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Streszczenie

W pracy podano rézne zastosowania wykresu probabilistycznego gamma typu kwantyi-kwantyl
w wielozmiennej analizie wariancji. Wykres ten umozliwia badanie wektorowych kontrastéw efektéw
giéwnych i interakcyjnych z jednym stopniem swobody w do§wiadczeniach czynnikowych typu Py
efektéw giéwnych i interakcyjnych w do§wiadczeniach czynnikowych oraz badanie jednorodnosci
wielu macierzy kowariancji o jednakowej liczbie stopni swobody.

1. Wstep

Wielozmienng analiz¢ wariancji stosuje si¢ do wnioskowania o wplywie czynnikéw
doswiadczalnych, wyréznionych w ukfadzie dos§wiadczalnym, na ksztattowanie si¢ p cech
badanych jednoczesnie na jednostkach do§wiadczalnych. Obejmuje ona testowanie hipotez
gléwnych i szczegétowych o efektach giéwnych i interakcyjnych w modelach statych (np.
Caliriski i Kaczmarek, 1973; Ahrens i Lauter, 1979). Do sprawdzenia tych hipotez stosowane
sa testy wymagajace spelnienia zalozeri o wielowymiarowym rozkladzie normalnym i jed-
norodnos$ci macierzy kowariancji. Sprawdzanie pierwszego z tych zatozen zostalo om6wione
przez Wagnera (1990b).

Badanie wspomnianych zalozern mozna takze przeprowadzi¢ metodami graficznymi.
Metody te traktuje si¢ jako uzupelnienie wobec stosowanych testéw statystycznych. Uzycie
metod graficznych wymaga przeksztatcenia wektoréw losowych w jednowymiarowe zmien-
ne losowe, ktérych rozklad jest znany przy prawdziwosci hipotezy zerowej H,. Przez hipoteze
H, bedziemy rozumieli zalozenie, ze nieobserwowalne wektory bledéw losowych w wielo-
zmiennym modelu liniowym maja wielowymiarowy rozktad normalny z zerowym wektorent
wartosci oczekiwanych i jednakowa, nieznana, lecz dodatnio okre§long macierza kowariancji
x.

Stowa kluczowe: rozklad gamma, wykres probabilistyczny, do§wiadczenia czynnikowe, kon-
trasty, macierze kowariancji
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W pracy podajemy zastosowania jednej z metod graficznych — wykresu prob-
abilistycznego gamma typu kwantyl-kwantyl — w wielozmiennej analizie wariancji. Obejmuje
ona badanie kontrastéw efektéw gléwnych i interakcyjnych w do§wiadczeniach czynniko-
wych oraz ukladu macierzy kowariancji o jednakowej liczbie stopni swobody.

Pojecie wykresu probabilistycznego typu kwantyl-kwantyl podali Wilk i Gnanadesikan
(1968), a takze Wagner (1990a). Zainteresowanie skupiamy na wykresie probabilistycznym
gamma (WPG), gdyz rozmaite wielkosci jakie rozwazamy w pracy sa przyblizone zmiennymi
o rozkladzie gamma.

2. Rozkiad gamma i estymacja parametréw

Niech Y bedzie zmienng losowa o rozktadzie gamma okreslonym gestoscia

. A g EST A (e
f(sA,m,p)= I.(“)(y-p) exp{-AQ —p)}
dla y>p, A>0, 1>0 i —eo<p<eo, gdzie p jest parametrem przesuniecia, A — skali, a 1 —
ksztaltu. W szczegdinosci, gdy p = 0, to mamy gestos¢ f (y;A,1n,0) = f (y;A.n), natomiast
jezeli p=0 i A= 1, to mamy standardowy rozkiad gamma o gestosci f (y;1,n,0) = (y;n).
Stosujemy oznaczenia Y ~ G(AAn,p), ¥ ~ G(A,n) i Y ~ G(n), gdy zmienna losowa G ma
rozklad o gestosci £ (y:;An.p), f(iAm) i f(ym).

Lemat 1. Funkcje gestosci rozktadéw G(A,n) i G(A,n,p) wyznaczamy z gestosci G(1)
z przeksztalcen liniowych y = Ay i y = A(y—p).

Dowéd. Wynika z bezposrednich przeliczei. O

W naszych rozwazaniach zainteresowani jesteSmy giéwnie rozkladami G(m) i G(A.n).
Dla nich podamy estymacj¢ parametréw metoda najwickszej wiarygodnosci.

Niech y,....,y, stanowi préb¢ n niezaleznych realizacji zmiennej losowej Y, o ktérej
zakladamy, ze przyjmuje tylko wartosci dodatnie. Oznaczamy przez y= (y;,...¥,)"
P= H y; oraz S= Z Y; - Zajmujemy si¢ estymacja parametru T w rozkladzie G(n).

=1

Funkc;a wiarygodnosci przyjmuje tutaj postaé

L(n;y)= I]f(y.,n) (rm)) PTe

Po zlogarytmowaniu, obliczeniu pochodnej wzglgdem m i przyréwnaniu jej do zera, otrzy-
mujemy roéwnanie

1
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gdzie y(n) =T"(M)/T (M) jest funkcja di-gamma (pochodna logarytmiczng funkcji gamma).
Numeryczny algorytm jej wyznaczenia podaje Gnanadesikan (1977).
Z kolei dla rozkladu G(A,n) funkcja wiarygodnosci przyjmuje postaé

L(Amy)= Hf(y..x 0= (r(n)) Bl

Znowu jak wyzej po zlogarytmowaniu, obliczeniu pochodnych czastkowych wzgledem 7 i
A i przyréwnaniu ich do zera, otrzymujemy ukiad réwnar

Y -InA= 2P |

W obu wypadkach znajdujemy parametry metod3 iteracji. Jako pierwsze przyblizenia mozna
wzig¢ rozwigzania z ukladu (z estymacji metoda moment6w)

y=E@ =7 i Tx-eeh =100
=1

Inng metodg estymacji proponowali Wilk i in. (1962). Korzystaja oni z prébkowych statystyk
pozycyjnych yq)<...<y,), ktére sa uporzadkowanymi w cigg niemalejacy wielkosciami
z préby. Biora oni pod uwage K statystyk pozycyjnych YyS .- SYan S oo SV » (K<),
sposréd nich wykorzystuja M statystyk pozycyjnych (M<K). Podali oni odpowiednie tablice
dla wyznaczenia estymator6w parametréw A i 1 zaleznie od ilorazu K/M = 1.0, 1.1, 1.2,
13,14,1.6, 1.8, 20,23,26 i 3.0.

3. Kwantyle rozkiadu gamma i wpg
Niech ¢"(a), () i g(o) oznaczaja kwantyle rzedu O<o<1 odpowiednio rozktadéw
G(Am,p), G(Am) i G(n). Okresla si¢ je jako rozwigzania réwnari:

q'(@) (@) q(@
| rosvnpdy=a, | foilmay=a, wb | f(y:ndy=a
0 0 0

Zwiazek migdzy tymi kwantylami wyraza lemat.

Lemat 2. Kwantyle g(o) i ¢'(0) rozkladéw G(AM) i G(An.p) wyrazaja si¢ przez
kwantyle g(ox) rozkladu G() relacja  g(@) = g(@)/A i ¢"(0) = g(a)A+p .
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Dowéd. Dla wyznaczenia kwantyli g(o) od g(c), stosujemy przeksztalcenie y=2 7,
czyli y=y/A, a stad granice catkowania przechodza na 0 oraz g(o) / A= g(a). Z kolei
przy wyznaczaniu ¢'(c) , stosujemy przeksztalcenia y=y'—p, czyli y' =y+p=y/A+p.
Dokonujac zamiany granic catkowania, mamy nowe granice calkowania p oraz
q(@) I Mp= g'(®).

Wyznaczenie kwantyli g(o) mozna przeprowadzi¢ réznymi metodami. Jedna z nich
sprowadza si¢ do zastosowania metody iteracyjnej Newtona-Raphsona wyznaczenia pierwia-
stka réwnania

¢ D' @@ .
E'O kLG~ = SEIORO -

Inne podejscie zasugerowal Gnanadesikan (1977), przyjmujac dolne ograniczenie
g (@) =[aT (M)]". Wilk i in. (1962) wyznaczaja kwantyle z réwnania

[g(@)" € ¥ T,(g(0),n) = T (M) ,
gdzie

m=1

T,(q@)n)=, d;,
=0
do = ]/T‘ ’

dyyy = q(o)d; | (+j+1),
a m (>g(a)—) jest tak dobrane, aby
q(o) =77
—de ' S OST Jlg(o)s 3
e —_— (g(@) M)
Eaczne prawdopodobieristwa wyznaczamy ze wzoru

_jfa

%= n2a+1 ’ dmteatt |

gdzie a € <0,0.5> (Blom, 1958). Wstawiajac do podanych wzoréw rézne oy, otrzymujemy
kwantyle rozkladu G(n) réwne gq;(0;) , g2(0%) ..., g,(0t,) .

Definicja 1. Wykresem probabilistycznym rozkladu gamma G(m) nazywamy zbi6r par
{(gi (@), y5) » j=1,...n}, gdzie g{a;) sa kwantylami rozkladu gamma G(n) rzedu
0<o,<1, natomiast y;, sa prébkowymi statystykami pozycyjnymi.

Skoro pokazaliSmy jak mozna otrzyma¢ kwantyle @(aj) i q;(ozj) , wigc analogiczne
definicje formutuje si¢ dla wykreséw probabilistycznych rozktadéw G(A.m) i G(A,n,p).
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4. Zastosowania

4.1. Badanie kontrastéw efektéw gtéwnych i interakcyjnych w do$wiadczeniach typu 2t

Niech AB,...K beda k czynnikami oraz niech A, A,,B,,B,...., Ky, K, stanowig ich
poziomy. Liczba kombinacji migdzy poziomami wynosi 2*. Kombinacje te zapisujemy
Wedhlg porzadku Yatesa: = AoBo...Ko, a= A]Bo...Ko, b =A081...Ko,
ab=AB,...Ky, ... ab...k=A,B,...K,. Kombinacje numerujemy kolejno liczbami natural-

nymi 1,...n, a i-ta kombinacje wyrazamy ciagiem i = (ij,...,is); i1l = 0,1, z kolejnym
k-1
numerem i= l+z,’=1 L2 Kombinacje traktowane jako obiekty dos§wiadczalne moga by¢

rozlosowane w jednym z podstawowych uklad6w doswiadczalnych, w tym takze w ukladzie
split-plot. Przyjmujemy, ze kazda kombinacja (obiekt) jest replikowana r razy, czyli lacznie
mamy n-r obserwowanych wektoréw p-wymiarowych. Dalej rozwazamy sumy tych obse-
wacji dla poszczeg6lnych cech, ktére wyraza wektor y;= Olits-Yip) » i = 1,..,n. Uklad n
wektor6w wierszowych p-wymiarowych zaobserwowanych sum tworzy (nxp)-wymiarowa
macierz

’

N
YI = ' = [Y]v"’Yp ] ’

’

Yn

gdzie y; e RP oraz Y; € R". Zastosowanie wykreséw probabilistycznych do kazdej cechy
oddzielnie, czyli do wektoréw Yj,....Y, , jest oméwione w pracy Wagnera (1990a).

O wektorach y,'.....y,” zakladamy, e sa wzajemnie nieskorelowane i maja jednakowe
macierze kowariancji X, czyli

EL:~ EG) (57— EGY) ={"’ g
0, i#",
przy i’ = 1,.n, gdzie X jest macierza dodatnio pétokreslona. Postaé wektora wartosci
oczekiwanych E(y,) wyraza E(Y’) = X B, gdzie X :nxg jest znana macierza ukladu, a
B : g¢xp —macierza g nieznanych parametréw dla p cech. Struktura uktadu doswiadczalnego
typu 2¢ pokazuje, ze g =3,

Przykiad 1. Niech A i B beda dwoma czynnikami o poziomach Ay, Ay, By, B, . Przyj-
mujemy, Zze na kazdej jednostce do§wiadczalnej obserwujemy jednocze$nie p = 3 cechy.
Kombinacje A;B;: i;=0,1, i,=0,1,s3rozlosowane w ukiadzie kompletnej randomiza-
cji o r replikacjach. Model liniowy dla sum obserwacji cech dla kombinacjf (1,4 jest
postaci
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Vi j = Wi+ 0 j+ By j+ (@P);; i+ €

przy i =01; j=123. Zakladamy, ze  E(e;)=0, D%e;)=0; oraz
COV(C,'ligj, e,-l,-zj)=q,-,-. Tutaj mamy n=4, q=3,

X= [12® 12, 12@ 12, Iz@ 12, Iz@ lz]
B=[p, B afl .

gdzie
p:lx3, @:2x3, P:2x3, aP:4x3 .

Celem naszych rozwazan jest zastosowanie WPG do analizy kontrastéw kazdy z 1
stopniem swobody. Uzyskujemy je z macierzy Y przez nrzeksztalcenie ortogonalne

x‘.j= R:Yj + = 1,...,”; j= Iv--ap’

gdzie R; Jesti-tym wierszem macierzy R podanej przez Wagnera (1990a). Mamy wéwczas
E(x;)= R;E(Yj) = R} XB;, gdzie B; jest wektorem parametréw efektéw giéwnych i inter-
akcyjnych odniesionych do j-tej cechy. Wielkosci x; wyrazaja kontrasty dla efektéw giéw-
nych i interakcyjnych kolejnych kombinacji i = (i),....j) dla j-tej cechy. Wektory tych
kontrastéw oznaczamy przez x:- = (XiyseXip) PrZy i=2,...,n, gdyz pierwszy wiersz macierzy
R zawiera identyczne elementy réwne 1/Vn. Z wlasnosci macierzy R wynika, ze x'l jest
wektorem postaci Vn (3;.....y,), a ponadto

1, &=
BB {0, i#

Korzystajac z ortogonalnosci macierzy R, mamy Dz(x,-j) =RD(Y)R; =Rj(c;D)R; =0 0raz
Cov(x;, x;7) = 0;7. A zatem wektory X; maja wsp6lng macierz kowariancji X .

Jezeli kontrasty s nieistotne, to E(x;) = 0 dla wszystkich i, j. Takie zalozenie bedziemy
oznacza przez Z. Przy tym zalozeniu stwierdzamy, zZe jezeli y; maja wielowymiarowy
rozkiad normalny, to takze taki rozktad maja wektory x/, scislej x; ~ N(0, ). Kontrasty x,,
i=2,.,n mozna takze traktowa¢ jako punkty w przestrzeni R”, a ich miare odleglosci od
poczatku ukladu wspéirzednych wyrazaja formy kwadratowe dodatnio pétokreslone
d; = Xx;Ax;, gdzie macierz A dobieramy wedlug jednego z wariant6w:

I,

A = |diag(Ust,...1/s})
S, gdy IS| =0,
S, gdy IS|=0,
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gdzie sf 53 prébkowymi wariancjami cech.
Dla wybranej macierzy A kazda odleglo$¢ d;, i =2,...,n ma rozklad wyrazony liniowa

kombinacja m wzajemnie niezaleznych zmiennych losowych xf (lub x% przy zaloZeniu
Z ), gdzie m=r(A)<p (Wilk i Gnanadesikan, 1964). W szczeg6Inosci, gdy A = bE, to kazde
d~ b xﬁ gdzie b#0 jest dowolng stata. Jak pokazali Patnaik (1949) i Box (1954), mimo ze
X jest nieznana, to przyblizenie kombinacji liniowej niezaleznych zmiennych losowych moze
by¢ nadal stosowane.

Tak wiec przy zalozeniu Z odleglosci d,,....d, (cho¢ w przyblizeniu) traktujemy jako
prébe losowa pobrang z populacji o rozkladzie gamma G(A.n).

Badanie odstgpstwa od zaloZzenia Z rozwazanych kontrastéw badamy poprzez ich
odchylenie od liniowosci na WPG {(g; (&) , d() . j=2....n}}, gdzie §; (o) sa kwantylami
rzedu o rozkladu G(A,n), a d; sa prébkowymi statystykami pozycyjnymi takimi, ze
dp < dg) < ... <d,. Prostana WPG jest nachylona pod katem tgg=1/A i przechodzi przez
poczatek uktadu wspétrzednych. A zatem parametr skalujacy A nie wptywa na wspéilinio-
wo$¢ punktéw na WPG.

Jezeli zaloZzenie Z nie jest spelnione przez dane do§wiadczalne, to duze wartosci d; beda
odchylaty sie od linii prostej na WPG. Te kontrasty uwaza si¢ za istotnie rézne od pozostatych.
Tworza one podgrupe jednorodnych kontrastéw. Wydzielajac te kontrasty z pozostatych,
mozemy sporzadzié¢ nowy WPG. Wymaga to wyznaczenia nowych kwantyli rozkladu gam-
ma. Wykonujagc nowy WPG, wydzielamy druga podgrupe kontrastéw jednorodnych, ktére
najsilniej odchylaja si¢ od pozostatych. Ta procedura wydzielania jednorodnych podgrup
kontrastéw moze by¢ kontynuowana wielokrotnie.

4.2. Badanie jednorodnoSci macierzy kowariancji.

Niech znowu A,B,....K beda k czynnikami do§wiadczalnymi, lecz teraz odpowiednio o
liczbie poziom6w my, my,...,m;. Kazdej kombinacji A; B; ...K; , §=1,..,m; przypisuje-
my r replikacji. £acznie mamy m = m;-m,-...-m, kombinacji. Przyjmujemy, ze na kazdej
jednostce doswiadczalnej obserwowanych jest jednoczesnie p cech. Dla i-tej kombinacji
i = (iy,....iy) Wyznaczamy macierz kowariancji S;, i = 1,...,m. Zakladamy, ze S; sa macie-
rzami dodatnio p6lokreslonymi gdyz dopuszczamy sytuacje, gdy r<p.

Badane cechy moga by¢ wyrazone w r6znych mianach. Wymaga to przeskalowania
macierzy S; przez pewna macierz A; ktérej wyboru mozna dokona¢ jak podano w punkcie
4.1. Otrzymamy wtedy macierze S;=SA,i = 1,..,m. Z macierzy S; wyznaczamy wartosci
wlasne, powiedzmy c; 2c¢p2...2¢;,>0 , gdzie r=r1(S;)), z ktérych budujemy funkcje
F{c;y 5---s ¢;y)- Takimi funkcjami moga by¢
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.

z ca=tu(S) ,

El

t
(10" . gdy t=1S)<p ,
El

14
(T . gdy rS)=p
1

Conax(CigseeesCi) =Cit »

14
1y, (Uey) , gdy t=x(S)<p .
| &l

F" (C,-l,...,c,-, =19

Przez z, bedziemy teraz rozumied zalozZenie, ze p-wymiarowe obserwacje wektorowe s
wzajemnie stochastycznie niezalezne z identyczng cho¢ nieznana macierza kowariancji X i
brakiem oddziatywania efekt6éw giéwnych i interakcyjnych.

Niech a;=tr(S;) = tr(S;A). Okreslamy rozklad a; przy zalozeniu 2, . Rozklad ten
przyblizamy rozkladem gamma. Zauwazmy, ze S; = Z,Z, = Y'Q)Q,Y, gdzie Y : nxp jest
macierza p-wymiarowych obserwacji do§wiadczalnych, natomiast Q;: vxn jest taka macie-
rz3, z¢ Q,Q, =1, oraz QQ,” =0, i#/’. Tutaj przez v oznaczamy liczbe stopni swobody
macierzy S;. Mamy wiec g; = tr(Z,Z;/A) = Z z;/ Az, gdzie z; jest j-ta kolumng Z,.

=

Przy zalozeniu z, wektory z;, i=1,..m; j=1,..,v traktujemy jako prébe p-wymia-
rowych wektor6w wzajemnie niezaleznych, kazdy o rozkladzie N,(0X). Tym samym g;
traktujemy jako sumy wzajemnie niezaleznych dodatnio pétokreslonych form kwadratowych
a takZe a,...a,, s3 niezalezne (Gnanadesikan i Lee, 1970). Rozklad form kwadratowych
przyblizamy rozkladem gamma G(A,n/v). WPG sporzadzamy za pomoca zbioru par
{( g{e), ag), j= 1,...,m}, gdzie ag)<ap) <...<a,, natomiast g{a,) sa kwantylami w
rozkladzie G(A,n/v). Interpretacj¢ przeprowadzamy analogicznie jak w punkcie 4.1.

WPG moze by¢ wykorzystany takze do badania efektéw gtéwnych i interakcyjnych w
doswiadczeniach czynnikowych typu mt, m>3. W tych doswiadczeniach efekty giéwne
maja v = n—1 stopni swobody, a efekty interakcyjne maja v = (m—1)7"! stopni swobody,
gdzie g jest rzedem interakcji.

Przyktad 2. Zastosowanie WPG przedstawiamy na danych zaczerpnigtych z monografii
Ahrensa i Liutera (1979). W doswiadczeniu dwuczynnikowym: A - rasy zwierzat uzytko-
wych (a = 3 poziomy) i B — zabiegi stymulujace ich wzrost (b = 3 poziomy) badano p=2
cechy, a mianowicie przyrost na masie ciala w dwéch nastepujacych czasowo po sobie
okresach wzrostu. Dla kazdej rasy i kazdego zabiegu przeprowadzono pomiary na 4 zwie-
rzgtach. Obserwacje poszczeg6lnych kombinacji A;B ; obu czynnikéw wyrazaja dwuwymia-
rowe wektory wierszowe:
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A1B1: (495) (4’3) (808) (6’5);
A1B2: {6,5) 6,6 (811) (67) 3
AiB3: (17,13) (10,8) (13,100  (8,6);

A2B1: (6,9 (5.5) @6 (7.9
A2B2: (9,12) (7.6) 65 5.8
A2B3: (12,10) (10,8) (10,9) 9.8);

A3Bj: (8,10) @Dy e (10;8) 2 1(9;11);
A3B2: (11,13) 9.,8) 8,7 (7,9);
A3B3: (13,11) (11,8) (11,9  (10,7).
Zamierzamy odpowiedzie¢ na pytanie, czy obserwowalne dwuwymiarowe wektory dla
kombinacji spetniaja warunek jednorodno$ci macierzy kowariancji.
Z danych dos§wiadczalnych mamy: n=9, p=2, v=3 oraz nastepujace macierze kowariancji
dla kombinacji A;B; i ich Slady:

AB;: Fg:ggg 33‘5’8]  ay=7917
AR |33 gorr | - =80 .
s [BERST] iz
A.By: '(1):288 2;‘5’81 . ag=5917 ,
s O] s
s [ 148] .
o (150 s
ABs (207 a1y | - w=98% .
Ay |30m3 2017 | - =430 -

Slady macierzy kowariancji zawieraja si¢ w przedziale <2.5,24.25>, przy czym skupiaja
si¢ one po lewej stronie. Oceng macierzy kowariancji X jest macierz

3.657 3.231
3.231 $333
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Porzadkujemy w cigg niemalejacy Slady x;=ay;:2.5,4.5,5,5.917, 7917, 8.5, 9.833,
12.5, 24.25. Wyznaczamy zgodnie z sugestia podang w rozdziale 2 oceny parametréw
rozkladu G(A, n/3) w oparciu o ciag x;. Ustalamy K=9, M=5 i K/M = 1.8. Dla ustalenia
ocen A i /3 obliczamy wielkosci pomocnicze

M 5
P=1x"™ my =[] x)** 1917
=l =l
oraz

M 5
S=Y, x;/Mxy=3,x/(57917) ,

Fl =1
ktére wyniosty P=0.6104 i S=0.6526. Korzystajac z tablic podanych przez Wilka
i in. (1962, s.541) znajdujemy Y=13=11824 i A=1/G3{xy)=
1.1824/(1.0328-7.917) = 0.1446 . Wyznaczamy dla rozkladu G(0.1446, 1.1824) kwantyle
g{a), j = 1,..9, przyjmujac a;=(j-0.5)/, tzn. a = 0.5. Ograniczamy si¢ do dolnych
wartosci tych kwantyli, ktére wyznaczamy nastepujaco

g(oy) = [qj..';r(% 18 = (0;1.824-0.924)!/18%  ( a,»1.09254)°'8m -

Szczeg6lowe obliczenia dostarczyly kwantyli g(oy): 0.647, 1.638, 2.523, 3.353, 4.147,

4.914, 5.660, 6.388 i 7.101. Na rysunku 1 przedstawiono WPG dla zbioru par {(0.647, 2.5),
(1.638,4.5), (2.523,5), (3.353,5.917), (4.147,7.917), (4.914,8.5), (5.66,9.833), (6.388,
12.5), (7.101, 24.25)}. Rysunek 1 pokazuje, ze odstajacym punktem jest (7.101, 24.25),
czyli macierz kowariancji wyznaczona z obserwacji wektorowych dla kombinacji A,B,
wskazuje na odstgpstwo od jednorodnosci wszystkich macierzy kowariancji.

25 =

|
20 1

15

10' a

(o)
Rys. 1. Wykres probabilistyczny gamma
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Praca wptynela 10 wrzesnia 1988;
w wersji ostatecznej 9 wrzesnia 1990

A note on applications of gamma probability plots in the
multivariate analysis of variance

Summary
The paper presents different applications of gamma probability plots in the multivariate analysis
of variance. The plots can be used 10 investigate contrasts of the vectors of main effects and the

interaction effects with one degree of freedom in the analysis of factor design of type 2* and also the
main effects and the interaction effects in the factor design with equal degrees of freedom. They can
also be used to investigate homogeneity of the covariance matrices with equal degrees of freedom.

Keywords: gamma distribution, probability plots, factorial design, contrast, covariance matrix



