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WIELOZMIENNA ANALIZA WARTANCJI
W ZASTOSOWANIU DO WYNIKOW SERII DOSWIADCZER 1)

1. Wetep 1 streszczenie

Wigkszos¢ badawczych zagadnieri rolniczych rozwigzywana Jjest
przez prowadzenie doswiadczerl powtarzanych w czasie i przestrze-
ni. Jest to w szezegbélnodci typowe dla doswiadczen z poréwnywa-
niem odmian roélin, czyli dla tzw. doswiadczed odmianowych. W za-
leznodci od tego jak traktuje sig wybér lat i miejscowoicl mozna
budowaé¢ model analizy wariancji staly lub mieszany. Na ogét w za-
stosowaniach przyjmuje sie¢ model mieszany, ktéry pozwala na bar-
dziej ogbélne wnioskowanie,

W pracy tej opracowano model mieszany analizy wariancji dla
przypadku ortogonalnego. Model ten jest skonstruowany dla zmien-
nej wektorowej o dwéch kierunkach klasyfikacji krzyzowej A i B,
przy czym czynnik A (miejscowosci), czynnik B (lata) oraz inter—
akcja AxB (miejscowodci >< lata) sg traktowane jako losowe, nato-
miast sktadowe wektoréw (odmiany) jako stale,

Do opracowania tego modelu wykorzystano teorie wielogmiennej
analizy wariancji.

W rozdziale drugim sformuiovano wektorowy model mieszany ana-
1izy wariancjil. dla klasyfikacji dwukierunkowej, gdzie kierunkami
klasyfikacji 84 miejscowosci i lata, natomiast zmiennymi sg od-
miany.

1) Praca wykonana w ramach problemu wezXowego 06.1.1 koordy-
nowanego przez Instytut Matematyczny PAN,
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W rozdziale trgzecim podano macierze sum kwadratéw i iloczy-
néw oraz ich rozkzady.

W nastepnym rozdziale oméwiono testowanie hipotez, przy czym
zastosowano tutaj testy:s P i A Wilksa. Do testowania réznic mie-
dzy odmianami zbudowano przyblizong statystyke '.I.‘2 Hotellinga oraz
podano sposéb sprawdzenia tej hipotezy réwniez dla poszczegélnego
przypadku nieistotnosci interakcji odmian z miejscowosciami, bagdé
odmian z latami.

W rozdziale pigtym badany jest przypadek, gdy réznice migdzy
odmianami sg istotne. Poniewaz interesujg nas te rdéinice miedzy
odmianami, ktére miaty gidéwny wpiyw na odrzucenie hipotezy o bra-
ku réznic, wobe: tego zbudowano wektor maksymalnego kontrastu mig-
dzy odmianeami i podano jak mozna go wykorzystaé do wartosciowania
poszczegélnych odmian, Skonstruowano réwniez test S i przedziaz
ufnoéci Scheffe ‘go dla wszystkich poréwnai.

Rogdzial szésty poswigcony jest zastosowaniu analizy skXado-
wyceh giéwnych do badania interakcji kontrastéw odmian z miejsco-
wosciami wzglednie latami. Dzieki tej metodzie moZna z minimalng
stratg informacji przedstawié na ptaszczyinie rozmieszczenmie miej-
scowosci lub lat pod wzgledem zachowania sig kontrastéw wykazujg-
cych najwigkszg interakcje. Wyznaczone skXadowe gXéwne sg wiasnie
takimi kontrastami ortogonalnymi.

W rozdziale sidédmym pokazano na przykiadach praktyczne za-
stosowanie wyzej wyzienionych metod.

PrzykXady zostaly obliczone na emc ODRA 1204 i MINSK 22 we-
dXug programéw wiasnych, ktére zostang opublikowane w serii algo-
rytméw biometrycznych i statystycznych Akademii Rolniczej w Poz-
naniu,

2. Sformulowanie modelu

Wprowadfémy nastepujgce oznaczenia:

Fiech J,y = (yj(_;), yg), v 3 yj(_p))' oznacza wektor obserwowa-
nych $rednich plonéw p odmian w i-tej miejscowoéci (A= 0 civs
eeey m) 1 j=tym roku (j=1, 2, wsy 1). Przez u=(um )./U- ). s ak
.y P))* oznaczmy wektor prawdziwych srednich ogélnych. Efekty
gléwne odmian w i-tej miejscowoéci oznaczmy za pomocg wekitora 8 =

= (ai (2). o5y a(p)), a efekty g¥éwne odmian w j-tym roku za
pomocg wektora b= (b§1) " bgz), g bsp)).' Interakcj¢ i-tej miej-
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scowosci z j-tym rokiem dla poszczegélnych odmian oznaczmy za po-=
mocg wektora g . = (cii : °i§ ey °§§))" Natomiast przez g;4 =
= (ej(_;?. 0:{2) 5 iaas eig)) * oznaczmy wektor Srednich odchyler lo-
sowych (beddéw). Przy tych oznaczeniach model liniowy srednich ob-
serwowanych plonéw p odmian w i-tej mie jscowodei i j-tym roku mo-

2emy zapisaé w postaci
Isg, =AM+ 8y + By + 854 + 849,
(131, ....mij=1, esey 1‘m>p. 1> p)

przy czym wektory {21} ’ gj} . {313] ¥ {-e-ij.} sa tu niezaleznymi
zmiennymi losowymi o rozk¥adach normalnych z wartosciami oczeki-

wanymi
E(éi) = E(!ﬁ) = E(gij) = E(Eij.) =0

i macierzami kowariancji odpowiednio

oo -en] 13 -[on] g8 =[] 2BT-[¢n]:

gdzie d:-r' 'Jrr" di. z symbolem 611" oznaczajgcym delte Kro-

neckera (r, " = 1, 2, ceey D)o
3. Macierzowe skZadniki analizy wariancji i ich rozkiady
Wprowadzajge pomocnicze oznaczenias

1 m
4 (r) & (r)
Pir jZﬂ Vi3, Ur 12_1’13.’
G om Paog P2r + vee + Pmr = Q1r + Qop + eee + Qp

otrzymujemy nastepujace elementy macierzy sum kwadratéw i ilo=-
czyndw:
dle miejscowosci -
m
1 P - ,
App” = 3 ;;—;P:lrrir E‘Ii Gplp”s

dla lat -
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dla interakcji miejscowosci x leta -

m 1
1 1
;é; g;;(yiizyir.) % Ezgrirpir" m gz; Urdyr” * a1 GpGpe o

dla btedu (wspSlnego dla odmian, miejscowosci i lat) -

Eu'-%6 ZJZﬂ i3

gdzie jest suma kwadratéw dla bledu z doswiadczenia w i-te]
miejscowo ci 1 j-tym roku (dzielenie przez k, tzn. staig liczbeg
replikacji, wynika stad, ze obliczenia dotyczace analizy caie] se-
rii doéwiadczenl przeprowadza sie na drednich arytmetycznych z po-
szczegélnych doswiadczen, podczas gdy sumy kwadratdw E:; obliczo-
ne sg na podstawie wynikéw poletkowych, to znaczy 2z indywidual-
nych jednostek),

dla zmiennosci cazkowitej -

Trr‘ - At Brr' + Crr' + Err

Zbadajmy teraz rozkrady macierzy sum kwadratéw i iloczynéw.
Macierz sum kwadratéw i iloczynéw dla miejscowosci mozemy zapisaé
w postaci

™ m
AP a1 ) (g -g) gy -g) =) gl -mlEE

gdzie 51 =8 +8 +8&
Wektory {51} sa niezalezne i maja jednakowe rozkiady normalne o
wartosci oczekiwane}

Blgy) = Blgy +g4 +8.) =2

i macierzy kowariancji
Blgy - Bgy) (g - Bgy) " = Blgygy) =
B 7]
giu)giﬂ, 8§1)8§2). L. (1)g§p)

&
(2) (1) g(2) (2) (@0 | .

=E | 858y "9 8y 'Bf "» ecesr By
Ls§1:)8§1), gip)g?), i gip)gip)
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—_— —

BV AT

681+ 6520 +ce0 65 -
. - . . . . . . . . L 2 8 ®

g g g
;_6p1’ 6p2’ ecey dpp

gdzie dg . -6:1_; - %6:2'» + lde ~
stad 3, = 1, + 1y, +1 5.
Wartosé oczekiwana macierzy A jest réwna
m
E(4) = EQ1 1Z1515{ -m1l E',ﬁ') = 1(m=-1) is -
Zatem

B(zy &) = 12 =1l + Lo + e -

Macierz -L-A ma wiec rozkiad Wisharta w(-qrztg, m-1) (patrz

kil [13])

Macierz sum kwadratéw i iloczynéw dla lat zapiszemy jako:

1
B .m 2 (4, -4)(a -_'-mZd mldd,
a=1 3 . 3 . 381 s e

gdzie
px1 _
a3 =py e gtey,
Wektory {4, sa niezalezne i maja jednakowe rosktady N(Q, X

Macierz kowariancji 23"1’ [dgr]' gdzie dd . '6rr' + -d° .+
1 /e

*alm” -
Wobec tego 1
ZEd =iB *%Xc +52E .
Zatem
1
E(B) = E (m % 4,47 - mig 37) = m(1-1) L,
Stad

% TL?- =mZCd=mZ£B+ZCc z:s

1) m
Macierz = B ma wiec rozktad Wisharta W (l—_TZ:d, 1-1).
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Macierz sum kwadratéw i iloczynéw dla interakcji miejscowos-
ci > lata mozna przedstawié nastepujaco:

m 1
Pxp _ T S j
A VR TR [ WE TR Y i

gdzie
p*1
By = &35 *+ &4, -

Wektory {213} sq niezalezne i majg jednakowe rozkiady N(O, zh) >
gdzie

EEP=[ohe] ok motr et

Stad otrzymamy
Eh = Lo+ Z:E .

Natomiast wartos¢ oczekiwana macierzy C jest réwna

EQ = (m-)Q-DL, .

(ke g) - Lo Lo+ Xs
Maclers Tm—J{T=7T C me wiec roskiad Wisharta

v (mrry £ae en @),

Powyzsze wyniki wygodnie jest przedstawié tak jak w tabeli 1.

Wobec tego

Tabela 1
Macierze | Wartosci oczeki-|
Analiza | Zmiennosé Liczba stopni| sum kwa- wane macierzy
swobody dratéw i | $rednich kwadra-
iloczyndw | téw i iloczyndw
Wielo-
gmienna | MieJscowosci m-1 A IE + ch + liA
Lata 1-1 B iE + ic + mIB
Miejscowosci
e lata (m=1) (1-1) c L + Lo
Jedno- | py.q m1(p-1) (k=1) E
zmienna 4 p - IE
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Nalezy zasuwazyé, Ze macierze A, B 1 C wyliczane sg przy
traktowaniu wynikéw jako obserwacji wielowymiarowych, podczas gdy
macierz E obliczana jest z analiz przeprowadzonych dla poszcze-
g61nych doswiadczen przy traktowaniu wynikéw jako obserwacji jed-
nowymiarowych (patrz takze uwaga na poczgtku rozdziaiu). Z tych
wzgledéw 1liczba stopni swobody dla biedu nie jest poréwnywalna
z liczbami stopni swobody podanymi wyzej w tabeli 1.

4, Testowanie hipotez

Przed przystapieniem do testowania hipotez wprowadZmy naste-
pujgce oznaczenia:

!gx1 = [1’ 1’ evey 1]’

!%)K(P") a[!].." 22, seoy Ep_1]’
gdziem (k =1, 2, ..., p-1) jest wektorem wspéezynnikéw k-tego
z (p-1) interesujgcych nas kontrastéw migdsy odmianami, co ozna-
cza, %e zachodzi réwnosé moM, = O

Z tabeli 1 jest widoczny sposéb budowy odpowiednich testéw do
sprawdzania kole jnych hipotez.

1. Hipotezge o braku réiznic migdzy mie jscowosciami pod wzgle-
dem sumaryeznych plonéw odmian mozna zapisaé¢ w postaci

Ho,a * Bo &y o = O-
Do zbudowania odpowiedniej funkcji testowej potrzebne sg na-
stepujgce wielkodci

A =y
8S, = my A m, MS, = =7
. 2k
SSg = mC mg e = mn-n
Funkcja testowa F = ﬁs; ma przy prawdziwosci hipotezy HO,A roz-

kiad F z (m-1) i (m-1)(1-1) stopniami swobody. Hipotezg Hy , od-
rzucimy na poziomie istotnosei o gdy F > Foup_q,. (m-1)(1-1)°

2, Hipoteze o braku réznic miedzy latami pod wzglgdem suma-
rycznych plonéw odmian zapiszemy w postaci

Hy,p * B Lp Bo = O
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Hipoteze te weryfikuje sie analogicznie jak w punkeie 1 z tym, Ze
nalezy zamiast macierzy A dla miejscowosci wstawié macierz B dla
lat, za§ licgzbe pozioméw dla mie jscowosci zamienié s liczbg po-
zioméw dla lat czyli m zamienié z 1,

3., Hipotezg o braku interakcji miejscowosci 2z latami pod
wzgledem sumarycznych plonéw odmian zapiszemy w postaci

Ho,c * BoJo B = O
Jesli przyjmiemy nastepujgce oznaczenia
: SSg
SSg = my C my MS; = m=1)(1-1
J SSg
SSg = my E m, MSg = ZTTE-1) (b=

MS
to funkcja testowa F= lBg ma przy prawdziwosci hipotezy HO ¢ roz-
E

ktad F z (m=1)(1-1) 1 ml(p-1)(k-1) stopniami swobody. Hipoteze¢
Ho,c odrzucimy na poziomie ot jesli

P >Fo (m-1) (1-1) ,m1(k=1) (p-1)°

4. Hipoteze o braku inierakcji miejscowosci 2z odmianami za-
piszemy w postaci

By av * Mg Lr K =0
Jako kryterium do sprawdzania tej hipotezy siuzy statystyka A
Wilksa (por. [12]).
Wprowadzajgc macierze
Sy=M; AN,  S;=M/CN,
typu (p-1)<(p-1) mozna zapisaé statystyke /L jako iloras

A e
|34 + Scl

Dla odczytania wartosci krytycznych z ogélnie dostepnych ta-
blic statystycznych koniecgne jest odpowiednie przeksztaicenie sta-
tystyki /\_ . Mozna tu wykorzystaé przyblizony test F zaproponowa-
ny przez Rao [9], dla ktérego funkcjg testows jest

Sy R 7 el L Ll
ga N/s”

(4.1) F =
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gdzie

412 2

n’ = (m=1) (1-1) -2-'%:-"’ 8’-V-(E—]J-2-(ml—§4—-o

(m=1)%+ (p=1)° - 5
x..(a-_u.(.gﬂ)-_z, . e Ty "

Statystyka F ma przy prawdziwosci hipotezy BO, Av ™ przyblizeniu
rozktad F z gu i (m“s” - 2X) stopniami swobody. Hipotezg By av
odrzucimy na poziomie istotnosci o jesli F ., > Fo&,gu,m's' - 22%

5. Hipoteze o braku interakcji lat z odmianami jest naste¢pu-
jgca:

Ho,pv * M1 ZLp ¥y = O

Testowanie tej hipotezy jest analogiczne jak hipotezy HO,AV z tym,
ze przy tworzeniu odpowiednich macierzy do testu zastgpujemy ma-
cierz A macierzg B oraz zamieniamy m z 1.

6. Hipoteze¢ o braku interakcji miejscowosci z latami i od-
mianami moZna zapisaé w postaci

Ho,ov ¢ ¥ Lo ¥, = O
Jes$li przyjmiemy nastepujgce oznaczenia
Se = M,CM,, Sg = 4, B,,
| Sgl
./\.. |§C + -El =

Wéwczas w funkcji testowej (4.1)

to

n” = ml(k-1)(p-1) - &= -2 =<,

[(m=1) (1-1)] 2 (p-1)2 - 4

»

= ’ = - 1
[(m-1) (1-1)] 2 + (p-1)° = 5 G
x,.(m.)_u:li.(n:ﬂ;%. g = (m=1)(1-1).

7. Hipoteza o braku zréznicowania odmian jest nastgpujgca

HO,V H !1//‘_". o.
Wxagciwym testem do sprawdzania tej hipotezy jest test T2 Hotel-
linga (patrz [6]). Aby zbudowaé statystyke 2 musimy wykonaé sze-
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reg pomocniczych obliczed. Niech

px1

*1-1 9= L3 -

Wektor y =~ ma rogkad NS&’ n-@]iZ) , gdzie
LPP 1Ly +nldp+ Lo +Lp -
Dokonujemy teraz przeksztatcenia wektora y . Wektor 1?5?'1)"1 =
= M7 7 ma rozkad NS&!, I—n&&), gdzie
#!(9-1)“ o ﬂ;(& ,

I1 (P-ﬂX(P'ﬂ - !;2!;1.
Macierz 21 mozna zapisaé w innej postaci:
Ly =Wy, =YL, +uly +Lo +Lp K =
¥ Eg tmfy L) My o= LM X My o+ om M MMM

Eghr MjA M) + B(ply BB K,) - By 4y S M) =

E(zly 8)) + B(rly S) - Bty S0 -
Nieobcigzong oceng macierzy I1 Jjest

”~,
, 1 1 . 1
Ly = FT St T S - T o -
7 powyzszego wzoru widaé, Ze nie mozna zbudowaé doktadnej statys-
tyki ‘1‘2. Zatem do sprawdzania hipotezy HO,V skonstruujemy przy-
blizong statystyke T2 Hotellinga.
Macierze §-A' §B’ _.‘:}c 83 niezaleine 1 majg rosktad Wisharta

R L T e

o7 S5~ Wigtr K L, ¥y» 1-1)

=N &~ ¥ (g 7T 4% ye (=) -1).

Przyblizamy rozklad macierzy Z rogkladem Wisharta W(— $1, v )s
gdzie vV okreslimy z warunku, Ze 2 . ¢ W(—$1,v) beda mialy jed-
nakowe wariancje i kowariancje (one maja juz te samg wartosé o=
czekiwang). Przy obliczaniu liczby stopni swobody korzystaé be-
dziemy z nastepujacego twierdzenia (patrz [10]):
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Niech 2 ~ w(i, k) 1 niech L bedzie ustalonym wektorem. Wie-
dy Lz L*'o‘% xz(k). gdzie o’% =L'YL.
Stad dla ustalonego wektora 2(p—1 )x1

gdzie d%,q = LM M, L.

Wéwezas 2(16% )2

v (st g ) - 20
2 2
var (1 62, 30an) - 2okl
#(42 0t
Var (mdi,h Xz((m-1)(1-1))) = m&v ’

1,2 .2 2(62.9)2
v“('\TdL.q)((")) - e

Poréwnujac powyzsze wariancje otrzymamy

282 )2 2(1621 )2 pinde Bt Loop(g® )2
"_‘I\')S_' m=1 ettt e -"13‘(1"'—')‘1

(62 )2

162 0% @eZ 97 &2 2
m-1 +_Il'1‘—*'('4ﬁ_)'m-1 11

Bkad v =
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Zatem ocena v jest réwna

. (32 1%
ey _TETL' + '(n-1'h§-' )

gdzie "
8= V(8 & - TR &) 2

(4.3) "
mGf 4= L'y 89 L »

820t (wiher &) & -

Na podstawie powyzszych rozwazari przyblizong statystyke !l'2
mozemy zapisaé nastepujgco:

Tz N ml(l?'.) ’(21)-1 (£..) .
gdzie ~

1 1
Li=mrSatrrSs- '(_n-d'(f_)-ﬂ Sc-
a 2
‘-’—;B-]fa %— ma w przyblizeniu rozkiad F z (p-1) 41 (V-p+2)

stopniami swobody i parametrem niecentralnosci

5o (D K
Hipoteza !{# = 0 jest odrzgucana wtedy i tylko wtedy, gdy

Wéwczas

~ 2
y=p2 , I_ 5 p A .
p-1 ) oy P=1,v=-p+2

Nalesy jeszcze rozpatrzyé przypadek szczegélny, gdy hipotezy

interakeyjne Ho AV lub Ho By Ba& prawdziwe, gdyz w tym przypadku
’ L

mozna skonstruowaé doktadng statystyke '1'2 Hotellinga. Gdy hipote-
za Ho’ AV jest prawdziwa, to wéwczas otrzymamy nastgpujgce intere-
sujace nas elementy do konstrukcji statystyki TZ:

21'I'1:T§B’ v=1-1,

Wéwezas 1—;_2?-- {-;- ma rozktad F z (p-1) 1 (1-p+1) stopniami swo-
body i parametrem niecentralmosci & = 1M, (Mg La !l_4|)'1 T
Analogicznie przebiega testowanie, gdy hipoteza HO.BV jest praw-
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dziwa. W tym przypadku

Z1'm- =T 34 » Ve=m-1.

Natomiast, gdy prawdziwe sg hipotezy Ho’ AV i HO.BV to

21 = m-1 -1 §C’ O. (m'1)(1'1)o

5. Kontrast maksymalny

Przy testowaniu hipotezy u1 /w O istnieje problem okresle-
nia wektora L przy obliczaniu przyblizonej liczby stopni swobo-
dy V. Proponujemy tutaj nastepuigce rozwigzanie tego zagadnienia,

Odrzucenie hipotezy !1' Ak = O nastepuje (takze) wtedy i tyl-
ko wtedy, gdy dla conajmniej jednego kontrastu \P zachodzi nierdéw-
noéé

-p..,g q)a
~ ) P s v_ 2 ’
(P-1)0 v ’p 2 &
gdzie
V= ey ~ MY
pPrzy czym

Y=nM e b= @M, a@, L, )

vl b

Nieobcigzong ocenq,G‘tyz Jest

- E&éiﬁ .

Zatem zamiast testu T2 Hotellinga mozna stosowaé test S Schef-

te ‘go ([11]) L i
VERAE" o
(p—1)0 %7? % Fo, p-1 V=p+2 °

Wobec tego nalezy znaleéé taki wektor h, ktéry maksymalizuje wy-
razenie (patrz [ 8])

Wektor o tej wtasnodci oznaczaé¢ bedziemy w dalszym ciggu przez
gm“ . Natomiast \|J Sz ™ En'm.x !1' (L_,_L nazywaé bedziemy kontrastem
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maksymalnym. Wektor gmx wyliczamy z uktadu réwnai

Lib-wg.. .
Wéwezas
(5.1) Baax * Ll Iy 2 o0
N,
Stad Vpo. =mlyl.M (X7 g... .
Na podstawie powyzszych obliczed test S Scheffe ‘go przyjmie postaé
Ve é - .
(_ﬁ%ml Lo l-'1(21) Ty > Fotyp-1,9-ps2 *
gdzie ) Jest okreslone wzorem (4.2), przy czym za wektor L prayj-
miemy wektor h . Wektor M, by ays tzZn. wektor wspélczynnikéw ma-
ksymalnego kontrastu przyjmuje te same wartosci dla kazdej dowol-
nej macierzy !_1 tego samego rzedu (w tym przypadku rzad ten wyno-
si p-1).
Jesli dla niektdérych kontrastéw interesujgq nas przedzialy uf-
nosci, to wtedy mozemy okreslié przedziax ufnosci Scheffe ‘go

Y -585< y<P + 585

>E>
1

2

gdzie S° = N Fos.,p-1,$-p+2 ’

Przy czym przy obliczaniu 9V we wzorach (4.3) za wektor M, L na-
lezy przyjgé wektor wspélczynnikéw danego kontrastu. Analogicznie
przebiegajq rozwazania w przypadku szczegélnyni, gdy hipotezy HO.AV
1ud HO,BV 84 prawdziwe, z tym, Ze za PO i v przyjmujemy odpo-
wiednie elementy jak przy testowaniu szczegblnego przypadku hipo-
tezy M L= 0.

Znalezienie wektora maksymalnego kontrastu (g, gmu) okazuje
si¢ réwniez bardzo przydatne do oceny wartosci poszczegélnych od-
mian, Zauwazmy bowiem, zZe maksymalny kontrast przypisuje poszcze-
g6lnym odmianom takie wspStczynniki, ktére dajg najwigksze linio-
we skontrastowanie tych odmian. Przy tym na tworzenie tych wspdi-
czynnikéw wpiywajs nie tylko srednie, ale takze wariancje i kowa-
riancje. W ten sposéb wykorzystane 83 informacje dotyczsce nie
tylko wysokodei plonowania, ale takze dotyczgce jego stabilnoseci
oraz wspbizaleznoSci (podobiefistwa) miedzy odmianami. Wartosci
liczbowe wspéiczynnikéw maksymalnego kontrastu mozna traktowaé Jjae
ko pewne "wagl jakosciowe" poszcgzegdlnych odmian, natomiast znak
(+ 1ub =) pozwala zaliczyé kazdgq z odmian do grupy dobrych 1lub
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ztych. Wagi te mozna wykorzystaé przy formulowaniu zalecen doty-
czgcych doboru odmian do uprawy.

Jesli chcemy w odpowiednich proporcjach zalecaé wszystkie od-
miany z wyjatkiem najgorszej, to naleiy przesungé wspélczynniki
maksymalnego kontrastu tak, aby odmiana najgorsza otrzymaia wspdi-
czynnik o wartosci zero. Uzyskane w ten sposéb nowe wspéiczynniki
stanowié bedgq wspomniane "wagl jakosciowe". Mozna je wyrazié w pro-
centach sumy wartosci wszystkich "wag" Woéwczas w podejmowaniu de-
cyzji uprawowych procenty te mozna traktowaé jako wskazania doty-
czgce udziaiu poszczegélnych odmian na okreflonym obszarze upra-
wOowWym.

Natomiast w przypadku, gdy chcemy zalecaé tylko odmiany, kté-
re w kontrascie maksymalnym znalazly sie w grupie odmian dobrych,
to aby okre$lié propozycje uprawowe nalezy zbudowaé nowy ukiad
kontrastéw liniowo niezaleznych (maciers !_1). ktéry przypisuje
wezystkim odmianom zaliczonym do grupy odmian ziych t¢ samg war-
tosé ujemns.

Dalsze postepowanie w tym przypadku jest analogiczne do przed-
stawionego powyzej (szczegbély bedg podane w przykiadzie). W ten
sposéb przedstawione propozycje mozna interpretowaé jako pomocni-
cze wytyczne dla decyzji uprawowych pozwalajgcych oczekiwaé naj-
wyZszego sumarycznego plonu z najmniejszg jego wariancjg.

6. Badanie interakcji za pomocg skiadowych gXéwnych

W rozdziale czwartym testowane sg interakcje mie jscowodci x
odmiany i lata X odmiany. Jezeli ktérakolwiek z tych interakcji
jest istotna, to mozna dokonaé jej szczegéiowej analizy za pomocg
sktadowych gtéwnyoh (patrz [4], [7], [10]). Mozna bowiem przedsta-
wié wyniki z poszezegdélnych miejscowosci (lub lat) w postaci kon-
trastéw miedzy odmianami i nastepnie te zmienne przeksztaicié
w sktadowe gdéwne,Czgsto plerwsze dwie skladowe giéwne bedgce no-
wymi kontrastami o maksymalnej interakcji z miejscowosciami ( 1lub
latami) stanowié beda wystarczajacg informacje o réznicach migdzy
odmianami w poszczegélnych miejscowosciach (lub latach). Uzycie
tych skXadowych jako wspéirzednych umozliwi nadto przedstawienie
wynikéw dla miejscowosci (badZ lat) na wykresie dwuwymiarowym, co
uzatwi interpretacje wystepujgcej interakeji.
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Niech

P
(6.1) V= 240 0 =

gd‘ie r.1’ 2, ecey p' k'1, 2' ecey p-1,

P

;19‘) w0y (1,1, ey e

bedzie dowolnym kontrastem liniowo niezaleinym migdzy efektami
gXéwnymi odmian. Jego oceng nieobcigzong bedzie kontrast obserwo-
wany

N

F o @)
(602) q} k = Z lkr ’.?c = 'l'k loo- .

r=1

Ukzad p-1 kontrastéw obserwowanych mozna zapisaé¢ w postaci

o .- %
(603) Y- E = E = 5 looo =
¢ Bl O 3
LWP-1_ PR J e

3 k(_p-ﬂxplmz’ﬂ,

Podobnie mozna zapisaé ukZad takich kontrastéw dla kazdej z m
miejscowosci. Dla i-tej miejscowosci bedziemy mieli

3 ¥4,1.
(6.4) Yi=|: Ly, -
‘Vp-1 .1.
gdzie

Yer, =& s, -
o Macierz sum kwadratéw i iloczynéw odchyleid kontrastéw \l_"d_ od

‘i’. czyli macierz interakcji kontrastéw z miejscowosciami , moZna
przedstawié¢ nastepujgcos

N

m v
se-1L & -bd, -
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Jej wymiar jest (p-1)x(p-1). Zauwazmy, ze

m
(6.5) 8,5 =1 121 Lyy, -Ly.)yy -Lgz.) =LAL.

W podobny sposéb mozna oczywiscie przedstawié kontrasty miedzy od-
mianaml dla kazdego z 1 lat, a takze dla kazdego z ml doéwiadczeﬁ.
Oznaczajge k-ty kontrast obserwowany w J=tym roku przes \l’ k.4 °
a k-ty kontrast obserwowany w doswiadczeniu z i-tej nie;]scowogci
oraz j-tego roku przegz \V kij® mozna zapisaé odpowiednie ukZady
tych kontrastéw jako wektory

V1,15 ¥Y1,.3
(6.6) Yiﬂ = E = leia. ’ \K'J E] AE = L l,j. .
$p-1,13 Yo-1,.3

Wprowadimy maciers

m .
2 Yool olle L6 " & 2%/ @
So¢ = 12-1 ;;g('ii‘ e TSy D@y Yy, -Y D
ktéra bedzie macierzg sum kwadratéw i iloczynéw dla interakecji

rozwazanych kontrastéw 2z miejscowosciami i latami. Zauwazmy, ze
mozna jq zapisaé takize w postaci

(6.7) 556 -
W
'E ,Zﬂ‘l‘lia.' Loy, - Ly g+ Ly, )y - Ly - Ly g+ W) ®

=LCL"

Mozna sobie postawié zadanie znalezienia takich kontrastdw,

ktére wykazujg najwigkszg interakcje z miejscowosciami. Zagadnie-

nie to rozwisgzemy stosujgc analize skXadowych giéwnych., WeZmy pod

uwage macierze -S-A\T' p B §cg i 2znajdfimy pierwiastki charakterys-
tyczne réwnania wyznacznikowego

(6.8) | 84% = X S| = 0.

Aby rozwigzaé¢ réwnanie (6.8) wygodnie jest przeksztaXoié je naj-
pierw do postaci

(6.9) IR ¢ &' - az|=0

przy czym S, = R ‘R. Pierwiastki réwnania (6.9) ustawiamy w po-
rzgdku nierosngcym:

XY Ay cee Y X pge
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Dla kazdego pierwiastka znajdujemy odpowiadajgcy mu wektor cha-
rakterystyczny 3;, tzn. wektor speiniajacy réwnanie

=1 ~ g1 o =
(6.10) (R™" 8,¢ R A D g = 0.
Otrzymane wektory charakterystyczne normalizujemy. Wéwczas
X = {1 gdy k = k

e i = 0Ogdy k ¥ k° oraz
(6.11)

ol Dy 4y k = k°
g% 1s,5 g {k"’

SAP3 % Vo sy kdkt.
Przedstawiajgc réwnanie (6.10) w postaci

(6.12) (525 -2Se¢) B gf =0

zauwazmy, %e wektorem charakterystycznym speiniajgcym to réwnanie
Jest g, = R~ ax. Iatwo pokazaé, ze sg takie spelnione warunki
1gdy k = k°

(6.13) T . 4% gdy k = Kk’
USsY S =

0 gy k # k™ .

Oznaczmy przez Q= (31, gos wes 1) macierz wszystkich wek-
toréw charakterystycznych Qe | dokona;jmy nastepujecego przeksztai-

cenia _ _ .4
P 3 1=
4 L kL
(6.14) 2=9%=QLy...=|: Fissuiwingad Jooo =
11;-1.1'. l;:1
) ' n "= _I_f!x... ’
przyjmujac oznaczenie 1;9_14 = _1_:'. Zatem wektor
i g -
%2
zs=|: ¥ 'y
L Zp-1

jest wektorem nowych zmiennych zwanych skladowymi gZdéwnymi.
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Interesujace sa skladowe giéwne uzyskane z wektoréw charak-
terystycznych odpowiadajgcych najwiekszym pierwiastkom charakte-
rystyoznym.kv}\z. "")‘p-v bowiem wobec réwnosci (6.13) mozna
powiedzied, Ze kazdy pierwiastek pochlania czegéé zmiennosSci mig-
dzy obiektami. Wartosé kazdego pierwiastka charakterystycznego mo-
zna okreslié procentowo w nastegpujgcy sposéb:

-

X+ "'-+-kp-1

L4 100% (k = 1' eceoy p-1).

Tym samym mozna stwlerdzié w jakim procencie w stosunku do wszy-
stkich kontrastéw kazdy nowy kontrast wykazuje najwigkszg inter-
akcje z miejscowoiciami bgdf z latami, Biorgc pod uwage dwa pier-
wsze kontrasty (skadowe giéwne) z1 i 2z, oraz stosujac przeksztax-
cenie (6.14) mozna przedstawié rozmieszczenia poszczegélnych miej-
scowoéci (lub 1lat) na paszczyinie w ukladzie wspéirzednych 7, 1

A sA2
Z,. Ze strata informacji réwng |1 -"T* "'4"1-;;-1 100% w sto-

sunku do przestrzeni p-1 wymiarowej mozna wéwczas okreslié wza-
jemne poXozenie miejscowosci (lub lat) w przestrzeni dwuwymiaro-
wej.

7. PrzykXady

Przyktad 1. Do analizy statystycznej wzigto wyniki Srednich
plonéw nasion w q/ha pigciu odmian }ubinu 262tego: 1. Bielanski
Pastewny, 2, As, 3. Popularny, 4. Mazowiecki, 5. Pomorski Pastew-
ny z siedmiu miejscowo$ci i siedmiu kolejnych lat (patrz [5] oras
materiaty dotychczas nieopublikowane).

Srednie przedstawione sg w tabeli 2 i 3.

Tabela 2
Odni
iejscowosci _-éy 1 2 3 4 5 Srednie
Dabréwka 18,70 18,39 17,79 17,69 17,77 18,07
Wysoka Wlkp. 13,617%12,31' 11533 12,16 11,50 12,18
GXodowo 14,37 13,77 13,03 13,14 12,27 13,32
Bratoszewice 18,46 17,39 16,84 16,74 16,09 17,10
Marianowo 16,41 16,17 15,97 15,51 15,76 15,96
Cicibér 15,01 14,34 14,09 14,34 13,79 14,31
Laziska 13,14 14,67 14,30 13,64 13,87 13,92
Srednie 15,67 15,29 14,76 14,75 14,43 | 14,98
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Tabela 3

Odmiany | , 2 3 4 5 | §rednie
Lata
1961 16,41 15,14 13,47 15,04 14,31 | 14,87
1962 16,99 15,31 14,50 14,80 14,84 | 15,29
1963 11,71 15,21 13,44 14,34 13,00 | 13,54
1964 10,27 12,54 12,41 12,59 11,37 | 11,84
1965 19,90 16,33 16,53 17,01 15,28 | 17,01
1966 16,93 16,49 16,20 13,80 16,13 | 15,91
1967 17,50 16,01 16,79 15,64 16,10 | 16,41
Srednie 15,67 15,29 14,76 14,75 14,43 | 14,98

Testowanie hipotesz

1. Hipoteza o braku wpiywu miejscowosci:

3.

4.

SS, = 4750,12 2 6 stopniami swobody, MS, = 791,69

S8y = 15399,45 z 26 stopniami swobody, Sy = 427,76

F= 1O8513 Po’os = 2936' Po’o1 = 3'350

Nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy.

Hipoteza o braku wpiywu lat:
SSy = 3338,73 z 6 stopniami swobody, MSp = 556,45

SSy = 15399,45 z 36 stopniami swobody, M3, = 427,76

F=1,301% Fb'os = 2,363 FO

Nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy.

,01 - 3,35.

Hipoteza o braku interakcji miejscowosci x lata

S8y = 15399,45 z 36 stopniami swobody, MS, = 427,76

SSg = 3160,50 z 980 stopniami swobody, MSp = 3,23
,05 = 1,47
Hipoteze odrzucamy.

F = 132,640% Fo

F

0'01 = 1'710

Hipoteza o braku interakcji miejscowosci X odmiany

|§C| = 243 550 890
. = 0,721 341.
F = 0,476 z 24 1 166 stopniami swobody, Fb'os = 1,63; P0.01 =

Nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy.

|84 + Sg| = 337 636 212

= 1.980
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5. Hipoteza o braku interakcji lata X odmiany
|§c| = 243 550 890 |Sp + §Cl = 1 158 637 551
A = 0,210205.

F=2,733 z 24 1 166 stopniami swobody, Fb,OS = 1,63 Fb'°1 =

Hipotezg odrzucamy. = 1,98,

6. Hipoteza o braku interakcji miejscowosci x lata x odmiany:
|Sg| = 798 202 650 650  |S; + Sg| = 1 390 166 408 800
/\.= 0,574178

F=4,042 z 144 i 3894 stopniami swobody, Fb’os = 1,243 Fb’01 =

Hipoteze odrzucamy. = 1,36,

T. Hipoteza o braku réznic miedzy odmianamis
Poniewaz nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy o braku inter-
akcji miejscowodci x odmiany, natomiast odrzucona zostata hipoteza
0 braku interakc]i lata x odmieny, wigc jako macierzjz1 do statys-
tyki T2 przyjmujemy macierz I%T Sge
Wéwezas
™ = 21,104

i F=5,1382z 4 i 3 stopniami swobody, Fb,OS = 9,123 Fo,°1 =

Nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy. EmTT.

Kontrast maksymalny

Aby znaleZé maksymalny kontrast tworzymy najpierw ukad kon-
trastéw miedzy poszczegédlnymi odmianami a odmiang trzecig (Popu-
larny). Wektor kontrastéw oraz macierz kowariancji wynoszg dla
nich odpowiednio

0,910

. - 0,529
Bl -0,016 |’

-0,328

33,86 =0,91 3,06 4,31

g, - | 09 6,27 5,42 3,20
1 3,06 5,42 12,48 1,36
4,31 3,20 1,36 3,9
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Wéwezas na podstawie wzoru (5.1)

0’18 0’18
0,77 0,77

= skad M = ? °
%n _0’29 » q —1%&! 0'14
-0.80 -0.29
-0,80

Maksymalny kontrast Qh !nax) rozgraniczyt nam wszystkie odmiany
na dwie grupy. Do grupy odmian dobrych zostaly zaliczone odmiany:
Bieladski Pastewny, As, Popularny, natomiast do grupy odmian ziychs
Mazowiecki i Pomorski Pastewny.

Jeéli chcemy w odpowiednich proporcjach zalecaé wszystkie od-
miany z wyjgtkiem najgorsze] (Pomorski Pastewny), to wystarczy do-
konaé przesuniecia wspéiczynnikéw maksymalnego kontrastu tak, aby
wspbczynnik odpowiadajacy tej odmianie otrzymat warto$é zero oraz
wyrazié wartosé kazdego tak przeksztaiconego wspéiczynnika odpo~
wiadajgcego danej odmianie w procentach sumy wartosci wszystkich
wspbtczynnikéw. Otrzymujemy wéwczas:

0,98 24,5% | - Bielafiski Pastewny
~ 1 ’57 ey 39,2% - As
A= |0,9 A= |23,5% | - Popularny
0,51 12,8% | - Mazowiecki
| 0,00 0,0% | - Pomorski Pastewny.

W przypadku, gdy chcemy zalecaé tylko odmiany, ktére znalaz-
iy sie w grupie odmian dobrych (Bieladski Pastewny, As, Popular-
ny) budujemy uk¥ad nowych kontrastéw (Maciers M,) migdzy kazdg
z odmian 2z grupy dobrych, a wszystkimi odmianami z grupy ziych.
W tym przypadku uklad ten begdzie miaZ postaé:

2 .0
0o 2 0

M, = [0 0 2|,
-1 -1 -
-1 =1 -1

Wektor kortrastéw oraz macierz kowariancji sg dla nich odpowied-

nio:
2,164

!;!‘ono = 1 !402 L]
0,344



Analiza wynikéw serii doswiadczen 31

. 125,11  -16,48 4,39
11 = | -16,48 9,73 1,% | .
4,39 1,90 19,14
Wéwczas na podstawie wzoru (5.1)
0,048 0,096
Bpax = | ©+228|, skad Mo .o = [ 0,457 |.
-0,016 -0,031
-0,261
=0,261

Dokonujemy teraz przesuniecia wspéicgynnikéw maksymalnego
kontrastu tak, aby wspéXczynniki odpowiadajgce odmianom zaliczo-
nym do grupy ziych otrzymaly wartosé¢ zero., Ponadto nowo uzyskane
wartosci wspbéczynnikéw wyrazamy w procentach. Otrzymujemy wéw-
czas:

[ 0,357 2"(.35%-1 - Bielariski Pastewny
_ 0,718 — 55905% - As
A= | 0,229, A®-|17,60%| - Popularny
0,000 0,00% | - Mazowiecki
| 0,000 0,00% | - Pomorski Pastewny

Sktadowe wektora A® moga stanowié procentowo okreslone propozycje
co do udzialu kazdej z odmian w areale uprawnym na terenie obje-
tym badaniami.

Badania interakcji

Z dwéch testowanych hipotez dotyczgcych braku interakeji od-
mian z miejscowosciami bgdZ latami, odrzucona zostala na poziomie
istotnodci L = 0,05 tylko hipoteza dotyczgca braku interakcji od-
mian z latami. Stosujgc w tym wypadku analize¢ skiadowych giéwnych
mozemy znaleZé nowe kontrasty o maksymalnej interakcji z latami.
Mozna takZe uzyskaé graficzne przedstawienie srednich 2z poszcze-
gélnych lat na pXaszczyfnie.

Rozwigzujgc réwnanie wyznacznikowe |Spj -11§c¢|- 0, gdzie
§B¢ i §CW sg odpowiednio macierzami sum kwadratéw i iloczyndéw
dla interakcji kontrastéw z latami oraz dla ich interakecji z miej-
scowosciami i latami, otrzymujemy nastepujace pierwiastki charak-
terystyczne (w nawiasach podajemy procentowg wartosé¢ pierwiastka
w stosunku do sumy ich wartosci):
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A4 = 1,140533 (52,9%),
A, =0,768493 (35,7%),
A3 =0,191151 (8,9%),
A, = 0,054834 (2,5%),

Razem 2,155011 (100,0%).

Poniewaz 11 +.k2 = 88,6%, wiec strata informacji odnosnie zmien-
nosci migdzy érednimi dla lat przy przejsciu g pierwotnych kon-
trastéw (L) do pierwszych dwéch sktadowych géwnych (nowych kon-
trastéw ;: i ;;) wyniesie 100 - 88,6 = 11,4%. Jest to strata sto-
sunkowo niewielka, pozwalajgca wykorzystaé nowe zmienne do gra-
ficznego przedstawienia wynikéw na ptaszczyzZnie.

Dwa pierwsze wektory charakterystyczne, tzn. wektory odpowia-
dajgce najwiekszym pilerwiastkom charakterystycznym.l1 i, przyj-
mujg nastgpujgce wartosci:

4; = (0,077553 0,021552 0,062726 =-0,034247),
95 = (0,028676 =-0,043679 =-0,087536 0,083006).

Mnozgc wektory 35 i 35 przez macierz wspéXczynnikdéw kontras-
téw L uzyskamy wspéZczynniki dwéch nowych kontrastéw odmian o naj-
wigkszej interakcji z latami

17 = (0,069365 0,001323 0,027653 -0,073387 -0,024955)
l; = (0,025648 -0,044239 -0,065275 0,100628 -0.016761)'.

Dla utatwienia interpretacji wyraZmy powyzsze wspéiczynniki
kontrastéw w procentach w stosunku do odpowiedrniej sumy wspéXczyn-
nikéw o jednakowym znaku.

T: H (70'6% 193% 28:1% -74|6% '25’4%)
13+ (20,3% -35,0% -51,7% 79,7% -13,3%) .

WspéXczynniki te wskazujg, w jakim stopniu kazda z odmian uwzgled-
niana jest w danym kontrascie,

Mnozac sktadowe wektoréw lf i ;; przez sérednie dla odmian
z poszczegblnych lat otrzymujemy dla kazdego roku nastgpujace war-
tosci nowych kontrastéw o najwigkszej interakcji, ktére oznaczamy

jako Z, 1 2,1
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Rok Z1 22
1961 0,070 0,146
1962 0,143 0,052
1963 -0,173 -0,025
1964 -0,135 -0,026
1965 0,229 0,165
1966 0,229 -0,234
1967 0,150 -0,051

Majgc wspéirzedne (Z1, Z,) dla poszczegdélnych lat mosemy kazdy
rok przedstawié jako punkt na najlepiej dopasowanej ptaszczyinie.
Otrzymuje sie¢ ostatecznie obraz jak na rysunku 1. Konfrontacja
tego rysunku z warunkami meteorologicznymi wystepujacymi w latach
objetych badaniami umozliwia wZasciwg interpretacje reagowania
poszczegélnych odmian na zmiennosé tych warunkéw.

ZZ
02
61 265
062
01
" 650-6(1; 0 01 0z 5

067

°66

Rys. 1. Pierwsza i druga skiadowa giéwna



34 Caliriski, Czajka, Kaczmarek

Przyklad 2, Do analizy statystycznej wzigto wyniki srednich
plonéw nasion w q/ha pieciu odmian grochu: 1. Ceser, 2, Wiktoria
Lagiewnicki, 3, Kujawski Weczesny, 4. Wiktoria PZHR, 5. Czwartkowy
z oémiu miejscowosci i szesciu kolejnych lat (patrz [2], [3]) .
Srednie przedstawione sg w tabelach 4 i 5.

Tabela 4
N‘Eiw 1 2 3 4 5 Srednie
iejscowosci
Banaski 24.95 24,90 20,08 20,73 21,90 22,51
Radostowo 22,40 19,80 20,12 18,57 18,08 19,79
Falecin 16,97 16,72 19,02 14,00 15,58 16,46
Sobétka 20,22 16,97 20,18 17,67 15,28 18,06
Zabornia 19,07+ 19,25 19,75 15,03 15,68 17,76
CzesXawice 25,10 25,83 24,93 24,52 22,25 24,53
Wojciechowice 23,20 23,07 23,35 19,62 18,70 21,59
Majkéw 23,33 24,13 23,02 20,53 22,75 22,73
Srednie 21,89 21,33 21,31 18,83 18,78 20,43
Tabela 5
Odmiany 1 2 3 4 5 Srednie
Lata
1957 19,09 19,15 17,70 16,43 16,21 1772
1958 18,84 19,65 18,59 16,61 17,64 18,27
1959 19,16 20,55 20,08 16,31 16,36 18,49
1960 19,74 18,14 20,70 16,91 14,80 18,06
1961 22,56 20,47 21,18 18,71 18,40 20,26
1962 31,95 30,04 29,60 28,03 29,26 29,78
Srednie 21,89 21,33 21,31 18,83 18,78 20,43

Testowanie hipotez

1. Hipoteza o braku wpiywu miejscowosci:
SSA = 8503,70 z 7 stopniami swobody, MSA = 1214,81
SSg = 39500,62 z 35 stopniami swobody, MSy = 1128,59
F = 1,076% FO,OS = 2,303 F0'01 = 3,21,
Nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy.
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2,

3.

4.

5.

Hipoteza o braku wpiywu lat:

SSB = 21759,4T7 z 5 stopniami swobody, MSp = 4351,89
SS; = 39500,62 z 35 stopniami swobody, MS; = 1128,59
F = 3’856; FO’OS - 2’49' Fo’01 = 3.610

Hipoteze odrzucamy.

Hipoteza o braku interakcji miejscowosci x lata:

S5 = 39500,62 z 35 stopniami swobody, MS; = 1128,59

SSg = 3456,00 z 960 stopniami swobody, MSp = 3,60

F = 313’497' P0|05 = 1’47; FO’O" » 1'710

Hipotezg odrzucamy.

Hipoteza o braku interakcji miejscowosci X odmiany:
I§c| = 3728019016 |§.A + §c| = 13872008403

_/\_= 0,268744

F=1,834 z 28 1 117 stopniami swobody; Fb,OS = 1,573 F0,01=

Hipoteze odrzucamy na poziomie istotnosci < = 0,05. = 1,89.

Hipoteza o braku interakcji lata x odmiany:
|§c| = 3728019016, |§B + §c| = 6738546665,
A= 0,553238

F= 1,046 2z 20 1 107 stopniami swobody, Fb,OS = 1,68; F0’01 =

Nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy. = 2,06,

Hipoteza o braku interakcji miejscowosci x lata x odmianys
|§E| = 1141260857400, |§c + §E| = 2890067533200
/\ = 0,394891

F=17,159 z 140 1 3813 stopniami swobody; Fb'os = 1,243 Fb,01’

Hipotezg odrzucamy. = 1,36

Hipoteza o braku réiznic miedzy odmianami:
Poniewaz nie ma podstaw do odrzucenia hipotezy o braku inter-
akcji lata x odmiany, natomiast odrzucona zostata hipoteza o bra-
ku interakcji miejscowodci x odmiany na poziomie ok = 0,05, to za
macierz 4, przyjmujemy macierz E%T Sy
Wéwezas

1 = 99,778

F= 14,254 z 4 1 4 stopniami swobody, Fb’os = 6,393 Fb’01 =

Hipoteze odrzucamy na poziomie ot = 0,05, = 15,98.
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Kontrast maksymalny

Aby znaleié maksymalny kontrast tworzymy najpierw ukad kon-
trastéw miedzy poszczegélnymi odmianami a odmiang © najnizszym
$rednim plonie (Czwartkowy). Wektor kontrastéw oraz macierz kowa-
riancji s3 dla nich odpowiednio

3111
b 2,554
l ceee = -
L 2,527 |’

0,054

14,42 4,67 10,06 12,09
2 = | 467 8,93 2,8 4,44
10,06 2,86 32,21 13,17
12,09 4,44 13,17 18,06

Wéwczas na podstawie wzoru (5.1)

0,40 0,40

= | 0024 skad M 3 o] I
Bnax 0,09 | ’ ¢ Hiinax 0,09
-0,39 0,39
-0,34

Maksymalny kontrast (!1 gmu) roggraniczyz nam wszystkie od-
miany na dwie grupy. Do grupy odmian dobrych zostaly zaliczone od-
miany: Ceser, Wiktoria Zagiewnicki, Kujawski Wczesny, natomiast do
grupy odmian ziych: Wiktoria PZHR i Czwartkowy.

Jesli tylko eliminujemy odmiane najgorsza (Wiktoria PZHR),
to wystarczy dokonaé przesuniecia wspéXczynnikéw maksymalnego kon-
trastu tak, aby wspSiczynnik odpowiadajgcy tej odmianie otrzymak
wartoéé zero oraz wyrazié warto$é kazdego tak przeksztaiconego
wspdXczynnika odpowiadajgcego danej odmianie w procentach sumy
wartoSci wszystkich wspé¥czynnikéw. Otrzymujemy wéwczas

0,79 40,5% - Ceser
" 0,63 * 32,3% | - Wiktoria Lagiewnicki
A=]0,8], A® = | 24,6% | - Kujawski Wezesny
0,00 0,0% | - Wiktoria PZHR
0,05 2,6% | - Czwartkowy.

W przypadku, gdy eliminujemy wszystkie odmiany zaliczone do
grupy odmian zkych (Wiktoria PZHR, Czwartkowy) budujemy ukXad no-
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wych kontrastéw (macierz 1_11) migdzy kazdg z odmian z grupy dobrych,
a wezystkimi odmianami 2z grupy ziych. W tym przypadku ukiad ten
bedzie miaz postaé:

2 0 0

0 2 0
M, =| O 0 Reke +

-1 -1 -

-1 -1 -

Wektor kontrastéw oraz macierz kowariancji sg dla nich odpowied-
nio:

6,168
!1’-’-.-. = 5,05‘ ’
5,000
27,41 3,70 T,79
21 = 3’70 36902 ’5’71 .
7!79 ‘5171 94:23
Wéwczas na podstawie wzoru (5.1)
0,195 0,390
%u = 0,127 ’ Skqd !1 %ax = 0'254 Y
0,045 0,090
-0,367
-0,367

Dokonujemy teraz przesunigcia wspdiczynnikéw maksymalnego
kontrastu tak, aby wspéXczynniki odpowiadajgce odmianom zaliczo-
nym do grupy ziych otrzymaly wartosé zero. Ponadto nowo uzyskane
wartosci wspé2czynnikéw wyrstamy w procentach. Otrzymujemy wéwczas:

0,70 41,2% | - Ceser
3 0,62 o5 33;9% | - Wiktoria Lagiewnicki
& = | 0,46 &! = | 24,9% | - Kujawski Wczesny
0,00 0,0% - Wiktoria PZHR
0,00 0,0% | - Czwartkowy.

Sktadowe wektora i’ mogg stanowié procentowo okreslone propozycje
co do udziaiu kazdej z odmian w areale uprawnym na terenie obje-
tym badaniami.
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Przedzial ufnosci Scheffe 'go dla maksymalnego kontrastu Jest
okreslony nierdéwnoscisg

0,68< V¥ < 3,48 .

Badanie interakec ji

Poniewaz istotna okazala sig¢ interakcja odmian 2 miejscowos=-
ciami, zatem stosujgc analize skXadowych gxéwnych warto znaleZé
nowe kontrasty miedzy odmianami o mozliwie wysokiej interakcji
z miejscowosciami. Pierwiastki rdéwnania | S2¢ -l§c'¢,| = 0 przed-
stawiajq sie¢ nastepujgco:

A, = 0,736025 (44,9%),
12 = 0,555053 (33,9%),
1.3 = 0,200527 (12,2%),
.A4 = 0,148109 (9,0%),

Razem 1,639714 (100%) .

Widzimy, ze pierwsze dwa pierwiastki pochteniajg 78,7% calkowite}j
zmiennosci migdzy miejscowoéciami. Przyjmujemy, ze to wystarezy,
aby korzystad z pierwszych dwéch skladowych giéwnych.
Pierwiastkom charakterystyczanym 11 i 12 odpowiadajg na-
stepujgce wektory charskterystyczne:
ay = (0,048043 0,048841 -0,021540 =0,054887)
L = (0,021476 =-0,006855 =0,048833 0,070176) .
Stgd nowe kontrasty miedzy odmianami o najwigkszej interakcji
z miejscowosciami majg postad:
17 = (0,042971  0,031555 -0,042429 =-0,054859 0,022763) *
15 = (0,019209 -0,010765 =-0,042686  0,066743 =-0,032501)".
Ponizej zapisane sg wartosci procentowe tych wspéZczynnikéw
Ii: (44,2%  32,4% -43,6% -56,4%  23,4%)
13: (22,4% -12,5% -49,7%  77,6% -37,8%).

Mnozgc skXadowe wektordw _1_? i _]5 przez érednie dla odmian
z poszczegblnych miejscowodci otrzymujemy dla kazdej miejscowosci
nastepujgce wartoscl nowych kontrastéw o najwigkszej interakcji,
ktére oznaczamy jako Zy 1 Zy:
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Miejscowoéci Z, Zy
Banaski 0,366 0,026
Radostowo 0,127 0,010
Falecin 0,036 -0,238
Sobdtka -0,074 0,027
Zabornia 0,121 -0,190
CzesZXawice -0,003 0,053
Wojciechowice 0,084 -0,098
Madkéw 0,174 -0'165 -

Zz

os % &R oB
=0 0 o1 [E3
01 -
oM
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Rys. 2. Pierwsza i druga sktadowa gXéwna

Na rysunku 2 pokazane jest rozmieszczenie

Zy

wszystkich w/w

mie jscowosei w odpowiednio dopasowanej plaszczyinie. Wspdirzedny-
mi otrzymanego uk*adu sg pierwsze dwie skXadowe gtéwne, czyli kon-
trasty Z1 - L Zz. Przy interpretacji merytorycznej uzyskanych wyni-
kéw dotyczacych nowych kontrastéw miegdzy odmianami i zwizzanego
z nimi obrazu miejscowosci na rysunku 2,

czynniki charakteryzujgce

nalezy wzigé pod uwage
te miejscowoéci (np. gleby w miejsco-

wosciach, warunki klimatyczne dla tych miejscowosci). Tutej ogra-
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niczono sie¢ jedynie do pokazania metod analizy statystycznej i nie
wchodzi sie¢ w zasadniczg interpretacje merytoryczng.

[1]
[2]
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MULTIVARIATE ANALYSIS OF VARIANCE APPLIED TO THE RESULTS
OF A SERIES OF ANALOGICAL EXPERIMENTS

Summary

A mixed model for the analysis of variance in the case of
there-way orthogonal classifications, one fixed and two random,
has been presented. The model is applicable in the analysis of
experimentas of the same design repeated over several places and
years,

In the construction of the model the theory of the multivar-
iate analysis of variance has been utilized. The matrix components
of the analysis has been given and their distribution examined.
For testing the hypotheses concerning the random classifications
and their interaction the F-test is applicable, while for testing
the hypotheses concerning the interactions between the random and
fixed classifications the Wilks's _/\_ test is used. Finally, for
testing the hypothesis concerning the main effects of the fixed
classification an approximated T2-etatistic has been constructed.
The testing of this hypothesis is also discussed for special cases
of the absence of some interactions.

It has also been shown how the maximum contrast between the
main fixed effects can be found. Its particular application for
series of variety trials is indicated and its use as a mean of e-
valueting the varieties is discussed. Scheffe s simultaneous test
and confidence interval for any contrast has also been given,

It has also been shown how principal components may be used
for the analysis of the interaction between variety contrast and
places or years,



