(
1

n− 1

)(√
n(n− 2) + sin−1

1

n− 1
− (n− 1)

)
.

Este multiplicador (m) converte a estat́ıstica por quadrados mı́nimos ordinários em uma
estat́ıstica por quadrados mı́nimos ponderados. Segundo os autores, esta estat́ıstica é importante
especialmente para amostras pequenas, pois o valor de m tende a 1 quando n tende ao ∞.

Além das propostas frequentistas e bayesiana apresentadas, uma outra vertente são os proce-
dimentos computacionais como Jackknife. Segundo Manly (1997), procedimentos Jackknife são
aqueles em que, a partir de uma amostra, é feito o descarte de uma observação e em seguida é apli-
cado o estimador nos valores restantes. O descarte é de uma observação por vez para todas as ob-
servações amostrais assim, o número de estimadores é o mesmo do número de observações. Essas
observações no final sofrem um determinado tipo de alteração e passam a se chamar pseudovalo-
res. Layard (1973), propôs mudanças no procedimento do Jackknife de Miller (1968) para testar
a hipótese de igualdade de variâncias. O teste é baseado no procedimento de Levene (1960),
porém considerando pseudovalores. Seja o pseudovalor Uij = niLn(S2

i )− (ni − 1)Ln(S2
i(j)), em

que S2
i(j) é o estimador da variância da i-ésima população de tratamento, após a eliminação da

j-ésima observação. Desta forma, o teste de Layard é dada por:

L11 =

t∑
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(
U i. − U ..

)2/
(t− 1)

t∑
i=1

ni∑
j=1

(
U i. − U ..

)2/
(n− t)

, (8)

sendo U i. a média de cada tratamento do pseudovalor e U .. a média geral do pseudovalor. Sob
H0, a estat́ıstica L11 segue uma distribuição F, com ν1 = t− 1 e ν2 = n− t graus de liberdade.

O’Brien em 1978 define uma nova proposta do teste de Layard usando pseudovalores que
não sofreram transformação logaŕıtmica sendo eles Vij = niS

2
i − (ni − 1)S2

i(j). A estat́ıstica do

teste (O12) é a mesma do teste de Layard somente com a substituição dos pseudovalores.
Em Argaç (2002) é citado que James em 1951 sugeriu uma aproximação Ã distribuição de

qui-quadrado para o teste clássico proposto por Cochran em 1937. A estat́ıstica do teste é dada
por:

C13 =
t∑

i=1

ni
S2
i

yi. − t∑
j=1

hjy.j

2

,

sendo hj =
(
nj/S

2
j

)/∑t
k=1 nk/S

2
k . Sob H0 a estat́ıstica de Cochran tem distribuição as-

sintótica de qui-quadrado com ν = t−1 graus de liberdade. Nesta mesma linha, Welch, também
em 1951, propôs uma modificação ao teste clássico de Cochran, onde a estat́ıstica segue uma
distribuição F.

A proposta de Welch apresenta a seguinte estat́ıstica:

W14 =

t∑
i=1

ni
S2
i

yi. − t∑
j=1

hjy.j

2

(t− 1) + 2(t− 2)(t+ 1)−1
t∑

i=1

(ni − 1)−1(1− hi)2
.

Sob H0 a estat́ıstica W14 segue uma distribuição F, com ν1 = t−1 e ν2 graus de liberdade dado
por:
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ν2 =
t2 − 1

3
t∑

i=1

(ni − 1)−1(1− hi)2
.

Hartung et al. (2002) desenvolveram uma modificação no teste de Welch para correção da
liberalidade deste teste na presença de amostras pequenas e aumento no número de tratamentos.
A estat́ıstica do teste é dada por:

WM15 =

t∑
i=1

ni
(ϕiS2

i )

yi. − t∑
j=1

h∗jy.j

2
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(ni − 1)−1(1− h∗i )2
,

sendo h∗i = h∗j =
(
nj/(ϕjS

2
j )
)/ t∑

k=1

nk/(ϕkS
2
k); ϕi = (ni + δ1)/(ni + δ2) e δ1 e δ2 números reais

escolhidos cada qual para satisfazer 1 ≤ ϕi ≤ ci, ci = (ni − 1)/(ni − 3). Sob H0 a estat́ıstica
WM15 segue uma distribuição F, com ν = t− 1 e ν2∗ graus de liberdade dado por:

ν2∗ =
t2 − 1

3

t∑
i=1

(ni − 1)−1(1− h∗i )2
.

Simulações

Considerando um delineamento inteiramente casualizado (DIC) foram comparados por si-
mulação de Monte Carlo, testes (B1, B2, B3, B4, L5, L6, L7, L8, S9, OM10, L11, O12, C13, W14

e WM15) para homogeneidade de variâncias.
Para isso, foram realizadas simulações nas hipóteses nulas (H0) completas e hipóteses al-

ternativas (H1) para o estudo de desempenho das taxas de erro tipo I e poder. As simulações
dos reśıduos foram realizadas assumindo distribuição normal com média zero e variância de
acordo com a situação. Para o estudo do erro tipo I assumiram-se variâncias constantes entre
os tratamentos.

No caso do estudo do poder, sob hipótese alternativa verdadeira, as variâncias foram consi-
deradas diferentes entre tratamentos. As diferenças foram simuladas de acordo com uma razão
(δ) entre a maior e a menor variância.

Todas simulações foram realizadas no software R (R CORE TEAM, 2012), de forma a se ter
um coeficiente de variação experimental de 15% para todos os casos. O número de iterações foi
10.000 e os números de tratamentos (t ńıveis) foram 3, 5, 10 e 20 e o mesmo ocorreu para as
repetições (n ńıveis).

Para o teste WM15, o valor de ϕi foi considerado a média entre 1 e ci. Os valores de δ
foram 4, 8, 16 e 32. Os valores-p observados foram confrontados com três ńıveis nominais de
significância (0,01; 0,05 e 0,10).
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Resultados e Discussão

Na Tabela 1 são apresentadas as taxas de erro tipo I em função do número de tratamentos,
repetições e ńıvel de significância de 0,05 para os testes de homogeneidade. As taxas observadas
foram confrontadas com os intervalos de 99% de confiança para proporções (Leemis e Trivedi,
1996). De acordo com os resultados foi verificado que o teste de Bartlet, considerando o ńıvel
nominal de 5%, foi o único a controlar o erro tipo I ao ńıvel de significância para todas as
configurações adotadas. A versão proposta por Boos e Brownie (B2) apresentou controle da
taxa de erro tipo I com o aumento do número de repetições, mas se manteve liberal para poucas
repetições. A terceira versão do teste de Bratlett (B3) controlou o erro tipo I para situções
com até 5 tratamentos e acima desse número, passou a ser conservador. A proposta bayesiana
apresentada por Samiuddin (S9) teve um comportamento sempre rigoroso, controlando a taxa
de erro Ã medida que se aumentou o número de repetições. O mesmo ocorreu com a versão
Jacknife apresentada por O’Neil e Mathews (OM10). Os demais testes não controlaram a taxa
de erro tipo I, como apresentado na Tabela 1. Resultados similares foram observados para os
ńıveis de significância 0,01 e 0,10.

Para uma representação gráfica de todos os testes, percebeu-se um comportamento seme-
lhante entre os desempenhos dos testes quando considerou-se 3 e 5 tratamentos. Devido a isso,
optou-se por fixar o número de tratamentos como 3 e representar, na Figura 11, o desempenho
destes com o aumento dos tamanhos amostrais.

Para δ=1 tem-se a representação da taxa de erro tipo I. Alguns testes tiveram resultados
de destaque. O teste B4 de Dixon e Massey apresentou maior poder em relação aos demais
testes mas não controlou o ńıvel de significância nominal para a taxa de erro tipo I, sendo de
comportamento liberal, com taxas elevadas, para grande número de tratamentos e amostras
pequenas.

Outro teste de elevado poder foi a proposta B2 mas que também não controlou a taxa de
erro tipo I para pequenas amostras, sendo esta obtida somente a partir de 10 repetições. De
comportamento similar ao teste B2, a proposta original de Levene (L5) apresentou curva do
poder inferior ao B2, mas superior aos demais.

O teste original de Bartlett (B1) teve sua curva de poder inferior aos supracitados mas foi a
única proposta a controlar o erro tipo I em todas as situações, como apresentado na Tabela 1.

Ainda considerando amostras pequenas, a versão B3 apresentou um poder próximo Ã pro-
posta original de Bartlett e o teste bayesiano de Samiuddin (S9), mantendo um rigor no controle
da taxa de erro tipo I e, como esperado, menor poder nestas.

Os testes L7, L8, OM10, L11 e O12 tiveram desempenhos muito inferiores, valores de taxa de
erro tipo I e Poder não passaram de 5% para amostras de tamanho 3. Para o teste de Cochran
(C13) verificou-se uma ausência de controle da taxa de erro tipo I para pequenas amostras, com
diminuição desta taxa a medida que as amostras aumentam.

As versões W14 e WM15 dependem diretamente da proposta C13, por isso W14 também
apresentou um comportamento assintótico para o controle da taxa de erro tipo I a medida que
as amostras aumentavam.

A versão modificada WM15, controlou a taxa de erro tipo I em todos os casos, mas apresentou
comportamento rigoroso em amostras pequenas.

A ausência de controle da taxa de erro tipo I ou o rigor nesta influenciou o comportamento
do poder destes testes baseados na proposta de Cochran.
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câ

n
ci

a
α

=
0,

05

t
n

B
1

B
2

B
3

B
4

L
5

L
6

L
7

L
8

S
9

O
M

1
0

L
1
1

O
1
2

C
1
3

W
1
4

W
M

1
5

3
3

0
,0

4
6*

0
,1

0
1

0,
0
54

*
0,

1
41

0
,0

6
9

0
,0

00
†

0
,0

00
†

0
,0

00
†

0,
01

6†
0
,0

0
0
†

0
,0

0
6
†

0,
0
0
0†

0
,1

9
7

0,
0
3
4
†

0,
0
0
3†

5
3

0
,0

4
6*

0
,1

0
5

0,
0
52

*
0,

1
74

0
,1

2
2

0
,0

09
†

0
,0

00
†

0
,0

00
†

0,
01

1
†

0,
00

0†
0
,0

0
6
†

0,
0
0
0
†

0
,3

2
2

0
,0

6
3

0
,0

0
5†

10
3

0
,0

4
5*

0
,1

2
5

0,
0
49

*
0,

2
27

0
,2

5
4

0,
16

4
0,

00
0†

0
,0

00
†

0
,0

08
†

0,
00

1†
0
,0

0
2
†

0
,0

0
0
†

0
,5

6
6

0
,1

3
9

0
,0

1
0
†

20
3

0
,0

4
7*

0
,1

4
2

0,
0
39
†

0,
3
21

0
,4

8
6

0,
56

5
0,

00
0†

0
,0

00
†

0
,0

04
†

0,
0
01
†

0,
00

1†
0
,0

0
0
†

0
,8

2
0

0
,2

8
7

0
,0

2
2
†

3
5

0
,0

4
8*

0
,0

8
3

0,
0
61

0,
0
90

0
,0

8
6

0,
06

2
0,

00
4
†

0,
00

3†
0
,0

39
†

0
,0

1
0
†

0,
0
4
3†

0
,0

0
0
†

0
,1

2
5

0
,0

4
5
*

0
,0

1
9
†

5
5

0
,0

5
2*

0
,0

7
5

0,
0
50

*
0,

1
01

0
,0

9
8

0,
07

7
0,

00
3
†

0,
00

1†
0
,0

34
†

0
,0

0
9
†

0,
0
3
5†

0
,0

1
2
†

0
,1

8
1

0
,0

5
3
*

0
,0

1
8
†

10
5

0
,0

4
7*

0
,0

7
4

0,
0
44
†

0,
1
19

0
,1

3
5

0,
11

3
0
,0

01
†

0,
00

0†
0
,0

26
†

0
,0

11
†

0,
02

5
†

0,
0
1
1†

0
,3

1
2

0
,0

8
4

0
,0

2
4
†

20
5

0
,0

4
8*

0
,0

7
5

0,
0
37
†

0,
1
49

0
,1

8
1

0,
16

7
0
,0

00
†

0,
00

0
†

0,
02

1†
0
,0

1
1
†

0
,0

1
4
†

0,
0
0
7†

0
,4

8
9

0
,1

3
0

0
,0

3
1†

3
1
0

0,
0
50

*
0,

0
58

0
,0

5
1*

0
,0

6
8

0,
0
63

0,
04

9*
0,

03
2
†

0
,0

27
†

0,
04

8*
0,

0
10
†

0
,0

5
2
*

0,
0
2
1†

0
,0

8
0

0
,0

4
7
*

0
,0

3
1†

5
1
0

0,
0
48

*
0,

0
57

0
,0

4
7*

0
,0

7
0

0,
0
72

0,
05

8
0,

02
9
†

0
,0

21
†

0,
04

4†
0
,0

0
9
†

0,
0
4
8
*

0,
0
2
5†

0
,1

0
8

0
,0

5
0
*

0
,0

3
1†

10
1
0

0,
0
48

*
0,

0
50

*
0
,0

3
9†

0,
0
78

0
,0

7
8

0,
07

2
0
,0

24
†

0
,0

16
†

0,
04

0†
0
,0

11
†

0
,0

4
0
†

0,
0
2
4
†

0
,1

5
2

0
,0

6
0

0
,0

3
1†

20
1
0

0,
0
47

*
0,

0
51

*
0,

03
7†

0,
0
81

0
,0

9
1

0,
09

3
0
,0

16
†

0
,0

09
†

0,
03

7
†

0,
0
09
†

0
,0

3
0
†

0
,0

1
7
†

0
,2

1
7

0
,0

6
8

0
,0

3
3
†

3
2
0

0,
0
49

*
0,

0
53

*
0
,0

5
1*

0
,0

5
8

0,
0
57

0,
05

0*
0,

03
8†

0
,0

35
†

0,
04

8*
0,

0
10
†

0,
0
5
0
*

0,
0
3
5
†

0
,0

6
6

0
,0

5
7

0
,0

4
3
†

5
2
0

0,
0
51

*
0,

0
52

*
0
,0

4
8*

0
,0

6
0

0,
0
61

0,
05

6
0,

03
4†

0
,0

29
†

0,
04

9*
0,

0
08
†

0,
0
4
9
*

0,
0
3
7
†

0
,0

7
3

0
,0

4
9
*

0
,0

3
9
†

10
2
0

0,
0
49

*
0,

0
47

*
0,

0
43
†

0,
0
61

0
,0

6
3

0,
05

7
0,

03
2†

0
,0

24
†

0,
04

5*
0,

00
9†

0
,0

4
0
†

0
,0

3
4
†

0
,0

9
1

0
,0

5
0
*

0
,0

3
8
†

20
2
0

0,
0
47

*
0,

0
48

*
0,

0
42
†

0,
0
63

0
,0

6
6

0,
06

7
0,

02
4
†

0,
01

8†
0
,0

42
†

0,
01

1
†

0,
0
3
9†

0
,0

3
1
†

0
,1

1
7

0
,0

5
5
*

0
,0

3
7
†

*N
ão

d
if

er
en

te
d

o
n

iv
el

n
o
m

in
a
l,

b
a
se

a
d

o
n

o
IC

ex
at

o
p

ar
a

p
ro

p
or

çõ
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Figura 1: Representação gráfica do desempenho de todos os testes considerando t=3, tamanho
da amostra (n) e razão entre variâncias populacionais (δ).

De modo geral, para o número de tratamentos igual a 3, os testes de maior destaque foram
B1, B2, B4 e S9. As propostas tendem a ter um comportamento mais parecido, entre si, com o
aumento no número de repetições, mas observa-se que com 5 repetições, valor muito usado na
prática, as curvas de poder se distanciaram (Figura 2). As propostas L6 e O12 tiveram os piores
desempenhos de todos os testes.

As versões que se baseiam na proposta de Bartlett (B1, B2, B3 e B4) não foram exploradas
para as propostas que foram desenvolvidas pois suas varições, segundos os autores, vem para
contornar a dependencia Ã distribuição normal.

No estudo, as simulações foram baseadas na normalidade e, por isso, todas tiveram desem-
penho inferior Ã proposta original, com resalva para o teste B4 que, por não controlar o erro
tipo I (liberal), teve uma curva de maior poder.

Uma supresa foi o desempenho apresentado pela proposta de Samiuddin (S9) baseada em
um método bayesiano. Mostrou-se um teste com uma curva de poder próxima dos melhores
desempenhos, apesar de ser conservador em amostas com 3 e 5 repetições. A proposta de O’Neill
e Mathews (OM10) apresentou uma curva de poder abaixo dos demais para pequenas amostras
e um rigor no controle da taxa de erro tipo I. Merece destaque pelo fato de ser conservador
em todas as configurações e, em situações de amostras grandes, apresentou um elevado poder.
Com amostras de tamanho 5 ou mais o teste controlou também o erro tipo I para 1% e 10% de
significância.

Todas as versões que foram propostas para a melhoria de algum teste clássico, tiveram
resultados piores nas situações estudadas. Apenas as versões B4, que apresentou uma curva de
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poder melhor que o teste original de Bartlett, com resalva de ser um teste liberal em todas as
configurações estudadas, e a versão jackknife (L11) do teste original de Levene que apresentou
uma curva de poder um pouco melhor em situações com amostra de tamanhos 10 e 20.

O aumento do número de tratamentos surtiu um efeito de um leve aumento no poder dos
testes, sendo mais significativo quando se estudaram 20 tratamentos. O teste B4 apresentou um
aumento na taxa de erro tipo I e, por isso, credita-se um aumento também do poder. Os testes
S9 e as versões jackknife (L11, O12) passaram a ser mais rigorosos no controle da taxa de erro
tipo I com um aumento no poder, como os demais. Esses resultados são mais evidentes para
amostras maiores que 3 repetições.

Figura 2: Representação gráfica do desempenho do teste original de Bartlett de acordo com o
número de tratametos (t), tamanho da amostra (n) e razão entre variâncias populacionais (δ).

Na Figura 22 são representados graficamente os resultados referente ao desempenho quanto
a taxa de erro tipo I e poder do teste de Bartlet (B1) para todas as configurações estudadas. É
posśıvel observar o controle do erro tipo I e o aumento do poder do teste a medida que o número
de repetições aumenta. O aumento da razão entre as variâncias (delta), como era esperado,
possibilitou ao teste maior poder, ou seja, maior capacidade de diagnosticar diferenças. Pode-
se verificar que, para um δ = 8 com 10 repetições, o poder já se encontra próximo de 80%.
Considerando um número de repetições qualquer observa-se também um aumento do poder com
o aumento do número de tratamentos.

Os testes baseados na proposta de Levene (1960) (L5, L6, L7, L8, L11, O12) apresentaram
desempenho frustrante, com destaque apenas para a versão original L5 e a versão jackknife
de Layard (1973) (L11). Na Figura 33 são apresentados os desempenhos para o número de
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Figura 3: Representação gráfica do desempenho dos testes que são baseados na proposta de
Levene considerando t=3, tamanho da amostra (n) e razão entre variâncias populacionais (δ).

tratamentos igual a 3. Nenhum dos seis testes controlou o erro tipo I nas configurações estudadas,
exceto algumas poucas combinações. Apresentaram baixo poder para amostras pequenas, mesmo
com a máxima diferença estudada entre as variâncias (Figura 33). A versão jackknife apresentada
por Layard, com tamanhos de amostras 5, apresentou um resultado bem próximo do teste
original de Levene e, com amostras maiores do que 10, apresentou um poder superior em todas
as configurações estudadas. Outro teste que merece destaque é a proposta apresentada por
O’Neill e Mathews (OM10) que tem como finalidade corrigir o teste de Levene para situações de
desbalanceamento mas, como não foram estudados estes casos, esta se mostrou de desempenho
pior do que a versão original de Levene. As propostas de Brown-Forsythe (L7) e Brown-Forsythe
modificado (L8) apresentaram igual comportamento e tiveram desempenho pior do que as versões
supracitadas. As versões com transformações definidas na mediana são recomendadas quando
a distribuição é não-normal, com o intuito de aumentar a robustez do teste. As versões L6 e
O12 tiveram os piores desempenhos nestas situações. Com um tamanho de amostra de 20 os
resultados foram semelhantes. Para outros números de tratamentos, as versões L5 e L6 tiveram
um poder maior que as demais, mas apresentaram um comportamento liberal, com erros tipo
I muito elevados, da ordem de 40% para 20 tratamentos. As demais versões (L7, L8, L11 e
O12) se mostraram rigorosas no controle do erro tipo I, e para amostras de tamanho 3, o poder
não ultrapassou 5%, como anteriormente comentado. Os desempenhos só melhoram quando o
tamanho da amostra é, pelo menos, 10.
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Conclusões

Em amostras pequenas os testes apresentaram desempenhos variados. Como destaque, o
teste de Bartlett (B1) manteve o controle do erro tipo I em todas as configurações e ńıveis
de significância estudados, com curva de poder entre os melhores desempenhos. A proposta
original de Levene (L5) não controlou a taxa de erro tipo I para pequenas amostras, apresen-
tando aumento desta Ã medida que o número de tratamentos aumentava e, consequentemente,
maior poder. As versões S9, OM10 e L11 apresentaram comportamento rigoroso e poder baixo
para pequenas amostras. Com amostras maiores do que 10 repetições os testes apresentaram
comportamentos parecidos para a curva de poder, sendo estes elevados para δ acima de 8.
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FERREIRA, D. F.; DEMÉTRIO, C. G. B.; MANLY, B. F. J.; MACHADO, A. DE A.;
VENCOVSKY, R. Statistical models in agriculture: biometrical methods for evaluating
phenotypic stability in plant breeding. Cerne, v.12, n.4, p.373-388, 2006.

Sigmae, Alfenas, v.2, n.1, p. 7-22. 2013.



Nogueira e Pereira (2013) 21

GOMEZ, K. A.; GOMEZ, A. A. Statistical procedures for agricultural research. John Wiley,
n.2, p.680, 1984.
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