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RÉSUMÉ

Dans le cadre de l’analyse de plusieurs tableaux de données multivariées par
la méthode STATIS, le présent papier introduit une approche inférentielle pour
la validation du compromis construit par cette méthode. Le papier établit la
distribution asymptotique de la part d’inertie expliquée par le compromis. Une
procédure de test par intervalle de confiance est alors possible et les principes de
mise en œuvre d’une telle procédure sont présentés sur la base d’un exemple.
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compromis.

ABSTRACT

The present paper considers the analysis of multiple data sets by STATIS method. In
order to validate the compromise obtained by this method, an inferential approach
is considered. The paper gives the asymptotic distribution of the proportion of
the inertia explained by the compromise. As a consequence, a confidence interval
procedure is possible and it is illustrated here by an example.

Keywords : STATIS method, inferential approach, elliptical distribution, compromise
matrix.
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UNE APPROCHE INFÉRENTIELLE POUR LA VALIDATION DU COMPROMIS

1. Introduction

Les données organisées sous forme de tableaux multiples apparaissent quand
plusieurs caractéristiques multivariées sont mesurées sur un même échantillon
de n individus. Les données acquises peuvent être décrites par une matrice
Z = [Z1 Z2 . . . ZK ] de dimension n× p partitionnée en K sous matrices
Zk de dimension n× pk, où p = p1 + . . .+ pK et pk est le nombre de colonnes
(variables) de la caractéristique multivariée Zk.
Les situations expérimentales qui conduisent à l’acquisition des données orga-
nisées en tableaux multiples sont nombreuses, par exemple lors du suivi d’un
processus technologique, différentes mesures multivariées Zk sont réalisées à
différentes étapes du processus, ou en spectroscopie où différents instruments
sont couplés permettant l’acquisition simultanée de différentes mesures sur
un même échantillon, ou bien encore en évaluation sensorielle, où un jury
d’experts évalue un ensemble de produits selon plusieurs caractéristiques sen-
sorielles.
Un des problèmes génériques à l’analyse des tableaux multiples consiste à
extraire l’information commune qui reflète au mieux les covariations stables
entre les différents tableaux. L’une des techniques proposées pour atteindre
cet objectif est la méthode STATIS (Lavit 1988 ; Lavit et al. ; 1994) qui
est largement utilisée dans la pratique. La stratégie de la méthode STATIS
s’appuie sur la construction d’une moyenne pondérée des tableaux, cette
moyenne est aussi nommée compromis entre tableaux. Du point de vue
géométrique, le compromis de la méthode STATIS est proportionnel au
premier axe de l’analyse en composantes principales non centrée du nuage
des opérateurs (d’inertie) associés aux différents tableaux.
L’analyse d’inertie du nuage des opérateurs (d’inertie) associés aux différents
tableaux passe par le calcul de la part d’inertie expliquée par le premier axe
(compromis). Cette part d’inertie est utilisée dans la pratique pour apprécier
la qualité du compromis comme un résumé de l’ensemble des tableaux. Pour
pouvoir juger la signification statistique de la part d’inertie expliquée par le
compromis, il est impératif de connâıtre sa distribution statistique. C’est ce
que nous proposons de faire dans ce papier. Sous des hypothèses qui seront
révélées dans la suite, le présent papier établit la distribution asymptotique
de la part d’inertie expliquée par le compromis de la méthode STATIS. Sur
la base d’un exemple, la mise en œuvre d’une procédure de test par intervalle
de confiance sera détaillée.
Le présent papier est organisé en cinq sections. La deuxième section précise
les notations utilisées et introduit brièvement la méthode STATIS. Dans la
troisième section, la loi asymptotique de la part d’inertie expliquée par le
compromis est prouvée. La quatrième section présente la mise en œuvre de
la procédure de test par intervalle de confiance sur la base d’un exemple.
Finalement, une conclusion générale et des perspectives seront présentées dans
la cinquième section.
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2. Notations et brève introduction à la méthode STATIS

Par souci de clarté dans les notations, tout au long du présent papier les
vecteurs et les matrices seront notés en caractère gras.
Soit X : p× 1 un vecteur aléatoire d’espérance µ et de matrice de covariance
Σ partitionné de la manière suivante :

X =




X(1)

X(2)

...
X(K)




où X(k) est de dimension pk × 1 et
K∑
k=1

pk = p.

Pour 1 � k, l � K posons

µ(k) = E(X(k)) et Σkl = cov(X(k),X(l)) = E
(
(X(k) − µ(k))(X(l) − µ(l))′

)
.

Escoufier (1973) a défini la mesure symétrique de covariance entre deux
vecteurs aléatoires par la relation suivante :

COVV(X(k),X(l)) = trace(ΣklΣlk), 1 � k, l � K. (1)

Cette covariance vectorielle est symétrique entre X(k) et X(l) et lorsque k = l,
elle se réduit à la variance vectorielle donnée par la relation suivante :

VAV(X(k)) = COVV(X(k),X(k)) = trace(Σ2
kk). (2)

Soit ΣX la matrice de dimension K×K représentant la structure paramétrique
de la covariance vectorielle du vecteur partitionné X, définie de la manière
suivante :

ΣX = [trace(ΣklΣlk)] 1 � k, l � K (3)

A partir d’un échantillon aléatoire X1,X2, . . . ,Xn tiré de X

Xi =




X(1)
i

X(2)
i
...

X(K)
i


 , 1 � i � n

les estimateurs sans biais habituels de µ et Σ sont respectivement donnés par

X =




X
(1)

X
(2)

...
X

(K)


 et S = [Skl]
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où X
(k)

=
1
n

n∑
i=1

X(k)
i , Skl =

1
n− 1

n∑
i=1

(X(k)
i −X

(k)
)(X(l)

i −X
(l)

)′ 1 � k, l � K

Pour avoir un estimateur SX de ΣX, on pose

Zk =
1√

n− 1

[
(X(k)

1 −X
(k)

)(X(k)
2 −X

(k)
) . . . (X(k)

n −X
(k)

)
]′

la matrice centrée n × pk des observations (à la constante multiplicative
1/
√
n− 1 près) correspondant au kème sous vecteur X(k). On a alors Skl =

Z′kZl. Posons Wk = ZkZ′k 1 � k � K et définissons la matrice SX : K×K des
produits scalaires entre les matrices symétriques Wk de la manière suivante :

SX = [trace(WkWl)] 1 � k, l � K (4)

L’élément (k, l) de la matrice SX s’écrit aussi

trace(WkWl) = trace(ZkZ′kZlZ
′
l) = trace(Z′kZlZ

′
lZk) = trace(SklSlk)

Pour l’analyse simultanée des tableaux Z1, Z2,..., ZK , STATIS (voir Escoufier

1970 ; Lavit 1988 ; Lavit et al. ; 1994) détermine un compromis W =
K∑
k=1

bkWk,

combinaison linéaire des Wk = ZkZ′k, où bk est la kème composante du vecteur
propre b normé (b′b = 1) associé à la plus grande valeur propre, notée l1, de
la matrice SX donnée dans (4).
Il en résulte une décomposition de la variance vectorielle totale (voir Qannari
et al., 1995) par la relation suivante :

K∑
k=1

V AV (Wk) = V AV (W) +
K∑
k=1

V AV (Wk − bkW)

De plus :

V AV (W) = l1 et
K∑
k=1

V AV (Wk) = trace(SX)

d’où :

1 =
l1

trace(SX)
+

K∑
k=1

V AV (Wk − bkW)

trace(SX)

Comme le carré du coefficient de corrélation multiple en régression multiple,

le rapport
l1

trace(SX)
est une valeur située dans l’intervalle [0,1], il mesure la

part d’inertie de la variance vectorielle ou inertie expliquée par le compromis
W.
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3. Distribution asymptotique du rapport
l1

trace(SX)

Le principal objectif de la présente section est d’établir, sous l’hypothèse de
l’ellipticité du vecteur aléatoire X, la distribution asymptotique du rapport

l1
trace(SX)

.

Soit X ∼ Eκ(µ,V) un vecteur aléatoire dont la loi est elliptique de moyenne
µ, de matrice de covariance Σ ∼ εV pour un certain ε > 0, et de coefficient
d’aplatissement κ > 0 (voir Muirhead (1982)).
Dans toute la suite, on suppose que la matrice ΣX introduite dans (3) est
irréductible, c’est-à-dire qu’elle ne puisse pas être transformée, par simples
permutations en une matrice de la forme :(

Σ11 Σ12

0 Σ22

)

où Σ11, Σ12 sont des matrices carrées.
Sous cette hypothèse, par le théorème de Perron-Frobenius (Bellman ; 1970),
la plus grande valeur propre λ1 de ΣX est unique et le vecteur propre
β = (β1, β2, . . . , βK)′ normé β′β = 1 associé peut être choisi de telle façon
que toutes ses composantes βk soient de même signe.
La matrice SX introduite dans (4) ne contient aucun zéro avec probabilité
1, elle est irréductible et sa plus grande valeur propre l1 est unique avec
probabilité 1. Le vecteur propre b = (b1, b2, . . . , bK)′ normé b′b = 1 associé à
l1 sera choisi tel que bk � 0 pour 1 � k � K.
Sous ces conditions, l1 et b sont uniquement définis, et s’obtiennent comme
fonction continue de la matrice SX (voir Anderson (1963)) de sorte que l1 et
b sont des estimateurs convergents respectivement de λ1 et β.

THÉORÈME. — Soit SX la matrice des produits scalaires définie par (4) obtenue
à partir d’un échantillon aléatoire de taille n d’une loi elliptique ayant matrice
de covariance Σ et paramètre d’aplatissement κ > 0. Si ΣX définie par (3) est
irréductible, alors

√
n

(
l1

trace(SX)
− λ1

trace(ΣX)

)
L−→N

(
0,

16σ2

(trace(ΣX))2

)
(5)

où dans (5), le symbole
L−→ signifie convergence en loi et est donnée par la

relation suivante :

σ2 =
∑

1�i<j�K

∑
1�k<l�K

βiβjβkβl

{
(1 + κ)

[
trace(ΣijΣjlΣlkΣki) (6)

+ trace(ΣjiΣilΣlkΣkj)
]
+ κ trace(ΣijΣji)trace(ΣklΣlk)

}
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3.1. Propriétés

Les cinq propriétés suivantes sont utiles pour la démonstration du théorème

Soit Q =
2

trace(ΣX)

[ ∑
1�k<l�K

βkβl
(
trace(SklSlk)− trace(ΣklΣlk)

)]

PROPRIÉTÉ 1. — La loi asymptotique de
√
n

l1
trace(SX)

est la même que celle

de
√
n

(
λ1

trace(ΣX)
+ Q

)
.

Preuve de la propriété 1

√
n

l1
trace(SX)

=
√
n

b′SXb
trace(SX)

=
√
n

trace(SX)

[
K∑
k=1

b2ktrace(S2
kk) + 2

∑
1�k<l�K

bkbl trace(SklSlk)

]

Puisque, pour 1 � k � K, Skk et bk sont des estimateurs convergents de Σkk
et βk respectivement, la loi de

√
n

trace(SX)

[
K∑
k=1

b2ktrace(S2
kk) + 2

∑
1�k<l�K

bkbl trace(SklSlk)

]

est la même que celle de

√
n

trace(ΣX)

[
K∑
k=1

β2
ktrace(Σ2

kk) + 2
∑

1�k<l�K

βkβl trace(ΣklΣlk)+

2
∑

1�k<l�K

(βkβl trace(SklSlk)− βkβl trace(ΣklΣlk))

]
=
√
n

[
λ1

trace(ΣX)
+ Q

]

PROPRIÉTÉ 2

√
n







vec(S21)
...

vec(SK,K−1)


−




vec(Σ21)
...

vec(ΣK,K−1)





 L−→Nf (0,Ω) (7)

où dans (7) : vec() est le vecteur obtenu en empilant les colonnes de la matrice

entre parenthèses, f =
K∑
k=2

K−1∑
l=1

pkpl et pk est la taille du kème sous vecteur

X(k) de X.

102
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Ω = [Ωlk
ij ] a comme matrices génériques Ωlk

ij données par la relation suivante

Ω
lk
ij = (1+κ)

(
(Σik⊗Σjl)+Kpipj (Σjk⊗Σil)

)
+κ vec(Σji)vec(Σlk)′

1 � k < l � K
1 � i < j � K

(8)
où dans (8), ⊗ désigne le produit de Kronecker entre deux matrices, Kpipj =
pi∑
k=1

pj∑
l=1

(∆kl⊗∆′kl) de dimension pipj×pipj et, ∆kl est la matrice pi×pj dont

l’élément (k, l) est égal à 1 et tous les autres sont égaux à zéro.

Preuve de la propriété 2. — (Voir Allaire et Lepage (1990))

PROPRIÉTÉ 3. — Si t est un vecteur aléatoire asymptotiquement normal

d’espérance µ et de matrice de covariance
1
n

V et, si g = (g1, g2, . . . , gq)′ est un

vecteur de fonctions réelles dérivables en µ alors g(t) est asymptotiquement

normal d’espérance g(µ) et de matrice de covariance
1
n

D′VD où D = [dij ]

avec dij =
∂gj
∂ti

évaluée en µ.

Preuve de la propriété 3. — (Voir théorème 2.9.2 de Mardia, Kent et Bibby
(1979)).

PROPRIÉTÉ 4. —

√
n







trace(S12S21)
...

trace(SK−1,KSK,K−1)


−




trace(Σ12Σ21)
...

trace(ΣK−1,KΣK,K−1)







L−→NK(K−1)/2(0, ΓΩΓ) (9)

où Γ est définie de la manière suivante :

Γ = 2




[vec(Σ21)]′ 0 . . . 0

0 [vec(Σ32)]′
...

...
. . .

0 . . . [vec(ΣK,K−1)]′


 (10)

Preuve de la propriété 4.

Soient θ =




vec(Σ21)
vec(Σ32)

...
vec(ΣK,K−1)


 et γij(θ) =

[
vec(Σij)

]′[vec(Σij)
]

= trace(ΣijΣji).

Les fonctions γij sont différentiables en chacun des arguments. Soit Γ
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la matrice de dimension
K(K − 1)

2
× f formée des

K(K − 1)
2

gradients(
∂γij
∂θ

(θ)
)′

=
(
∂γij
∂θ1

(θ), . . . ,
∂γij
∂θf

(θ)
)

. Il est facile de montrer que :

Γ =




(
∂γ21

∂θ
(θ)

)′
(
∂γ32

∂θ
(θ)

)′
(
∂γK,K−1

∂θ
(θ)

)′




= 2




[vec(Σ21)]′ 0 . . . 0

0 [vec(Σ32)]′
...

...
. . .

0 . . . [vec(ΣK,K−1)]′




La propriété 4 résulte directement des propriétés 2 et 3.

PROPRIÉTÉ 5. — Soit A = ΓΩΓ = [Alkji ]
1 � i < j � K
1 � k < l � K

, alors

Alkji = 4
[
(1 + κ)

(
trace(ΣijΣjlΣlkΣki) + trace(ΣjiΣilΣlkΣkj)

)
+κ trace(ΣijΣji)trace(ΣklΣlk)

]

Preuve. — En utilisant la structure de la matrice Γ donnée dans (10), il est
facile de montrer que les quantités Alkji sont données par la relation suivante :

Alkji = 4
(
vecΣji)

)′
Ω
lk
ji

(
vec(Σlk)

)
comme Ωlk

ij = (1 + κ)
(
(Σik ⊗Σjl) + Kpipj (Σjk ⊗Σil)

)
+ κ vec(Σji)vec(Σlk)′,

Alkji est la somme donnée par :

1
4

Alkij = (1 + κ)
(
[vec(Σji)

]′(Σik ⊗ Σjl)
[
vec(Σlk)

])
+(1 + κ)

(
[vec(Σji)

]′
Kpipj (Σjk ⊗ Σil)

[
vec(Σlk)

])
+ κ

[
vec(Σji)

]′[vec(Σji)
][

vec(Σlk)
]′[vec(Σlk)

]
Il est important de remarquer que

[
vec(Σji)

]′
Kpipj =

[
Kpipjvec(Σji)

]′ =[
vec(Σij)

]′. Il en résulte que :

104
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1
4

Alkij = (1 + κ)
(
[vec(Σji)

]′(Σik ⊗ Σjl)
[
vec(Σlk)

]
+[vec(Σij)

]′(Σjk ⊗ Σil)
[
vec(Σlk)

])
+ κ

[
vec(Σji)

]′[vec(Σji)
][

vec(Σlk)
]′[vec(Σlk)

]
En utilisant l’identité (C⊗A)vec(B) = vec(ABC′), il en résulte les égalités
suivantes :

(Σik ⊗ Σjl)vec(Σlk) = vec(ΣjlΣlkΣki)

(Σjk ⊗ Σil)vec(Σlk) = vec(ΣilΣlkΣkj)

D’autre part, en utilisant l’identité [vec(A′)
]′vec(B) = trace(AB), il en

résulte les égalités suivantes :[
vec(Σji)

]′(Σik ⊗ Σjl)vec(Σlk) =
[
vec(Σji)

]′vec(ΣjlΣlkΣki)

= trace(ΣijΣjlΣlkΣki)

[
vec(Σij)

]′(Σjk ⊗ Σil)vec(Σlk) = trace(ΣjiΣilΣlkΣkj)

[
vec(Σji)

]′[vec(Σji)
][

vec(Σlk)
]′[vec(Σlk)

]
= trace(ΣijΣji)trace(ΣklΣlk)

Il suffit pour conclure de sommer les équations ci-dessus après multiplication
des deux premières par (1 + κ) et la dernière équation par κ.

3.2. Preuve du théorème

D’après la propriété 1, la loi asymptotique de
√
n

l1
trace(SX)

est la même que

celle de
√
n

(
λ1

trace(ΣX)
+ Q

)
. Cherchons donc la loi asymptotique de :

√
n Q =

√
n

2
trace(ΣX)

[ ∑
1�k<l�K

βkβl
(
trace(SklSlk)− trace(ΣklΣlk)

)]

combinaison linéaire des composantes du vecteur :

U =
√
n







trace(S12S21)
...

trace(SK−1,KSK,K−1)


−




trace(Σ12Σ21)
...

trace(ΣK−1,KΣK,K−1)







qui est asymptotiquement NK(K−1)/2(0,A) d’après la propriété 4 où A =
ΓΩΓ donc,

√
nQ est asymptotiquement normal de moyenne zéro et de vari-

ance :
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UNE APPROCHE INFÉRENTIELLE POUR LA VALIDATION DU COMPROMIS

4

trace(ΣX)
)2

∑
1�i<j�K

∑
1�k<l�K

βiβjA
lk
jiβkβl

=
4

trace(ΣX)
)2

∑
1�i<j�K

∑
1�k<l�K

βiβjβkβlA
lk
ji

En remplaçant Alkji par sa valeur de la propriété 5, on obtient la variance de
√
n Q égale à

16σ2(
trace(ΣX)

)2

où σ2 est donné par la formule (6) du théorème. Ce qui complète la preuve
du théorème.

4. Construction pratique d’un intervalle de confiance

pour le ratio
λ1

trace(ΣX)

Comme conséquence directe du résultat théorique présentée dans la section 3,
la présente section a pour objectif de détailler les étapes de calcul nécessaires

pour la mise en œuvre d’un intervalle de confiance pour le ratio
λ1

trace(ΣX)
.

A cet effet, les données utilisées pour l’illustration sont celles présentées
dans Kendall (1975). Elles sont constituées de p = 15 variables relatives
à des qualités personnelles telles que l’apparence physique, l’honnêteté et
l’expérience. Cet ensemble a été mesuré sur n = 48 demandeurs d’emplois.
Une partition des variables initiales fut conduite par Mardia et al. (1979)
et K = 4 groupes de variables ont été ainsi obtenus. Le premier groupe est
constitué de p1 = 7 variables, il représente l’habileté du candidat à vendre.
Le second groupe de variables est constitué de p2 = 3 variables, il est relié
à l’amabilité du candidat. Le troisième groupe de variables est constitué
de p3 = 3 variables qui reflètent l’expérience du candidat. Finalement, le
quatrième groupe qui est associé à la fois à l’habileté académique et à
l’apparence physique est constitué de p4 = 2 variables.
Toutes les variables ont été centrées et la matrice de covariance vectorielle SX

a été calculée (table 1).

TABLE 1. Matrice des covariances vectorielles

2811.26 282.47 267.39 58.78

SX 282.47 265.60 45.02 12.63

267.39 45.02 504.49 12.58

58.78 12.63 12.58 31.01
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La détermination du compromis de la méthode STATIS passe par la diago-
nalisation de la matrice SX dont les résultats obtenus sont présentés dans la
table 2.

TABLE 2. Analyse d’inertie du nuage des opérateurs d’inertie

Dimension(r) 1 2 3 4

lr 2874.47 474.64 233.79 29.46

lr/trace(SX) 0.796 0.131 0.065 0.008

Cumuls 0.796 0.927 0.992 1.000

Le poids de chacun des tableaux dans la détermination du compromis est
représenté par les composantes du premier vecteur propre de SX. Ces poids
sont répertoriés dans la table 3.

TABLE 3. Poids des tableaux dans la définition du compromis

Groupe (k) 1 2 3 4

bk 0.987 0.109 0.114 0.021

En pratique, les paramètres inconnus seront remplacés par des estimateurs
convergents : ainsi ΣX est remplacé par SX (table 1) et β par b (table 3).
Un algorithme pour le calcul de κ̂ estimation κ de se trouve dans Cléroux et
Ducharme (1989). L’estimateur obtenu de σ2, donné par (6) est noté σ̂2. Les
valeurs obtenues pour κ̂ et σ̂2 sont respectivement −0.165 et 94.80.
Il est important de remarquer que ces estimateurs ne changent pas la loi
asymptotique normale de la statistique l1/trace(SX).
Afin de tester la signification du compromis dans la méthode STATIS, on

considère l’hypothèse nulle H0 :
λ1

trace(ΣX)
� δ0 pour un certain δ0 fixé. Un

test asymptotique unilatéral pour H0 de niveau α est le suivant : rejeter H0

si

H0 :
√
n

[
l1

trace(SX)
− δ0

]
� 4σ̂zα

trace(SX)

Où zα est le 100(1 − α)-ième centile de la loi N(0, 1). Par analogie, un

intervalle de confiance unilatéral asymptotique pour
λ1

trace(ΣX)
est donné par[

l1
trace(SX)

− 4σ̂zα√
n trace(SX)

; 1
]
. Pour les données de l’exemple, l’intervalle

de confiance calculé au niveau 95 % est [0.771; 1].
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5. Conclusions et perspectives

STATIS est une méthode d’analyse d’un ensemble de tableaux qui est basée
sur la construction d’un compromis. Ce dernier sert à étudier l’accord entre
ces différents tableaux. Il parait alors naturel de s’interroger sur la validité
statistique du compromis construit par STATIS par le biais de la part d’inertie
qu’il explique l1/trace(SX).
Le présent papier a établi la distribution asymptotique du rapport l1/trace(SX).
Puis sur la base d’un exemple, les principales étapes qui permettent la mise en
œuvre d’un intervalle de confiance du rapport l1/trace(SX) ont été présentées.
Dans la pratique, la pertinence du résultat nécessite une prudence particulière
de la part de l’utilisateur. Celle-ci est résumée dans les deux points suivants :

(i) On peut se contenter de vérifier la multi normalité (Bilodeau et al. ; 1999)
des données pour une application directe du résultat. Si cette hypothèse
s’avère non satisfaite, le recours à des techniques de ré échantillonnage
(Bilodeau et al., 1999) ou de tests par permutations (Kazi-Aoual et al.,
1995) parait une voie envisageable qui mériterait plus d’approfondissement.

(ii) Le seuil minimum à partir duquel la convergence peut être considérée dans
la pratique est fonction de la taille de l’échantillon n et éventuellement,
du nombre de variables par bloc pk ou bien du nombre de blocs K.
Cette question reste à explorer par l’intermédiaire d’une étude approfondie
par simulation et fera l’objet d’un prochain article qui sera consacré
exclusivement à celle-ci.

En relation avec les pratiques de la méthode STATIS dans différents domaines
d’application telles que la chimiométrie ou l’analyse des images multivariées,
il serait utile à l’avenir de dégager des résultats similaires dans le cas où les
tableaux ne sont pas seulement centrés mais réduits également. De même,
lorsque le compromis n’est pas calculé à partir de la matrice de covariances
vectorielles mais à partir de la matrice des corrélations vectorielles.
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réelles, Publications de l’ISUP, XIX, 1-47.

ESCOUFIER Y. (1973). Le traitement des variables vectorielles, Biometrics, 29, 751-
760.

KAZI-AOUAL F., HITIER S., SABATIER R. & LEBRETON J.-D. (1995). Refined
approximations to permutation tests for multivariate inference. Computational
Statistics and Data Analysis 20, 643-656

KENDALL M.G. (1975). Mutivariate Analysis, Griffin, London.

LAVIT Ch. (1988). Analyse conjointe de tableaux quantitatifs, Masson, Paris.

LAVIT Ch., ESCOUFIER Y., SABATIER R., TRAISSAC P. (1994). The ACT (STATIS
method) Computational Statistics and Data Analysis, 18, 1, 97-119.

MARDIA K.V., KENT J.T., BIBBY J.M. (1979). Mutivariate analysis, Academic
Press, London.

MUIRHEAD R.J. (1982). Aspects of Mutivariate Statistical Theory, John Wiley, New
York.

QANNARI E.M., WAKELING I., MACFIE J.H. (1995). A hierarchy of models for
analyzing sensory data. Food Quality and Preference, 6, (4), 309-314.

109


