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Nas situações a) e 6) parece mais 
indicado o uso de um teste bilateral
Em c) o efeito de tratamento, se existir, é 
unidireccional, apontando para 
um teste unilateral
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Sobre o uso do teste %2 em amostras pequenas.
Teste exacto de Fisher

a) Dupla dicotomia. — Os indivíduos de uma 
amostra aleatória da população em estudo são clas­
sificados de acordo com dois critérios dicotómicos, 
A e B. A dimensão n da amostra é fixada a prior i, 
sendo os quatro totais marginais conhecidos após 
a classificação dos indivíduos.

b) Comparação de populações (comparação de 
atributos). — Observam-se duas amostras indepen­
dentes, uma de cada população, calculando-sc as 
proporções de um atribulo A. Neste caso, utiliza- 
-sc previamente um dos critérios de classificação, 
o que permite separar as populações a comparar 
(homens e mulheres, indivíduos expostos e não 
expostos, vacinados e não vacinados, etc.). As 
dimensões e n2 das duas amostras são fixadas a 
priori.

Uma tabela de contingência 2x2 pode ser 
obtida de diferentes maneiras. Os casos 
mais usuais são a dupla dicotomia [«)], 
a comparação de populações [&)] e a 
comparação de tratamentos [c)].
Na prática, nem sempre é óbvio como 
classificar um conjunto de dados num 
destes três casos. No entanto, este facto é 
irrelevante, na medida em que 
o método de análise é o mesmo em 
qualquer das situações.
No caso «) é habitual falar-se num 
teste de independência; nos casos b') e c), 
num teste de homogeneidade (ou de 
equivalência de tratamentos). No entanto, 
o problema pode sempre pôr-se como 
um teste de independência dos atributos 
de linha e coluna.
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Este método de amostragem constitui a base dos 
estudos prospectivos e dos estudos caso-controlo.

Do ponto de vista formal, uma tabela 2x2 pode 
escrcvcr-se com o aspecto da tabela que se segue 
(Tabela 1):

sendo a distribuição teórica de referencia a distri­
buição y2 com 1 grau de liberdade (gl).

a 
c

b 
d

______ n (ad-bc)2_______
(a + c) (b + d) (a + b) (c + <i)

n (ad - bc)2

c) Comparação de tratamentos. — Um grupo 
de n indivíduos é subdividido por alcatorização cm 
dois subgrupos, de dimensões nx c n2 (ny + n2 = n), 
aplicando-se o tratamento B. ao grupo t, i= 1, 2, 
observando-sc uma variável resposta A dicotómica 
ou dicotomizada.

cm que = a + b,
n2 = b + d c

Por conveniência de 
configuração

m2 = c + d, n{ = a + c, 
n = a + b + c +d.

1. O teste x2

Este teste usa uma distribuição contínua de 
probabilidade (distribuição %2) como aproximação 
à distribuição de probabilidade discreta (distribui­
ção multinomial) das frequências observadas.

É, portanto, um teste aproximado, cuja validade 
assintótica aumenta com n.

Para melhorar a aproximação Yatcs (1934) 
sugeriu a introdução na expressão de X2 de uma 
corrccção de continuidade.

A estatística X2 corrigida é

por (a, b, c, d).
A Tabela 1 representa a repartição de n 

divíduos pelas quatro células, determinadas por dois 
critérios de classificação dicotómicos, ou, cm al­
ternativa, representa as distribuições do atributo A 
cm duas amostras independentes, de dimensões rq 
c n 2.

Neste caso, o critério B foi previamente usado 
para definir as subpopulaçõcs correspondentes às 
categorias B e B.

O problema cm estudo sugere, cm geral, qual 
o método mais conveniente para a obtenção dos 
dados. Independcnlementc da técnica de amostra­
gem utilizada, pretende-se, em última análise, 
verificar a existência de uma eventual relação entre 
as variáveis qualitativas A c B.

A estatística habitual para o teste da hipótese 
nula, //0, de independência (ou de homogeneidade) é

n(|ad-bc |- A-)

n\ n2 m2

igualmcntc referida à distribuição %2 com 1 gl.
Notc-sc que X2 <X2 e para valores grandes de 

n X 2 aproxima-se de X 2.
ó uso de X2 tem gerado alguma controvérsia. 

Grizzle (1967) e Conovcr (1968, 1974) argumen­
tam contra o uso da corrccção de Yatcs, salientando 
que o teste baseado na estatística X 2 é demasiado 
conscrvativo, tomando o actual nível de significân- 
cia inferior ao valor nominal fixado. Como uma 
redução do nível dc significância arrasta uma 
redução da potência do teste, este toma-sc menos 
sensível. Por outras palavras, há um enfraqueci­
mento da capacidade do teste para detcctar uma 
efectiva existência dc associação (ou dc diferença 
dc proporções).

Por outro lado, a variável aleatória induzida por 
X2 parece estar mais dc acordo com uma variável 
X2, na medida em que a sua distribuição se aproxi­
ma mais de uma distribuição %2 do que a distribui­
ção dc amostragem dc X 2.

Mantcl c Greenhouse (1968) e Fleiss (1981) 
contestam esta posição, fazendo notar que, quer no 
caso de independência, quer no caso dc homoge­
neidade, as distribuições teóricas (populacionais) 
contêm parâmetros perturbadores, que devem ser 
estimados a partir das frequências marginais obser­
vadas.

Este facto implica uma análise dos dados 
condicionada pela hipótese dc trabalho dc que os 
totais marginais da tabela 2x2 observada são fixos. 
Nestas condições, as probabilidades cxactas das 
configurações (a, b, c, d) são dadas pela distribui­
ção hipergeométrica (Apêndice'). Como as probabi­
lidades associadas com X2 são mais concordantes 
com as probabilidades cxactas do que as probabi­
lidades associadas com X2, concluem pela conve­
niência do uso da corrccção dc Yatcs. Mais prcci- 
samente, verifica-se que a estatística X 2 permite, 
cm geral, obter valores p (a partir da distribuição 
X2) que aproximam melhor os valores p obtidos com 
a distribuição hipergeométrica.

Indicações sobre uma discussão mais aprofun­
dada do uso da corrccção dc Yatcs podem ser 
encontradas cm Conover (1980) c Fleiss (1981).
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nim.

n

No entanto, mesmo para n < 20 há, em geral, 
convergência nas decisões tomadas usando o teste 
%2 e o teste de Fisher (Quadro IP).

Contemplando o facto de o teste %2, baseado na 
estatística X2, ser conservativo, Schwartz (1969) 

. sugere, para valores pequenos de n, o seguinte 
procedimento:

| x - a

O teste exacto de Fisher c baseado na avaliação 
das probabilidades condicionais das diferentes 
configurações de uma tabela 2x2, admitindo fixos 
os totais marginais. Retome-se a Tabela 1, repre­
sentando a repartição de n indivíduos de acordo 
com dois critérios de classificação (ou as distribui­
ções de duas amostras independentes relativamente 
a uma variável qualitativa).

isto c, x < a ou x > 2ã-a, se a < a, c x > a 
ou x < 2ã - a, se a > ã, correspondendo x = a à 
configuração observada.

Então para um teste unilateral a probabilidade 
de significância p* da configuração observada (a, 
b, c, d) ou do valor a obtcm-sc somando as pro­
babilidades de todas as configurações com x<a 
(x>a). Para um teste bilateral a probabilidade de 
significância /?** obtém-sc somando as proba­
bilidades das configurações com x<a ou 
x > 2ã - a (x>a ou x < 2a - d). Note-se que, no

fa + c
a

n \ / n \ nlalblcld!
■a + b)

_ (a + c) (a + b) 
a =-------------

n

O teste assintótico %2 é válido desde que se veri­
fiquem determinadas condições empíricas de aplica­
bilidade, referindo-se desde já que o teste apresen­
ta uma certa robustez. De facto, mesmo com uma 
deficiente verificação destas condições, obtêm-sc 
conclusões concordantes com as que decorrem do 
uso da distribuição nula exacta.

Historicamente, a condição de aplicabilidade 
mais frequentemente proposta requer que o valor 
esperado (sob /70) em cada célula seja, pelo menos, 
igual a 5. Investigações recentes tendem a consi­
derar esta condição demasiado exigente.

Lamtz (1978) e Kochler e Larntz (1980) mos­
traram que a aproximação %2 é legítima mesmo para 
frequências esperadas muito pequenas.

A adopção do critério de Cochran (1952, 1954) 
tem sido recomendada pela generalidade dos auto­
res:

1) Com n > 40, use-se a estatística X2 
tatística X2 se n » 40;

2) Com 20 < n < 40, use-se X2 desde que ne­
nhuma das frequências esperadas seja infe­
rior a 5. Caso contrário, use-se o teste exacto 
de Fisher;

3) Com n < 20, use-se o teste de Fisher.

Configurações que suportem com maior evidên­
cia a hipótese alternativa são as configurações tão 
ou mais extremas que a observada. Para um teste 
unilateral estas configurações obtêm-se substi­
tuindo a, sucessivamente, pelos valores (inteiros) x 
tais que x < a, sc a < ã, ou x > a, se a > ã, isto 
é, x = a, a - 1, ..., máx. (0, zq + mx -ri), no primeiro 
caso, e x = a, a+ 1, ..., mín. (np mj, no segundo.

[Escrevendo a configuração (a, b, c, d) na forma 
(a, ml-a, nx-a, n-n.- mi + d), reconhece-sc 
imediatamente que máx. (0, + m1 -ri) < a < mín.
(np m,).]

Sob a hipótese nula, Ho, de independência 
(homogeneidade), a probabilidade da configuração 
(a, b, c, d) é dada pela distribuição hipergeomé- 
trica:

Como, fixados os totais marginais, a configura­
ção (a, b, c, d) é completamente determinada por 
a, escreve-se, mais simplesmente, P (a, b, c, d) = 
= P («)•

Observada uma tabela, há que identificar as 
configurações tão ou mais extremas. Dada a con­
figuração (a, b, c, d), o valor esperado para a, sob

6

Note-se ainda que, com x = a -j (J = ±1, 
±2, ...) a configuração correspondente é (a-j, 
b+j, c+j, d-j).

Para um teste bilateral há que considerar as 
configurações mais extremas nos dois sentidos. 
Estas configurações são as que correspondem aos 
inteiros x, satisfazendo a

• Fixado o nível de significância a, seX2<%2_ a 
(quantil de ordem 1 - a da distribuição %2 com 
1 gl), aceite-se /70 (hipótese nula de indepen­
dência ou de homogeneidade);

• Com X2 > %j2_ a , calculc-se o valor corrigido 
Xr2;

| Xc2-%2 a|» 0» aceitc-se ou rejeite-sc 
Ho, conforme for X2 < % 2 _ a ou X2 > %2 _ a;

• Com X 2 ~ %2 , use-se o método exacto de
u c i-aFisher.
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1 x2
= 0,0336, P (0) =------

8x6

Exemplo 2. — Para comparar a eficácia de dois 
tratamentos, e 7?, na cura de uma doença D, um 
grupo de 16 indivíduos com o mesmo estádio de 
evolução da doença foi subdividido, por alcalori- 
zação, em dois grupos de igual dimensão, aos quais 
se aplicou Tl c 7'2, rcspcctivamcnte. Os resultados 
obtidos dispõem-sc na tabela

a

3x4 ") x 3
P (2) =—P (3) = 0,1960, P (1) =— P (2) = 

6x4 7x5

Hl) = 0,0014(1 ?(/■) = 
j = o

caso de tabelas com totais do linha ou coluna iguais 
(n, = n2 ou mx = m2 — distribuição hipergeométrica 
simétrica), a probabilidade de significância para 
um teste bilateral é o dobro da probabilidade de 
significância do teste unilateral: p** = 2p*. Na 
prática, c por economia de cálculo, mesmo no caso 
não simétrico, um valor aproximado para /?** ainda 
c dado por 2p*.

O cálculo das probabilidades das configurações 
mais extremas pode ser simplificado usando 
fórmulas de recorrência (Feldman e Klingcr, 1963). 
Considere-se a sucessão de configurações com 
x = a, a - 1 = a , ..., a-j = a., ... c sejam P (a), 
P(a ), ..., P(<A - as respcctivas probabilidades.

Como se verifica facilmente, calculada a proba­
bilidade P (d), oblém-sc, succssivamcntc

x P (5) = 0,2940, P (3) = -^- P (4) = 0,3920, 
5x3

d a, d, ... a , d , 
------^-^P(a) 

... b.c.

A probabilidade de significância (valor p) da 
configuração (1,7, 5, 2) c p* = P (1) + P (0) = 
= 0,035 para um teste unilateral e p** = p* + 
+ P (6) = 0,041 para um teste bilateral.

A fórmula de recorrência de Feldman c Klingcr 
permite obter facilmente a distribuição nula exacta 
(distribuição sob II) da população de configura­
ções. As sete configurações possíveis, ordenadas 
pelos valores decrescentes de a, são (6,2,0,7), 
(5,3,1,6), (4,4,2,5), (3,5,3,4), (2,6,4,3), 
(1,7, 5, 2), (0,8, 6,1), de probabilidades P (6) = 

= 0,0056, P (5) =—P (6) = 0,0784, P (4)=—x 
3x1 4x2

probabilidades das
i., b., c., dl) estão sendo C = curado c C = não curado.

7/0: 7’] e 1\ são equivalentes vs. II} : 7j c superior 
a 7’2.

Uma configuração mais extrema c no mesmo 
sentido que a observada (traduzindo uma maior 
evidência na rejeição de II cm favor da alternativa 
//,) c (6, 0, 2, 8). Sob II. c P (6, 0, 2, 8) = P (6) = 

818’6110!
=----------- = 0,0035 c, por recorrência, P (5, 1, 3, 7)=

16!6!2!8!
6x8

=/’(5) =----- - "...............
1 x3

Então, sob 7/0, a probabilidade de obter uma 
configuração tão ou mais extrema que a observada 
é p* = 0,0035 + 0,056 = 0,0595, probabilidade de 
significância (valor p) da tabela observada.

Para um teste bilateral (7/0 vs. IIX : 7'1 diferente 
de P2), como a distribuição c simétrica, a probabi­
lidade dc significância c /?** = 2p* = 0,119, proba­
bilidade de uma configuração tão ou mais extrema 
que a observada, nos dois sentidos. Fixado o nível 
de significância ct = 0,05, a hipótese nula não é 
rejeitada cm nenhum dos casos, não se podendo 
concluir que T\ seja superior a T (ou 7j diferente 
dc 7’,). Note-se que a estatística conduz à mesma 
conclusão. Dc facto, X2 = 2,4, valor não significa­
tivo ao nível a = 0,05.

Quando n > 20 c o menor dos valores esperados 
não c inferior a 5, os lestes dc Fishcr e %2 condu­
zem, em geral, às mesmas conclusões. Considcrc- 
-sc a família dc configurações (a, b, c, d) com 
a + b = 10, a + í? = 12 c n = 24. Fazendo a variar de 
0 a 10, oblém-sc a seguinte distribuição exacta:

com j = 1, 2, ...

Exemplo 1.— Considcre-sc a configuração (1, 
6!9!8!7!

7, 5, 2) dc probabilidade P (1)= =0.336,

com a= 1 e d =3, 2. Configurações mais extremas, 
cm ambos os sentidos, são (0, 8, 6, 1) c (6, 2, 0, 

1 x2
7) dc probabilidades P (0) =----- P (1) = 0,0014 c

8x6
6!9!8!7!

P(6)=--------- = 0,0056.
15!6!2!7!

ad a,d.
p^-—pw,p^-^-p^,...,

b.c.

[Note-se que a._. =a- (j - 1), d. _ I 
b^b+j, c^c+p]

De um modo geral, as 
configurações (a, b, c, d) c (a 
ligadas pela relação



P (0) = P (10) = 0,000034 P (3) = P (7) = 0,08976

P(1) = P(9) =0,00136 p (4) = P (6) = 0,23562

P(2) = F (8) =0,01683 P (5) = 0,323136

Quadro I

Configuração X2

Quadro II

Configuração X2
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(6, 0,2, 8) 
(5, 1,3,7) 
(4,2,4,6) 
(3,3,5,5)

0,000 07
0,002 79
0,036 45
0,215 97
0,687 21
1

17,14
10,97
6,17
2,74 
0,69 
0

9,60
4,27 
1,07 
0

a) Com «<20, use-se o teste exaclo dc 
Fisher;

(10,0,2,12)
(9,1,3, 11)
(8,2,4, 10)
(7,3,5,9) 
(6,4, 6,8)
(5,5,7,7)

0,0070
0,1188
0,6084
1

Decisão 
(a = 0,05)

Decisão 
(a = 0,05)

Decisão 
(a =0,05)

Decisão 
(a = 0,05)

P**

?**

Rej. H.
Rej. H. 
Rej- Ho 
Ac- Ho 
Ac. Ho
Ac. Ho

Rej- Ho 
Rej. 
Ac. Ho 
Ac. Ho

Rej- Ho 
Ac- Ho 
Ac. Ho 
Ac- Ho

Dc facto, os valores de X2 para as quatro 
configurações do Quadro II são, respectivamcntc, 
6,67, 2,40, 0,27, 0,27, e apenas o valor 6,67 leva 
à rejeição da hipótese nula.

Como foi referido, a estatística Xc2 permite obter 
valores p próximos dos obtidos com as probabili­
dades hipergeométricas.

Por exemplo, para a configuração observada (5,1, 
3, 7) tem-se p** = 0,119 « P (X2^ 2,40) = 0,121.

Registe-se, no entanto, que há situações em que 
a estatística concordante com a decisão baseada no 
valor da probabilidade p** é a estatística X2. Por 
exemplo, para a configuração (1, 7, 5, 2), com 
n~ 15 e todos os valores esperados entre 1 e 5 
(a = 3,2, h = 4,8, c = 2,8, tf = 4,2), tem-se 
p** = 0,041, X2 = 5,40, Xc2 = 3,23 e, fixado o nível 
de significância a = 0,05, p** e X2 levam à rejei­
ção de Hn e Xc2 à aceitação de Ho. Para as restantes 
seis configurações há coincidência nas decisões.

Estes rcsultados_ permitem concluir que mesmo 
com n < 20 e 1 < a, b, c, d <5 há em geral, con­
cordância nas decisões associadas ao teste de Fisher 
c ao teste %2, não parecendo haver uma vantagem 
nítida no uso da estatística Xc2.

Em resumo, sugere-se a seguinte regra prática:

Nest_e caso, a configuração esperada sob H é 
(ã, b, c, d) = (5, 5, 7, 7).

O Quadro I permite comparar as decisões asso­
ciadas ao teste de Fisher é ao teste %2.

Quando p** < 0,05 é X2 > 3,84 e quando 
p**> 0,05 é X2 < 3,84, implicando a igualdade de 
decisões. Este resultado mantem-sc substituindo X2 
por X2.

Quando n < 20, os dois testes (Fisher e %2) po­
dem conduzir, nalguns casos, a decisões diferentes. 
Retome-se o exemplo 2 e construa-se o Quadro II, 
semelhante ao Quadro I, com a = 6, 5, 4, 3.

Note-se que, neste caso, n < 20 e dois dos 
valores esperados são inferiores a 5. Como se 
verifica, à configuração (5, 1, 3, 7) correspondem 
decisões distintas. No entanto, usando a estatística 
Xó2, já há coincidência nas decisões.

Rej- Wo
Rej- II.
Rej-
Ac-
Ac. Ho
Ac. IIQ
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c) Com n > 40, use-se a estatística X2.

BB

ba

dc

Apêndice /tj n2

Hipóteses compostas e testes condicionais

BB

Pi

1 1

72=1-P2.e

P(.a;

*) = (’) b (1 - p)«-(“ + 6)
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P,

Sob ll0: p}- p2= p (p desconhecido), a probabili 
dadc da configuração (a, b, c, d) é dada por

Em particular, nos casos b) e c), se, face à 
situação concreta cm estudo, o investigador con­
cluir pela necessidade de um teste mais conserva- 
tivo, deverá optar pela estatística X2.

a) Teste de homogeneidade (teste de igualdade de 
proporções; uma margem fixada). — A tabela

A

Ã

A

Ã

a n — a 
nv = < a>P^

P{b; n2, p2)=( b2)p2bq2't2 °

Teorema 1.— As variáveis A são independentes 
se e só se as variáveis A/B e A/B são semelhantes.

relação, sendo, cssencialmcntc, equivalentes. Esta 
equivalência é justificada pelo resultado, de demonstra­
ção imediata.

Teorema 2. — A distribuição nula condicionada pela 
fixação das margens de uma tabela 2 x 2 é a distribuição 
hipcrgcomctrica.

dimensões populacionais são 
a distribuição

com qx = 1 -p,

expressão contendo o parâmetro perturbador p. Sob 
a + b = zzi] c uma estatística suficiente para p (mjn e 
uma estimativa de p) e, portanto, a distribuição condi­
cional de (a, b), dado a + b = mv não depende de p. De 
facto:

Uma hipótese que não permite especificar comple­
tamente a distribuição nula diz-se uma hipótese compos­
ta (de contrário, a hipótese diz-sc simples). Por exemplo, 
na comparação de duas distribuições binomiais, a 
hipótese IIQ; p}= p2 c composta.

O método clássico de rodear as dificuldades resul­
tantes de uma hipótese nula composta consiste em 
trabalhar com uma versão condicionada conveniente da 
distribuição nula.

O teste cxaclo de Fishcr c um exemplo de teste 
condicional cuja região crítica é definida dado o valor 
de uma determinada estatística T. Não contendo a es­
tatística T informação sobre a veracidade ou falsidade 
da hipótese a testar, o teste de Fisher tem propriedades 
óptimas.

Numa tabela 2 x 2 há apenas uma pequena quanti­
dade de informação nos totais marginais, justificando 
o uso de distribuições condicionais, que tornam rclati- 
vamente fácil o cálculo da distribuição nula cxacta.

Mais precisamcnlc, Tocher (1950) mostrou que o 
teste cxacto, baseado em totais marginais fixos, dá 
igualmente testes óptimos (no sentido de testes centra­
dos uniformemente mais potentes) para os casos cm que 
nenhuma ou apenas uma margem c fixada a priori. Em 
resumo, a situação cm que ambas as margens são fixadas 
a priori proporciona lestes óptimos, quer para o caso da 
comparação de proporções (homogeneidade), quer para 
o caso da dupla dicotomia (independência) (Kcndall c 
Sluart, 1973).

Seja (A, B) um par categorial, definido sobre um 
universo U. Obtida uma amostra aleatória de dimensão 
n, designc-sc por f.. o número de ocorrências do par (A,. 
Bi). Com A c B dicotómicas (i, j = 1, 2), cscrcvc-sc, cm 
geral, A,=A, A2 = Ã, B}=B, B2 = B, fn = a, fn = b, 
f2X = c, fn = d. No caso 2x2, quando a amostragem c 
feita a partir de uma população bivariada, a hipótese de 
independência é Ho: P (AB) = P (A) P (B).

Quando amostras independentes são ^obtidas das 
populações univariadas (condicionais) B c B, a hipótese 
de homogeneidade traduz-se por HQ: P (A/B = P (A/B).

Estes, aparcntcmcntc, distintos modelos pretendem 
ambos descrever uma situação de não existência de

b) Com 20 < n < 40 c nenhuma frequência 
esperada inferior a 1, use-se a estatística 
X2. Se algum dos valores esperados for 
inferior à unidade, usc-sc a estatística X2. 
Por exemplo, para as configurações (a, b, 
c, d), com n = 20, a + b = 3 c a + c = 4 
(um valor esperado inferior à unidade e 
dois inferiores a 5), há concordância en­
tre o leste de Fisher e o teste %2 baseado 
na estatística X2; c ,

Admitindo que as 
suficientemente grandes, de modo que 
binomial seja um bom ajustamento, tem-se

representa a distribuição de duas amostras independen­
tes de dimensões n} c n2, rcspcctivamcntc (valores 
fixados a priori).

Seja, na população B, P (A) = p. c, na população B, 
P (A) = p2. A tabela das probabilidades c

n2

ba



(1 -p)n-m<

(ocP)‘[a(l-P)P [(l-a)p]‘PQ (a, b, c, d) =
g{a, b/m{') =

[(l-a)(l-P)? =

(1-0/^

a + b = mx «i

p. Dc facto, com À
h (a/mj =

g (a, b, c, dtmv nx) =

BB
h (a/nv =

a

c

e
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com a+b=mv a + c = nv
Como b = Wj - a, obtém-se novamente a distribuição 

(univariada) hipergeométrica

ni)=(ml)a

Seja a = P (A) 
pendência, 1L, 
= P (A)P(B) = ap, sendo 

dada pela tabela

p

com máx. (0, «]+/«]-«) < a < mín. (np z^).
Então, cm qualquer dos casos, fixados os totais 

marginais, a distribuição de probabilidade das configu­
rações (a, b, c, d) é a distribuição hipergeométrica. Esta 
distribuição, livre de parâmetros desconhecidos, é a 
requerida versão condicionada da distribuição nula.

n!
PQ(a, b,c,d)  alblcld!
P Çmv n3)

n.
P («,) = ( )

C) (?) a b

C) (?) a b

Q

) 
m1 - a 

õ-
com n = n{+nr máx. (0, n1+ml-n)<a< mín. 
(«p/Wj), distribuição livre do parâmetro perturbador p. 
A expressão de h mostra que a variável aleatória 
induzida por a tem uma distribuição hipergeométrica dc 
parâmetros (n, mv _2L) c.q. d.

n

b) Tesle de independência (dupla dicotomia; nenhu­
ma margem fixada). — A tabela

com a + b

O modelo teórico que permite o cálculo da proba­
bilidade da configuração (a, b, c, d) é a distribuição 
multinomial:

(l-o.)"”1’ Qr d-prn‘

com a + b + c + d = n, representa um conjunto de n 
observações do par (A, B) de componentes dicotómicas 
(resultado da classificação de n indivíduos dc acordo 
com uma dupla dicotomia). Neste caso, apenas n foi 
fixado a priori.

(”■) (’■ 
a

com a + b + c + d = n, expressão que depende dos parâ­
metros perturbadores a e £.

Sob Ho, a + b = e a + c = n{ são estatísticas 
conjuntamente suficientes para (a, P). Então a distribui­
ção condicional de (a, b, c, d), dado (a + b=mv 
a + c = nl), é independente de a e f " 
e 13 independentes é

p = P (5). A hipótese nula de inde- 
é traduzida fonnalmcntc por P (AB) = 

a distribuição bivariada, sob
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Cct article met en évidcnce la robustesse du lesi cl dcmonlre 
que, mêine dans les cas de petits cchantillons et de transgression 
des conditions classiqucs dapplicabililé, il y a un accord raisonnablc 
entre 1c test asymploliquc x2 et le test exact de Fishcr. Ce demier 
test est dccrit cn détail. ÍJutilisation dc la corrcction de continuilc 
d'Yates esl misc cn discussion et quclques rcgles sont suggérécs cn 
vue du choix dc la statislique la plus convcnable à chaquc cas concrct 
étudic.

This article emphasizes thc robustness of icst and shows lhat, 
even with small samplcs and some transgression of classic applica- 
bility conditions, there is rcasonable agreement bclwccn thc. asymp- 
totic x2 test and Fishcr's exact test. The laltcr is dcscribcd in detail. 
Thc use of Yates' continuiiy corrcction is discusscd and some 
practical rules are suggested for lhe choicc of thc appropriate statislic 
lo be used in cach spccific case under considcration.


