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1. GIRiS

lkiden fazla yi§in ortalamasinin ayni anda karsilastiriimasi igin kullanilan
teknige varyans analizi denir. Varyans analizinde kullanilan alternatif hipotez

H,:p#p,,3i= j seklindedir. Yapilan analiz sonucunda sifir hipotezinin

reddedilmesiyle en az iki yigin ortalamasinin birbirinden farkh yigindan
geldigi sonucuna varilir. Ancak bazi ¢alismalarda mevcut veri ortalamalarin

birbirine esit oldugu sifir hipotezini H, : 4 # u,,3i# j alternatifine karsi test

etmek igin uygun olmayabilir ya da yapilan galismalarda bu hipotezden elde
edilen sonug yeterli degildir. Ornegin tipta yapilan bir ¢alismada hastalara
verilen ilag dozunun arttirimasinin iyilesme siresini kisaltip kisaltmayacagi
ile ilgilenilebilir. Benzer olarak ogrenciler Uzerinde yapilan bir galismada
Kisinin calisma suresi arttikga basari notunun artip artmadigiyla ilgilenilebilir.
Ya da tarimsal bir ilacin belli bir dozajina kadar verimi arttiracagr ama bu
dozajdan fazlasinin verimi azaltacagi ile ilgilenilebilir. Bodyle calismalarda
amag yigin ortalamasinin kugukten buyluge yada buyukten kuguge
siralanmasi durumu Uzerinde bir bilgi sahibi olmaktir. Bu tir g¢alismalarda

H,:p #p;,3i= j yerine siral alternatif hipotezler kullanmak daha anlamli

sonuglar verir. Kurulan hipoterzler yapi bakimindan degisik sekillerde olabilir.
Alternatif hipotezin yapi bakimindan aldigi sekiller ve 6rnek katsayilari esit

hacimli 6érnekler igin asagidaki cizelgede verilmigtir.

Cizelge 1.1.Yapi bakimindan 6rnek sirali alternatifler ve 6rnek katsayilar

Sekil Sirali Alternatif Ornekleri Ornek Katsayilar
Basit Siralama H1 Sy < gy < gy <, < s (-2,0;-1,0;0;1,0;2,0)
Basit Dngl H, :y < |,uz,u3| <u, (-2,0;0;0;2,0)
Basit Agag H, gty <1ty gt 14, (-3,0;1,0;1,0;1,0)
Konkav (i¢ Bikey) H, gy < phy, =1 =, = fis (-2,0;0,5;0,5;0,5;0,5)
Konveks (Dis Biikey) H o=, ==y, <y (-0,5;-0,5;-0,5;-0,5;1,0)
Semsiye H, gy <, < gy >, > pg (-1,0;-0,75;1,0;0,5;0,25)




[Daghoglu, 2008]. Bu ¢alismada basit siralamali alternatif ele alinmistir.

Tek yonlu testler bilindigi gibi iki yonlu testlerden daha gugludur. Dolayisiyla
elimizde alternatif hipotez hakkinda bu tarz bir bilgi varsa bunu hipoteze

yansitmak gerekir.

Parametrik testlerin kullanilabilmesi icin orneklerin geldikleri yiginlarin
dagilimlarinin normal olmasi ve ilgili bagimli degigkenin Olgulme duzeyinin
aritmetik islem icin yeterli olmasi yani esit aralikh ya da oranlama 6lgme
dizeyinin kullanilmig olmasi gerekir. Bu varsayimlar saglanmadigi halde
ornek capinin yeteri kadar buyuk olmasi durumunda da parametrik testler
kullanilabilir. Bu varsayimlarin saglanmadigi ve o6rnek capinin yeteri kadar
buylk olmadigi durumlarda ise parametrik olmayan yontemler kullanilir.
Parametrik olmayan yontemlerin kullanilmaya baglanmasi parametrik
yontemler kadar eskiye dayanmamasina ragmen gelisimi 1930’ lu yillardan
sonra saglanmistir. ilk parametrik olmayan yoéntem 1710 yilinda Jonh
Arbuttnott tarafindan kullanilan isaret testidir. Ozellikle 1945 yilinda Frank
Wilcoxon’ un Wilcoxon isaretlendirismis ranklar testini kullanmasindan sonra

parametrik olmayan testler oldukga cogalmigtir.

Sirali alternatiflere kargi sifir hipotezinin testi icin normal dagilim varsayimi
altinda Bartholomew (1959), Chen ve digerleri (2004) test istatistigi
gelistirmiglerdir. Bu test istatistiklerinin yanisira sirali alternatif problemlerinde
uygulanabilir bir yaklagimda izotonik regresyondur [Gaines ve Rice,1990].
izotonik regresyon, standart regresyonun genellestirimis halidir [Brunk ve
ark., 1965]. Bununla birlikte sirali alternatif probleminde parametrik olmayan
yontemlerde sik¢a kullaniimaktadir. Jonckheere (1954) ve Terpstra (1952)
sifir hipotezinin siral alternatife kargi testi icin parametre digi test gelistiren
ilk kigiler arasindadir. Gelistirdikleri test istatistigi Mann-Whitney testine
dayali olup birgok calisma da bu test istatistigine bagl olarak olusturulmustur.
Puri, 1965 yilinda yaptigi calismada sirali alternatifler i¢cin Jonckheere ve
Terpsta® nin gelistirdigi test istatistigini genellestirerek Mann-Whitney



istatistiklerinin lineer bir fonksiyonunun asimptotik olarak normal dagilima
sahip oldugunu gostermistir [Puri, 1965]. Tryon ve Hettmansperger (1973)
sirali alternatiflerin testi icin yine Mann-Whitney istatistigine dayali alternatif
bir sinif gelistirmistir. Neuhauser ve digerleri (1998) Troyn ve
Hettmansperger’ in inceledigi agirlikli parametrik olmayan testler sinifindan
modifiye edilmis bir istatistik geligtirmistir. Neuhauser (1998) bu testin
Jonckheere-Terpstra testinden bazi durumlarda daha yluksek glc degerlerine
sahip oldugunu belirtmistir. Jonckheere (1954) ve Terpstra (1952) testine
dayali bir baska test istatistigi Terpstra ve Magel (2003) tarafindan
geligtiriimigtir. Bu test istatistigi ikili sinamalara dayali olan Jonckheere-
Terpstra testinden farkli olarak, alternatif hipotezdeki siralamalarin
batininun saglanip saglanmadigini dikkate alarak gelistirilmigtir. Ayrica bu
test istatistigi semsiye modeller iginde kullanilabilmektedir. Benzer olarak
Hettmansperger ve Norton (1987) hem sirali alternatiflerin testinde hem de
semsiye alternatiflerin testinde kullanilabilecek bir test gelistirmiglerdir.
Jonckheere-Terpstra testine dayanan bir bagka test ise Ferdhiana ve
digerleri (2008) tarafindan gelistirilen test istatistigidir. Bu test istatistigi
Jonckheere- Terpstra testi ve Kendall' in korelasyon katsayisi Uzerine
kurulmustur. Chang (2007) tarafindan gelistirilen test ise Terptsra — Magel
testinin bir modifiyesi olup bu testte Spearman’ in korelasyon katsayisi da

kullaniimistir.

Bu calismada parametrik olmayan testlerden Jonckheere (1954) ve Terpstra
(1952) testi, Neuhauser ve digerleri (1998) tarafindan gelistirilen Modifiye
Edilmis Jonckheere testi, Terpstra ve Magel (2003) testi, Chang (2007)
tarafindan gelistirilen Modifiye Edilmis Terpstra-Magel testi, Ferdhiana ve
digerleri (2008) testi incelenmistir. Parametrik testlerin varsayimlari
saglanmadiginda parametrik olmayan tekniklerin, parametrik tekniklere gore
daha etkin olmasi beklenir. Bu farki gdzlemlemek igin sifir hipotezinin siral
alternatife karsi testi igin parametrik olmayan test istatistiklerinin yani sira,

parametrik olan Bartholomew (1959) test istatistigi de incelenmistir. Ayrica



permutaston testi incelenerek bu yontem Bartholomew (1959), Jonckheere

(1954) ve Terpstra (1952) testleri Uzerinde uygulanmigtir.

Calismanin ikinci boliminde bu test istatistikleri incelenmis ve bu
yontemlerin kullaniimasina iligkin birer 6rnek verilmigtir. Ayrica Neuhauser ve
digerlerinin (1998) olusturduklari test istatistiginin drnek ¢aplari esitken teorik
varyansi elde edilmistir. Kullanilan diger test istatistiklerininde ornek caplari
esitken beklenen deger ve varyans formulleri yeniden dizenlenmistir. Ayrica

bu bolimde permutasyon yontemi kisaca tanitilmigtir.

Uglincl bélimde, incelenen test istatistiklerinin gergek bir veri seti lizerinde
uygulanisi verilmis ve elde edilen sonuglar yorumlanmigtir.

Doérduncu bolimde incelenen test istatistiklerinin simulasyon yoluyla esit
ornek caplari altinda 1. tip hata oranlari ve testin gucli bakimindan
karsilastiriimalari yapilmis ve bu testlerin hangi durumlarda birbirlerine gore

daha Ustun olduklari belirtilmistir.

Besinci bolumde ise sonuglar ve yorumlara yer verilmigtir.



2. TESTISTATISTIKLERI

Bu bolimde sirali alternatifler igin kullanilan bazi test istatistikleri

incelenmistir. incelenen test istatistikleri ayrica 6érnek (izerinden anlatiimistir.

2.1. Bartholomew (1959) Test istatistigi

Parametrik testlerin varsayimlari saglanmadiginda parametrik olmayan
tekniklerin, parametrik tekniklere gore daha etkin olmasi beklenir. Bu farki
g6zlemlemek igin sifir hipotezinin siral alternatife karsi testi icin parametrik
olmayan test istatistiklerinin yani sira, parametrik olan Bartholomew (1959)

test istatistigi de incelenmigtir. Bartholomew’ in 1959'da sirali alternatif

problemi igin gelistirdigi parametrik bir test istatistigi olan Fi. test

istatistiginde ilgilenilen yokluk hipotezi ve alternatif hipotez

Hy py=1,=..=p1,

H :p>p>...2u, enazbiresitsizlik dogru olmak tzere

seklindedir. F, test istatistiginde temel olarak dikkat edilmesi gereken H,’ de
verilen siralamanin  saglaniyor olmasi, saglanmiyorsa saglar hale
getirilmesidir. Problemde ilgilenilen X; (i=1,2,....k; j=1,2,...,n;) gbzlemlerinin
geldikleri yiginlarin y, ortalama ve o standart sapma ile normal dagihma

sahip oldugu durum gdéz 6nune alinsin. Burada gruplarin érnek ortalamasi ve

genel ortalama sirasi ile

_ 1 & _ ko k
=13 ve x.,:znixi./zn,
n 1 1

i J=1

seklindedir. Ayrica x; ortalamasinin standart sapmasi s/\n, dir. X(i,i+1),



i-nci ve (i+1)-nci gruplarin agirhikh ortalamasi olmak Uzere, X, < Xisl.
oldugunda X(i,i+1)=(nx.+n_ xm)/(n,+n,) ‘dan yararlaniir. Béylece i’
inci ve i+1’ inci gruplarin ortalamasi alinmis olur. Test istatistiginin genel

gosterimi
Fi =in,.(ﬁ—}..)2/(l—1)sf (2.1)

seklindedir. S’ indirgenmis problemden elde edilen hata kareler
ortalamasidir ve N toplam goézlem sayisi olmak Uzere (N -—1I) serbestlik

derecesine sahiptir.
F . istatistigi igin,

Pr{F: 27} =Y PULKPIE, 2 7) 2.2)

Pr{F: =0} = P(l,k) (2.3)

seklinde yazilabilir. Burada y g6zlem degeridir. Ornek gapi n,’ nin esit
olmadidi durumlarda grup sayisi k' nin 3, 4, 5 oldugu durumlar igin P(l,k)
olasiliklarini hesaplamak mumkunddr. n,’ lerin egit oldugu durumda ise Ozel

olarak P(l,k) olasihgi 2<I/<k-1 igin,
P(LLk)y=[PU-1Lk-D+k-DPI,k-D]/k

seklinde hesaplanir. Ayrica P(Lk)=k™' ve P(k,k)=(k!)" ‘dir. Pr{F:>y}< a
olmasi durumunda H, reddedilir [Bartholomew, 1959a]. Testin daha iyi

anlasilabilmesi igin asagidaki érnek verilmistir.



Ornek

Yapilan bir galismada ilkokula giden cocuklarin televizyon izleme sureleri
incelenmigtir. Her grupta 5 égrenci bulunmaktadir. Gidilen sinifla televizyon

izeme suresinin azalip azalmadigi arastiriimak istenmektedir.

1.Sinif 2.Sinif 3.Sinif 4.Sinif  5.Sinif

5 3 4 6 8
4 6 6 8 6
2 8 8 10 2
6 3 5 9 2
6 5 4 11 2

ilgilenilen sifir hipotezi ve alternatif hipotez asagidaki gibidir.

Hy: o =p,=...= u

H :p2p,>...2u ,enazbiresitsizlik dogru olmak tzere

Genel ortalama 5,56’ dir. Grup ortalamasi ise sirasiyla 4,6;5;5,4;8,8 ve 4’dur.
Oncelikle alternatif hipotezde verilen siralamanin saglanip saglanmadig

kontrol edilmelidir. 4,6>5,0>5,4>88>4 siralamasi saglanmamaktadir. ilk

olarak bu siralamanin saglanmasi igin ilk iki grup ortalamasinin aritmetik

ortalamasi alinir. Cikan sonug bu grup ortalamalarina atanir.

4,6+5,0

4,8
2

4,8>4,8>5,4>8,8>4 siralama tam olarak saglanmamaktadir. Benzer

olarak ilk U¢ grup ortalamasinin aritmetik ortalamasi alinir ve ¢ikan sonug bu

degerlere atanir.



4 4 4
, 8+ é8+5, 5.0

5,0>5,0>5,0>8,8>4 siralama hala tam olarak saglanmamaktadir.

5’O+5’015’0+8’8=5’95

5,95>5,9525,95>5,95>4 siralama saglanmaktadir. i, = i, = [, = f1, =5,95

, iis =4 dolayisiyla [=2 drr.

Fi =Zk:ni(/},. —7«..)2/(1—1)S;2

n.(f, —x..)* =5(5,95-5,56) +5(5,95-5,56)* +5(5,95-5,56)"

.—Ma\

+5(5,95-5,56) +5(4-5,56)* =15.21
2 s
S: - Zz(xu _/Al,-)2= (X, _/:‘1)2 +(x,, _,[12)2 oot (X5 _/35)2

i=1 j=I

=(5-5,95)* +(4—5,95)* +...+ (2—4)°
=142,95

Bulunanlar Es. 2.1’ de yerine konuldugunda,

— 1521
T 24295

elde edilir. Fx’ nin dagilimi Es. 2.2 ve Es.2.3’ den asagidaki gibi elde edilir



P(2;5)=[P(1;4)+(4)P(2;4)]/5=0,41664

P(1;4)=1/4

P(2;4)=[P(1;3)+(3)P(2;3)]/ 4=0,4583

P(1;3)=1/3

P(2;3)=[P(1;2)+(2)P(2;2)]/3=0,5

Pr(F's > 7)=P(2;5)Pr(F,,,) + P(3;5) Pr(F,.,,) + P(4;5) Pr(F,,)) + P(5;5) Pr(F,,,)
=0,41664(0,85016) +0,32502(0,96422) +0,09167(0,99039) + 0,0083(0,99723)

=0,76670.

0,05 anlamhhk dizeyinde p=0,76670 oldudu igin H, reddedilemez. Yani

ogrencilerin gittikleri sinifla televizyon izleme siresi azaldig1 sdylenemez.

2.2. Terpstra (1952) ve Jonckheere (1954) Test istatistigi

Sirali alternatif problemleri icin gelistiriimis popdller testlerden biri Terpstra
(1952) ve Jonckheere (1954) tarafindan bagimsiz olarak gelistirilen test
istatistigidir. Bu test klinik Oncesi calismalarda ve doz belirleme
calismalarinda en sik kullanilan parametre digi testtir [Budde ve Bauer,
1989]. Gunumuizde Neuhauser (1996) nin c¢alismasinda kullandigi gibi
sosyal biyoloji gibi farkli biometrik ¢alismalarda da bu test kullaniimaktadir
[Neuhauser ve ark.,1998]. Yokluk hipotezi ve alternatif hipotez

Hy:py =, =..= 1

H :u<wu<.=<pu , enazbiresitsizlik dogru olmak tzere

seklindedir. k grup sayisini gostermektedir. Jonckheere — Terpstra (JT) testi

i,j=L12,...,k ve i< j olmak Uzere i ve j Ornegini karsilastirmak i¢cin Mann-
Whitney istatistigi olan U’ lerin toplanmasi ile elde edilir (Mann-Whitney

istatistigi ile ilgili genel bilgiler ek-1’ de verilmistir). Test istatistigi,
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T,=U,+tUs+..+U; +Uy+U, +..+U,, +...+Uk_1,k

k=1 k. m 7
= D QU= 2 20X, <X)) (2.4)

1<i<j<k i=1 j=i+l r=1 s=l1

seklindedir. Burada X,

i» 1 inci ornekteki r’inci gozlemi, X, ise j’ inci

ornekteki s’ inci goOzlemi temsil eder ve [ goOsterge fonksiyondur

(saglaniyorsa 1’e, saglanmiyorsa 0’a esittir) [Budde ve Bauer, 1989].

H,’ in dogru olmasi durumunda ;' inci 6rnege ait gbzlemler i’inci drnege ait
gozlemlerden blyuk olma egilimi gosterecektir. Dolayisi ile red bolgesi T’
nin blydk degerlerinden olusur. Yani red bolgesi 7,, >T,(a,k,n,n,,....n,)

seklindedir.

Ornek gapi arttiginda 7,, istatistigi icin normal dagilim yaklagimi kullanilir.
Bunun igin T, istatistiginin beklenen degeri ve varyansina ihtiya¢ vardir. 7,

istatistigi Mann-Whitney’ in bir kombinasyonu oldugundan U istatistiginin

beklenen degeri ve varyansindan faydalanir. Mann-Whitney testi igin H,
altinda beklenen deger E(U;)=mn;/2’ dir. Dolayisi ile T, test istatistiginin

beklenen deger asagidaki gibidir.

i
n!

mn; -
E(T)p)= Z Z > = 4171 )

I<i<j<k

k
Burada N = an " dir. Benzer olarak T,;’ nin varyansi,
j=1

k
N*(2N +3)=> n’(2n;+3)

Var,(Ty;) = = (2.5)
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dir [Jonckheere,1954].

Ornek gaplarinin esit olmasi durumunda beklenen deger,

k 2
(1)

ve varyans

N?>(2N +3)—kn*(2n+3)
72

Var,(T,;) =

seklinde kisalacaktir.
Buyuk ornek gaplari igin;

Ty —ETyr) -

Z(0,1
[Var,(T;)1" ©D

T,.—E (T
JT—O(JT)>Za olmas! durumunda H,

olacaktir. Bundan yararlanarak 2
[Var,(T,;)]

reddedilir [Jonckheere, 1954]. JT testinin igleyisinin gorulmesi icin asagidaki

ornek verilmigtir.
Ornek

Yapilan bir arastirmada sporcularin ayni antrendrle calisma sureleri ve
antrendrlerine verdikleri basari puanlari incelenmigtir. Bu dogrultuda ayni
antranorle g¢alisma suresi 5 sene ve altinda olan sporcular, 6-10 sene arasi
olan sporcular, 11 sene ve Ustu olan sporcular olmak Uzere 3 grup ele

alinmigtir. Bu veriler dogrultusunda ayni antrendrle galisma suresi arttikga
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antrendrleri i¢in verdikleri basari puanlarinin artip artmadigi arastiriimak

istenmektedir.

5Yilve Alti 6-10 Yl 11 Yil ve Usti

74 70 73
58 72 78
68 75 88
60 80 85
69 71 76

Bu calisma igin ilgilenilen hipotez asagidaki gibidir.

Hy: =1, =1

H :w <u,<u , enazbiresitsizlik dogru olmak tzere
JT istatistigi icin U, , U,,, U,, istatistikleri toplanir. U, icin;

I(X,,<X,)=0
I(X,,<X,)=0
I(X,,<X,)=1
I(X,, <X,)=1

I(X,,<X,5)=0

Bu sekilde devam edilerek U, =2+5+5+5+5=22,U,=24, U,;=21 ve
T,,=67 elde edilir. Testin normal dagilima yakinsama durumu

kullanildiginda asagidaki dgerler elde edilir

k\n* (3)5°
E (T, )= —= —=37,5
L
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N>(2N +3)—kn*(2n+3)

Var,(T,;) = =

_15°(15(2)+3)—[3(5°)10+3)]
- 72

=89,58.
Ornek capinin yeteri kadar biylk olmasi durumunda normal dagilim
yaklagsimindan yararlanilir. Ornek c¢apinin yeteri kadar buylk oldugu

varsayilirsa

67-37.5 31168

’

elde edilir. «=0,05 igin Z,, =3,1168>Z, =1,64 oldugundan H, reddedilir.
0,05 anlamlilik dizeyinde ayni antrendrle ¢alisma suresi arttikga sporcularin

antrenodrleri igin verdikleri bagari puanlarinin arttigi sOylenebilir.

2.3. Modifiye Edilmis Jonckheere (1998) Test istatsitigi

Neuauser ve arkadaslarinin 1998’ de gelistirdigi bu test istatistigi Jonckheere
(1952) ve Terpstra (1954) tarafindan geligtirilen test istatisitiginin modife
edilmis halidir. Neuhauser ve digerlerinin yaptidi bir c¢alismada bu
dizenlemenin testin gucu ve birinci tip hata bakimindan daha iyi sonuglar

verdigi iddia edilmektedir [Neuhauser ve ark.,1998].

Bu test istatistiginde k-7 tane tedavi grubu ve bir tane kontrol grubu olmak
uzere k tane ornekle ilgilenilir. Bu dogrultuda yokluk hipotezi ve alternatif

hipotez

Hy:py =y =1, == 4y

H oy <p <p<..<p_, , enazbiresitsizlik dogru olmak tzere



14

seklindedir. Modifiye edilmis Joncheere test istatistigi (MJ) Jonckheere test

istatistigine benzer olarak Mann-Whitney istatistigi olan U’ lerin toplanmasi
ile elde edilir. Ancak MJ test istatistiginde Mann Whitney test istatistigi U’

lere (j—i) agirhg1 atanmaktadir. Test istatistigi

seklindedir. Ornegin (g tedavi grubu incelensin bu durumda test istatistigi

Thyamz =Upg +Up + U +2(Ug,) +2(U53) +3(WU )

seklinde olacaktir. Joncheere test istatistiginin beklenen deger ve varyansina

benzer olarak MJ test istatistiginin beklenen degeri ;

k=2 k-1

ETy) =3, 3 (=)=

i=0 j=i+l

seklindedir. Varyans ise asagideki esgitliklerden vyararlanarak bulunur
[Neuhauser ve ark., 1998].

Var(UU.):éninj(ni+nj+l) Vi#j,

Cov(U;,U;)=Cov(U ;;,U;;) = %ninjn, batdn i,j,| farkli olmak Gzere
Cov(U,;,U,;)=Cov(U ;,U,)= —éninjn, butdn i,j,| farkli olmak tzere
Cov(U,;,U,,)=0 batdn i,j,I,m farkh olmak tzere

Yukaridaki egitliklerden yola ¢ikarak MJ test istatistiginin varyansi agsagidaki
gibi yazilabilir.
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Var(T,,,) = 33 (j—i)? —(nn (n,+n, +1))+22C0v(Uij,Ulm)(j—i)(m—l) (2.6)

i=0 j=i+l

Burada A ={(, j),(k,D[{(0,1),(0,2)},{(0.,(0,3)}...{(k =3,k =2),(k =2,k =)}

dir.

Bu sekilde T7,, test istatistiginin varyansini hesaplamak ozellikle ornek

capinin arttigi durumlarda oldukga zordur. Bu sebeple bu bolimun geri

kalaninda 7,,, test istatistiginin varyansi ornek gaplari esit iken elde edilmeye

calisilacaktir. Ornek c¢aplarinin esit oldugu durum goéz 6niine alindiginda

varyans formult asagidaki gibi olacaktir.

k=2 k-1
Var(T,,;)=>. > ( ]—l) (n (2n+1))+22C0v(UU,UIm)( j—im—1) (2.7)
i=0 j=i+1
Burada;
Cov(U,;,U;)=Cov(U ,;,U,)= 112 butin i, j,I farkh olmak Gzere
Cov(U,,U,)=Cov(U ;,U,) :—érﬁ batin i, j,I farkli olmak lzere
Cov(U;,U,,)=0 batan i, j,I,m arkh olmak Uzere
Onerme 2.1

Ornek caplari esit ele alindiginda T,,, test istatistiginin varyansi

_ k*(k* =Dn*(nk +1)

V)= 144

seklindedir.
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Ispat

Es. (2.7) deki ifadenin ilk kismi V, ikinci kismi V, olarak ele alinsin. Ilk olarak

V, ifadesi ele alisin. Ornek gaplari esit oldugu durumda ;

2kl 1, 1 &, 2 2
v =2 ,;(]_l) @' @n+D) :E;[l +2% 4t (k=1=i)" | [n*2n+1) |

[722n+D) )42 (k—1-i)(k —i)(2k -2~ 2i +1)
BT Z(): 6

Elde edilen ifade yeniden duzenlenirse;

[7Cn+D) [ iy +1@i+1) [P @D [0 43 4
12 ZI 6 12 Z‘ 6

olarak bulunur buradan gerekli dizenlemeler yapildiginda asagidaki ifade

bulunur
k—1 3 k—1 5 k—1 )
_[n2(2n+1)} 2%“1 +3,Z:1:l +;l
12 6

_ n?2n+1)| 2(k 1%k N 3(k —=1)(k)(2k —1) N (k —1)(k)}

7 | 4 6 2
_ ' @n+ D[ k(k-1) (kz—k+2k—1+l)} _n (2n+1){k(k—1) (k2+k)}
72 | 72 2

_n@u+D[ K (k=1(k+1)
72 2

Q2+, 2
- [k =1)].
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Ikinci olarak kovaryans terimini igeren V,ifadesi ele alinsin.Dikkat edilecegi

Uzere herbir ¢ift icin kovaryans ifadesi ayni olmakla birlikte bastaki katsayilari

3
birbirinden farkhdir. Dolayisiyla ortak terim olan ;1—2 terimi toplamin digina

alindiginda her bir ¢ift icin kovaryans terimlerinin katsayilari asagida verilen

gizelgedeki gibi olacaktir.



ij Satirinin
.. Katsayilan
ij 01 02 03 0(k-1) 12 13 1(k-1) 23 24 2(k-1) (k-2)(k-1) TopIZml
01 — 2 3 k-1 -1 -2 2-k 0 0 0 0 k-2
02 2 - 6 2k-2 2 0 0 -2 -4 6-2k 0 (4)(k-2)
03 3 6 —_ 3k-3 0 6 0 3 0 0 0 (9)(k-2)
0(k-1) 1-k 2k-2 3k-3 - 0 0 (1-k)(2-k) 0 0 (1-k)(3-k) (k-1) (k-1 )Z(k—2)
12 -1 2 0 0 — 2 2-k -1 -2 (3-k) 0 k-2
13 -2 0 6 0 0 _— 2k-4 2 0 0 0 (4)(k-2)
1(k-1) 2-k 0 0 (1-k)(2-k) -1 2k-4 - 0 0 (3-k)(2-k) k-2 (2-k)*(k-2)
23 0 0 3 0 0 2 0 — 2 (k-3) 0 k-2
24 0 -4 0 0 -2 0 0 2 — 2k-6 0 (4)(k-2)
2(k-1) 0 6-2k 0 (3-k)(1-k) 3-k 0 (3-k)(2-k) k-3 2k-6 _ k-3 (3-k)2(k-2)
(k-2)(k-1) 0 0 0 k-1 0 0 k-2 0 0 k-3 — (k-2)

18

liejiAesiey uluiwie) suehienoy Mep..'z 'S3 L'z abjez1d

81
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Cizelge 2.1.den dikkat edilecegi Uzere her bir ijj satiri icin katsayilarin bir
kismi pozitif bir kismi negatiftir. Kovaryans formultnd indirgeyebilmek igin bu
katsayilarin toplamini elde etmek gerekir. Herhangi bir ij satir igin V,
teriminde (j—i) katsayisi gelecektir. Bu katsayiya ifade kolayligi saglamasi

acisindan v densin. Dikkat edilecegi Uzere herhangi bir ij satir igin pozitif

k-1 v—1 k—l-v
terimlerin toplami {Z"_V*Zl} ve negatif terimlerin toplami v > i dir.
i=1 0

i=l1

Dolayisi ile herhangi bir ij satiri igin katsayilarin toplami;

~
+
<
I
<

k-1 k=1-v v—1 k-1 k=1-v v—1
Toplam=v Zi—v —v ) i 1 I—v— ) i+ )1
= . o .

i=1 i= i=0

seklinde ifade edilebilir. Bu ifadeden faydalanarak

Toplam:\{m_\,_(k—l—")(kﬂ/)+v(v—1)}
2 2 )
_V_k2—k—2v—k2+kv+k—v+kv_v2+vz_v

i 2
=y 2kv_4v}:v2[k—2]

2
=(j-[k-2]

seklinde bulunur.

Dikkat edilecegdi Uzere bu ifade sadece ij satiri i¢in elde edilmistir. Bu ifadeyi

.2

k=1 k—j
1
1

tim satirlar igin toplamak gerekir. Bu ifade toplandiginda (k—Z)Z

j=1 i=

yazilabilir. Dolayisi ile V, asagidaki gibi yazilir.
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k-1 k—j

V,=(k-2)3 3 :(k—Z)kz_]:(k_j)(k—j+61)(2k—2j+1)

Bu ifade asagidaki gibi yeniden diizenlenebilir.

k-1 k-1 k-1 k-1
D27 +3i% +i 2> PH+3) P+
k- 2)2 L (i) + 1)(21 D _ | S y - (- T

6 4 6 2

_(k=2) 2k —1)k> L3k -DRk-D | (k —1)(k)}

6 2

_(k=2) [k =1k> + (k =1)(k)(2k —1) + (k = 1)(k)(2k — 1)}

_ =D =Dk o o 1+1)} (k= 2)[(" DE & 2+k)}
2 6 2

k=[P h-Dk+1) | (k-2) )
= : } [ -1)]

Dolayisiyla

k=2)r 5.5 n’
V,=——=k°(k”=1) |—
12 [ ( )]12

olarak elde edilir. Bulunan V, ve V, ifadeleri Es.2.7’ de yerine konuldugunda

T,,, testistatistiginin varyansi agagidaki gibi elde edilir.

n(k 2)

V(T,,)=V,+V, —m[k k> —1)]+ (K& -D]

_k (k2

1)[ Qn+D)+n’(k-2)|= Ko (k

—1)[ +21° + 1’k —2n )}
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2,72
:—k (1](44 D I:n3k+n2}

Buradan

k*(k* —=Dn*(nk +1)

V) = 144

oldugu goralur.

Neuhauser ve digerleri (1998) nin verdigi formulin oOzellikle grup sayisi
arttikca hesaplanmasi zordur. Es. 2.8’ de eldedilen formil 6érnek caplari
esitken Neuhauser ve digerleri (1998)’ nin formulinden hesapama agisindan

oldukca kolaydir.
Blyuk ornek caplari igin;

Ml Eo (TMJ )

Ward 1" Z(0,1) * den yararlanilir. Paydadaki Var(7,,,) degeri tezde elde
ar MJ

T, —E (T ili
Ly —ETy) MJ)>Za olmasi durumunda H, reddedilir

edilen varyanstir. Ve >
[Var(T,,,)]

[Neuhauser ve ark., 1998]. MJ testi igin asagidaki érnek verilmistir.
Ornek

Yapilan bir aragtirmada iki gruba farkl dozajda kandaki hemoglobini arttiric
olan A ilacindan verilmistir. ilac verilmeyen bir grup hasta kontrol grubu
olarak alinmistir. ilag verilen ilk gruba 2 mg, ikinci gruba 4 mg ilag verilmistir.
Her gruptan rasgele Uger hasta secilmistir. Hastalara verilen ilacin dozunun
artmasiyla kandaki hemoglobinin artip artmadigi ile ilgilenilmektedir. Veri seti

asagidaki gibidir.
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0 mg 2 mqg 4 mq

25 18 42
32 27 38
41 33 29

ilgileninlen sifir hipotezi ve alternatif hipotez asagidaki gibidir.

Hy:phy =t =1,

H, :pyy<u <u , enazbiresitsizlik dogru olmak Uzere

MJ test istatistigi agsagdidaki gibidir.

k=2 k-1

Tw=2,2 (G=i;=2 2, (j=il;

i=0 j=i+l i=0 j=i+l

0~

= (1-0)U,, +(2—0)U,, +(2-1U,,

=U, +2U,, +U,, =3+2(6)+8 =23

Normal dagihm yakinsamasindan fayadalanmak igin once E (7,,) ele

alinsin,
k=2 k-1 nn, L2, . . nn,
ET)=2 2 (-D)—=>> (j-i)—~
i=0 j=i+1 2 i=0 j=i+l 2
n,n n,n nn
=(1-00H+2-002=+(1-0)—=
(1-0) 5 (2-0) 5 1-0) >
:2+—8+—:18
2

T,,, istatistiginin varyansi hem Neuhauser ve digerleri (1998) ‘ de verilen Es.

2.6’ daki hem de bu galismada elde edilmis olan Es. 2.8'den hesaplansin.
Es. 2.6’ ya gore,
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VO(TMJ) :Vo(Um +2U02 +U12)

=V,U,)+4V,U,,)+V,U,,) +4Cov(U,,,U,)+2Cov(U,,,U,,) +4Cov(U,,U,,)

1 4 1
=En0n1(n0 +n, +1)+En0n2(no+n2 +1)+Enln2(n1 +n,+1)

2 4 4
——n,nn, + ) nynn, + ) nynn,

12
Ornek caplari yerine kondugunda
1 4 1 2 4 4
=—B)B)MN+—RB)TNH+—R)RA TN ——QNH+—Q7)+— (27
12( )(3)( )+12( )(3)( )+12( 3)(T) 12( )+12( )+12( )
— 45
bulunur.

Es. 2.8’ de elde edilen varyans formulinden vyararlanarak hesaplanan

varyans formulu ise asagidaki gibidir.

K2 (k> = Dn>(nk +1)
144

_O®O10) _
144

VolTyy) =

Goraldugu uzere bu caligmada elde edilen T7,, istatistiginin varyans

formulinden varyansi elde etmek olduk¢a kolay ve kisadir.

Ornek capinin yeteri kadar biylk oldugu varsayilsin. Bu durumda normal

dagiiima yakinsamasindan,
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23-18
NS

reddedilemez. 0,05 anlamlilik dizeyinde hastalara verilen ilag dozunun

=0,7453 elde edilir. ¢=0,05 icin Z, =1,64>0,7450ldugundan H,

artmasiyla kandaki hemoglobin miktarinin artmadigi soylenir.

2.4. Terpstra ve Magel (2003) Test istatistigi

Sirall alternatif problemi i¢in gelistiriimis parametrik olmayan testlerden biri de

Terpstra ve Magel (2003) in gelistirdigi testtir. Yokluk hipotezi ve alternatif

hipotez
Hy oy =1,=...=pu,
H:p<upu=<.<uy , en az bir esitsizlik dogru olmak tzere

seklindedir. k& grup sayisi, n, i’ inci grubun Ornek c¢api qup,{XU},
(i=1,2,...,k ve j=1,2,.,n;) i’ inci gruba ait ;' inci veriyi temsil eder. Siral
alternatiflerin testi icin gelistiriimis parametrik olmayan testler genellikle ikili
sinamalara dayanir. Terpstra ve Magel testi (TM) ise sirali alternatifte verilen

siranin tamaminin saglanip saglanmadigina dayanir ve asagidaki istatistik

uzerine kurulmustur.

Bu test istatistigi semsiye modeller i¢in de uygulanabilir. Ornegin

H:py < g, < g2 gy igin

n ny
oy :z I(Xlil SXZiZ < X3i3 = X4i4)

i=1 =l
olarak kullanilabilir. Yapilan c¢alismada sadece iki Ornegin incelenmesi

durumunda bu test istatistigi Mann-Whitney test istatistigine dontsecektir.
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T,,’ nin teorik dagiimini bulmak mimkundur. Burada A%ﬂ, n ) farkli
!

™

durum sdz konusudur [Terpstra ve Magel, 2003]. Ornek ¢api ve dzellikle grup
sayisi arttikga bu testi bilgisayar yardimiyla dahi yapmak oldukga zaman
ahicidir. Ornegin n, =10, n,=10, n,=10 i¢in 30!/( 10! .10! . 10!) = 555 099 679
134 farkli durum s6z konusudur. Bu kadar farkli kombinasyonla islem
yapmak uygulamalarda pratik olmayabilir. Bu testin igleyigini kig¢uk bir 6rnek

uzerinden gosterelim. n, =2, n,=1, n,=1 6rnekleri dikkate alindiginda 4!/( 2!
A1) =12 farkh durum s6z konusudur. (2, 1, 1) igin 7,,,’ nin teorik dagilimi
bulunmak istensin. Bu durumda verilerin X,, <X, <X,, veya X, <X, <X,

siralamalarina uyup uymadigi dikkate alinacaktir. Bu iki siralamadan ikisi de
saglaniyorsa 2, yalniz biri saglaniyorsa 1, aksi halde 0 degeri alir. Cizelge

2.2’ de bu degerlerin timu gosterilmistir.



Cizelge 2.2. (n, =2,n, =1,n, =1) igin Test istatistik degerleri
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Durum
Durum
no: Olasi siralama T no: Olasi siralama T
1 X, <X,<X, <X, 2 13 X, <X, <X,<X, 0
2 X, <X,<X, <X, 0 14 X, <X,<X, <X, 0
3 X, <X, <X,<X, 1 15 X, <X,<X, <X, 0
4 X, <X, <X, <X, 1 16 X, <X,<X, <X, 0
5 X, <X, <X,<X,, | 0 17 X, <X, <X, <X, 0
6 X, <X; <X, <X, 0 18 X, <X, <X,<X, 0
7 X,<X, <X, <X, 2 19 X, <X, <X,<X, 0
8 X,<X, <X, <X, 0 20 X, <X, <X, <X, 0
9 X,<X, <X, <X, 1 21 X, <X,<X, <X, 0
10 X,<X, <X, <X, 1 22 X, <X,<X, <X, 0
11 X,<X; <X, <X, 0 23 X, <X, <X,<X, 0
12 X,<X, <X, <X, | 0 24 X, <X, <X,<X, 0

Cizelge 2.3. (n, =2,n, =1,n, =1)iken T, 'nin dagihmi, beklenen degeri ve

Varyansi
(n,,n,,n,) Test Istatistik Degeri (T,,, ) E(T,, ) (T, )
2,1,1) 0 1 2
18/24  4/24 2/24 1/3 7/18




27

Burada test istatistigi 7., nin érneklem dagihmi tzerinden beklenen deger

ve varyansi

E(T,,) :O.§+1.i+2.£ _1

24 24 24 3
V(TTM) = E(TTMZ) - (E(TTM ))2
2

=o.§+12.i+22.3—(1J _

24 24 "4 \3) 18

seklinde bulunur. Ayrica beklenen deger ve varyansi

k
n =[]n olmak tizere
i=1

E(T,,)= 'Z, (2.10)
Vit = (2 |1+ 207 2.11)
) = )T &Y :
V2 = Z l’l* ﬁ(n —1)1(5#1)--1(5#1') Csz/;—ili) lLICZ(lle*D _ 1 (2 12)

el G Qk—i)! T (ke '

yardimiyla da elde edilebilir.

n =2, n,=1, n,=1 igin beklenen deger Es. 2.10 yardimiyla 0° =1 ve [,=0
olmak Uzere,

n o= n,.n,.n,=(2).(1).(1)=2

2
E(TTM):EZ

W | =
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olarak bulunur. Varyans ise Eg.2.11'den

VT, = 2( ! j[l—l}rv, +v2
31 31

=2(%)[%J+vﬁ+v§ =%+vf+v§

bulunur. Buradaki v/ ve v; Es. 2.12 yardimiyla bulunur.

: I(s#l) G n 1
— I’L* n —1 S#h —h C (S
2. (H(f ) j 2@3)-Dlig BT @y

1</,<3 s=1

e [ =1igin

(n, D'V, - OV, -y = 2-1°a-1D'a-1)'=0  oldugundan

carpimda sifir olacaktir. Dolayisi ile isleminin devamini yapmaya gerek

yoktur.

2 I(s#l) 1 (s#l sz(? g 2 lg—lg 1—1 1
2 * N I(s ) s 2( )
v, = E n I I n. -1 ! 2 | I s -

1<l <1, <3 s=1

o [ =2, =3icin;

1)1(3¢2)1(3¢3) =2 _1)<1>‘<1> a _D(om) a _1)(1>.<0) -1

(n, _1)1(1¢2)1(1¢3) ( n, _1)1(2¢2)1(2¢3) (n, —
c;Y c° 1

2(3)-2)! 41 24
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24—y ~2,-4-D _ ~202-0-1) ~2(3-2-1) _ ~2 ~0
Cll—lo—l “ly-h-1 =Gy Gy =G.G=2

Sonug olarak,

5 5 1 7 -
VT, )=—+v +v =—+0+—=— elde edilir.
(o) 18 ' 7 18 9 18

Ornek gaplaninin esit olmasi durumunda beklenen deger,

k

E(Ty) =" (2.13)

seklinde olacaktir. Ornek caplarinin esit olmasi durumunda Es.2.11°deki

esitligindeki varyans formult asagidaki gibi olacaktir.

1 1) &,
V(T,,)=n" (ﬁj(l—ﬁ}r;\g (2.14)

Burada,

vi= >oon ﬁ(n 1)/ (5T (5#E) _C’fflz'_m iczﬂs—lsfl—l)_ 1
: ’ k=i Tt eyy?

I<h <. <l;<k s=1

seklindir. Ornek c¢aplarinin esit olmasi durumunda bu esitlik

v = n*(n—1)"
: 2 =1) Qk —i)! L bt ey

I<h<.<l;<k

k
S 1(5# )0 (571, ( CkZEI;—I;) et 1
i C sThs—17Y

seklinde olacaktir. I(s#1[)..I(s#1) ifadesinin 1 olmasi igin 1[,L,,...1

ifadelerinden hig birinin s’ ye esit olmamasi gerekir. Tek bir tanesi 0’ a esit
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olsa bile ifade sifira esit olur. Bu ifade i farkli sekilde 0’ 1 barindirir.

Dolayisiyla ifade i kez sifir olur. Geri kalan k-i durum ise 1’ e esittir. BOylece

Zkll(s;tll)...l(s #1)=(k—i)

. il(xill)...l(sil,) )
dir. Dolayisiyla n*(n-1)+ =n*(n—D*" olur. Toplama iglemine
bakildiginda bu ifade [,1,,...,I.” den bagimsizdir. Boylece v’ esitligi asagidaki

gibi yazilabilir.

2(k—1;)

[ C i 1
v-2 _ nk n—1 (k—i) k—; CZ(lfls,rD _
v z ( ) (Zk—l)'H lg—ls -1 (ky)z

I<h<.<l;<k s=1

2k-1)
Ck—li '

- gy
_ ko 1\(k=i) 20—l -1
=n‘(n-D"" > L(%_i)lﬂ (O (k!)zj (2.15)

I<h<.<l;<k

Grup sayisi k ve dérnek gapi n, arttiginda T7,,’ nin teorik dagiliminin
bulunmasi ve beklenen deger ile varyansin bulunmasi zorlasacaktir. Ornegin

k=4, m, =2, n,=3, m,=1, n,=4 igin 1(%2,3, 11.41)=12600 farkli durum stz

konusu olur. Boyle durumlarda normal dagiimdan ya da Monte Carlo

yaklagsimindan yaralanilir. lim Zr., ~ N(0,1) igin;

n—»0

T. —E (T
_ Loy ol TM)~N(O,1)’den yararlanilir. ZTTM >Z, olmasi durumunda

ZT
me Vo)

H, reddedilir [Terpstra ve Magel, 2003]
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2.5. Modifiye Edilmis Terpstra-Magel (2007) Test istatistigi

Chang (2007) tarafindan gelistirilen bu tes TM testinin genellestiriimis bir hali
olup farkli olarak bu testte Spearman (1904) in korelasyon katsayisi

kullanilmistir. ilgilenilen sifir hipotezi ve alternatif hipotez TM testine benzer

olarak
Hy p=p=.=pn
H:p<p=<.=<py en az bir esitsizlik dogru olmak tzere

seklindedir. Burada k grup sayisini gostemektedir. Spearman korelasyon

k
katsayisinin H”i tane toplamina dayanan bu test istatistigi asagidaki gibi

i=l1

yazilabilir.

n; n,
Trirne = 2 :z :r(‘xljl "x2j2"°"‘xkjk)

JS1=1 Jr=1

Burada r(x,;,x,, ,...x,; ) gozlemlenen veri ve ilgili grup arasindaki spearman

korelasyon katsayisini gostermektedir. Spearman korelasyon katsayisi

(X%, .- %, ) @sagidaki gibi ifade edilir.

k
12> i.R(x, X, 5o X, )
; 1,‘ Ljy K _3(k+1)
k(k* -1) k-1

r(xlj1 s Xy e Xy )=

Burada  R(x|x;,-%;,) , X, NN x,,..x, arasindaki rankini

Ui

gostermektedir. H, dogru oldugunda r ve R(x;|x,

1,2

x,. ) iligkili oldugundan
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r(x;,x,, ,-»%, ) buylk deger alacaktir ve dolayisiyla 7,,, buyiuk deger

alacaktir. Bu yuzden red bolgesi 7,,,,, 'nin buyuk degerlerinden olugur.

T, nin teorik dagilimini bulmak mimkiindir. Burada NV (n,!....

n,!) farkl
durum sbz konusudur. Ornegin k=4, n=n,=n=n=5 oldugunda

201/51515151=1.1733x10" farkli durum s6z konusudur. Ornek capi arttikga

T, istatistigini standartlagtirilarak normal dagilim yaklagimindan

yararlanilabilir. Bunun igin 7,,,, istatistiginin beklenen degeri

Tyrr) = {Z Zkr(xu’xzjz X5
—Z ZE[r(xu Xy jy5eees X )]

Eylr(x;, %, ... 5y )]=0 oldugundan

Ty =33 0=0 (2.16)
a=l =l

elde edilir [Hollonder ve Wolfe, 1999].

T, nin varyansi ise Mann-Whitney istatistiginin lineer bir fonksiyonudur.

n =] ]n olmak Uzere,

k = m—1 o k+1
k(kz 1){;“1(/( z+1)+;mzlj+l[nln ] ,m} 3n (ﬁ]}
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k-1

k-1 k k
= (n |: j| ( ]( ] COV(U,m > qu)
k(k2 _1) =1 m=zl+l u=l1 vgl nl nunv :

oldugu gorulur. Buradan gerekli iglemler yapildiktan sonra 7,,,,, istatistiginin

varyansi

T.o12 T (m—0)*(n, +n, +1)
V()(TMTM)_|:n _k(kz—l):| {ngzmgk 12nlnm i|+

(12 — ll )(l3 — ll) (l3 — lz )(ll — lz) (ll — l3 )(lz — l3)
L ;1 N A L }I(k > 2)}
o | : : (2.17)

seklinde elde edilir [Chang, 2007].

Ornegin  k =3,(n;,n,,n,)=(2,1,1) igin beklenen deger E,(T,,,,)=0 varyans
ise Es.2.17’ den

B (m—1)* (n,+n, +1)
%(TMTM){ a (8)} {Z T2nn }

+l: Z (lz11)(l3ll)+(l3lz)(l1lz)+(l1l3)(lzl3):l'1}

6n, 6n, 6n,
1 2 3

1 Q2-D*A+2+1) N (3-2(1+1+1) N G-1*1+2+1)
122)D) 12(Dd) 12(2)(D)

+{(z—m—l)+(3—2)(1—2>+(1—3><2—3)}
6 6(2) 6(3)
13 13

=42 =144]
12 36
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T,. —ET, -
Z, =M Born) N(0,1) ‘den vyararlanilabilir. Z, >Z_  olmasi
MTM V(T ) MTM
MTM

durumunda H, reddedilir.

MTM testinin igleyiginin anlasiimasi i¢cin MJ testinin altinda incelenen ornek
ele alinsin.

3 3 3
TMTM = Z Z z r(xljl ’x2j2 ? x3j3 )

Ji=l =1 j3=1

Buradaki (X5 %, %3, asagidaki gibidir.

r(xlj1 s X x3j3) =

k
12 iRGy o2 5,) 0y
i-1 -3
33 -1) (3 ‘J

A=, j,=1ve j,=1igin,

k
12D i.R(x; ‘xlj. Xpjy0 %)
i=1

‘ 3+1
r(‘xll’XZI’x3l): 3(32_1) _S(S_IJ
3 IZ[R(XU ‘XII’XZI’XSI) +2.R(x,, ‘xll’XZI’XSI) +3.R(x;, |x11’X21’x31)]
- 33 -1)
_12[2+2+9] 6—0.5

24

Bu sekilde devam edilerek 7,,,, =7,5 bulunur. T,,, istatistiginin varyansi

asagidaki gibidir.
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2 2 2
V(TMTM):P&H{(Z—D M, B=D(D) , (-2 (7)H<2—1><3—1>+(3—2>(1—2)+(1—3><2—3)

3(8) 12(9) 12(9) 12(9) 6(3) 6(3) 6(3)

:(13,5)2{7+4(7)+7+ 2-1+2

} =101,25
12(9) 6(3)

T, istatistigi icin normal dagilim yakinsamasi kullanilacak olursa;

= ﬂ =0,7453

z
Turu 101,25

elde edilir. Z

r  =0.7453<Z, =1,64oldugundan H, reddedilemez. 0,05
MTM

anlamliik dizeyinde hastalara verilen ilag dozunun artmasiyla kandaki

hemoglobin miktarinin artmadigi sdylenir.

2.6. Ferdhiana, Terpstra ve Magel (2008) Test istatistigi

Sirall alternatiflerin testi icin gelistirilien parametre disi test istatistiklerinden
biri de Ferdhiana ve digerlerinin (2008) gelistirdigi test istatistigidir. Bu test
istatistigi Terptra ve Magel’ in 2003’ de gelistirdigi 7,,, test istatistigine benzer
olarak ikili sinamalar vyerine alternatif hipotezde verilen siralamanin
tamaminin siralanip siralanmamasina dayanmaktadir. Aralarindaki fark 7.,

test istatistigindeki Kendall'in tau korelasyon katsayisina dayali olmasidir.

Yokluk hipotezi ve alternatif hipotez

Hy: gy === 4,

H :p<w..<p ,enazbiresitsizlik dogru olmak Gzere

seklindedir. Ferdhiana ,Terpstra ve Magel (FTM) test istatistigi ise asagidaki
gibidir,

|
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zz’ zrm Xy X,,).

i=1i,=

Burada z(X,.X,, ,...X,,) ifadesi Kendall' in korelasyon katsayisini temsil

etmektedir. Bu ifade

noony e k=l k
Ty ZZ Z Z Z sgn(l—m)sgn(X, — X, ) I[<m igin (2.18)
i=1i=1 k(k 1) [=1 m=l+1 : "

. - X, ¢,i=12,..,k , j=12,..n olmak Uzere siral
seklinde yazlabilir. { ’f}l / &

alternatifin testi icin 6rnek verisini temsil etmektedir. Buradaki k grup sayisi,

n, i’'inci gruba ait gézlem sayisidir.

[ ve m grup i¢in Mann-Whitney istatistigi olmak Uzere Es.2.18’ deki

Im’

ifade

Ty = (nn,..my (_ k(k — l)z Z ‘/Vn(l’m)Uzmj

[=1 m=I+1

seklinde Mann-Whitney test istatistiginin bir fonksiyonu olarak yazilabilir.

Buradaki W (I-m), | ve m Orneklerin alindigi grup sayisini ifade etmek
uzere W (I-m)=m—1[ dir. Goruldugu Uzere W, (I-m) Ornek gapi n’'den

bagimsizdir.

Ornek gaplarinin esit oldugu yani n, =n, =...=n, =n oldugu durumlarda T7,,,

test istatistigi JT test istatistiginin lineer bir fonksiyonuna dénusur ve

T e L (2.19)
Kk—1)
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seklindedir.

T, nin beklenen degeri

E(Trpy) :(nan"'nk)|:2( o i P(X, < Xm)]_1:| dir.

Burada H, altinda P(X, <Xm):% oldugu igin E(T,,,)=0 olur. H, altinda

T, ninvaryansi ise
(nn,.n ) | & & (n +n, +1 21 ., r—-QCk-Dr
Var, (T, = S +2>» —| C
0( FTM) 3 r=1 S:ZH—I nrns ;nr :
k=2 k-1 k—S k=2 k-1 k 1
-2 +2 —
r=1 sgl[ ns j r=1 s=r+1 t;l n{ j|
seklindedir .

Grup sayisi k=3; 4; 5 oldugu durumlarda varyans asagidaki tablodan

yararlanarak hesaplanabilir.
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Cizelge 2.4. k=3, 4, 5 igin Varyans formalu

k Varyans formdilii
3 (/3)(mnyny) {n, +n,y +n, +4n,n, +4nn, }
4 a/3)(nn,n;) {n]n2 +nn, +nn, +n,n, +n,n, +nn, +9nn,n,

+nn,n, +9n,mn, +nnyn, |
5 (/3)(nn,n,) {mnyng +n,nyng +nynyng +nngng +nnyng +nnyn,
+nn,n, +n,n,n, +nnn, +16n,nn,n, +4nnnn,

+4n,n,nyng +16mn,nn, }

[Ferdhiana ve ark., 2008].

Yapilan simllasyon c¢alismasinda Cizelge 2.4 de verilen varyans
formallerinin, deneysel olarak elde edilen varyans formullerinden farkl sonug

verdigi goézlenmis ve Var(T,,,)’ nin bulunmasinda Es. 2.19° den
yararlanilmigtir.  Var,(T,,,,) bulunmasinda kullanilacak formdl Es$.2.19° un

varyansinin alinmasiyla elde edilir ve asagidaki gibidir.

4n*2

k(k—1)

2
Var,(T,;,,) = ( ] Var,(T,;) (2.20)

Ornek capi blylidiikge normal dagilim yaklasimindan yararlanilir.

Normal dagilim yaklagimi i¢in

S TR V(%)

r Val’b (TF ™ )
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formalunden yararlanilir. Zr > 2 olmasi durumunda H, reddedilir

[Hollander ve Wolfe,1999]. T,,,, testi bir agagida verilen 6rnekle incelensin.

Ornek
Yapilan bir galismada Ug farkl ilag dozu uygulanan hastalardan rassal olarak

ucer hasta secilmistir. Hastalara verilen ilag dozu arttikga iyilesme suresinin

kisalip kisalmadigi ile ilgilenilmektedir.

Grup 1 Grup 2 Grup 3

18 30 45
26 36 42
22 40 43

Sifir hipotezi ve alternatif hipotez asagidaki gibidir.

Hy:py =, = 1

H :u <u <u, , enazbiresitsizlik dogru olmak tzere

Ornek gaplar birbirine esit oldugundan test istatistigini bulmak igin Es. 2.19’

dan yararlanilir. Dolayisi ile

Ty =27

Cizelge 2.4 ‘deki formullerden yararlanarak 7., nin varyansi

V(Tp) =(1/3)3.3.3)[3+3+3+4(3)(3) +4(3)(3)| =729
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elde edilir. Ornek capinin yeteri kadar buyik oldugu varsayilirsa burada

:izl olarak bulunur. «=0,05 alnirsa Z, =1<Z,6 =164
FTM

z
Trmu = 729

oldugundan H, reddedilemez.

Var,(T,,,,) Es. 2.20 esitligi kullanildiginda

43)*2
3(3-1)

2
Vary(T,py, ) = ( ] Var,(T,;)

dir. 7,," nin varyansinin elde edilisi Es. 2.5’ de verilmigtir.

k
N*(2N +3)=> n’(2n, +3)

Var,(T,,) = 7; =20.85

Dolayisi ile ;
Var,(Ty, ) = (4)(20,25) =81

elde edilir. Bu varyans sonucu ile normal dagilim yaklagimi kullanildiginda

27

ZTFTM - E

=3

bulunur. =0,05 alinirsa Z,.,, =3>Z, =1,64 oldugundan H, reddedilir.

Verilere bakildiginda H,  in reddedilmesi gerektigi agikca gorulmektedir.
Ancak Es. 2.20 yardimiyla elde edilen varyans sonucunda H,reddedilirken
Cizelge 2.4 ‘den yararlanilarak elde edilen varyans sonucunda H

0

reddedilememisgtir.
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2.7. Permiitasyon Testi

Uygulamalarda yigindan defalarca ornek c¢ekmenin ¢ok maliyetli hatta
olanaksiz oldugu durumlarda yigina iligkin bir ¢gikarim igin tek bilgi kaynagi,
olusturulan eldeki tek bir 6rnek olabilir. Boyle bir durumda izlenebilecek yol
yeniden Ornekleme olarak adlandirilan eldeki ornekten yeni Ornekler

olusturmaktir.

Permutasyon yontemi yirminci yuzyilin baslarinda onerilmesine karsin,
bilgisayar teknolojisinin gelismesi sonucu hesaplama guc¢lugunin ortadan

kalkmasi ile son yillarda daha ¢ok kullaniimaya baslamistir.

Permutasyon yontemi parametrik ve parametrik olmayan testlere gore bazi
avantajlara sahiptir. Parametrik testler gibi orneklerin geldikleri dagilim
hakkinda herhangi bir varsayimi gerektirmez. Diger bir dnemli sebep ise,
parametrik olmayan testler gibi verilerin sira sayilarini degil gercek
degerlerini kullanarak iglem yapmaktadir. Anlasilacagi Uzere permutasyon
yontemi neredeyse tUm parametrik ve parametrik olmayan testler igin
uygundur.  Ayrica permutasyon testlerinin varsayimlari saglandiginda
parametrik testlere yakin (bazen daha iyi) sonugclar verdigini, varsayimlar
saglanmadiginda ise ¢ogu zaman parametrik testlerden daha iyi sonug
verdigi soylenebilir. Bu ydntemin uygulanabilmesi icin saglanmasi gereken en
onemli ve temel kosul gézlemlerin birbiriyle yer degistirebilir oimasidir [Good
,2006].

Permutasyon yontemi ikiden fazla yiginin ortalamalarinin esitligi hipotezinin
testi amaciyla da kullaniimaktadir. Fakat bu yontemin yapilabilmesi i¢in yigin
varyanslarinin homojen olmasi gerekir. Behren-Fisher problemi olarak bilinen
yigin varyanslarinin homojen olmamasi durumunda bir yigindan gelen ornek
birimleri diger yigindan gelen 6rnek birimleri ile yer degistirme 06zelligini
kaybeder. Bodylece yokluk hipotezinin dogrulugu altinda permutasyon

dagihimi olusturulamaz [Manly, 2007].
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Bu yontemi tanitmak icin yasam uzatmaya yonelik yeni bir E vitaminin
deneysel uygulamasi incelensin. Analize tedavi edilmis gruptan 3, tedavi
edilmemis gruptan 3 olmak Uzere toplam 6 oOrnek alinmigtir. Tedavi
uygulandidinda hicre yasam sulresinin uzamasi beklenir. Sifir hipotezi
hdcrenin yasam suresi E vitaminin varligindan etkilenmez yani her hucre esit
yasam suresine sahiptir seklindedir. Alternatif hipotez ise hicredeki E
vitaminin varliginin hicrenin yasam suresini uzattigi seklindedir. Burada iki
grup oldugundan sadece E vitamini uygulanan grupda ki toplam yasam
sureleri test istatistigi olarak alindi. Eger alternatif hipotez dogru ise ¢ogu
zaman bu toplam tedavi yapilmayan gruptaki toplam sayimdan bayuktar. Sifir

hipotezi dogru ise iki gruptaki gozlemler yaklagik olarak ayni olmalidir.

Tedavi edilmis ve edilmemis hlcrelerden 3’ er 6rnek olmak Uzere toplamda
alti érnek alinmigtir. Tedavi edilmis hucrelerden alinan 6rneklerin degeri
121,118, 110; tedavi edilmemis hucrelerden alinan orneklerin degeri 34, 22,
12’ dir. ik grupta 121, 118, 110 degerlerinin olmasi durumunda test istatistigi
121+118+110=349’ dur. Bu alti deger tedavi edilmis ve tedavi edilmemis

6
sutunlara rassal olarak atanmistir. Bu sekilde (BJ:ZO fakli durum so6z

konusudur. Bu 20 durum ve her durumdaki test istatistik degeri Cizelge 2.5’

de verilmigtir.
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Cizelge 2.5. (121, 118, 110), (34, 22, 12) verisi igin tGm mumkdn

permutasyonlar ve test istatistiginin permutasyon dagilimi

lik grup Ikinci grup Test istatistik degeri
1. 121118 110 342212 349
2. 121 118 34 11022 12 273
3. 121 110 34 11822 12 265
4, 118110 34 121 2212 262
5. 121 118 22 11034 12 261
6. 121 110 22 11834 12 253
7. 121 118 12 110 34 22 251
8. 118 110 22 121 34 12 250
9. 12111012 118 110 22 243
10. 118 110 12 121 34 22 240
11. 121 34 22 11811012 177
12. 118 34 22 121 11012 174
13. 121 34 12 118 110 22 167
14, 110 34 22 121 118 12 166
15. 11834 12 121 110 22 164
16. 11034 12 121 118 22 156
17. 12122 12 118110 34 155
18. 11822 12 121 110 34 152
19. 1102212 121 118 34 144
20. 342212 121118 110 68

ilgilenilen hipotez

H:po=u,
H >

seklindedir. Verinin mumkun siralamalar yapilmadan onceki halinde ki test
istatistik degeri 349 idi. Cizelge 2.5° de 349’ dan buyuk test istatistigi degeri

olup olmadidina bakilir. Cizelge 2.5 den goéruldugu uzere 349 dederini
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gegen test istatistik degeri yoktur. Bu durumda pzz%:o ‘dir. p=0<0.05

oldugu icin H, reddedilir.

Ayni yontem k grup icin de benzer gekilde yapilir. Bu tarz, tm mumkin
permutasyonlarla olusturulan permuatasyon testine tam permutasyon testi
denir. Ancak ornek c¢api buyuk oldugunda tam permutasyon testini
uygulamak olduk¢a zordur. Bunun vyerine gelistirlen Monte Carlo

Permutasyon testi kullanilir.



3. UYGULAMA

Bu boélimde, Gerek-79 adl biskuvilik bugday c¢esitlerinden elde edilen unlara
elmadan elde edilen konsantre liflerin %5, %10, %15, %20 ve %25
oranlarinda katilarak pigiriimesi ve sonugta lif katkili bisklvilerin renk
degerlerine bakilmasi ile ilgilidir. Amag, katilan katkilarin artan oranlarina
paralel olarak biskuvilerin yluzey renk olgim degerlerini nasil etkilediginin
arastinlmasidir. Bu amagla, Hunter adi verilen cihaz ile biskuvilerin yuzey
renkleri 5 farkli noktadan kolorimetrik olarak olgulerek L degerleri elde
edilmigtir. L degeri parlakhigi (lightness) ifade etmektedir. Katilan katkiya ve
katma oranina bagh olarak L de@erinin azalmasi biskuvinin ylzey renginin

karardigini, parlakliginin azaldigini gostermektedir [Ozkaya ve Ozkaya,

2009].

Cizelge 3.1. Konsantre lif oranlarina karsilik gelen parlaklik degerleri

Konsantre Lif Orani
%25 %20 %15 %10 %5
5392 | 5679 | 5554 | 5832 | 64.72
Parlaklik I™"coa4 | 5644 | 56,91 | 5896 | 64.00
Degerleri
5590 | 5478 | 57.07 | 5897 | 64.71
5643 | 5591 | 57.85 | 5939 | 65091

Cizelge 3.1’ de verilmis olan verilere «=0.05 alinarak Bartholomew testi,
JT testi,
MTM testi ve FTM testi

Bartholomew testinin
permutasyon versiyonu,

uygulanmigtir.

permutasyon versiyonu,
MJ testi, TM testi,

Calismada ilgilenilen hipotez Bartholomew testi harig

JT
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Hy:pyo= 1, =y =, = pis

H o <, < <pu <u, enazbiresitsizlik dogru olmak Gzere
seklindedir. Bartholomew testi igin ise ilgilenilen hipotezler

Hy gy = 1y = = 1y = ps

Hyopy 2y 2 2 11y 2 pag

seklindedir. Veri seti, Bartholomew testi igin ele alinirken eksi ile carpiimistir.

Bartholomew testi sonucunda 4, =-55,7725, j, =-55,9800, i, =-56,8425,
[, =-589100, [,=-64,8350 ve genel ortalama —58,4680 bulunmusgtur.
L= [, > >, > g, siralamasi saglanmaktadir. Goralduga dzere [=5" tir.
Bulunanlar Es. 2.1" de yerine konuldugunda Fi =67,8369 ve p=0,0000069

bulunur. p <0,05 oldugundan H, reddedilir.

Bartholomew testinin permuitasyon versiyonunda ise p=0,0000007 ve

Fi =67,8369 bulunmustur. Burada da p <0,05 oldugundan H, reddedilir.

JT testi ile analizde U12, U13, U14, U15, U23, U24, U25, U34, U35 istatistikleri

toplanir. Bu igslem sonucunda 7,,=147 bulunur. T,,’ nin beklenen degeri

i 2 2 2 2 2 2
E,(T,)= 4,~:1 :20 4 +4 4+4 +47+4 ):80

bulunur. Varyansi Es 2.5’ den

k
N*(2N +3)-> n}(2n;+3)

Var,(T,7) = 5
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_ 20°(40+3) —[4°(8+3) +4°(8+3) +4°(8+3) +4°(8 +3) +4° (8 +3)]
72

=226.66

147-80
/226,66

elde edilir.  Ayrica p=0,0000043 bulunur. Z, >Z,6 oldugundan H,
reddedlilir.

elde edilir. Normal dagilim yaklasimi kullanildiginda Z, = =4,4502

JT testinin permutasyon versiyonunda ise JT testinin analiz sonuglarina

benzer olarak 7, =147 ve p=0,0000008 elde edilmigtir. p<0,05

oldugundan H, reddedilir.

MJ testi ile yapilan analiz sonucunda 7,, =304 bulunur. 7,, ‘ nin beklenen

degeri,

elde edilir. Varyansi ise Es. 2.8’ den

k> (k2 —1)n* (nk +1)
144

Vo (TMJ )=

5%(5*-1)4*(20+1
(5-1)#@0+h g
144

~304-160

elde edilir. Normal dagilim yaklagimi kullanildiginda Z; = 700 =3,84

elde edilir. Z,,, >Z_ oldugundan H, reddedilir.
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TM testi ile analizi sonucunda T7,,, =448 bulunmustur. TM testinin beklenen
degeri Es. 2.10’ dan
45

n*
Ey(TM) ==~ =~ =8,533

bulunur. Varyansi ise Es. 2.11 yardimiyla 237,9479 elde edilir. Normal

dagihm yakinsamasi kullanilacak olursa Z,, =28,4895 bulunur ve

p=0,000003 dir. Z,,, >Z_ ve p<0,05 oldugundan H, reddedilir.

Son olarak FTM testinin analizi sonucunda 7,,, =857,600 ve FTM testinin
varyansi 37137x10* elde edilmigtir. Dolayisi ile Z,,, =4,4502 ve
p=0,00000045  bulunmustur. Z_, =4,502>Z =1,64 ve p<0,05

oldugundan H, reddedilir.

Sonug olarak analiz sonucunda butin testler de H hipotezi reddedilmistir.

Yani butin testlere gore 0,05 anlamhlik duzeyinde bisklviye katilan

konsantre lifin orani arttikga biskUvilerin parlakligi azalmaktadir.
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4. SIMULASYON

Burada ikinci bolumde anlatilan Jonckheere (1954) ve Terpstra (1952),
Bartholomew (1959), Modifiye edilmis Jonckheere (1998),Terpstra ve Magel
(2003), Modifiye edilmis Terpstra ve Magel (2007), Ferdhina ve digerleri
(2008) testlerinin ve Jonckheere-Terpstra ile Bartholomew testlerinin
permutasyon testi versiyonlarinin gu¢ ve deneysel 1. hatalar bakimindan
karsilastiriimasi simulasyon yoluyla vyapilarak sonuglar tablolarla ve
grafiklerle gosterilmistir. Yapilan simuilasyon c¢alismasi igin Matlab R2009A

programi kullaniimistir.

4.1. Test istatistiklerinin Deneysel I. Tip Hata Oranlari Bakimindan
Karsilagtiriimasi

Simulasyon calismasinda, test istatistiklerinin deneysel 1. Tip hata oranlari
bakimindan kargilatirlmasinda ortalamalari esit olarak belirlenen k=3,
k=4, k=5 sayida yiginlar igin, oOrnek hacimlerinin egit oldugu

kombinasyonlar kullaniimigtir.

Yukarida bahsedilen durumlar dikkate alinarak ayni ortalamali normal
dagihmh yiginlardan, Ustel dagilimh yiginlardan ve tekduze dagihimli
yiginlardan n,=n,=...=n, =n olmak Uzere n=5;10;20;30 hacimli 6rnekler

uretilmigtir. Bu orneklerin herbiri igin ikinci bolimde bahsedilen Jonckheere
ve Terpstra (TM), Bartholomew, Modifiye edilmis Jonckheere (MJ),Terpstra
ve Magel (TM), Modifiye edilmis Terpstra ve Magel (MTM), Ferdhina ve
digerleri (FTM) testleri, Jonckheere ve Terpstra testi ile Bartholomew testinin
permutasyon testi versiyonlari kullanilarak test istatistiklerinin herbirinin

degeri hesaplanmis ve bu testlerin herbiri icin p degerleri bulunmustur.

p degerleri secgilen nominal « degerleri ile karsilastirilarak “p degeri <

nominal «” ise hipotez red edilmistir. Bu iglemler 5000 kez tekrarlanarak
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nominal a=0,01; a=0,05; a=0;10 durumlari i¢in her bir test istatistiginin sifir
hipotezini red etme sayilari saptanmis ve bunlar 5000 tekrar sayisina
bolunerek her bir test istatistigi icin deneysel 1. tip hata oranlari
hesaplanmigtir. Ayrica Bartholomew ve JT testlerinin permutasyon

versiyonlari i¢in p degeri elde edilirken 5000 deneme yapilmigtir.

Normal dagihimdan alinan esit ¢capli 6érneklerin nominal a=0,01; 0,05 ve 0,10
icin testlerin L. tip hata oranlari Cizelge 4.1’ de verilmigtir. Benzer olarak Ustel
dagilimdan alinan esit ¢apli érneklerin nominal a=0,01; 0,05 ve 0,10 igin
testlerin 1. tip hata oranlari Cizelge 4.2’ de ve tekduze dagilimdan alinan esit
¢aph orneklerin nominal a=0,01; 0,05 ve 0,10 i¢in testlerin 1. tip hata oranlari

Cizelge 4.3’ de verilmistir.
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Cizelge 4.1. Normal dagihmdan alinan esit capli drneklerin nominal
a=0,01;0,05;0,10 alinarak farkli grup sayisi ve farkli 6rnek
hacimleri icin test istatistiklerinin deneysel 1. tip hata oranlari

N | BARTH. | P.BARTH | JT P.JT MJ ™ MTM FTM

5 [ 00092 | 00112 | 00174 | 00112 |0,0072 | 00238 | 0,0072 | 0,0080

10 [ 0,0112 | 00086 | 0,0170 | 0,0132 | 0,0076 | 0,0218 | 0,0076 | 0,0078

k=3 [20 [ 0,0084 | 0,089 | 0,176 | 00111 | 0,0082 | 00164 | 0,0082 | 0,0086
30 | 0,0090 | 0,090 | 0,0158 | 0,0080 | 0,0086 | 0,0164 | 0,0086 | 0,0088

5 | 0,00388 | 00108 | 0,0192 | 00120 | 0,0104 | 0,0376 | 0,0104 | 0,0108

10 [ 0,0062 | 00118 | 0,0196 | 0,0108 | 0,0094 | 0,0308 | 0,0094 | 0,0098

a=0,01 | k=4 [20 | 0,0059 | 0,0086 | 0,0202 | 0,0090 | 0,0090 | 0,0289 | 0,0090 | 0,0092
30 | 0,0062 | 0,0088 | 0,0200 | 0,0070 | 0,0082 | 0,0262 | 0,0082 | 0,0086

5 | 0,0062 | 00100 | 0,0206 | 0,100 | 0,0080 | 0,0370 | 0,0080 | 0,0096

10 | 0,0032 | 0,009 | 0,0228 | 0,0084 | 0,0116 | 0,0330 | 0,0116 | 0,012

k=5 [20 [ 0,0084 | 0,0098 | 0,0202 | 0,102 | 0,0094 | 0,0300 | 0,0094 | 0,0102
30 | 0,0058 | 0,096 | 0,0214 | 0,0096 | 0,0098 | 0,0298 | 0,0098 | 0,0105

5 | 0,0462 | 00508 | 0,898 | 00562 | 0,0482 | 0,0610 | 0,0482 | 0,0458

10 | 0,0458 | 0,0420 | 0,0896 | 0,0594 | 0,0456 | 0,0614 | 0,0456 | 0,0444

g | 20| 00482 | 00460 | 0,093 | 00502 | 00486 | 00636 | 00486 | 00468
30 | 0,0412 | 0,464 | 0,0990 | 0,0446 | 0,0494 | 0,0562 | 0,0494 | 0,0482

5 | 00292 | 00480 | 0,020 | 0,508 | 0,0518 | 0,0732 | 0,0518 | 0,0537

10 | 0,0338 | 00512 | 0,1000 | 0,0486 | 0,0510 | 0,0696 | 0,0510 | 0,0506
a=0,05 | k=4 [ 20 | 0,0338 | 0,0454 | 0,0892 | 0,0476 | 0,0504 | 0,0620 | 0,0504 | 0,0474
30 | 0,0332 | 00492 | 0,1008 | 0,0506 | 0,0494 | 0,0678 | 0,0494 | 0,0494

5 | 0,0234 | 00502 | 0,1006 | 00510 | 0,0498 | 0,0632 | 0,0498 | 0,0518

10 [ 0,0225 | 0,0492 | 0,0985 | 0,0456 | 0,0503 | 0,0612 | 0,0503 | 0,0503

k=5 [20 [ 0,0240 | 0,530 | 00998 | 0,518 | 0,0452 | 0,0680 | 0,0452 | 0,0454
30 | 0,0310 | 0,452 | 0,0955 | 0,516 | 0,0535 | 0,0693 | 0,0535 | 0,0518

5 ] 0,020 | 0,1014 | 02226 | 0,1166 | 0,1056 | 0,1164 | 0,1056 | 0,1124

10 | 0,0936 | 0,0902 | 0,1952 | 10,1058 | 0,0926 | 0,1044 | 0,0926 | 0,0936

k=3 [20 [ 0,006 | 0,0954 | 0,1988 | 0,0966 | 0,0990 | 0,1036 | 0,0990 | 0,1004
30 [ 0,000 | 0,1008 | 0,2020 | 0,1072 | 0,1018 | 0,1080 | 0,1018 | 0,1004

5 | 00676 | 00960 | 0,1956 | 0,1064 | 0,1132 | 0,0952 | 0,1132 | 0,1006

10 [ 0,0690 | 0,0982 | 0,1944 | 0,0944 | 0,0996 | 0,1046 | 0,0996 | 0,0964
a=0,10 | k=4 [ 20 | 0,0680 | 0,0968 | 0,1954 | 10,0938 | 0,1022 | 0,1024 | 0,1022 | 0,1008
30 | 0,0720 | 0,1004 | 0,2034 | 0,1066 | 0,1032 | 0,1066 | 0,1032 | 0,1028

5 | 0,0580 | 0,1000 | 0,2062 | 0,1008 | 0,1016 | 0,0958 | 0,1016 | 0,1024

10 | 0,0526 | 0,0940 | 0,2026 | 10,1004 | 0,1002 | 0,0928 | 0,1002 | 0,1026

k=5 [20 [ 0,066 | 0,012 | 0,1960 | 0,1050 | 0,0955 | 0,0980 | 0,0955 | 0,0945
30 | 0,0613 | 0,948 | 0,1995 | 0,0986 | 0,1005 | 0,1028 | 0,1005 | 0,1015
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Normal dagihimdan, ustel dagilimdan ve tekdize dagilimdan alinan esit gaph
orneklerle yapilan simulasyon galismasi sonucunda MJ testi ile MTM testinin

I. tip hata ve testin gucu bakimindan ayni degerleri verdigi gozlemlenmistir.

Normal dagilimdan alinan esit ¢apli érnekler Gzerinden yapilan simulasyon
¢alismasi sonucunda nominal a=0,01; 0,05; 0,10’ na en yakin dederleri veren
testlerin MJ, MTM ve FTM oldugu gézlemlenmistir. Sirali alternatiflere karsi
sifir hipotezinin testi igin gelistirilen parametrik yontemlerden biri olan
Bartholomew testi incelenen parametre disi testlere gére nominal o’ ya uzak
deneysel 1. tip hata oranlarini vermektedir. Bartholomew testi grup sayisi 3
iken nominal o’ ya daha yakin deneysel I. tip hata degeri verirken grup sayisi
blylidiikce nominal o’ dan uzaklagsmistir. Ornegdin nominal a=0,10 igin grup
sayisi 3, ornek capi 5 iken Bartholomew’ in deneysel 1. tip hata orani 0,1020’
dir. Benzer olarak nominal a=0,10 igin grup sayisi 5, 6rnek capi 5 iken

deneysel I tip hata orani 0,0580’ dir.

Genele bakildiginda JT testi nominal o’ ya en uzak deneysel I. tip hata
oranini veren yontemdir. Ozellikle grup sayisi arttikga o dan uzaklastigi

gozlemlenmistir.

TM testi a=0,01 icin nominal ' dan en uzak deneysel 1. tip hata degerini
veren test olmustur. a=0,05 ve 0,10 i¢in a=0,01" e nispeten nominal a’ ya
daha yakin deneysel I. tip hata degerine sahiptir. Ornegin grup sayisi 3,
ornek capi 30 iken nominal a=0,01 icin deneysel I. tip hata orani verirken,
a=0,05 icin 0,0562; a=0,10 icin 0,1080 oranlarini vermigtir. TM testi grup
sayisi arttikgca nominal a’ dan uzak deneysel I. tip hata orani verirken 6rnek

caplari arttikca daha yakin deneysel 1. tip hata orani vermektedir.

Bartholomew, JT, testleri de grup sayisi arttikga nominal a degerinden daha
uzak deneysel 1. tip hata degeri verirken; MJ, MTM ve FTM testleri nominal o’

ya yakin degerler vermistir.
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Bartholomew ve JT testleri nominal a’ dan uzak deneysel 1. tip hata degeri
veren testler iken bu testlerin permutasyon versiyonlari incelenen test
istatistikleri arasinda nominal o’ ya yakin deger veren testler olmustur.
Ornegin a=0,05 icin grup sayisi 5 ve drnek capi 5 iken Bartholomew testinin
klasik versiyonun deneysel 1. tip hata orani 0,0234 iken permutasyon
versiyonunun deneysel 1. tip hata orani 0,0502" dir. Ayni durum igin JT
testinin klasik versiyonunun deneysel 1. tip hata orani 0,1006 iken

permutasyon versiyonunun deneysel 1. tip hata orani 0,0510 dur.

Burada dikkat edilecek baska bir nokta ise Bartholomew testinin klasik
versiyonunun grup sayisindaki artistan oldukg¢a etkilenmesine ragmen bu

testin permutasyon versiyonunun grup sayisi artisindan etkilenmesidir.

FTM testi MJ testine ve MTM testine ¢ok yakin deneysel 1. tip hata oranina
sahiptir. FTM testi icin dzellikle 6rnek hacimleri artikgca deneysel 1. tip hata

oraninin nominal a degerine oldukg¢a yaklastigini sdylemek mumkundur.



Cizelge 4.2. Ustel dagiimdan alinan esit capli
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orneklerin  nominal
a=0,01;0,05;0,10 alinarak farkli grup sayisi ve farkli 6rnek
hacimleri icin test istatistiklerinin deneysel 1. tip hata oranlari

N BARTH. | P.BARTH JT P.JT MJ ™ MTM FTM
5 0,0062 0,0112 0,0144 0,0121 0,0082 | 0,0284 | 0,0082 0,0078
10 0,0106 0,0098 0,0106 0,0117 0,0098 | 0,0212 | 0,0098 0,0098
k=3 20 0,0070 0,0098 0,0192 0,0099 0,0086 | 0,0168 | 0,0086 0,0086
30 0,0086 0,0099 0,0196 0,0098 0,0092 | 0,0178 | 0,0092 0,0096
5 0,0040 0,0105 0,0176 0,0120 0,0082 | 0,0314 | 0,0082 0,0078
10 0,0066 0,0118 0,0206 0,0108 0,0104 | 0,0308 | 0,0104 0,0112
a=0,01 k=4 20 0,0044 0,0096 0,0170 0,0090 0,0074 | 0,0208 | 0,0074 0,0076
30 0,0046 0,0098 0,0198 0,0096 0,0112 | 0,0228 | 0,0112 0,0104
5 0,0058 0,0088 0,0214 0,0118 0,0090 | 0,0388 | 0,0090 0,0098
10 0,0060 0,0108 0,0188 0,0108 0,0108 | 0,0330 | 0,0108 0,0112
k=5 20 0,0050 0,0086 0,0204 0,0078 0,0084 | 0,0280 | 0,0084 0,0090
30 0,0062 0,0086 0,0186 0,0084 0,0080 | 0,0274 | 0,0080 0,0084
5 0,0372 0,0492 0,0896 0,0650 0,0440 | 0,0668 | 0,0440 0,0420
10 0,0484 0,0490 0,1010 0,0576 0,0512 | 0,0688 | 0,0512 0,0504
K3 20 0,0392 0,0480 0,1000 0,0440 0,0430 | 0,0540 | 0,0430 0,0438
30 0,0310 0,0520 0,1026 0,0448 0,0508 | 0,0512 | 0,0508 0,0504
5 0,0238 0,0460 0,1008 0,0544 0,0472 | 0,0614 | 0,0472 0,0470
10 0,0266 0,0530 0,0954 0,0490 0,0488 | 0,0672 | 0,0488 0,0484
0a=0,05 | k=4 20 0,0296 0,0570 0,1048 0,0464 0,0504 | 0,0500 | 0,0504 0,0658
30 0,0306 0,0442 0,0968 0,0510 0,0498 | 0,0478 | 0,0498 0,0610
5 0,0222 0,0556 0,0998 0,0554 0,0490 | 0,0668 | 0,0490 0,0498
10 0,0242 0,0514 0,0970 0,0498 0,0546 | 0,0688 | 0,0546 0,0520
k=5 20 0,0240 0,0476 0,0998 0,0484 0,0452 | 0,0540 | 0,0452 0,0454
30 0,0314 0,0426 0,1016 0,0454 0,0510 | 0,0612 | 0,0510 0,0514
5 0,0940 0,1010 0,2218 0,186 0,1074 | 0,1272 | 0,1074 0,1152
10 0,0924 0,0992 0,2038 0,1142 0,1024 | 0,1072 | 0,1024 0,1046
k=3 20 0,0930 0,0978 0,2028 0,0940 0,1010 | 0,1086 | 0,1010 0,1022
30 0,0956 0,1038 0,2032 0,0980 0,1009 | 0,0986 | 0,1009 0,1040
5 0,0566 0,0974 0,1878 0,1126 0,1000 | 0,1002 | 0,1000 0,0904
10 0,0652 0,1008 0,1960 0,0952 0,1020 | 0,1054 | 0,1020 0,0974
0a=0,10 || k=4 20 0,0664 0,1114 0,1960 0,0976 0,1024 | 0,1022 | 0,1024 0,1010
30 0,0687 0,0936 0,1972 0,0936 0,1012 | 0,0998 | 0,1012 0,0977
5 0,0470 0,1020 0,2122 0,1078 0,1078 | 0,1110 | 0,1078 0,0828
10 0,0524 0,1016 0,2024 0,1010 0,0998 | 0,0984 | 0,0998 0,1010
k=5 20 0,0482 0,0940 0,1998 0,0950 0,1010 | 0,1006 | 0,1010 0,0988
30 0,0530 0,0906 0,1952 0,0980 0,0956 | 0,0944 | 0,0956 0,0956
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Ustel dagilimdan alinan esit ¢apli drnekler (zerinde yapilan similasyon
¢alismasi sonucunda nominal a=0,01;0,05;0,10’ na en yakin degerleri veren
testlerin, normal dagilimdan alinan verilerle yapilan c¢aligma sonuglarina
benzer olarak MJ, MTM ve FTM testleri oldugu goézlemlenmistir. FTM
testinin, MJ ve MTM testine L. tip hata degeri bakimindan ¢ok yakin ve bazen

ayni degeri verdigi gozlemlenmistir.

Bartholomew testi ve JT testinin permuitasyon testi versiyonu klasik
versiyonlarina gére nominal o’ ya yakin degerler vermistir. Ornegin a=0,10
icin grup sayisinin 5, érnek ¢apinin 10 oldugu durumda Bartholomew testinin
klasik versiyonun verdigi 1. tip hata orani 0,0524 iken; permutasyon
versiyonunun verdigi L. tip hata orani 0,1016’ dir. Ayni durum igin JT testinin
klasik versiyonunun verdigi 1. tip hata orani 0,2024 iken permutasyon

versiyonun verdigi 1. tip hata orani 0,1010’ dur.

Normal dagilimdan alinan verilerle vyapilan simulasyon c¢aligmasinin
sonucuna benzer olarak Bartholomew grup sayisi k arttikgca nominal o’ ya
uzak I tip hata degerleri vermektedir. Ornegin nominal a=0,01 igin grup
sayisinin 3 ve ornek ¢apinin 10 oldugu durumda I. tip hata orani 0,0106 iken;
grup sayisinin 5, érnek ¢apinin 10 oldugu durumda I. tip hata orani 0,0060’
dir. Bartholomew testinin klasik versiyonu grup sayisindaki artistan oldukca
etkilenirken bu testin permultasyon versiyonu grup sayisinin artigindan
etkilienmemektedir. Bartholomew testinin permitasyon versiyonu genele

bakildiginda her durumda nominal a’ ya en yakin degeri veren yontemdir.

TM grup sayisi buyuk, érnek ¢api kugukken 1. tip hata bakimindan nominal
a’dan oldukga uzaktir. Grup sayisinin kugik , érnek ¢apinin blyuk oldugu
durumlarda bile 6zellikle a=0,01 iken nominal a degerine yeterince yakin
degildir. a arttikga bu fark oransal olarak az gibi gérinsede ¢odu durumda
nominal a degerinden oldukga uzak oldugu sdylenebilir. TM testinin nominal
a’ ya en yakin sonuglari a=0.10 oldugu ve gruplardaki 6rnek sayisinin fazla

oldugu durumlarda aldigi soylenebilir.
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Cizelge 4.3.Tekdlize dagilimdan alinan esit capl o6rneklerin nominal
a=0,01;0,05;0,10 ahlnarak farkli grup sayisi ve farkli 6rnek
hacimleri icin test istatistiklerinin deneysel I. tip hata oranlari

n BARTH. | P.BARTH JT P.JT MJ ™ MTM FTM

5 0,0072 0,0112 0,0196 0,0152 0,0088 | 0,0096 0,0088 0,0276

10 0,0092 0,0087 0,0162 0,0097 0,0084 | 0,0084 0,0084 0,0198

k=3 20 0,0116 0,0081 0,0168 0,0103 0,0082 | 0,0082 0,0082 0,0210

30 0,0096 0,0090 0,0206 0,0080 0,0104 | 0,0096 0,0104 0,0172

5 0,0052 0,0094 0,0210 0,0102 0,0088 | 0,0102 0,0088 0,0362

10 0,0042 0,0090 0,0196 0,0095 0,0082 | 0,0092 0,0082 0,0286

a=0,01 | k=4 20 0,0046 0,0095 0,0184 0,0090 0,0078 | 0,0082 0,0078 0,0256

30 0,0058 0,0110 0,0184 0,0100 0,0092 | 0,0094 0,0092 0,0252

5 0,0054 0,0108 0,0182 0,0106 0,0078 | 0,0090 0,0078 0,0344

10 0,0052 0,0085 0,254 0,0100 0,0114 | 0,0134 0,0114 0,0326

k=5 20 0,0054 0,0090 0,0194 0,0110 0,0106 | 0,0112 0,0106 0,0314

30 0,0042 0,1012 0,0188 0,0096 0,0094 | 0,0096 0,0094 0,0256

5 0,0532 0,0572 0,0896 0,0650 0,0514 | 0,0476 0,0514 0,0678

10 0,0424 0,0522 0,1010 0,0540 0,0510 | 0,0506 0,0510 0,0720

k=3 20 0,0492 0,0482 0,1000 0,0448 0,0546 | 0,0562 0,0546 0,0678

30 0,0516 0,0530 0,1026 0,0482 0,0522 | 0,0522 0,0522 0,0598

5 0,0286 0,0536 0,2008 0,0554 0,0526 | 0,0538 0,0526 0,0732

10 0,0310 0,0520 0,0954 0,0470 0,0498 | 0,0470 0,0498 0,0682

0=0,05 | k=4 20 0,0300 | 0,0460 | 0,0946 | 0,0485 | 0,0476 | 0,0456 | 0,0476 0,0608

30 0,0324 0,0490 0,1048 0,0503 0,0530 | 0,0522 0,0530 0,0646

5 0,0240 0,0535 0,0952 0,0480 0,0460 | 0,0474 0,0460 0,0652

10 0,0252 0,00986 0,1008 0,0535 0,0536 | 0,0524 0,0536 0,0640

k=5 20 0,0290 0,1100 0,0994 0,0500 0,0524 | 0,0500 0,0524 0,0646

30 0,0270 0,0978 0,0930 0,0485 0,0488 | 00476 0,0488 0,0644

5 0,0982 0,1078 0,2150 0,186 0,1036 | 0,1120 0,1036 0,178

10 0,0916 0,0986 0,2090 0,1080 0,1038 | 0,1037 0,1038 0,1118

k=3 20 0,1004 0,1100 0,1950 0,1018 0,1058 | 0,1068 0,1058 0,154

30 0,0988 0,0978 0,2118 0,1054 0,1082 | 0,1080 0,1082 0,1080

5 0,0630 0,1042 0,1952 0,1126 0,1120 | 0,1064 0,1120 0,1060

10 0,0646 0,1103 0,1956 0,1003 0,1004 | 0,0978 0,1004 0,1026

a=0,10 | k=4 20 0,0638 | 0,1063 0,2030 | 0,1107 | 0,1026 | 0,1006 | 0,1026 0,1022

30 0,0680 0,1045 0,1988 0,1070 0,0994 | 0,0988 0,0994 0,1104

5 0,0502 0,1041 0,2054 0,1078 0,0972 | 0,1008 0,0972 0,0862

10 0,0506 0,1089 0,2018 0,1027 0,1004 | 0,1018 0,1004 0,0962

k=5 20 0,0604 0,1051 0,2030 0,1031 0,1026 | 0,1016 0,1026 0,1026

30 0,0554 0,1013 0,1938 0,1023 0,1018 | 0,1006 0,1018 0,1008
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Tekduze dagilimdan alinan esit gaplh 6rnekler Uzerinde yapilan simulasyon
calismasi sonucunda nominal o’ ya en yakin degerleri veren testlerin MJ,
MTM, TM testleri ve Bartholomew testinin permutasyon versiyonun oldugu
g6zlemlenmistir. MJ ve MTM testi 6rnek ¢api blyudik¢e nominal o’ ya daha

yakin sonuglar vermektedir.

FTM testinin, normal ve Ustel dagilimdan alinan orneklerle yapilan ¢aligmada
nominal o’ ya yakin L. tip hata degeri verdigi gézlemlenmisken; tekdize
dagihimdan alinan orneklerle yapilan galismada nominal o’ dan uzak I. tip
hata degerleri verdigi gozlemlemistir. FTM testi nominal a buylGdikge,
nominal o ya daha yakin 1. tip hata degerleri vermektedir. Ornegin a=0,01
igin grup sayisinin 3, ornek capinin 5 oldugu durumda 1. tip hata degeri
0,0276 iken; ayni grup sayisi ve ornek ¢api i¢cin a=0,10 oldugunda 1. tip hata
degeri 0,1060’ dir.

TM testi ise normal ve Ustel dagilimdan alinan orneklerle yapilan g¢alismada
nominal o’ dan uzak 1. tip hata degeri verdigi gdzlemlenmigken; tekduze
dagilimdan alinan orneklerle yapilan ¢calismada nominal a’ ya olduk¢a yakin

sonuglar verdigi gozlemlemistir.

Bartholomew testi grup sayisi arttikgca nominal a’dan daha uzak degerler
vermektedir. Ornegin 0=0,10 iken grup sayisi 3, 6rnek ¢api 20 igin 1. tip hata
degeri 0,1004; grup sayisi 4, 6rnek ¢api1 20 icin 1. tip hata degeri 0,0638’ dir.
JT testi ise nominal o’ dan oldukga buyuk 1. tip hata degerleri vermektedir.
Hatta tekdlize dagilimdan alinan esit g¢apli orneklerle yapilan simulasyon
¢alismasi igin nominal o’ ya en uzak I. tip hata deg@erleri veren yontemin JT

oldugu soylenebilir.

Permutasyon versiyonlari yuksek deneysel 1. tip hata degerine sahip olan JT
testinin 1. tip hata degerini dugUrerek; nominal a’ dan disuk deneysel 1. tip
hata degerine sahip olan Bartholomew testinin 1. tip hata degerini yukselterek

bu iki testin deneysel 1. tip hata dederlerini nominal o’ ya yakinlagtirmigtir.
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Genele bakildiginda nominal o’ dan en uzak deneysel 1. tip hata degerini
veren JT testi, permitasyon versiyonu uygulandiginda genelde nominal ‘ ya

en yakin deneysel 1. tip hata degeri veren yontemlerden olmustur.

4.2. Test istatistiklerinin Giigleri Bakimindan Karsilastiriimasi

Simulasyon c¢alismasinda testlerin gugcleri bakimindan karsilastiriimasi
amaciyla normal dagilimh, ustel dagilimli, tekduze dagilimli yiginlardan esit
hacimli érnekler Uretilmistir. k=3, k=4, k=5 sayidaki yiginlar icin farkli
ornek hacimleri ele alinmistir. Bu érneklerin her biri igin gercekte yanlis olan
H, hipotezinin testi igin ikinci bolimde bahsedilen test istatistiklerinin
degerleri hesaplanmis ve bu testlerin her biri igin p degerleri bulunmustur.
Bu islemler 5000 kez tekrarlanarak nominal a=0,05 igin her bir test
istatistiginin ortalamalarinin esitligi red etme sayilari saptanmis ve bunlar
tekrar sayisina yani 5000’ e bolunerek her bir test istatistiginin deneysel glu¢

degerleri hesaplanmigtir.

Grup sayillart k=3, k=4,k=5 iken normal dagiimdan alinan esit ¢apli
ornekler igin testlerin gu¢ degerleri Cizelge 4.4-4.6° da, ustel dagilimdan
alinan esit capli ornekler igin Cizelge 4.7 de ve benzer olarak tekdize

dagihimdan alinan esit caph dérnekler icin Cizelge 4.8-4.10’ da verilmistir.

Testin glcunu elde etmek amaciyla normal dagilim igin grup varyanslari sabit
olarak 1 tutulmus ve grup ortalamalari arasindaki farklar ardisik olarak 0,1;
0,2;0,3; 0,4 ve 0,5 olarak alinmistir.

Ustel dagilim igin ortalamalar arasindaki farklar 2,5 ve 5 birim arttirilmistir.
Ornegin grup sayisi 3 iken A =5, 4,=175; =10 ve 4,=5; 4, =10; A4, =15

alinmistir.

Tekduze tagilim igcin minumum deger 10, maksimum deger 13 olmak uzere

bu degerler ardigik olarak 0,1; 0,2; 0,3 ve 0,4 (farklilagtiriimistir.



k=3

(B3 Ly ey 1) BARTH. P.BARTH JT PJT MJ ™ MTM FTM
(10;10,1;10,2) 0,0754 0,0790 0,1092 0,0654 0,0880 0,1082 0,0880 0,0836
(10;10,2;10,4) 0,1096 0,1334 0,1376 0,1092 0,1368 0,1632 0,1368 0,1268

n=5 (10;10,3;10,6) 0,1718 0,1692 0,2088 0,1516 0,2148 0,2402 0,2148 0,2034
(10;10,4;10,8) 0,2256 0,2545 0,3014 0,2300 0,3140 0,3250 0,3140 0,2992
(10;10,5;11) 0,2980 0,3402 0,4104 0,3178 0,4264 0,4344 0,4264 0,4090
(10;10,1;10,2) 0,0882 0,1012 0,1192 0,0712 0,1050 0,1194 0,1050 0,1004
(10;10,2;10,4) 0,1656 0,1800 0,2162 0,1428 0,2104 0,2264 0,2104 0,2088

n=10 (10;10,3;10,6) 0,2572 0,2662 0,3516 0,2412 0,3570 0,3592 0,3570 0,3498
(10;10,4;10,8) 0,3866 0,4181 0,5218 0,4119 0,5288 0,5068 0,5288 0,5218
(10;10,5;11) 0,5430 0,5360 0,6848 0,5730 0,6938 0,6634 0,6938 0,6849
(10;10,1;10,2) 0,1274 0,1310 0,1576 0,0925 0,1486 0,1604 0,1486 0,1480
(10;10,2;10,4) 0,2442 0,2750 0,3304 0,2540 0,3292 0,3284 0,3292 0,3278

n=20 (10;10,3;10,6) 0,4386 0,4390 0,5706 0,4400 0,5736 0,5444 0,5736 0,5702
(10;10,4;10,8) 0,6508 0,6610 0,7854 0,6840 0,7906 0,7422 0,7906 0,7854
(10;10,5;11) 0,8196 0,8255 0,9180 0,8610 0,9190 0,8874 0,9190 0,9180
(10;10,1;10,2) 0,1466 0,1585 0,1902 0,1240 0,1848 0,1862 0,1848 0,1820
(10;10,2;10,4) 0,3364 0,3340 0,4504 0,3140 0,4500 0,4276 0,4500 0,4500

n=30 (10;10,3;10,6) 0,5686 0,5830 0,7134 0,5995 0,7172 0,6818 0,7172 0,7134
(10;10,4;10,8) 0,8146 0,8135 0,9180 0,8430 0,9196 0,8850 0,9196 0,9180
(10;10,5;11) 0,9440 0,9463 0,9836 0,9648 0,9844 0,9694 0,9844 0,9836

=0
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k=4

(s Hy e 1)

BARTH. | P.BARTH JT P.JT MJ ™ MTM FTM
(10;10,1;10,2;10,3) | 0,0620 0,0988 0,1354 0,0834 0,1252 0,1306 0,1252 0,184
(10;10,2;10,4;10,6) | 0,1184 0,1742 0,2558 0,1528 0,2586 0,2406 0,2586 0,2524
n=5 (10;10,3;10,6;10,9) | 0,2056 0,3076 0,4128 0,2898 0,4172 0,3642 0,4172 0,4118
(10;10,4;10,8;11,2) | 0,3172 0,3982 0,5820 0,2964 0,5936 0,4956 0,5936 0,5820
(10;10,5;11;11,5) | 0,4596 0,6068 0,7566 0,6478 0,7600 0,6464 0,7600 0,7566
(10;10,1;10,2;10,3) | 0,0995 0,1304 0,2541 0,1050 0,2480 0,1988 0,2480 0,2495
(10;10,2;10,4;10,6) | 0,1980 0,2758 0,5510 0,2710 0,6426 0,5606 0,6426 0,6352
n=10 (10;10,3;10,6;10,9) | 0,3758 0,4890 0,6352 0,5202 0,7562 0,6874 0,7562 0,7580
(10;10,4;10,8;11,2) | 0,6066 0,7136 0,8490 0,7698 0,8568 0,7784 0,8568 0,8490
(10;10,5;11;11,5) | 0,7984 0,8764 0,9500 0,9158 0,9532 0,8874 0,9532 0,9500
(10;10,1;10,2;10,3) | 0,1278 0,1872 0,2602 0,2113 0,2548 0,2388 0,2548 0,2558
(10;10,2;10,4;10,6) | 0,3622 0,4587 0,6228 0,3157 0,6220 0,5520 0,6220 0,6226
n=20 (10;10,3;10,6;10,9) | 0,6772 0,7681 0,8888 0,7248 0,8900 0,8074 0,8900 0,8880
(10;10,4;10,8;11,2) | 0,9056 0,9600 0,9856 0,9800 0,9866 0,9576 0,9866 0,9856
(10;10,5;11;11,5) | 0,9864 1 0,9990 0,9910 0,9990 0,9944 0,9990 0,9990
(10;10,1;10,2;10,3) | 10,1632 0,2388 0,3196 0,2244 0,3212 0,2986 0,3212 0,3174
(10;10,2;10,4;10,6) | 0,5136 0,6042 0,7606 0,6620 0,7598 0,6832 0,7598 0,7606

n=30 (10;10,3;10,6;10,9) | 0,8484 0,9105 0,9740 0,9485 0,9736 0,9276 0,9736 0,9740

(10;10,4;10,8;11,2) | 0,9880 0,9955 0,9990 0,9960 0,9992 0,9950 0,9992 0,9990
(10;10,5;11;11,5) | 0,9994 1 1 1 1 0,9998 1 1

=)
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k=5

(4 My o 1)

BARTH. P.BARTH JT P.JT MJ ™ MTM FTM
(10;10,1;10,2;10,3;10,4) 0,0590 0,1158 0,1712 0,1066 0,1616 0,1510 0,1616 0,1572
(10;10,2;10,4;10,6;10,8) 0,1354 0,2402 0,3790 0,2668 0,3882 0,3026 0,3882 0,3778

n=5 | (10;10,3;10,6;10,9;11,2) 0,2676 0,4310 0,6308 0,5194 0,6390 0,4640 0,6390 0,6308
(10;10,4;10,8;11,2;11,6) 0,4536 0,7800 0,8398 0,8147 0,8424 0,6472 0,8424 0,8398
(10;10,5;11;11,5;12) 0,6600 0,8084 0,9484 0,9042 0,9522 0,7964 0,9522 0,9484
(10;10,1;10,2;10,3;10,4) 0,0820 0,1632 0,2434 0,1640 0,2418 0,2100 0,2418 0,2382
(10;10,2;10,4;10,6;10,8) 0,2610 0,3880 0,6062 0,4782 0,6150 0,4880 0,6150 0,6062

n=10 | (10;10,3;10,6;10,9;11,2) 0,5542 0,6887 0,8884 0,8150 0,8906 0,7400 0,8906 0,8884
(10;10,4;10,8;11,2;11,6) 0,8314 0,9073 0,9860 0,9673 0,9860 0,8212 0,9860 0,9860
(10;10,5;11;11,5;12) 0,9574 0,9837 0,9994 0,9967 0,9996 0,9792 0,9996 0,9994
(10;10,1;10,2;10,3;10,4) 0,1454 0,2416 0,3890 0,2780 0,3884 0,3326 0,3884 0,3878
(10;10,2;10,4;10,6;10,8) 0,5304 0,6575 0,8660 0,7745 0,8644 0,7414 0,8644 0,8660

n=20 | (10;10,3;10,6;10,9;11,2) 0,8864 0,9570 0,9938 0,9890 0,9934 0,9530 0,9934 0,9938
(10;10,4;10,8;11,2;11,6) 0,9932 0,9990 1 0,9995 1 0,9966 1 1
(10;10,5;11;11,5;12) 1 1 1 1 1 1 1 1
(10;10,1;10,2;10,3;10,4) 0,2234 0,3310 0,5238 0,3940 0,5232 0,4258 0,5232 0,5234
(10;10,2;10,4;10,6;10,8) 0,6078 0,8328 0,7850 0,9220 0,8950 0,7953 0,8950 0,8542

n=30 | (10;10,3;10,6;10,9;11,2) 0,9828 0,9865 0,9993 0,9985 0,9995 0,9935 0,9995 0,9993
(10;10,4;10,8;11,2;11,6) 1 0,9995 1 1 1 1 1 1

(10;10,5;11;11,5;12)

1

1

1

1

=0
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Cizelge 4.4-4.6 incelendiginde JT testinin permutasyon versiyonu ve
Bartholomew testleri diger testlere gore daha duglUk gug¢ degerlerine sahip
oldugu gorulmektedir. Bu yontemler, 1. tip hata degerinin arastiriimasi igin
normal dagilimdan alnin esit capli 6rneklerle yapilan similasyon sonucunda
nominal o’dan uzak deneysel 1. tip hata degerleri verdiginden karsilastirmada

dikkate alinmamisgtir.

JT ve FTM testleri ozellikle u; parametreleri arasindaki farkliigin arttigi

durumda ayni gug degerlerini vermigtir.

Grup sayisi k’nin 3; 4; 5 oldugu durumlarin geneline bakildiginda MJ’ nin ve
MTM’ nin en yuksek testin glict degerine sahip oldugu sdylenebilir. Bu testler 1.
tip hata degerinin arastirilmasi i¢in normal dagilimdan alnin esit gcapl 6rneklerle
yapilan simllasyon sonucunda nominal a’ ya oldukga yakin oranlar verdiginden
normal dagiimdan alinan dérneklerle yapilan g¢alismalarda bu yontemler tercih
edilebilir.

TM testi grup sayisinin 3’ e esit oldugu durumda diger test istatistiklerine gore
daha ylUksek testin glicune sahipken grup sayisi arttikga bu durum bozulmustur.
Bartholomew ve JT testlerinin permutasyon versiyonlarina bakildiginda
Bartholomew testinin permutasyon versyonunun kalsik versiyonuna gore daha
yuksek testin guclne sahip oldugu, JT testinin permutasyon versiyonunun ise

klasik versiyonuna gore daha dusuk testin glicune sahip oldugu gortulmektedir.



(ArZgre 20) BARTH. | P.BARTH JT PJT MJ ™ MTM FTM
. (5:7,5:10) 0,1404 0,1804 0,2128 0,1592 0,2196 0,2398 0,2196 0,2102
(5:10;15) 0,2246 0,2968 0,3824 0,2948 0,3946 0,3980 0,3946 0,3814
. (5:7,510) 0,2672 0,2948 0,3638 0,2544 0,3710 0,3670 0,3710 0,3630
ke3 (5:10;15) 0,4606 0,5130 0,6434 0,5298 0,6494 0,6120 0,6494 0,6434
o (5:7,5:10) 0,4736 0,5018 0,5804 0,4546 0,5816 0,5472 0,5816 0,5804
(5:10;15) 0,8268 0,8382 0,002 0,8334 0,9008 0,8582 0,008 0,9002
. (5:7,5:10) 0,6600 0,7166 0,7456 0,2642 0,7494 0,7034 0,7494 0,7456
(5:1015) 0,9560 0,628 0,9750 0,484 0,9742 0,9540 0,9742 0,9750
. (5,5:7,5:10;12,5) 0,1384 0,4801 0,3346 0,2880 0,3438 0,3054 0,3438 0,3324
(5:10:15;20) 0,2252 0,3962 0,5734 0,4408 0,5814 0,4806 0,5814 0,5734
(5,5:7,5:10;12,5) 0,2912 0,5143 0,5656 0,0556 0,5706 0,5002 0,5706 0,5654
s |_N=10 (5:10;15;20) 0,5140 0,7064 0,8398 0,7638 0,8394 0,7374 0,8394 0,8398
(5,5;7,5:10;12,5) 0,6040 0,5160 0,8230 0,5008 0,8224 0,7312 0,8224 0,8228
n=20 (5:10;15:20) 0,9136 1 0,0844 0,874 0,9836 0,9494 0,9836 0,844
(5,5:7,5:10;12,5) 0,8118 0,972 0,318 0,8270 0,9326 0,8664 0,9326 0,9318
n=30 (5:10;15;20) 0,0928 1 0,0985 0,8566 0,0992 0,0873 0,0992 0,985
. (5:7,5:10;12,515) 0,1941 0,2872 0,3744 0,3348 0,5540 0,5015 0,5540 0,5610
(5:10;15;20;25) 0,2010 0,8172 0,8142 0,7928 0,7134 0,5108 0,7134 0,7142
(5:7,5,10,12,5;15) 0,3080 0,5296 0,7254 0,6178 0,7256 0,5768 0,7256 0,7254
e n=10 (5:10;15;20;25) 0,5534 0,9906 0,9478 0,9387 0,0448 0,8126 0,0448 0,9478
(5:7,5:10,12,5,15) 0,7100 0,7476 0,0420 0,7840 0,0410 0,8322 0,0410 0,0420
n=20 (5:10;15;20;25) 0,9574 0,9985 0,9986 0,9551 0,0982 0,9780 0,0982 0,986
(5:7,5:10,12,5,15) 0,8208 0,9562 0,9580 0,8751 0,9580 0,8380 0,580 0,9574

n=30 (5:10:15:20:25) 0,9351 1 1 0,9987 0,9990 0,9974 0,9990 1
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Cizelge 4.7° ye bakildiginda Bartholomew testi ve JT testinin permuatasyon

versiyonu en dusuk gug degerlerine sahip oldugu goérulur.

Normal dagilimdan alinan orneklerle yapilan simulasyon c¢aligsmasi sonrasinda
elde edilen gug¢ deg@erlerindekine benzer olarak JT ve FTM testleri gogunlukla
ayni gug degerlerini verdigi gorulmektedir. JT testi, gizelge 4.2’ den gorulecegi
gibi, Ustel dagihmdan alinan esit gapli orneklerle 1. tip hata oranlarini belirlemek
igin yapilan simulasyon calismasi sonucunda nominal o’ ya uzak I. tip hata
oranlarina sahiptir. Dolayisiyla JT testinin yuksek testin gucu degerine sahip

olmasina ragmen tercih edilmemesi gerektigi soylenebilir.

Bartholomew ve JT testlerinin permutasyon versiyonlarina bakildiginda
Bartholomew testinin permitasyon versiyonunun gigc degeri klasik versiyonunun
guc¢ degerinden yuksekken, JT testinin permutasyon versiyonunun gug¢ degeri
klasik versiyonunun gug degerinden duagsuk oldugu goraltr. Bartholomew testinin
permutasyon versiyonunun grup sayisi arttikga, 6zellikle ortalamalar arasindaki
farkin 5 oldugu durumda genele gore ylksek testin gucl degerine sahip oldugu
gorulmektedir. Ancak oOzellikle grup sayisinin 3 oldugu durumda diger test

istatistiklerinden daha duguk testin gu¢ degerine sahiptir.

incelenen testlerin 1. tip hata oranlari da géz éniinde bulunduruldugunda MJ,
MTM ve FTM testlerinin Ustel dagilim igin tercih edilebilecegdi soylenebilir.
Bartholomew testinin permutasyon versiyonunun, I. tip hata oranlari bakimindan
incelenen grup sayilari, drnek ¢aplari ve nominal o’ lar i¢in diger testlere gore
nominal o’ ya daha yakin 1. tip hata orani verdiginden bolim 4.1 de
bahsedilmigti. Bartholomew testi icin yukarida bahsedilen durumdan dolayi bu

yontemin ylksek grup sayisi icin tercih edilmesi sdylenebilir.



k=3

alb BARTH. | P.BARTH JT PJT MJ ™ MTM FTM
Z:} 21 21 1 gg 0,0556 0,0722 0,1482 0,0672 0,0796 0,0105 0,0796 0,0764

. 2282122122 0,1172 0,0975 0,3010 0,0830 0,1210 0,1488 0,1210 0,1138
E:gglgg}gg; 0,1446 0,1385 0,1836 0,1195 0,1814 0,2154 0,1814 0,1754
z:gglgilgg 0,1770 0,1940 0,2304 0,1715 0,2438 0,2622 0,2438 0,2320
E:gglgl 123 0,0822 0,0865 0,1118 0,0545 0,1010 0,1138 0,1010 0,0984

» E;Egi%gigzi 0,1420 0,1405 0,1924 0,1130 0,1892 0,3058 0,1892 0,1832
b-(13133.13.6) 0,2166 0,2110 0,2850 0,1765 0,2826 0,2812 0,2826 0,3000
3283121133 0,3038 0,3130 0,4074 0,2995 0,4122 0,4064 0,4122 0,4106

z:gglgl 123 0,1176 0,1070 0,1582 0,0855 0,1436 0,1528 0,1436 0,1422

. E;Ei%iggiggi 0,2120 0,2135 0,2754 0,1765 0,2740 0,2822 0,2740 0,2724
6-(13.133:130) 0,3598 0,3710 0,4742 0,3515 0,4752 0,4734 0,4752 0,4604
Szgglgﬂgg; 0,5360 0,5265 0,6584 0,5245 0,6598 0,6584 0,6598 0,6200

z:gglgl 123 0,1254 0,1338 0,1692 0,1022 0,1558 0,1714 0,1558 0,1564

. E;ﬁ%i%gi%gi 0,2692 0,2740 0,3598 0,2512 0,3635 0,3476 0,3635 0,3586
b-(13133.13.6) 0,4754 0,4722 0,6052 0,4770 0,6034 0,6052 0,6034 0,5722
zzgglgjlgg 0,6906 0,9678 0,7984 0,7134 0,7978 0,7984 0,7978 0,7696
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k=4

alb BARTH. | P.BARTH JT PJT MJ ™ MTM FTM
Zzgglgngilggi 0,0570 0,0938 0,1242 0,0782 0,1078 0,1054 0,1078 0,1210

. 2:82122122122; 0,0900 0,1460 0,204 0,1245 0,2032 0,1970 0,2032 0,1974
E:gglgg}gg}gg; 0,1590 0,2485 0,3158 0,2305 0,3174 0,3138 0,3174 0,2952
E:gglgilg:lig 0,2360 0,3470 0,4582 0,3505 0,4624 0,4578 0,4624 0,4010
zzgglgl 12;122; 0,0756 0,110 0,1672 0,0960 0,1580 0,1546 0,1580 0,1586

» E;Ei%iggiggi%gi 0,1596 0,2245 0,3182 0,1975 0,3166 0,3160 0,3166 0,3014
6-(13135:13.6:13.9) 0,3004 0,3855 0,5270 0,3930 0,5286 0,5264 0,5286 0,4710
s:gglgi}gglig 0,4726 0,5940 0,7318 0,6225 0,7364 0,7318 0,7364 0,6952

S:g gl gl 1 221 gg; 0,1020 0,1545 0,2064 0,1425 0,1982 0,2004 0,1982 0,2070

. E;EEE;%Z}%E% 0,2708 0,3670 0,5040 0,3780 0,5004 0,5010 0,5004 0,4536
6-(13:133.13.6:139) 0,5392 0,6155 0,7866 0,6860 0,7832 0,7866 0,7832 0,7020
Szgg}g:lgglig 0,8014 0,8770 0,9408 0,8935 0,9390 0,9408 0,9390 0,8738

z:g 21 gl 1 g;l gg; 0,1314 0,1951 0,2652 0,1421 0,2596 0,2606 0,2596 0,2524

. EEEEE%;%EEE% 0,3974 0,4492 0,6570 0,4234 0,6535 0,6570 0,6535 0,5850
b(13:13.5.136:13.6) 0,7322 0,8521 0,9088 0,8733 0,9042 0,9088 0,9042 0,8348
§=§10;10’4;10’8;12’23 0,9468 1 0,9910 0,9815 0,9898 0,9910 0,9898 0,9680
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k=5

alb BARTH. | P.BARTH JT PJT MJ ™ MTM FTM
Zzgglgl 122122}22; 0,0486 0,082 0,1514 0,0862 0,1404 0,1392 0,1404 0,1370

. 2282122122122123 0,1044 0,1974 0,2860 0,2142 0,2854 0,2836 0,2854 0,2312
Szgglgglgglggug 0,1990 0,3206 0,5026 0,3840 0,5082 0,5026 0,5082 0,3726
E:gg}gi}gg}igﬁg; 03262 | 05028 | 07160 | 05894 0,7130 0,7158 0,7130 0,5290

zzgglgl 12;122122; 0,0740 0,1336 0,2008 0,1270 0,1950 0,1944 0,1950 0,1844

1 2282182123122123 0,2022 0,3086 0,4988 0,3610 0,4984 0,4982 0,4984 0,3992
i E:gglgglgglggug 0,4062 0,5625 0,7722 0,6805 0,7698 0,7722 0,7698 0,6290
2:8 g} gj} gg} ig}ig; 06746 | 08025 | 09364 | 08810 0,9364 0,9364 0,9364 0,8114
Eigglg”gilgglgii 0,1338 0,2012 0,3200 0,2230 0,3190 0,3174 0,3190 0,2798

a0 Sj}g]gilgi]gg]gg; 0,4032 0,5405 0,7534 0,6405 0,7502 0,7532 0,7502 0,6256
i z:gglgglgglggug 0,7760 0,8630 0,9650 0,9320 0,9642 0,9650 0,9642 0,8870
E:gg]gi}gg}ig]ig; 09686 | 09845 | 09980 | 09955 0,9978 0,9980 0,9978 0,9760

z:g 21 gl 1 g;l gg} gj; 0,1520 02714 0,4202 0,3148 0,4182 0,4186 0,4182 0,3586

. EEEE%E%;%Z}%EE% 0,6132 0,5311 0,8799 0,6518 0,8781 0,8799 0,8781 0,7115
b(a.1a5136130,142 | 0797 0,8742 0,9881 0,9622 0,9812 0,9881 0,9812 0,9217
§=E10;10’4;10’8;12’2;12’6; 0.9841 0,9947 1 1 1 1 1 0,9962

=(13;13,4;13,8;14,2;14,6

=0
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Cizelge 4.8-4.10’ a bakildiginda JT, TM, MJ ve MTM testlerinin birbirlerine
¢ok yakin ve oldukga yuksek gug¢ degerlerine sahip oldugu gorilmektedir.
Genele bakildiginda en ylksek glc¢ degerini veren yontem JT testidir.
Ozellikle gurp sayisi arttikga daha yiiksek gli¢ degerleri vermektedir. Bununla
birlikte bu yontem, yuksek guc¢ degerine sahip olmasina ragmen nominal o’
dan uzak deneysel L. tip hata oranlari verdiginden, yontemin tercih edilebilir

bir yontem olmadigi soylenebilir.

JT testine ¢ok yakin ve ¢ogunlukla ayni gug¢ degerine sahip olan TM testi
normal dagilimdan alinan Ornekler ve Ustel dagihimdan alinan orneklerle
yapilan simualasyon c¢aligsmalarinin aksine tekdlize dagilimdan alinan
orneklerle yapilan simulasyon galismasinda yuksek gu¢ dederine sahip olan
yontemlerden oldugu gorulmektedir. Cizelge 4.3’ de goruldigu Uzere 1. tip
hatay! belilemek amaciyla tekduze dagilimdan alinan ornek alarak yapilan
simulasyon galismasinda TM testi nominal o’ ya yakin deneysel I. tip hata
oranlari vermigtir. Bu sebeplerden tekdize dagilimdan alinan orneklerle

yapilan ¢alismalarda TM testinin kullanilmasi onerilebilir.

Bartholomew testinin permitasyon versiyonu klasik versiyonuna gore daha
yuksek gug¢ degerine sahiptir. Ancak yinede incelenen testlere gore dusuk

guc deg@erine sahiptir.

FTM testi normal dagihmdan ve ustel dagilimdan alnan érneklerle yapilan
simulasyon galismasi sonucu sahip oldugu gu¢ degerlerine goére daha dusuk
glc degerine sahiptir. Cizelge 4.3’ den de gorllebilecegi gibi FTM testi
nominal a’ya uzak deneysel 1. tip hataoranlari vermistir. Dolayisiyla tekdize
dagiiimdan alinan érneklerle yapilan ¢galismalarda FTM testini kullaniimasinin

tercih edilmemesi gerektigi sdynelenebilir.
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5. SONUG

Bu calismada sifir hipotezinin sirali alternatife kargi testi icin parametrik
olmayan testlerden Jonckheere (1954) ve Terpstra (1952) testi, Neuhauser
ve digerleri (1998) tarafindan gelistirilen Modifiye Edilmis Jonckheere testi,
Terpstra ve Magel (2003) testi, Chang (2007) tarafindan geligtirilen Modifiye
Edilmis Terpstra-Magel testi, Ferdhiana ve digerleri (2008) testi ve
parametrik yontem olan Bartholomew (1959) testi incelenmistir.  Ayrica
permutaston testi incelenerek bu ydntem Bartholomew, Jonckheere ve

Terpstra testleri Uzerinde uygulanmigtir.

Ornek capinlari esitken MJT’ nin beklenen deger ve varyansi teorik olarak
elde dilmistir. Ayrica incelenen diger yontemlerin, 6rnek ¢aplarinin egit olmasi

durumundaki beklenen deger ve varyans formulleri elde edilmistir.

incelenen ydntemler gercek veri setine uygulanmis ve sonuclar

yorumlanmigtir.

Simulasyon c¢alismasi yapilarak bu yontemler farkh ornek caplari, grup
sayilari ve nominal o’ lar i¢in testin gucu ve birinci tip hata bakimindan
karsilastiriimistir. MTM ve MJ testleri normal dagihimdan , Ustel dagihmdan,
tekdize dagilimdan alinan 6rneklerle yapilan simulasyonlarinda birinci tip
hata ve testin gucu bakimindan ayni sonuglari verdigi goralmustar. Ayrica bu
yontemler ornek c¢apl, grup sayisindan etkilenmeden birinci tip hata
bakimindan nominal a’ ya yakin deger verdigi ve gu¢ bakimindan yuksek

degere sahip oldugu gorulmustar.

Ayrica Bartholomew testinin normal dagihimdan, ustel dagiiimdan ve tekduze
dagihimdan alinan verilerle yapilan simulasyon galismalarinda grup sayisinin
3 oldugu durumlarda testin glcu ve birinci tip hata bakimindan iyi sonug

verdigi, grup sayisi arttikga daha kotlu sonug verdigi gorulmastur
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Birinci tip hatayr belirlemeye yonelik yapilan simuilasyon calismasinda
Bartholomew ve JT testlerinin permutasyon versiyonlarinin  klasik

versiyonlarina gére nominal a’ ya daha yakin deger verdigi gorulmustar.

Parametrik yontem olan Bartholomew testi normal dagilimadan alinan
orneklerle yapilan similasyon ¢alismasinda grup sayisinin 3 oldugu durum
icin nominal a’ ya yakin birinci tip hata orani verirken grup sayisi arttikga
daha uzak oran vermistir. Normal dagilimdan alinan ornekle yapilan
simulasyon calismasinda parametrik olmayan yontemlerden olan MJ, MTM
ve FTM testleri, parametrik olan Bartholomew testinden nominal a daha
yakin birinci tip hata oranlari vermistir. TM testi o’ nin 0,05’e ve 0,10’ a esit
oldugu durumlarda o’ nin 0,01’ e esit oldugu duruma nazaran nominal a’ ya
daha yakin sonuglar vermistir. Testin glct bakimindan ise grup sayisinin 3’ e
esit oldugu durumda yuksek glu¢ degerine sahipken grup sayisi arttikga daha
dusuk gug deg@erine sahip oldugu gorulmusgtur. Dolayisiyla TM testinin normal
dagihimdan alinan 6rneklerle yapilan c¢alismalarda a’nin 0,05 ya da 0,10
oldugu ve grup sayisinin 3 ve daha kuguk oldugu durumlarda tercih
edilebilecegi soOylenebilir. Bartholomew testinin permutasyon versiyonu
normal dagilimdan alinan 6rnekler icin nominal o’ ya yakin birinci tip hata
oranlari vermigtir, ancak testin gucu bakimindan diger yontemlere gore dusuk
gu¢ degerine sahip oldugundan tercih edilmemelidir. JT testi ise yuksek glg
deg@erine sahiptir ama birinci tip hata bakimindan nominal o’dan uzak a

degerlerine sahip oldugu igin tercih edilmemelidir.

Ustel dagilimdan alinan érneklerle yapilan ¢alisma sonucunda nominal o’ya
ne yakin a degerlerini veren yontemlerin MJ, MTM ve FTM yontemleri oldugu
gorulmustur. Bu yontemler yuksek gug degerlerine sahip olduklarindan Ustel
dagilimdan alinan o6rneklerle yapilan g¢aligmalarda bu ydntemler tercih
edilebilir. Normal dagilimdan alinan oOrneklerle yapilan simulasyon
¢alismasinin sonuglarinda oldugu gibi Bartholomew testi grup sayisinin 3
oldugu durumlarda nominal a’ ya yakin deneysel a degerlerine ve testin gucu
bakimindan yuUksek gu¢ degerlerine sahiptir. Bartholomew testinin
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permutasyon versiyonu klasik versiyonunun aksine grup sayisindaki artistan

etkilenmemektedir.

Tekduze dagilimdan alinan orneklerle yapilan simulasyon c¢alismasi
sonucunda normal ve ustel dagilimdan alinan 6rneklerle yapilan simuasyon
¢alismasinin sonuglarinin aksine FTM testi nominal o’ ya uzak deneysel a
degerleri ve duguk guc¢ degeri vermistir. Dolayisi ile yapilan arastirmalarda
tekduze dagilimin kullaniimasi halinde FTM testinin kullanilmamasi gerektigi
simulasyon c¢alismalarinin sonucunda agikca gorulmektedir. TM testi ise
normal ve ustel dagiiman alinan 6rneklerle yapilan simdlasyon galismasi
sonucunda nominal o’ dan uzak deneysel a ve disuk gug¢ degerlerine
sahipken tekdize dagiimindan alinan o&rneklerle yapilan simulasyon
¢alismasi sonucunda nominal a’ ya yakin deneysel a degerlerine ve ylksek
gu¢ degerlerine sahiptir. Dolayisi ile arastirmada normal ya da Ustel
dagilimdan alinan ornekler kullanilacagi zaman TM testinin kullaniimamasi,
tekdize dagilimdan alinan oOrnekler kullanilacagi zaman ise TM testinin
kullaniimasi tavsiye edilebilir. JT testi yuksek gu¢ degerlerine sahip olmasina
karsin, nominal a’ dan uzak deneysel a de@erlerine sahip oldugundan tercih

edilmemelidir.
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EK-1 Mann-Whitey Testi

lki bagimsiz 6érnege iligkin parametrik olmayan tekniklerden biri Mann-
Whitney’ in U testidir. Bu test Mann-Whitney-Wlicoxon testi olarak da
adlandiriimaktadir. Bu test teknigi, test istatistigi olarak sira sayilari toplamini

kullanmaktadir. Bu yontem icin varsayimlar agagidaki gibidir.

e Veriler x,, x,,...; x, V€ y;, y,,..., ¥, gibiiki bagimsiz drnekten olusur.

e Ornekler bagimsizdir.
e GoOzelnen degiskenler surekli rassal degilkenlerdir

e Olgme diizeyi en az siralamadir

Test istatistigi agagidaki gibidir.

U — S_'?glliml +1:|
2

Burada S birlestiriimis o6rnekte birinci 6rnek birimlerinine verilen sira

sayilarinin toplamidir.

Ornek cgaplari n, ve n,yeteri kadar biyikse U istatistiginin 6rnekleme

dagiliminin normal dagihma yeteri kadar yakin oldugu merkezi limit teoremi
geregince soylenebilir. Yokluk hipotezi dogru ilen U istatistiginin beklenen

degeri ve varansi asagidaki gibi elde edilir.

VI = "31*’32(”11"2'?33 +1)

Bu durumda normal dagihma sahip olan U istatistiginde asagidaki gibi

tanimlanan istatistigin standart normal dagilima sahip oldugu gosterilebilir.
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EK-1 (Devam) Mann-Whitey Testi

U-EW)
)

Bu nedenle buyuk 6rnek ¢aplari durumunda test yapilirken standart normal

~Z

dagilimdan yararlanilabilir [Gamgam, 1998].
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EK-2 Spearman’ in sira korelasyon katsayisi

Rassal olarak secgilen n capli 6rnekten X ve Y degiskenlerinin degerleri

saptanmig olsun. Bu durumda (x,,y,), (x,,¥,),...., (x,,Y,) gibi n tane veri cifti

olacaktir. Ornek birimlerinin X degiskeni bakimindan aldiklari degerlerine

buyuklik sira sayilari verilsin ve bunlar R(X,)ile g0sterilsin. Benzer sekilde

ornek birimlerinin Y degigkeni bakimindan aldiklar de@erlerine de buyukluk

sira sayllari verilsin ve bunlarda R(Y;) ile gosterilsin. Bu durumda R(X,)ve
R(Y,) degerlerine bagll olarak ornek sira korelasyon katsayisi olan

r, istatistigi agagidaki tanimlanmaktadir.

o5

T =1

Burada 3 d? asagidaki gibidir.

n n

D> d? =Y (R(X)-R(Y))’

Sira korelasyon katsayisinin degeri -1 ile +1 arasindadir. Sira korelasyon
katsayisinin degeri +1 iken iki degisken arasindaki ayni yonlu kesin iligkiyi,
-1 iken iki degiken arasindaki ters yonlu iliskiyi, O iken iki degigken

arasindaki iliski olmadigini ifade eder.

Ornek gapinin 30 dan biyiik olmasi durumunda r, istatistiginin érnekleme

dagiiminin normale yaklagimindan yararlanilir. Yokluk hipotezi dogru iken
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EK-2 (Devam) Spearman’ in sira korelasyon katsayisi

r, istatistiginin 6rnekleme dagilimi, buyuk ornek c¢aplari icin normaldir ve

beklenen degeri 0, varyansi 1/(n-1)’ dir [Gibson ve Chackrabarti, 2003].
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EK-3 Kendall’ in Tau iligki katsayisi

Rassal olarak segilen n tane ornek biriminden X ve Y degisken degerleri
saptanmig olsun. Bu durumda (x,,y,), (x,,,),...., (x,,y,) gibi n tane veri

cifti olacaktir. N tane veri ¢ifti X degigkeni bakimindan en kigukten en

blyuge dogru siralanir. Bu siralamaya X’ in dogal siralamasi denir.

Y’ nin her degeri i¢cin dogal siranin saglanip saglanmadigi bulunur. X' in

dogal sirasinda her i igin x, <x,_, oldugu gértulmektedir. Bu durum Y’ nin her

degeri i¢in gdozden gegcirilmelidir. Dogal siralamanin saglanmadigi durumlarin

sayisi her Y degeri igin bulunmalidir. Her y, icin dogal siranin saglandigi

durumlarin sayisina P denilsin. Her Y degeri icin dogal siranin saglanmasigi
durumlarin sayisina da Q denilsin. S=P-Q olmak Uzere 7 istatistigi asagidaki
gibidir.

S
T=—
nn-1)/2

Ornek capinin 40’ dan biylk olmasi durumunda 7 istatistiginin érnekleme
dagiliminin normale yakinsamasi yaklagsimindan yararlanilirg yokluk hipotezi
dogru ikin buylk ornek caplari icin ristatistiginin 6rnekleme dagilimi

normaldir ve beklenen degeri 0, varyansida [2(2n+5)]/[9n(n—1)]’ dir. Bu

durumda yeterince blylk (n>40) 6érnek caplari icin test istatistigi olarak Z

dagilimindan yararlanilabilir [Gibson ve Chackrabarti, 2003].

4 ~7
J2(2n+5)/9n(n—1)




EK-4 Bartholomew Testinin Matlab Kodu

function F=Fdegeri (x,n)
k=size (n,2);

xort (1:k)=0;

for i=1:sum(n)

for j=1l:k
if x(1,1)==73;
xort (§)=xort (§)+x(2,1)/n(J);
end
end
end
xort;
xgort=mean (x (2, :));
z=1;

m(l,:)=xort;
m(l,k+1)=1;
for j=1:k-1
for i=j+1l:k
zz=1;
z=z+1;
m(z,k+1)=7;
if i<k && j>1
m(z,Jj:1i)=mean (xort(j:1i));
m(z,i+l:k)=xort (i+1:k);
m(z,l:3-1)=xort(l:j-1);
elseif i==k && j>1
m(z,Jj:1i)=mean (xort(j:k));
m(z,l:j-1)=xort(l:j-1);
elseif i<k && j==
m(z,j:i)=mean (xort(j:1));
m(z,i+l:k)=xort (i+1l:k);
elseif i==k && j==
m(z,Jj:1)=mean(xort(j:k));
end
Zy
m;
for i=1:k-1
if m(z,1)>=m(z,1+1)
tt=1;
else

end

zz=zz*tt;
end
mm(z)=zz;

end
end
m(:,k+2)=mm(:);
u=0;
for i=1:k-1
if xort (i)<xort (i+1l)
u=i;
break
end

80



EK-4 (Devam) Bartholomew Testinin Matlab Kodu

end
for i=1l:z

if m(i,k+l)==u && m(i, k+2)==1
ym(l:k)=m(i,1:k);
break

elseif u==0;
ym(1l:k)=xort;
else
ym(1l:k)=xgort;
end
end
ym;
1=1;
for i=1:k-1
if ym (i) ~=ym(i+1)
1=1+1;
end
end
ust=0;
alt=0;
for i=1:k
ust=ust+n (i) * (ym (i) -xgort) "2;
end
for i=1:sum(n)
tr=x(1,1);
alt=alt+ (x(2,1)-ym(tr))"2/ (sum(n)-k);

else
F=ust/ ((1-1) *alt);
End
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EK-5 Modifiye Edilmis Jonckheere -Terpstra Testinin Matlab Kodu

function [T Z p]=MJT (x)
nk=length (x(2,:));
k=max (x(1,:));
n=nk/k;
T=0;E=0;
for i=1:k-1
for j=i+l:k
U(i,j)=mwu(x(2, (1-1)*n+l:i*n),x(2, (J-1)*n+l:j*n));
T=T+(3-1) *U(i,]);
E=E+ (j-i)*n"2/2;
end
end
V=k"2* (k*"2-1) *n"2* (nk+1) /144;
Zz=(T-E) /sqrt (V) ;
p=1l-normcdf (Z,0,1);
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EK-6 Terpstra-Magel Testinin Matlab Kodu

function [p T test o v ]=terp(¥YX,k,n)
nn(l:k)=n;

z=0;
for i=1:k
for j=1l:n
z=z+1;
X(i,3)=YX(z);
end
end
T=0;
if k==
for jl=1l:n
for j2=1:n
for j3=1:n
T=T+great (A) ;
end
end
end
elseif k==
for jl=1:n
for j2=1:n
for j3=1:n
for j4=1:n
T=T+great (A) ;
end
end
end
end
elseif k==
for jl=1:n
for j2=1:n
for 3j3=1:n
for j4=1:n
for j35=1:n
T=T+great (A) ;
end
end
end
end
end
end

[o v]=terpsta2003(nn);
test=(T-0) /sqrt (v);
p=1l-normcdf (test) ;
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EK-7 Ferdhiana, Terpstra ve Magel Testinin Matlab Kodu

function [p T V Z]=terpsta2008(x,k,n)

[Ut a b s]=jttrend(x);

T=-n"k+ (4*n" (k-2)/ (k* (k=-1))) *Ut;

% V=(1/3)* (n"k) * (nchoosek (k,2) *n* (k-2)+ (2* (k-1) *2+2* (k-3) *“2) *n" (k-
1))
V= (s* (4*n" (k-2) / (k* (k-1))))"2;
Z=T/sqrt (V) ;

p=1l-normcdf (T/sqrt(V),0,1);
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EK-8 Modifiye Edilmis Terpstra-Magel Testinin Kodu

function [T Z p]l=chang2007 (x)
k=max (x(1,:));

n=length (x(2,:))/k;
g=combinator(n,k, 'p','r");

for i=1:k
m(:,i)=g(:,1i)+(i-1)*n;
end
for j=1:n"k
for i=1:k
mn(j,1)=x(2,m(3,1));
end
mn (j,k+1)=12*[1:k]*tiedrank(mn(j,1:k))"'/k/ (k"2-1)-3* (k+1) / (k-
1),
end
mn;

T=sum(mn (:, k+1));
nn(l:k)=n;
t1=0;t2=0;
for 1=1:k-1
for m=1+1:k
tl=tl+ (m-1)"2* (nn(l)+nn(m)+1)/(12*nn (1) *nn(m)) ;
end
end

for 11=1:k-2
for 12=11+1:k-1
for 13=12+1:k
t2=t2+(12-11)*(13-11)/(6*nn(11))+(13-12)*(11-
12)/(6*nn(12))+(11-13)*(12-13)/ (6*nn (13)) ;
end
end
end
ny=1;
for i=1:k
ny=ny*nn (i) ;
end
Vt=(12*ny/ (k* (k"2-1)))"2* (t1+t2);
Z=T/sqrt (Vt) ;
p=1l-normcdf (Z,0,1);
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