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Streszczenie

W pracy podany jest model analizy wynikéw serii doswiadczen zakladanych z tymi
samymi genotypami w jednakowym ukladzie blokowym w wielu miejscowoéciach przez
okres kilku lat. Dla tego modelu przedstawiona jest analiza wariancji oraz testy dla
hipotez ogélnych dotyczacych interesujacych Zrédet zmiennosci. Rozpatrywane sa takze
procedury testéw jednoczesnych dla testowania réznych ukladéw hipotez
szczegbélowych. Ponadto zastosowano metode regresji dla wyjasnienia zalezno$ci
interakcji genotypowo-Srodowiskowej od $redniej $rodowiskowej. Praktyczne
zastosowanie prezentowanych w czedci teoretycznej metod pokazano na konkretnym
przykladzie serii doswiadczenn odmianowych.

1. Wstep

Analiza statystyczna pojedynczego do$wiadczenia, ktérego obiektami sa od-
miany, rody, linie rodzicielskie, mieszafce (ogélnie genotypy) dostarcza jedynie
informacji o zachowaniu sie poréwnywanych genotypéw w warunkach glebowo-
klimatycznych istniejacych w $rodowisku, w ktérym doswiadczenie to bylo zato-
zone. Poniewaz z reguly zadamy informacji o zachowaniu sie genotypéw w roz-
maitych warunkach, tak glebowych jak i pogodowych, winno sie zakladaé
do$wiadczenia wieloletnie i to nie w jednej lecz w wielu miejscowoséciach. Tak
prowadzone doéwiadczenia nazywane sg do$wiadczeniami wielokrotnymi i wie-

loletnimi lub seriami dodwiadczeh powtarzanych w wielu miejscowos$ciach przez

Stowa kluczowe: analiza serii doSwiadczen, wielozmienna analiza wariancji,
testowanie hipotez, analiza regresji.



102 S. Czajka

okres kilku lat (por. Neyman, 1932; Elandt, 1956; Calinski, 1967; Calinski,
Czajka 1 Kaczmarek, 1987a,b).

Metody opracowywania wynikéw serii doSwiadezen wielokrotnych i wielolet-
nich sa przedmiotem zainteresowania rolnikéw i biometrykéw juz od przeszio
pieédziesieciu lat. Bogata literatura na ten temat sprowadza sie w gléwnej mierze
do analizy doSwiadczeh prowadzonych w najprostszych uktadach blokowych,
przewaznie kompletnych.

Z punktu widzenia oceny wartosci adaptacyjnej badanych w do$wiadczeniach
genotypbéw, najbardziej interesujaca jest interakeja genotypowo-$rodowiskowa,
oznaczana symbolem GE (patrz na przyklad Comstock i Moll, 1963; Hinkelmann,
1974; Freeman, 1973, 1975; Hill, 1975; Wood, 1976; Shorter i in., 1977; Freeman
1 Crisp, 1979; Lin, 1982; Cox, 1984; a takze Freeman, 1985). Nazwa ta okreSlamy
zjawisko polegajace na tym, ze reakcja fenotypowa roslin (organizméw) na zmiane
srodowiska nie jest jednakowa dla wszystkich genotypéw. W konsekwencji r6z-
nice obserwowane miedzy poréwnywanymi genotypami zalezg od $rodowiska, w
ktérym to pordéwnanie jest przeprowadzone.

W analizie serii do$wiadczen wykorzystywane byly najrozmaitsze metody
statystyczne, z ktérych znaczna czesé zostala zaproponowana juz w latach trzy-
dziestych naszego wieku przez Neymana (1932) oraz Yatesa i Cochrana (1938).

Analiza wariancji, jako podstawowa metoda przy opracowywaniu serii dos-
wiadczen, zostala w pierwszym rzedzie zaadoptowana przez Neymana (1932),
Yatesa 1 Cochrana (1938), a nastepnie przez wielu autoréw takich jak Federer
(1955), Cochran i Cox (1957), Finney (1964), a takze Steel i Torrie (1980).

Roéowniez podejécie regresyjne zainicjowane zostalo przez Neymana (1932) oraz
Yatesa i Cochrana (1938). Bylo one pdZniej rozwijane przede wszystkim przez
Finlaya i Wilkinsona (1963), Eberharta i Russella (1966), Tai (1971), Freemana
(1973) oraz Wrighta (1976). W podejs$ciu tym zakladano, ze interakcja genotypo-
wo-$rodowiskowa moze byé catkowicie (lub niemal catkowicie) wyjasniona za
pomoca wspdlezynnikéw regresji. Oczywiscie w sytuac)i, gdy tylko nieznaczna
czesé interakeji mogla byé wyjasniona w ten sposdob, metoda regresyjna okazy-
wala sie malo efektywna dla charakteryzowania genotypéw pod wzgledem ich
stabilnosci lub adaptacyjnosci do ré6znych warunkéw srodowiskowych.

Mozliwosci wykorzystania komponentéw wariancyjnych do oszacowania
udziatu kazdego z badanych genotypéw w interakeji ze Srodowiskami poprzez
podzial sumy kwadratéw dla interakeji zaproponowali Calinski (1960) 1 nieza-
leznie Wricke (1962, 1964, 1965) oraz nieco p6zniej Shukla (1972).

Podejscie wielozmienne, wykorzystujace dekompozycje skladnikéw interakeji
za pomoca zmiennych kanonicznych badz skladowych gléwnych, zostaio zaadop-
towane do analizowania serii do$wiadczen przez takich autorow jak Okuno i in.
(1971), Freeman i1 Dowker (1973), Freeman (1973) i Kempton (1984).
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We wszystkich tych podejsciach punktem startu byl zawsze model klasycznej
analizy wariancji (ANOVA), czesto modyfikowany i rozszerzany w celu zastoso-
wania pozadanych metod z tego badZz innego podejscia. Okazalo sie jednak
pézniej, ze kazda z proponowanych do analizy metod moze logicznie wynikaé z
Jednego wspélnego modelu, a mianowicie modelu wielozmiennej analizy wariancji
(MANOVA). Model taki zostal zaproponowany i szczegélowo oméwiony przez
Calinskiego i in. (1987a). Dotyczyt on serii do§wiadczeh zakladanych w klasycz-
nym ukladzie o blokach kompletnych. Interpretacja wynikéw przykladowej ana-
lizy opartej na wspomnianym modelu zostala przedstawior;a w pracy Calinskiego
i in. (1987b). Model oraz szczegblows analize doSwiadczen wielokrotnych za-
kiadanych w blokach niekompletnych przedstawilt w swojej pracy Kaczma-
rek(1986).

W pracy niniejszej dokonano uogélnienia modelu z pracy Calinskiego i in.
(1987a) na wypadek doéswiadezen wielokrotnych i wieloletnich zakladanych w
dowolnym ukiadzie blokowym, zaré6wno kompletnym jak i niekompletnym.

Celem pracy jest przedstawienie metod statystycznej analizy serii dodwiad-
czefl prowadzonych z tymi samymi genotypami w takim samym (spéjnym) ukla-
dzie blokowym w wielu miejscowosciach przez okres kilku lat. Analiza ta odnosi
sig zaréwno do tak zwanej serii ortogonalnej doSwiadczen jak i nieortogonalne;j.
Przez serie ortogonalna rozumiemy taka, w ktérej dwukierunkowa klasyfikacja
doswiadezen wedlug miejscowosci i lat jest petna, to znaczy doéwiadczenia pro-
wadzone w danej miejscowosci powtarzane sa we wszystkich latach i wszystkie
one wchodza do analizy. Natomiast seria nieortogonalna charakteryzuje sie tym,
ze doswiadczenia nie wypelniaja calkowicie wspomnianej klasyfikacji wedlug lat
1 miejscowosci.

2. Matematyczny model obserwacji

Przyjmijmy, ze plon i-tego (i = 1,2,...,]) genotypu w j-tej (j = 1,2,...,J) miej-
scowosci i k-tym (k = 1,2,...,K) roku z poletka w [-tym (/ = 1,2,...,L) bloku doéwiad-
czenia zalozonego w ukladzie o blokach niekompletnych ma postaé

yijl{l =m; (J’! /‘:5 l) + erj}|‘[ ’

gdzie m;(j, k,l} oznacza Sredni "prawdziwy" plon, a e;i; 0znacza "blad" (odchy-
lenie losowe) danej obserwacji y; ;. Przyjmujemy zalozenie, ze bledy losowe e,

Yijkl ) ) ¥ ki

pojedynczych obserwacji sa zmiennymi losowymi o rozkladach niezaleznych i
. a . - . h . 2 ) 5

identycznych, ze $rednia zero i wspélna wariancja o-. Zakladamy ponadto, ze

rozklady te sa niezalezne od $rednich prawdziwych m.(j,k,0).
p i >

Z analizy pojedynczego dodwiadezenia otrzymujemy tak zwane "$rednie plony

3 & ) jemy ! 3

poprawione” (ze wzgledu na stosowany ukiad blokowy) dla wszystkich I genoty-
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péw. Plon taki dla genotypu i z doSwiadczenia w miejscowosci j oraz roku k
mozna przedstawié w postaci modelu

yl:jld =m; (./: k) + eij}g ’ (21)

gdzie m;(j, k) oznacza $redni plon "prawdziwy" i-tego genotypu z doswiadczenia
w j-tej miejscowosci i k-tym roku, a ey, oznacza odpowiedni "blad $redni wazony"
dla genotypu i z do$wiadczenia w miejscowosci j oraz roku k&, bedacy funkcja
liniowa bledéw e, okreslong przez stosowany uklad blokowy.

Wyjaénienia wymaga tutaj uzycie pojecia $redniego plonu prawdziwego. Pra-
wdziwoé¢é te odnosi sie do warunkéw danego doswiadczenia okre$lonych nie tylko
przez dang miejscowodé i dany rok, ale réwniez przez srodowisko konkretnego
pola wybranego pod dodwiadczenie. Te warunki $rodowiskowe moga sie zmieniaé
w obrebie danej miejscowosci i danego roku w sposéb losowy, niezalezny od
eksperymentatora. Wobec tego wielkoSci m(J, k), my(j, k),...,m;(J, k) traktuje-
my jako zmienne losowe, o odpowiednich wartosciach oczekiwanych
W/, R), mo(J,k),...,wy(j, k), oraz wariancjach 1 kowariancjach o, (},k),
L'=12,.,1

Parametry te okreslaja plonowanie genotypéw w j-tej miejscowosci i k-tym
roku w sensie ogélnym, w przekroju wszystkich warunkéw $rodowiskowych danej
miejscowosci 1 danego roku.

Przy przyjetych powyzej zalozeniach wektory bledéw $rednich

, V
e, = leyjn, egipse--oepinl 2.2)

majg dla kazdego j oraz k zerowy wektor wartosci oczekiwanych, E(e;,) =0, i
macierz dyspersji D(e;,) = 02 Q,, gdzie Q, jest macierza Tochera (1952) zalezna
od zastosowanego ukladu blokowego. Ponadto rozkiad wektora e;, dla kazdego j
oraz k jest niezalezny od wektora $rednich prawdziwych dla genotypéw

m(/, k) ={m(J, k), mo(j,R),...,m;(j, R)} , (2.3)
ktérego wartoscig oczekiwanag jest
E{m(, &)} = [w(J, k), wols 6)se U, BT
oraz macierza dyspersji jest
Di{m(j, o)} = Z,,j,py = Loiz (J, R)] .

Poniewaz wyniki dodwiadczen z réznych miejscowoscl 1 réznych lat mozna
uwazad za niezalezne, przyjmujemy, ze rozklady powyzszych wektoréw losowych,
tak (2.2) jak 1 (2.3), sa dla réznych par (J, k) niezalezne.
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Uzupelniajac powyzsze zalozenia zauwazmy jeszcze, ze aby dla rozpatrywane-
go modelu mozna bylo zastosowaé technike analizy wariancji konieczne jest
przyjecie zaloZenia, iz wszystkie macierze dyspersji sa réwne, czyli

e =2, =lo;] dlakazidegojoraz %, 2.4)

to znaczy zalozenie o réwnoéci macierzy dyspersji dla wszystkich miejscowosei i
lat.

Aby zapisaé rozwazany model (2.1) w postaci powszechnie stosowanej, uwz-
gledniajacej rozne Zrédia zmiennosci, wprowadzimy nastepujace parametry:

u; = u; (, *) na oznaczenie przecietnej plennosci i-tego genotypu poprzez wszy-
stkie miejscowosci 1 lata,

u]-)(j) =;(J,") - 1;(*, ") na oznaczenie przecietnego odchylenia plennosci i-tego
oenotypu w j-tej miejscowoscel,

o (/u) =W (-, &) - w; (-, ") na oznaczenie przecietnego odchylenia plennosci i-tego
genotypu pod wplywem k-tego roku,

ct}UT(j,/e) =w;(J, &) = w;(J,) =w; (-, k) + n;(-,-) na oznaczenie przecietnego od-
chylenia plennosci i-tego genotypu pod wplywem interakcji j-tej miejscowosci z
k-tym rokiem, gdzie odpowiednie $rednie brzegowe sa zdefiniowane nastepujaco:

J K J K
)= 3 S Gy Y S vy

Jj=1 k=1 J=1 k=1

J )
) = E Gk Sw s we k=S owG Sy
P J-1 J=l

przy czymv = [vy, Uy ,..., U;]' jest wektorem (dodatnich) wag przypisanych poszcze-
g6lnym miejscowodciom, a w = [w,, wy, ..., wk]' jest wektorem (dodatnich) wag
przypisanych poszezegélnym latom.

Ponadto wprowadzmy zmienna losowa al{j(j, kY=m;(j, k) - 1;(j, k) na oznacze-
nie odchylenia éredniego plonu prawdziwego i-tego genotypu od jego wartosci
oczekiwanej, pod wplywem warunkéw $rodowiska, w ktérym przeprowadzono
do$wiadczenie w j-tej miejscowosci i k-tym roku (warunkéw nie zdeterminowa-
nych jednoznacznie przez dana miejscowos$é w danym roku). Poniewaz w kazdym
z N $rodowisk (miejscowo$é, rok) przeprowadza sie zwykle jedno doswiadezenie,
wigc nie jest mozliwe dokonanie rozréznienia miedzy skladnikami modelu
cx,PT(j, k) 1 aiE(j, k). Dlatego konieczne jest upraszczajace zalozenie, ze
aipT(j, k) = 0 dla kazdego i, j oraz k, co jest na ogél do przyjecia, gdy doswiadczenia
prowadzone sa w ramach wzglednie jednorodnego rejonu.

Przy tak zdefiniowanych wielkoSciach, stosujac notacje macierzowa, model
(2.1) mozna zapisaé w postaci
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Vi =+ a’()+ alk)+a’(, k) + ey 2.5)
gdzie
Vii = Do Yojroe- el > =g, noees gty
a’(j) = o), ab()rrad (N, @”(k) =[] (k), ah(k),..., o (RN,
a®(j, k) = (@, k), @50, k) af (G BT

natomiast wektor e;, jest taki, jak zostal okreslony w (2.2).

Zgodnie z przyjetymi definicjami wektory parametréw u, ap(j), ol (k) sq efe-
ktami stalymi modelu, a skladniki a( J> k), € sa zmiennymi losowymi.

Z przyjetych wezeéniej zalozen wynika, ze

E{a®(j,k)} = Efey) =0, D{@’(j,k}=X,, Diey=0’Q, ,

oraz ze E{ aE(j, k)ej,} =0, a takze, ze wszystkie inne kowariancje miedzy wekto-
rami aE(j,k) oraz ej, J=12,..,dJ, k=12,. K, sa rdwne zero.

Dla skompletowania rozwazanych zalozen umozliwiajacych zastosowanie wie-
lozmiennej analizy wariancji, przyjmijmy jeszcze, ze wchodzace w gre rozklady
wielowymiarowe sa normalne. Wobec tego wszystkie N wektory losowe y;, maja
niezalezne i identyczne I-wymiarowe rozkiady normalne z wartoscig oczekiwang
u+ ap(j) + aT(/e) 1 macierzg kowariancji

£,=%,+0.Q,, (2.6)
co zapisujemy krotko
b

Vi ~ Nin+a’(j) + 2’ (k) ,

y

Dla przeprowadzenia w analizie opartej na modelu (2.5) poréwnan miedzy
genotypami, niezbedne jest jeszcze przeksztalcenie wektora yj, do postaci

z;, = Gy, dla kazdego, ik, 2.7
gdzie
G=1,-11)/1, 2.8)

przy czym I, jest I-wymiarowa macierza jednostkowa, a 1; oznacza [-wymiarowy
wektor jedynek.
Po tym przeksztalceniu mamy model

zZj, = a+ aGl)(j) + o T(k) + aGE(j,k) +1 2.9
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o sktadnikach okre$lonych nastepujaco:

=Gp=[dfas,..., a1, (2.10)
gdzie u? = u; — W jest efektem gléwnym i-tego genotypu,
a(j) = Ga’()) = [0, a5 (i)yernr G (2.11)
gdzie (L:;-HJ{ N=aly) - o’ (j) jest interakejg i-tego genotypu z j-ta miejscowoScia,
a1y = Gal(k) = [ot(fT(k), uzl(/e), , STy, (2.12)
gdzie a Ty = u;;r(k) - utr(/'e) Jjest interakejg i-tego genotypu z k-tym rokiem,
a®(j, k) = Ga¥(j, k) = [a{E(j, k),.., af P, )T (2.13)

gdzie a®(j k) = (k) - a.E(j,/e) jest interakeja i-tego genotypu z warunkami
$rodowiskowymi doSwiadezenia przeprowadzonego w j-tej miejscowosci i k-tym
roku,

Gejk = [fljk’ fzﬂ‘, ""’f}ﬂd], N (214)

gdzie f;:/'k =

czeniu.

e;jr. = e j jest odchyleniem bledu i-tego genotypu w (j,k)-tym do$wiad-

Z przyjetych zalozenn dla modelu (2.5) wynika, ze wszystkie wektory
a®“(j, k) maja niezalezne wielowymiarowe rozklady normalne N;{0,GZ, G},
gdzie G X, G = [(0j; - 0; - 0 + 0 )], podczas gdy wszystkie wektory f;, maja nie-
zalezne wielowymiarowe rozklady normalne N, {0, 02G Q,G}, niezalezne od roz-
kiadéw wektoréw agy(/, k). W zwiazku z tym losowe wektory z;, okreslone w (2.7)
majg identyczne 1 niezalezne I wymiarowe rozklady normalne

Th+awy, .1, 2.15)

Zj/u,'v N] {(XG+ a
gdzie
Z.=GZX G+0 GX. G (2.16)

m

dla wszystkich (J, k) $rodowisk, Scislej dla wszystkich podklas klasyfikacji wedlug
J miejscowosci i K lat.
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3. Sumy kwadratéw i iloczynéw w analizie wariancji
iich rozklady

Aby zastosowaé wielozmienng analize wariancji i uzyskaé macierze sum kwa-
dratéw i iloczynéw potrzebne do przeprowadzenia tej analizy wygodnie jest
zapisaé I-wymiarowe obserwacje y;, jako wiersze NxI wymiarowej macierzy Y, o
liczbie wierszy N odpowiadajacej liczbie doSwiadczen w analizowanej serii.

Przy tak uformowanej macierzy obserwacji Y, mozemy model wielozmiennej
analizy wariancji zapisaé réwnoscig,

Y=1yp + Apa U+ A,TGT+ af+e | 3.1)

gdzie 1y jest wektorem N jedynek, A} jest NxJ wymiarowa macierza ukladu
dla miejscowosci, A jest NxK wymiarowa macierza ukladu dla lat, oraz gdzie
macierze parametréw maja postaé

a’ = [a”(1), a”@),... a7,  al=[a’Q), a’@),...,a &7 .

Aby mozna bylo oprzeé analize na modelu przedstawionym w postaci (3.1)
nalezy uzupelnié go relacjami wynikajacymi ze sposobu definiowania wystepu-
jacych w nim parametréw. Zauwazmy mianowicie, ze parametry te podlegaja
nastepujacym ograniczeniom zwigzanym z odpowiednimi wagami wprowadzony-
mi w rozdziale 2:

& .

va’=0=wa 3.2)

Woéwezas, dla tak przyjetego modelu okreslonego w (8.1) wraz z relacjami
okreslonymi w (3.2), interesujace nas macierze sum kwadratéw i iloczynéw sa
nastepujgce:

(1) dla miejscowosci

Sp=Y,QY , (3.3)

gdzie macierz Qp=Fy A QpApF,  jest rzedu J-1, Q3 = ApFpA L+ vw/l)v,
Fp=Iy-Apd?Apid? =diagld;', J5,.. . J¢1.
(i1) dla lat

ST = Y'QTY 3 (3.4)
gdzie macierz Qp = FpA QoA F) jest rzedu K-1, Q7 = Ap FpAips ww'/Ljew
Fp=1Iy-AK?®A, i K = diag K7}, K3',..., K5'].

(iii) dla $rodowisk

SE = Y’ QEY s (35)
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gdzie macierz Qp=Fy(Iy- ApQpAp)Fr=Fp(Iy - ApQpA ) Fp jest rzedu
N-J-K+1.
(iv) dla genotypéw
S =GSG | (3.6)

gdzie S =Y'QY, macierz Q=tt'/t't =uu'/u'u jest rzedu 1,
t=Iy-FpArQrADAK?Y i u=(y-FApQpAp)AL I 0w,
(v) dla interakeji genotypéw z miejscowosciami
S;p = GSpG (8.7
(vi) dla interakeji genotypéw z latami
SGT = GSTG s (3.8)
(vil) dla interakeji genotypéw ze $rodowiskami
Ser =GS,G . (3.9
Macierze S;, Sgp, Sy maja rozklady Wisharta z, odpowiednio, stopniami swo-
body 1, J-1, K-1, macierza dyspersji X, i macierzami parametréw niecentralno-
Scioznaczanymidalej T, T;pi gy Ponadto zanaliz poszezegélnych doswiadczeh

otrzymujemy
(viii) polaczona sume kwadratéw dla bledu

SS.= Y S5, k) (3.10)
Grky

gdzie SS.(J, k) jest suma kwadratéw dla bledu z analizy do$wiadczenia w j-tej
miejscowosei i k-tym roku.
Zauwazmy, ze miedzy macierzami Qp, Qp, Qi Q zachodza ponizsze zwiazki

QQr=0, QQp=0, QQr=0, QQu=QQ=QQy=0. @3.11)

Z macierzy (3.3)-(3.5) otrzymujemy nastepujace sumy kwadratéw odchylen:
— dla miejscowosci

SSp=1;Sp1, /I, 3.12)
—dla lat
SSyp=17S41;/1 , (8.13)

— dla srodowisk

SSy = 1;S,1, /T . (3.14)
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Suma kwadratéw SSP ma taki rozklad jak zmienna I(UL + o‘ w, )X. (J-1, ’t;,) s
gdzie zmienna y(J- 1,11)) ma mecentralny rozktad ch1 kwadrat z J-1 stopniami
swobody 1 palametlem mecentralnosm r = (o. ) Q7 po / (01, + 0 0} ), przy czym
o =1Q1/F of =I''a’1=[F1), d (2), ol DY, 02=1%, 1/12=0_. Wo-
bec tego E{SSp} = (0% + 02w )(J-1+T3).

Suma kwadratéw SSy ma taki rozklad jak zmienna I(oi- + of ) XZ(K—l, 1%),
gdzie zmienna XZ(K—l,T% ) ma niecentralny rozklad chi-kwadrat z K-1 stopniami
swobody i parametrem niecentralnoécits = (@) Qr'a’/ (o + 02w ), przy czym

T=1ta™ = [a¥(1), 0T(@),..., aT(K)). Stad E{SS;} = I(0% + 02w J(K-1+T2).

Suma kwadratéw SSy; ma taki rozklad jak zmienna I(c4+0”w ) xA(N-J-K+1),
gdzie zmienna XZ(N-J—K+1) ma centralny rozklad chi-kwadrat z N-J-K+1 sto-
pniami swobody. Zatem E{SS;} = (N—J-K+1)(0% + 0w ).

Z macierzy (3.6) — (3.9) otrzymujemy dalsze sumy kwadratéw odchylen

— dla genotypéw

SSG = tl'(S(;) ) (315)
— dla interakeji genotypéw z miejscowosciami
SSGP = tl’(SGp) 5 (3.16)

— dla interakcji genotypéw z latami
SSGT = tr(SGT) 5 (317)
— dla interakeji genotypow ze srodowiskami

SSGE = tr(SGE) . (318)

Suma kwadratéw S.S(w ma taki rozklad jak funkcja E, 1 &, X,(l ‘[C(,)), gdzie
I-1 zmiennych X,.(l, TG(,.)) ma niezalezne niecentralne rozklady chi-kwadrat, kaz-
dy z 1 stopniem swobody i parametrem niecentralnoéci ré(,.) =q,.Z, ©;q,/E, przy
czym qy, {g,-..-,q;_; S8 wektorami wlasnymi macierzy X, odpowiadajacymi nieze-
rowym warto§ciom wlasnym gy, &,,..., §;_;.

Suma kwadratéw SS;p ma taki rozklad jak funkcja Sile xAJ-1, I(Jp(,)
gdzie I-1 zmiennych y*(J-1, T?}]J(r)) ma niezalezne niecentralne rozklady chi-kwa-
drat, kazdy z J-1 stopniami swobody i z parametrem niecentralnosci
T?}P(r) =q,E, Tep q, /&,

Suma kwadratéw SSg, ma taki rozklad jak funkcja /7] & y*(K-1, rm(, s
gdzie I-1 zmiennych X;Z_(K—l, ‘c?;,,v(,.)) ma niezalezne niecentralne rozklady chi-kwa-
drat, kazdy z K-1 stopniami swobody i z parametrem niecentralnosci
T%T(I-y =q,X,T;rq,/E,.
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Suma kwadratéw SS;, ma taki rozklad jak funkeja 2 121 € yA(N-J-K+1), gdzie
I-1 zmiennych X;Z,(N—J—K+1) ma niezalezne centralne rozklady chi-kwadrat, z
N-J-K+1 stopniami swobody.

Sumy kwadratéw SS, (j, k) maja taki rozklad jak zmienna o> Xz(\/e, ) Wobec
tego BASS,} =2, 1) B{SS,(J,k)} =Z; (vac’jk. Gdy kazdy uklad jest spdjny 1
jednakowy w cale] serii (co zakladamy), to SS, ma rozklad O;ZXZ(NVC) i
E{SS.} = Nv, Uf, przy czym v, = v, ; dla wszystkich j oraz k.

Zauwazmy jeszcze, Ze dzieki réwnosciom (3.11), zardwno rozklad sumy kwa-
dratéw SS5p jak 1 SSqjest niezalezny od rozkladu sumy kwadratéw SSy. Ponadto
wszystkie te trzy rozklady sa niezalezne od rozkladu sumy kwadratéw SS,, oraz
rozklady sum kwadratéw SSg; SSgp i SS;p sa niezaleine od rozkladu sumy
kwadratéw SSqp.

Powyzsze rozklady determinuja nastepujace wartoéei oczekiwane:
E{SSs} = to(Z, vg) + ([-1) 05y + o2(tr Q,-Iw) ,
E{SS;p} = tr(Z, v gp) + -1 -1) 0kp + (J-D oX(tr Q, - Io) ,
E{SSgyp} = tr(Z, v gyp) + [-1)(K-1) ofp + (K-1)ol(tr @, - [o)
E{SS¢p} = (I-1)(N-J-K+1) 0%y + (N-J-K+1) o2(trQ , - [w ) ,
gdzie

ogp = I-1)7"Y var {af™(j, )} = I-1)'t(GE,,G) = (I-1)" Y (0; - 0.) . (3.19)

!

Rezultaty te pozwalaja na przedstawienie analizy wariancji rozwazanej serii
doswiadczen w formie takiej, jak pokazuje Tabela 1.

Wykorzystujac przedstawione w tej tabeli wartoSci oczekiwane Srednich kwa-
dratéw mozna podaé nieobciazone estymatory komponentéw wariancyjnych (yi- i
ogE, ktére sa odpowiednio réwne

o =N (MSy - Io MS,)

Ry = MSgy - -1y (trQ, - T JMS,

gdzie MS, = SSy/(N-J-K+1), MS;p = SSqp ((I-1)YN-J-K+1)) 1 MS, =SS, /(Nv,).
Natomiast estymatory parametréw stalych modelu (3.1) otrzymane metoda naj-
mniejszych kwadratéw przy uwzglednieniu warunkéw ograniczajacych (3.2) sa
postaci

n=tY/Uv=u'Y/Iyw,
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Tabela 1
Analiza wariancji

Zrédlo Liczba Suma
zmien- stopni kwad- Wartosé oczekiwana éredniego kwadratu
nosct swobody ratow
P J-1 SSp | I(og+olw yib/(J-1) (0h+0%w )
T K-1 SSr | Iop+o2w_yti/ (K-1)+l(ch+0%w.)
E N-J-K+1 SSp | I(ok+o?w )
G I-1 8Sc | tr(Z,w6)/ (I-1)+odp+o(tr Q,~lw )/(I-1)
GP | (I-1)(J-1) SSep | tr(Z,eap) H{(I-1)(J-1)+0gg+ol(tr Q,~Tw )/ (I-1)
GTI' | (I-1)(K-1) SSer | te(Z,ar) {U-1)(K-1)+okp+o(tr Q,~Iw )/(I-1)
GE | (I-1)(N-J-K+1) SSar | ogp+or(trQ,—lw ) / (I-1) ‘
Biad | Nve 88, |o?
al= QAL F,Y |
= QA FLY |
skad
&%= Ga

(apl’) - G(&Ij’
(&G'I}/ = G(&T)r

W koficu jako nieobcigzone estymatory macierzy dyspersji Z, i Z, otrzymu-
Jjemy odpowiednio

£, = (N-J-K+1)"'S,,

5. = GEy G = (N-J-K+1)'Sgy .
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4. Kryteria testowe i ich rozklady

Analiza Tabeli 1 oraz przedstawione rozklady sum kwadratéw przedstawione
© w poprzednim rozdziale wskazujg jak tworzyé statystyki testowe dla interesuja-
cych hipotez.

Hipoteza o réwnosci Srednich efektéw gléwnych wszystkich miejscowosci, ezyli
hipoteza Hj, : wszystkie af)(j) = 0, moze by¢ testowana za pomocsy ilorazu

F]J=MSP/MSE . (41)

Przy prawdziwosci hipotezy Hp iloraz (4.1) ma centralny rozklad F z vp =J-1 i
vg = N-J-K+1 stopniami swobody. Hipoteze Hp odrzucimy wiec na poziomie
istotnosci o wtedy i tylko wtedy, gdy F), > F“v*’p:";:’ gdzie Fy v, v, jest 100a-pro-
centowa warto$cia krytyczna z rozkladu F dla v, 1 v stopni swobody.

Podobnie hipoteza o réwnosci srednich efektéw glownych wszystkich lat, czyli
hipoteza Hp : wszystkie afp(k) =0, moze by¢ testowana za pomocs ilorazu

Przy prawdziwosci hipotezy Hp iloraz (4.2) ma centralny rozklad F z vy = K-1 i
v = N=J-K+1 stopniami swobody. Hipoteze H; odrzucimy wiec na poziomie
istotno$ci o wtedy 1 tylko wtedy, gdy Fy > Fu,vT, o

Hipoteza o braku efektéw gléwnych érodowisk wewnatrz miejscowosci i lat,
a $cislej hipoteza Hy, : (Jfg =0, moze by¢ testowana za pomoca ilorazu

Przy prawdziwosci hipotezy Hy, iloraz (4.3) ma centralny rozklad F z v, i Nv,
stopniami swobody. Hipoteze Hj; odrzucimy na poziomie istotnosci a wtedy i tylko
wtedy, gdy F > F,, v Nv,:

Hipoteza o réwnosci efektéw gléwnych wszystkich genotypéw, a sciélej hipo-
teza Hj : wszystkie a? = 0, moze by¢ testowana za pomocq statystyki opartej na
dwéch macierzach, S; i Sgp, ktére wygodnie jest transformowaé odpowiednio
do C(S;Cy i CyS;Cy, gdzie Cy jest dowolna macierza o I wierszach i (I-1)
kolumnach taka, ze rzad(G C,) = I-1. Statystyka ta jest statystyka Hotellinga
postaci

T = vptr {(C4SerCo) (CuSeCy)} = v N(Cya %Y (CySepCo) 'Cra’,  (4.4)

gdzie N = (1, v)?/t't = (I)w)*/u'ua.

Statystyka (4.4) pomnozona przez (vg - I+2)/{(I-1)vy} ma (por. Rao, 1973;
Morrison, 1976) niecentralny rozklad F z I-1 i v, -I+2 stopniami swobody oraz
parametrem niecentralnosci tr(te) = N(C’OGG)'(C'OEZCO)”IC’UO.G. Przy prawdzi-
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wosci hipotezy H; ma ona centralny rozklad F z tymi samymi stopniami swobody.
Zatem hipoteza Hg; moze byé testowana przez poréwnanie wartosci statystyki

Fg={{-1)vp) (vg-1+2) T% (4.5)

z wartoScig krytyczng F, 1 142, PT2Y zalozeniu,ze vy > I-1.

7 kolei rozwazmy testowanie hipotezy o braku ir.terakcji genotypéw z miej-
scowos$ciami, czyli hipotezy Hgp : wszystkie (x,G[ (j) = 0, ktora mozna zapisaé réw-
nowaznie jako Hgp: "a%(j)=0 dla kazdego j, z macierza C, okreslona
powyzej. Transformujac macierze (3.7) i (3.9) odpowiednio do postaci CiSapCo i
CiScpCo zauwazamy, ze do sprawdzenia hipotezy Hgp mozna wykorzystac jedng
ze statystyk testowych stosowanych w wielozmiennej analizie wariancji (por.
Anderson, 1958; Gabriel, 1968; Morrison, 1976). Zastosujemy tu statystyke opar-
ta na $ladzie Hotellinga-Lawleya

T% = vi; tr{(C,SxCo) CoSrCo} = vir }‘ M 4.6)

h=1

gdzie k(l;l’ > )\SP > ... > Xfp > 0 sa niezerowymi wartoéciami wlasnymi macierzy
(C’OSGECO)_lC’OSGPCO, przy czym s = min(I-1,J-1). Poniewaz tablice wartosci
krytycznych dla statystyki T% (por. Pillai, 1960; Roy i in. 1971; Pearson i Hartley,
1972) sa bardzo ograniczone, wobec tego stosowanie powyzszej statystyki testowe]
w praktycznych zastosowaniach w postaci dokladnej jest bardzo utrudnione. W
zwiazku z tym proponuje sie zastapienie wartosci krytycznych dla powyzszej
statystyki testowej aproksymowana wartoscia krytyczna dla statystyki F. Zasto-
sujemy tu aproksymacje McKeona (1974), ktéra ma postac

Fop = folve-D IAF- 20T/ vy @
gdzie
fi = I-1)(J-1), fo=4+({f+2)/(B-1), B = (vy+J-I-1)(vy-1) A(vp-I-2)(vg-I+1)}

Statystyka (4.7) ma przy prawdziwosci hipotezy Hgp, w przyblizeniu rozklad
F z f| i f, stopniami swobody. Zatem hipoteze Hgp odrzucimy na poziomie
istotnosci a wtedy i tylko wtedy, gdy Fgp > Fo /-

To samo kryterium testowe moze byé zastosowane do sprawdzenia hipotezy
o braku interakcji genmotypéw z latami, czyli hipotezy Hgp: wszystkie
afT(k) = 0.

Dla zweryfikowania hipotezy o braku interakeji genotypéw ze Srodowiskami,
tzn. hipotezy Hgp oéE = 0, zastosujemy statystyke

Fop = tr{(CGQ, GC)'C{ySgpCot {U-1)vy MS,} , (4.8)
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ktéra ma przy prawdziwosci hipotezy Hg;, rozklad centralny F z (I-1)vy i Nv,
stopniami swobody. Hipoteze Hgy odrzucimy wiec na poziomie istotnosci o wtedy
1 tylkO wtedy, gdy FGE > .17(1,(1_])\,5Y Nv:

5. Procedury testowania jednoczesnego hipotez
szczegolowych

Kazda z hipotez ogdlnych rozwazanych w rozdziale 4 implikuje wiele réznych
hipotez szczegélowych, ktére moga byé testowane jednoczeénie. Odpowiednie
procedury testéw jednoczesnych opracowane sg zaréwno dla hipotez w jedno-
zmiennej analizie wariancji (ANOVA) jak i dla hipotez w wielozmiennej analizie
wariancji (MANOVA) (patrz Gabriel, 1968; Calinski i in., 1979). Dla nas intere-
sujace moze byé¢ zastosowanie ich do hipotez dotyczacych efektéw gléwnych
genotypédw oraz ich interakeji z miejscowosciami, latami i srodowiskami. Rozwa-
za¢ bedziemy tutaj w szczegdlnosci skofczone rodziny hipotez szczegélowych
implikowanych przez hipotezy ogélne, ktére w naszym wypadku dotyczyé beda
pojedynczych genotypow lub poré6wnan miedzy nimi.

Rozwazmy skonczona rodzine hipotez H,; : c}oaG =0, implikowanych przez
hipoteze H; gdzie ¢z, i°=1,2,...,1° sa pewrlxymi wektorami takimi, ze Gep = 0
dla kazdego i°. Wowcezas konsekwentng i harmonijng procedura testéw jedno-
czesnych jest procedura polegajaca na odrzuceniu na poziomie « hipotezy ogélnej
H; wtedy i tylko wtedy, gdy max Fe6 > Frx,o gdzie

lsie<]

2 5 (\2
Fe,=Te, ¢ =veN(ciLa") /(ciSgy e ) (6.1)
1 gdzie wartosé krytyczna F, . . jest tak dobrana, ze

P{max F.; > Fuu.|Hgl=a , (5.2)

lsios ]

oraz na odrzuceniu dowolnej implikowanej przez H; hipotezy H,,; wtedy i tylko
wtedy, gdy odpowiadajaca jej statystyka (5.1) przekracza wartosé F max,q 1aka
rodzing hipotez moze byé¢ w szczegélnosci zbidr I’=] hipotez wyznaczonych przez
wektory ¢} =[1,0,...,0}, ¢,=[0,1,0,...,0,..., €;=[0,0,...,0,1], przy czym i-ta hipote-
za z tej rodziny jest wéwczas hipoteza Hgy : af =0dlai=1.2,..,I Inng rodzine
moga tworzy¢ hipotezy H, , dotyczace zbioru I°, wybranych z géry, niezaleznie
od analizowanych Wynikc’;w doswiadczalnych, poréwnan (kontrastéw) miedzy
genotypami. Wéweczas i°-ta hipoteza z tej rodziny jest postaci Hewg c}:aa =0,
gdzie ¢io= [, Cpo9,...Cio1), 2 E,I;=1 cp i =0, jest wektorem wspélezynnikéw wyzna-
czajacych i°-ty wybrany kontrast miedzy genotypami (i = 1,2,...,1°).

Istnieja jednak pewne ograniczenia w stosowaniu powyzszego kryterium te-
stowego F, .y, wynikajace stad, ze wartosci krytyczne F,,, , zdefiniowane w (5.2)
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sg trudno dostepne (z wyjatkiem niektérych szczegélnych przypadkéw). W pra-
ktycznych zastosowaniach trudno$é te mozna omingé aproksymujac F,, , hie-
réwnoscig Bonferroniego. Oznacza to postugiwanie sie wartoscia

~

anx,u — F(L/I" Lvg (53)

gdzie F v, jest 100a/I°-procentowa wartoscia krytyczng w tablicy rozkladu
F dla 1 i v stopni swobody.

Podobne podejscie moze byé zastosowane dla skonczonych rodzin hipotez
implikowanych przez hipotezy Hgp lub Hj;p. Przedstawimy je dla hipotezy H;p.
Skonczong rodzine hipotez Hy,gp : ch(a") = 0 implikowanych przez Hgp, wery-
fikujemy procedura testéw jeéinoczesnych F\.x oparta na statystyce

Fo ap=To e,ap ! -1) ={vy/(J-1)}e.Sp ¢i (S ci) (5.4)

ktéra poréwnywaé bedziemy z wartoscia krytyczna F, max,« 2proksymowana nie-
réwnoécia Bonferroniego

anx,u - Fu/IO;J—l,vE . (5.5)

Przechodzac do testowania skoficzonej rodziny hipotez implikowanych przez
hipoteze Hgp: okp =0 zauwazmy, ze hipoteze tg mozemy zapisaé réwnowaznie
w postaci Hgp: GX,,G=0. Hipoteza ta implikuje kazda hipoteze postaci
Hegp: ¢G X,,Gep = 0. Skoficzong rodzine takich hipotez bedziemy weryfiko-
waé procedurs testéw jednoczesnych F, ., oparta na statystyce

F(!;OGE = MSc]’,,(?E /MS(,' ’ (5.6)
gdzie
MS. i = (€.GQ,G c,.) 'ciSep e vy (5.7)

Statystyke (5.6) poréwnywaé bedziemy z jedna wspélng wartoscia krytyczna
Fax,« aproksymowang nieréwnoécia Bonferroniego

Fumx,u = u/lu;\'E,Nv._ . (5.8)

Inne (zwykle skonczone) redziny hipotez implikowanych przez hipoteze Hp
moga dotyczy¢ liniowych kombinacji miedzy miejscowosciami. Kazda taka hipo-
teza z rodziny, implikowana przez hipoteze Hgp, moze byé przedstawiona w
postaci H(;deﬂ : dj'-ﬂaGP =0, przy czym d;, jest odpowiednim wektorem o o/ skla-
dowych (j#=1,2,...,J%).
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Konsekwentna i harmonijna procedura testéw jednoczesnych zastosowana na
poziomie o polega tu na odrzuceniu hipotezy Hgp wtedy i tylko wtedy, gdy

max T(”Pd" > Tm ax,u (5-9)

lsjis
przy czym
Topa,=veldp( Qp - L)/ 15v) dp} ' dpa ™ Cy(CySq, Co ' Co(aydy, (5.10)
gdzie warto$é krytyczna T;Z,mx,a spelnia warunek

P{max T(’Pd#>T|unx « I H(‘P} o,
l<j* <’

oraz na odrzuceniu jakiejkolwiek implikowanej przez H), hipotezy H(J,,dd wtedy
i tylko wtedy, gdy odpowiadajaca jej statystyka okreslona w (5.10) przewyzsza
Waltosc Tm axa Ze wzgledu na brak odpowiednich tablic wartosci krytycznych
Thax« (z wyjatkiem niektérych przypadkéw) dokonamy tu takze aproksymacji
dex,u nieréwnoscig Bonferroniego. Oznacza to poslugiwanie sie wartoécia
Thaxee = Vit U=1) Nvp=T42)}F o (5.11)
gdzie F,, jest 100a/J*-procentows wartoécia krytyczna w tablicy rozkladu F
dla I-1 i vy-I+2 stopni swobody.
W szczegélnosci taka rodzina hipotez jest zbiér J* = J hipotez okreslonych
przez wektoryd, = [1,0,...,0], d,=1[0,1,...,0],...,d, = [0,0,...,17, gdzie j-ty wektor
okre$la hipoteze Hcpdj =Hgpjy: acl'(j) =0 (j=12,.,J).

6. Zastosowanie regresji w badaniu interakcji
genotypowo-srodowiskowej

Z oméwionego w rozdziale 2 modelu matematycznego obserwacji widoczne
Jest, ze losowe skladniki przedstawiajace interakcje poszczegblnych genotypéw
ze sSrodowiskami, moga byé skorelowane dla danego (/, k). Skorelowane mogag byé
takze ich funkcje liniowe. Totez przy badaniu interakeji genotypowo érodowis-
kowej interesujaca jest cala macierz dyspersji wektoréw a“ (J', %) okreslonych w
(2.13). W zwiazku z tym badanie interakcji GE zwiazane jest z okresleniem
wplywu na nie pewnej zmiennej $rodowiskowej, przewaznie rozumianej jako
funkcja liniowa zmiennych obserwowanych w poszezegélnych $rodowiskach.
Niech funkcjg ta bedzie X, = 8'Yj1, gdzie wektor g = 0.

Z rozkladu wektora losowego z z;, przedstawionego w (2.15) mozna okre$lié jego
rozklad warunkowy, gdy zmienna ustalona jest funkeja x;,. Wowczas
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Zj, ! Xy, ~ N]{ E (zjk) + ﬁ(g)[xjk - E(xjk)] ’ zz = B(g)g’zy G}, 6.1)

gdzie
B®) =GZ,g/g'Z,8

jest wektorem wspélezynnikow regresji wektora losowego z;, wzgledem zmiennej
losowej X, (por. Anderson, 1958), ktérego estymator nieobcigzony o wariancji
minimalnej ma postaé

fg)-GZ,g/gZ,g-GS;g/g Spg . (6.2)

Hipoteza o braku regresji efektéw interakcji GE wzgledem efektu $rodowiska,
Hpy : B(g) =0, ktéra mozna zapisaé réwnowaznie jako Heypg: CiyB(g) =0,
(CyHB(g) = 0 wtedy i tylko wtedy, gdy B(g) = 0), moze by¢ weryfikowana za pomoca
statystyki

g' SpGC((C,S:Co)' C,G Spg
g'Sug - g'SyGC,(C,S;,Cp) ' C'\GSpg

2 2
Teype = Thig = (vie-1) (6.3)

Statystyka (6.3) jest statystyka T Hotellinga, ktéra pomnozona przez
(vp=I+1) {(vp-1)(I-1)} ma przy prawdziwosci hipotezy Hy, centralny rozklad F
z I-1 oraz vi-I+1 stopniami swobody.

Przejdzmy teraz do zagadnienia znalezienia odpowiedniej procedury testowa-
nia jednoczesnego skonczonej rodziny hipotez Hep: ¢ip =0, (@ =1,2,....I7), im-
plikowanych przez hipoteze H (). Procedura konsekwentna i harmonijna polega¢
tutaj bedzie na odrzuceniu hipotezy H*’.’“ll wtedy i tylko wtedy, gdy

(cpGS,8)°

_ 5 T
g S, gciSopcs - (cGS, g)°

s 6.4)

T(-.,'aB(g) = (vp-1)

gdzie wartodé krytyczna T? jest dobrana tak, aby zachodzila réwnosé

o

1
P { max T(%"IB(;;) > TL;“’ | M H‘:‘vh[;@)} = .
jo=1

lsivs Ie jo=

Poniewaz wystepuja trudnosci ze znalezieniem wartosci Tf, réwniez tutaj sko-
rzystamy z nieréwnosci Bonferroniego, zastepujac nieznana wartosé Tf wartoscia,
nieco od niej wieksza, mianowicie wartoscia Fy ;1 ,1-

Odrzucenie hipotezy H; ), a tym samym stwierdzenie istotnosci regresji efe-
ktéw interakeji wzgledem x;, = g'y;, pociaga za soba pytanie, czy rozwazana
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interakcja jest wyjaéniona ta regresja calkowicie. Tak wiec postawione powyzej
pytanie jest w rzeczywisto$ci pytaniem, czy prawdziwa jest hipoteza

Hepip: Tepe=0, (8.5)
gdzie

Zepie=Zop - B@EE,G=Z5;-g2'Z,g B@)B(®)

Jest macierza kowariancji w rozkladzie warunkowym wektora a“t (j, %) przy usta-
leniu zmiennej x;,. Prawdziwos¢ tej hipotezy oznacza, ze jesli interakeja genoty-
AR/ ) hip Yy 8 y
powo-Srodowiskowa istnieje, to jest ona calkowicie uwarunkowana regresja
wzgledem zmiennej X,
Statystyke do weryfikacji hipotezy (6.5) lub réwnowaznej z nia hipotezy
fI(?E‘E 5 oéElE =0 , gdzie G%ElE = (I'—l)_l tr {ZGEIE)’ jest iloraz

Fapyi = tr {(CoGQ,G Cy) ' CiSqpyr Co }/{T-1)(vp-1MS, } | (6.6)
przy czym
CoScrzCo = CySarCo - CyG Sp g (8'Sk 8)'g'SyGC, . (6.7)

Ma ona przy prawdziwosci hipotezy Hgpp rozklad centralny F z (I-1)(vy-1) i
Nv, stopniami swobody. Hipoteze Hgp(p odrzucimy wiec na poziomie istotnosci
a wtedy i tylko wtedy, gdy Fgg > Fu,(lﬁlx\,ﬁ_l)’,\y\;.

Aby znalezé odpowiednia procedure dla testowania jednoczesnego rodziny
hipotez zlozonej z hipotezy ogélnej Fu\p» oraz implikowanych przez nia hipotez
szezegblowych postaci

Hc;oc:EgE P CGEgpp Gep =0, (6.8)

nalezy postapié analogicznie jak to uczyniono w rozdziale 5. Skonczona rodzine
I hipotez implikowanych przez Hgp p bedziemy weryfikowaé procedurg testéow
Jjednoczesnych F,,, oparta na statystyce

Fecp i =MS e/ MS, | (6.9)
gdzie
MS(»LGE‘E = (C’I-oGQBG Ci/;).—lc;:oSGb;“.; Cpo / (\/],‘v—l) : (610)

Statystyke (6.9) poréwnywaé bedziemy z jedna wspélng wartoscia krytyczna
F max,« Aproksymowana nieréwnoscia Bonferroniego

qux,u - Fu/[“ vp-1.Nv, - (6.11)
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Powyzsza teoria dotyczaca regresji w badaniu interakeji genotypowo drodowi-
skowej jest przedstawiona w sposéb ogélny poprzez zastosowanie wektora g. W
praktyce najczesciej przyjmuje sie, ze g = 1/1. Implikuje to, ze X, = ¥ ji» CO Znaczy,
ze mamy do czynienia z regresjg interakcji genotypowo Srodowiskowej wzgledem
sredniej rodowiskowej.

7. Przyklad zastosowania

Dla zilustrowania przebiegu analizy statystycznej serii do$wiadczen odmia-
noych posluzymy sie wynikami N=26 do$wiadczen z I=10 odmianami (genotypa-
mi) pszenicy ozimej (Jana(l), Modra(2), Begra(3), Beta(4), Liwilla(5), Salwa(8),
Asta(7), Emika(8), Jawa(9), Weneda(10)), przeprowadzonych w K=4 latach, 1982-
85 w J=T stacjach oceny odmian (Glogowa(G), Sulejéw(S), Kaweczyn(K), Scro-
czyn(E), Marianowo(M), Krzyzewo(R), Cicibor(C)), polozonych w
srodkowo-wschodniej czesci Polski (w rejonie IV wedlug klasyfikacji COBORU).
Dane te stanowig wycinek duzej serii do$wiadczen prowadzonych przez COBORU
z wieloma odmianami w o$miu rejonach Polski. Przyjmujemy, ze kazde z rozpa-
trywanych doswiadczen zalozone bylo w jednakowym ukladzie o pieciu blokach
niekompletnych.

W wyniku przeprowadzonej dla kazdego doswiadczenia analizy wariancji
uzyskano tak zwane $rednie poprawione dla odmian, Yiir (Tabela 2), oraz sumy
kwadratéw dla bledu, pozwalajace otrzymaé laczna sume kwadratéw dla bledu
doswiadczen tej serii (SS, = 6167.42, przy v, = 676).

Srednie poprawione dla odmian z poszezegélnych miejscowosci i lat, zestawio-
ne w Tabeli 2, stanowig podstawe do wykonania analizy wariancji (Tabela 3). W
analizie tej wyznaczone sa sumy kwadratéw odchyler dla miejscowosci(P), dla
lat(T), dla srodowisk(E), dla odmian(G), dla interakeji odmiany x miejscowo-
$ci(GP) i odmiany x lata(GT) oraz interakeji odmiany x $rodowiska(GE). Obliczo-
ne sg wartosci funkeji testowych wyrazonych odpowiednimi statystykami F oraz
podane sg dla nich wlasciwe wartosci krytyczne umozliwiajace weryfikacje hipo-
tezy Hp o réwnosci $rednich efektéw gléwnych miejscowosci, hipotezy H, o
rownosci Srednich efektéw giéwnych lat, hipotezy Hy o braku efektéw gléwnych
srodowisk, testowanych za pomocs ilorazéw odpowiednich érednich kwadratdw,
oraz hipotezy Hg, o réwnosci efektéw gléwnych odmian, Hg;p o braku interakeji
odmian z miejscowosciami i Hg;; 0 braku interakeji odmian z latami, testowanych
za pomocy testéw wielozmiennych 72 (dla Hep) i Tg (dla H;p oraz Hyp) transfor-
mowanych nastepnie do testu F. Hipoteza Hyy o braku interakcji odmian ze
srodowiskami wewnatrz miejscowosci i lat moze byé weryfikowana za pomoca
zwyczajnego testu F.
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Tabela 2
Wartosci érednie z do$wiadezen: dla poszezegélnych miejscowosei, lat i odmian

. o Odmiana (Genotyp)
Miejscowosé
Rok 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10
1982 60.7 63.3 60.6 65.0 70.1 70.0 688 67.0 63.1 634
Glogowa | 1983 5.0 767 658 702 758 74.8 654 72.4 790 7.8
@ 1984 604 64.8 61.1 66.6 67.8 66.1 585 63.6 76.8 72.1
1985 49.6 59.5 50.2 546 68.6 62.7 61.1 594 61.8 63.6
' 1982 31.6 219 29.1 34.3 354 40.6 27.5 364 276 354
Suleiéw | 1083 455 549 485 512 484 554 434 498 593 558
) 1984 40.2 40.3 34.2 39.8 524 44.3 425 420 552 47.9
1985 31.2 46.7 476 53.2 47.1 424 374 44.2 60.6 49.1
1982 — - - = = - - - = =
Kaweczyn 1983 a _ B _ B B B - - _
(K) 1984 57.3 64.0 66.7 685 72.0 66.6 594 712 796 70.0
1985 41.2 51.4 498 554 54.3 53.0 483 534 50.0 564
1982 48.0 34.1 45.6 470 50.5 535 49.1 496 479 53.1
Seroczyn | 1943 548 645 58.6 63.2 58.9 67.0 53.1 554 69.0 64.4
(E) 1984 557 522 452 57.0 66.0 625 51.1 63.3 62.1 5686
1985 619 60.8 48.0 60.2 456 604 55.1 61.9 56.4 57.1
_ 1982 39.8 41.9 41.5 42.7 474 532 479 493 389 418
Marianowo | 1043 598 94 696 782 742 748 628 714 778 75.4
M) 1984 52.0 334 359 424 48.0 489 498 498 34.7 405
1985 49.6 44.8 47.0 51.1 525 51.2 522 56.8 44.7 49.3
1982 564 632 56.5 53.1 62.0 61.6 551 59.3 659 622
Kl‘z}’ie‘”" 1983 69.0 70.2 67.3 748 66.5 752 683 67.0 81.7 63.0
(R) 1984 56.8 51.5 582 58.7 60.0 61.9 53.8 58.0 64.7 61.8
1985 53.7 557 521 58.7 53.8 57.8 50.8 61.8 56.1 55.1
N 1982 314 222 399 36.9 425 481 33.6 448 32.7 389
Cleibér 11043 57.2 561 607 61.2 598 61.0 484 53.9 67.7 66.0
© 1984 432 46.9 429 46.1 52.0 482 41.8 49.1 51.7 49.6
1985 48.6 43.9 46.1 51.9 44.0 495 41.9 514 43.6 44.7

W rozwazanym przykladzie niemal wszystkie weryfikowane hipotezy odrzu-
cone zostaly co najmniej na poziomie istotnosci o = 0.05. Spoéréd uzyskanych
wynikéw testowan najbardziej interesujacy jest fakt wysoce istotnego zréznico-
wania odmian pod wzgledem ich efektéw gléwnych oraz wystapienie istotnej,
losowej interakeji odmianowo-$rodowiskowej. Ze stalych interakeji odmian z
miejscowosciami i odmian z latami tylko ta ostatnia okazala sie znaczaca. Po-
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Tabela 3
Analiza wariancji

Liczba P ) Wartosé
5 . . . Suma Sredni |Statystyka
Zrédio zmiennoéel | stopni ) : krytyczna
swobod kwadratéw| kwadrat F
Y 5% 1%
Miejscowosci(P) 6 14797.49 | 2466.25 7.84 2.74 420
Lata(T) 3 9338.80 | 3112.93 9.90 3.24 5.29
Srodowiska([) 16 5031.46 | 31447 | 137.92 166 | 2.03
Regresja
wzgledem 9 4236.17 | 470.69 4.14 368 | 6.72
interakcji GE
Odchylenia  od 7 79529 | 113.61
regresji
Odmiany(() 9 2062.09 229.12 24.43 3.39 591
Odmianyx miej- 54 123456 | 2286 0.93 223 | 320
scowoscl (GP)
Odmianyxlmta 27 1266.20 96.90 3.20 248 | 374
G1
OdmianyxSrodo- e . .
wiska (GE) 144 2151.82 14.94 6.35 1.23 1.34
Regresja
wzgledem 9 372.65 41.41
srodowiska
Odchylenia od| g4 177917 | 1318 5.61 123 | 135
regresji
Biad doswiadczen 676 6167.42 9.12

wstaje pytanie, w jakim stopniu te niejednakowa reakcje odmian na zmiany
warunkéw érodowiska mozna wytlumaczyé ich regresja liniowa wzgledem efe-
ktéw $rodowiska. Dokonany zostal w tym celu podzial sumy kwadratéw dla
interakcji GE na dwa skladniki; sume kwadratow dla regresji efektéw interakeji
GE wzgledem efektu srodowiska i sume kwadratow dla odchylen od tej regresji.
Réwnolegle dokonano rozbicia sumy kwadratéw dla érodowisk na sume kwadra-
téw dla regresji wielokrotnej efektéw érodowiska wzgledem efektéw interakey;-
nych dla poszczegélnych odmian i sume kwadratéw dla odchyleh od tej regresji.
W rozwazanym przykladzie hipoteza B = 0 o braku regresji efektow interakcji GE
wzgledem efektu srodowiska zostala odrzucona na poziomie istotnosci o = 0.05
(Fp = 4.14 przy Fy; = 3.68). Oznacza to, ze istotna czes¢ interakeji GE mozna
wyja$nié za pomoca wspomnianej regresji. O tym czy pozostala czeéé interakeji
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odmian ze Srodowiskami jest nieistotna mozna dowiedzieé sie poréwnujac wartosé
statystyki F dla odchylen od vegresji z odpowiednimi warto$ciami krytyeznymi.
W naszym przykladzie wartosé tej statystyki, wynoszaca 3.61, znacznie przewy-
zsza obie wartosci krytyczne F 5 = 1.23 1 Fy o, = 1.35, czyli jedynie czeéé inter-
akcji GE wynika z jej regresji liniowej wzgledem efektu $rodowiska.

Testowane w analizie wariancji hipotezy dotyczyly informacji ogélnych o
badanym zestawie odmian w sensie réwnosci ich efektéw gléwnych oraz wielkosci
interakeji GP, GT i GE. Aby uzyskaé informacje dotyczace poszczegélnych odmian
niezbedne jest przeprowadzenie testowania odpowiednich hipotez szczegélowych
implikowanych przez hipotezy ogélne. Analiza poszczegélnych odmian i ich in-
terakcji z miejscowosciami, latami i Srodowiskami przedstawiona jest w Tabeli
4. W tabeli tej kazda z odmian oceniona jest pod wzgledem przecietnej wysokoéci
plonowania, wyrazonej efektem gléwnym badanej odmiany i odpowiadajaca jej
wartos$cia statystyki F, a takze pod wzgledem wielkoSci interakeji danej odmiany

Tabela 4
Oceny 1 wyniki testowania hipotez dotyczacych odmian
1 ich interakcji GP, GT oraz GE

Ocena Statystyka I dla Wspdlezynnik |Statystyka /' dla
. efektu
Odmianal 1 wne. g‘iiﬁi Gr | ar | gp | TeBre- |determi) esii| O9CHY-
go 20 sji nacji len
1 -4.10 21.43 2.37 047 | 8.89 -0.16 42 0.67 9.08
2 -2.59 7.33 0.77 | 349 |1041 0.75 8.7 1.43 10.14
3 -3.15 27.13 262 | 242 | 4.16 0.05 1.0 0.16 4.39
4 0.84 1.84 057 | 282 | 437 0.14 6.4 L.03 4.36
5 2.12 6.61 0.95 250 | 774 -0.12 2.7 0.41 8.03
6 3.39 38.72 0.71 387 | 337 -0.34 50.1 15.07 1.79
7 -3.90 27.64 1.69 384 | 6.25 -0.32 24.1 4.77 5.06
S 1.45 5.15 1.02 | 5.14 4.66 —0.14 6.1 0.97 4.67
9 3.62 14.14 2.42 490 {1051 0.62 544 17.93 5.1
10 232 18.53 1.33 0.84 3.28 0.01 0.1 0.01 3.50
Wartosci krytyczne dla testowania jednoczesnego na poziomie
a =0.05 10.58 491 6.30 2.17 10.80 2.22
a=0.01 16.12 6.80  9.01 2.50 16.59 2.56
(przyblizone nieréwnoscia Bonferroniego)
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z miejscowosciami, latamii$rodowiskami wyrazonych warto$ciami odpowiednich
statystyk F.

Badane jest takze wystepowanie regresji w interakeji GE, to znaczy wyliczone
sa wspblezynniki regresji i determinacji oraz testowane sa hipotezy o braku
regresji efektéw interakcyjnych odmian wzgledem efektu $rodowiska i hipotezy
o braku odchylen od regresji. Spo$réd badanych odmian najbardziej interesuja-
cymi okazaly sie odmiany Salwa(6), Weneda(10) i Jawa(9), a w pewnym stopniu
takze odmiana Liwilla(5). Zwracaja uwage, zamieszczone w Tabeli 4, wysokie
oceny efektow gléwnych tych odmian, dla ktérych, wylaczywszy odmiane Liwil-
la(5), wartoéci statystyki F przekraczaja wartosé krytyczna F o5 = 10.58. Wszy-
stkie te odmiany odznaczaja sie ponadto bardzo niskimi, nieistotnymi na poziomie
a = 0.05, interakejami z miejscowosciami i latami, a dwie pierwsze takze najniz-
sza sposrdod wszystkich badanych odmian interakcjg ze $rodowiskami. Z kolei
odmiana Jawa(9) nalezy do odmian najbardziej wrazliwych na zmieniajace sie
warunki $rodowiska, o czym Swiadczy bardzo wysoka warto$é statystyki F
(=10.51) dla interakeji GE, przewyzszajaca zdecydowanie wartosé krytyczna
Fy o) = 2.50. Okazuje sie jednak, ze interakcje tej odmiany, a takze interakcje GE
odmiany Salwa(6), mozna w znacznej mierze wyjaénic¢ regresja efektéw inter-
akcyjnych tych odmian wzgledem efektéw $rodowiska (F; =17.93, FI = 15.07
przy Fo o5 = 10.80 1 FO o1 = 16.59). Wspélezynniki regresji i detelmmac)p dla od-
miany Jawa(9) 1 Salwa(6) wynosza odpowiednio fiy = 0.62 (54.4%) 1 iy =-0.34
(50.1%), przy czym dla tej ostatniej odmiany nieistotng okazala sie réwniez
statystyka dla odchylen od regresji, F=1.79 wobec Fy, 55 = 2.22. Biorac pod uwage
powyzsze rezultaty obliczen oraz $rednie plony odmian Jawa(9) 1 Salwa(6), naj-
wyzsze ze wszystkich, mozna stwierdzié, ze odmiana Jawa(9) jest wybitnie in-
tensywna, to znaczy plonujaca szczegdlnie dobrze w tych srodowiskach, w ktérych
plonowanie jest przecietnie wyzsze, natomiast odmiana Salwa(6) jest odmiana
ekstensywna, czyli plonujaca dobrze w $rodowiskach, generalnie nie odznacza-
Jjacych sie wysokim przecietnym plonowaniem. Pelniejsza interpretacje interakeji
obu odmian mozna uzyskaé analizujac dodatkowo Rysunki 11 2, przedstawiajace
dla kazdej z tych odmian rozmieszczenie $rodowisk w ukladzie wspélrzednych
prostokatnych o osi odcietych reprezentujacej zmienna )NJJ-,‘, o wartoSciach beda-
cych elementami wektora QLY 1/, okreslajaca obsu wowane efekty glowne éro-
dowiska, 1 os1 rzednej reprezentujacej zmienng y(J, (y(,,k dla odmiany Salwa) o
wartosciach stanowiacych 9-ta (6-ta) kolumne macierzy A“* = Q,Y G, okreslaja-
cej efekty interakcyjne GE analizowanej odmiany. Na rysunkach tych punktami
zaznaczone sg Srodowiska, przy ezym ich znaczny rozrzut wokol osi odeietych jak
to ma miejsce na Rysunku 1 wykreslonym dla odmiany Jawa(9) $wiadezy o malej
stabilnosci tej odmiany, to znaczy o jej duzej wrazliwoscl na zmiany warunkoéw
Srodowiska, natomiast stosunkowo niewielki rozrzut punktéw reprezentujacych
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Rys. 3. Proste regresji dla poszczegdlnych odmian wyznaczone za pomoca ana-
lizy regresji efektéw interakeyjnych GE, y;, wzgledem efektéow gléwnych sro-
dowiska, ¥ . Punkty przeciecia tych prostych z osia rzednych wyznaczaja
oceny efektow gléwnych odpowiednich odmian.

$rodowiska jaki mozna obserwowaé na Rysunku 2, wykre$lonym dla odmiany
Salwa(B), wskazuje na jej wieksza stabilno$é. Wykreslone na Rysunkach 1 i 2
proste regresji opisane réwnaniami odpowiednio 5;9]-,‘ =0.62 j/w.j;‘,v i 3’7(;!-/( =-0.34 37‘1-;‘{
informuja dodatkowo o réznych kierunkach wplywu warunkéw $rodowiskowych
na obie odmiany, dodatnim dla odmiany Jawa(9) i uyjemnym dla odmiany Sal-
wa(6). Niezbyt duzy rozrzut punktéw wokél prostej regresji, widoczny na rysunku
2, $wiadczy o tym, Ze interakcja GE odmiany Salwa jest w znacznym stopniu
wytlumaczona regresja.
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Przy analizowaniu regresji dla poszczegélnych odmian pomocny okazuje sie
Rysunek 3, ktéry przedstawia 1ndyw1dualne proste regres_]l dla odmian wyzna-
czoe w ukladzie wspélrzednych y Jt jako odcietych oraz a + y,Jk jako rzednych.
Punkt przeciecia sie prostej z osig rzednych pokazuje ocene efektu gléwnego
odpowiedniej odmiany. Przy kazdej z wykreslonych prostych regresji podana jest
wartosc¢ statystyki F' dla regresji, poréwnywalna z wartosciami krytycznymi na
poziomiea = 0.051ia = 0.01. Rysunek 3 potwierdza tez graficznie wyniki uzyskane
z analizowania Tabeli 4 dotyczace odmian najslabszych w sensie plonowania w
poszczegdlnych Srodowiskach. Odmiany Jana(l), Asta(7), Begra(3) to odmiany,
ktérych Srednie plony sa istotnie nizsze od sredniego plonu wszystkich 10-ciu
analizowanych odmian. Co wigcej, wysokiej interakeji tych odmian ze érodowi-

skami nie mozna wytlumaczy¢ regresja, co tym samym uniemozliwia okreslenie
~ dla tych odmian optymalnych warunkéw $rodowiskowych.
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Praca wptyneta 26.09.1995

Statistical methods for the analysis of a series of
multiple experiments carried out in incomplete block
design

Summary

A model for analysing of results of a series of experiments repeated with the same
set of genotypes in block design at many places over a period of years is presented. For
this model the analysis of variance and tests of general hypotheses concerning
interesting sources of variation are given. Simultaneous test procedures for various
families of particular hypotheses are proposed. Furthermore some linear regression
wethods for studying relations between genotype-environment interactions and the
environmental inean are suggested. The application of the theory presented in the
paper is illustrated by a practical example of variety testing experiments.

Key words: analysis of a series of experiments, multivariate analysis of variance, hypot-
hesis testing, regression analysis



