Tadeusz Przybysz (Lublin)

POROWNANIE DWOCH PLODOZMIANOW O TEJ SAMEJ DLUGOSCI ROTACJI

l.1.Wstep

Celem niniejszej pracy jest przedstawienie metody pordéwnania
za pomoca analizy wariancji dwéch piodozmianéw o tej samej diu-
god$ci rotaciji.

Cechg charakterystyczng ptodozmiandéw jest z géry ustalone
nastepstwo wystepowania réznych ro$lin w kolejnych latach na
tym samym polu ptodozmianowym. Za podstawe do pordéwnania ptodo-
zmianéw bierze sie plony otrzymane w obu ptodozmianach z tak
zwanej rosliny testowej. Wybdr roéliny testowej zalezy od cha-
rakteru ptodozmianu. Ptodozmiany mozna pordéwnywaé wéwczas, gdy
w kazdym z nich wystepuje roélina testowa.

Doswiadczenie plodozmianowe rozpoczyna sie réwnoczegnie
wszystkimi fazami, a wystgpowanie roéliny testowej na poszcze-
gélnych polach okreéla sie za pomoca macierzy incydencji G.
Macierz G skada sie z zer i jedynek; jedynki wskazuja na
wystepowanie ro$liny testowej. Przez b oznaczono liczbe wier-
szy odpowiadajaca liczbie lat prowadzenia doéwiadczenia, nato-
miast liczba a wskazuje liczbe pél prodozmianowych. Przyklad

macierzy incydencji do pordéwnania dwéch prodozmiandw czteropo-
lowych.
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W macierzy (1.1.1) b = 4 lata, a = 8 pdél ptodozmianowych;

c = 2 oznacza liczbe wystgpienia roéliny testowej na tym samym
polu piodozmianowym w ciggu b (czterech) lat oraz d = 4 wska-
zuje liczbe pél ptodozmianowych, na ktérych wystepuje roslina
testowa w jednym roku.

Problemem poréwnywania piodozmianéw przy pomocy metod ana-
lizy wariancji zajmowali sie Yates [1954] i Patterson [1964].
Patterson zajmowal sie giéwnie metodami oceny komponentdw war-
iancyjnych. Yates w swojej pracy ograniczy* sig do pordéwnania
ptodozmianu tréjpolowego z czteropolowym; uzyskane przez niego
wyniki odnosity sie do rozpatrywanego przykladu bez wyprowadze-
nia ogélnych wzoréw. Nie sprecyzowal on wyrazZnie modelu matema-
tycznego ani zaYozen; zredukowane rdéwnania normalne przedstawii
bez wyprowadzenia. Uogdélnienie wynikdéw uzyskanych przez F.Yatesa
w odniesieniu do pordéwnania piodozmianéw o rdéznej dtugodci rota-

cji znajdzie Czytelnik w pracy autora [1976].

1.2. Notacja.
n - liczba obserwacji w pojedynczej replikacji n=a-c=bd
r - liczba replikacji

N - liczba obserwacji w catym doswiadczeniu; N = nr

Przez X oznaczamy macierz ukiadu, ktdéra moze byé podzielona
na macierze blokowe zwigzane z poszczegdlnymi parametrami mo-

delu
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X’ - macierz transponowana
N macierz kwadratowa n X n zXozona z samych jedynek

Ir - macierz jednostkowa r X r

xa, xb, Ma - macierze odnoszgce sie do pojedynczych replikacji
nxa nxb nxa

I ® Xa = iloczyn kroneckerowski macierzy
M; - uogélniona macierz odwrotna macierzy Ma

V - macierz kowariancji wektora Y
NXN

vn - macierz kowariancji wektora ¥, (wektora obserwacji
i-tej replikacji)

Pl’ Pz, PA' PB i.t.d. - operatory rzutowe o wymiarach NxN

Pa' Pb - operatory rzutowe o wymiarach nxn odnoszgce sieg do
pojedynczej replikacji
p, o, B, Y » © - wektory kolumnowe nieznanych
rxl axl bxl brx1 nxl
parametréw

e;r €, - losowe wektory bieddéw eksperymentalnych
NX1 Nx1

J,, — wektor kolumnowy ziozony z samych jedynek

N

Y - wektor obserwacji w catym doswiadczeniu
Nx 1

Yi - wektor i-tej obserwacji

nx1l

Yj - wektor sum obiektowych
Yk - wektor sum dla lat

SS - suma kwadratéw odchylen
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MS - $redni kwadrat odchyler

Oznaczenia innych symboli podajemy w tekgcie.

2.1. Model matematyczny.

Doswiadczenia pXodozmianowe mozna opisaé przy uzyciu zmody-
fikowanego modelu matematycznego split block (por. Yates [1954],
Harter [1961], Przybysz [1964, 1976]). Mamy tu do czynienia
z klasyfikacja podwdéjng AxB; role czynnika A speiniaja po-
la plodozmianowe, drugi kierunek klasyfikacji (czynnik B) wy-
znaczaja kolejne lata. Modyfikacja modelu polega na tym, ze
obserwacje nie wystepujg w kazdej podklasie AxB.

Rozwazmv model

(215 1) yijk=u+ pi+aj+eij +Bk+Tik+(pjk+eijk

p - warto$é drednia populacji

Py - efekt i-tej replikacji i =1,2,...,r
ay = efekt j-tego obiektu S S e P
By ™ efekt k-tego roku k. =1,2 e D

Yix oraz wjk - efekty interakcyjne
eij - b¥ad eksperymentalny zwigzany z poletkami piodozmianowymi

eijk - biad eksperymentalny odnoszacy sie do catego doswiad-
czenia

yijk - pojedyncze obserwacje

Przyjmujemy, Zze w modelu (2.1.1) sktadniki eij oraz eijk s3

nieskorelowanymi zmiennymi losowymi o rozk*adzie normalnym

2 2
eij-vn(o,ol), eijkv~N(0,02).
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Wszystkie pozostale skiadniki sa staiymi parametrami. Model

(2.1.1) w zapisie macierzowym przyjmuje postaé
(2e1.2) Y=JNu+xRp+an+xBa+xBRy+xABw+xle1+x2e2

Postaé¢ macierzy X zalezy od uporzadkowania wektora obserwacji

Y . Dogodnie jest przyjaé uporzadkowanie wektora Y wediug
Nx1

kolejnoéci replikacji (i), obiektdédw (j) oraz lat (k). Wtedy

macierze blokowe mozna wyrazié w postaci iloczynéw kronecke-

rowskich.
Ex.1.3) XR = Iﬂg‘Jn
Nxr
(2.1.4) xa = Jr®Xa = Jr® Iag Jc
’ Nxa
(o L xb = JrG)xb

Nxb

Macierz xb okresla sie za pomoca transponowanej macierzy in-

cydencji G’ w nastepujacy sposdéb:

1. Macierz xb ma n wierszy i b kolumn

2. W kazdym wierszu macierzy x5 wystgpuje tylko raz jedynka,
pozostate elementy sg zerami

3. Miejsce jedynki w pierwszym wierszu macierzy Xy pokrywa
sig¢ z pierwsza jedynka macierzy G’

4. Jedynka w drugim wierszu macierzy X, wystepuje w tej ko-
lumnie, w ktérej wystepuje aruga jedynka w pierwszym wierszu
macierzy G’

5. Po wyczerpaniu jedynek z pierwszego wiersza macierzy G’
przechodzimy do wiersza drugiego; postgpujemy tak az do wy-

czerpania wszystkich wierszy macierzy G’.
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(2. 1:6) XBR = Irgxb
Nxbr

(2.1.7) xAB = JrG In
Nxn

(2.1.8) X1 = Ir® Xa
Nxar

(2.1.9) X2 = IN

Macierz kowariancji V wektora Y wyrazi sie wzorem

% oLy 2 T
(2.1.10) VoS Oo1XX] +05XX) = T @V,
NXN
g 2
(2.1.11) Vp = 011, @ By + o3I

Po kolejnych przeksztatceniach otrzymujemy

Vn 2 Irae

Macierz kowariancji V jest peinego rzedu (por.Seber [1966]) v

mozna zatem wyznaczyé macierz odwrotng s

s P
vil=1 ev
02+02)- 02
s L 1 o= o)
(2.1.12) vV " o= I . ®
B o§(ccf+o§) ra FIe e

=199 Tl
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2.2. Réwnania normalne.

Celem oszacowania nieznanych parametréw postuzymy sig meto-
da najmniejszych kwadratdéw. Rdwﬁania normalne dla modelu
(2.1.2) przyjmujg postaé (por.Searle [1971]).

(2.2.1) x'vl x0=x'v!y

Przez © oznaczyliémy wektor nieznanych parametrdéw; przy czym
Ey = [l ptital SV &y spl

GXéwnym przedmiotem analizy wariancji jest wyznaczenie ocen
efektéw ptodozmianowych 51 i 62, ktére wyrazajg sie poprzez
oceny % wektora a.

Z tego wzgledu zajmiemy sie gidéwnie wyznaczeniem oceny wektora
@ . Spos$rdéd réwnan (2.2.1) rozpatrzmy szczegéiowo tylko te,
ktére odnoszg sie bezpodrednio do wektora a .

Réwnania te przyjmuja postad

ter—lo A tim L. A P | o
(2.2.2) xviad + v + xVIX 8 + XV :%3 +

1 1

Pt A ~r '\=l-
+ XAV xBRY + XAV XABm XAV Y

-1_ A -1 -1, A -1, A =1 A
A 1 A xRﬁ + XEVTUX0 4 XIVOUXGB 4+ XAV XY 4+
-1, A -1
+ XéV X, 0 = XéV Y
'AB

Po wykonaniu zaznaczonych dziatan otrzymamy dla pierwszego
réwnania (2.2.2)
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= e

’ = —_—
XV Iy = 2 P
¢ o, s 0o
x'v iz = R J@®J!
A R 2 2 a s
C 01 + 0'2
A iy SRR S
A A 2 2 "a
c 01 + 02
et % r ’
XV Xg = 2 5 &
(o] 01 + 02
Ty | R i r ’
A 2 7 9,86
(o] 01 + 02
R § - 1 2
LV Xppt. oy ey LS &l
(o] ol L, 02
-1, _ 1
XAV Y = 3 3 Yj
C 01 + 02

Analogiczne dzialania wykonujemy dla drugiego réwnania (2.2.2)

Oty = —— 3
XB N (o] Of + 02 b
W iX w d J.® J’
XpV "X 2 2 WP I,
Crgaa g
1 2
sl - r
nV &5 = e L
of R 23

rxév'lxb

gl
<
o
"
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xﬁv XAB rx1'>Vn

Z modelem (2.1.2) zwiazane sa nastepujace restrykcje, ktdére

naktadamy na parametry

Jlp =0, J'8 = o, Jig =0

X i = 0 dla kazdego k oraz Ex = 0 dla kazdego 1i.
i ik X ik
L 9., = 0 dla kazdego k oraz £ 9., = 0 dla kazdego j.
3 jk k jk

Przy sformulowaniu restrykcji dla efektdw ?5x trzeba zauwazyé,
ze w danym roku k wystepujg tylko niektdére skiadniki 05k nie
obejmujace wszystkich wartoéci j; to samo mozna powiedzieé o

efektach wjk dla ustalonego poziomu 3j. Jefli zatem piszemy

L osp = 0 to rozumiemy, ze suma ta rozcigga sig tylko na te

3 J
wskaZniki Jj, ktére wystepuja dla ustalonego k, analogicznie

i @5k = 0 dotyczy tych k, w ktérych wystepuje ustalony

obiekt "j". Taki wybdr restrykcji wynika z charakteru modelu,
pozwala on uzyskaé jednoznaczne rozwigzania ukladu réwnaf nor-
malnych. Mozliwe jest réwniez podejécie ogélniejsze - poprzez
reparametryzacje modelu (2.1.1).

Podstawiajac do ukiadu (2.2.2) w uzyskane wyniki przeprowadzo-
nych dziatad na macierzach oraz uwzgledniajac restrykcje otrzy-

mamy ukiad
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EC A re X A 1
J_ U + X, a + G'B= Y
2 2 Ya 2 2 A L] 20D 3
c oy + g5 c oy + o, ccl+02 col+o2

(2.223)

= e S e e KR SRR
Z uwagi na to, ze macierz xb nie wyraza sig¢ w postaci iloczy-
nu kroneckerowskiego, dziatania obejmujgce te macierz muszg byé
wykonywane oddzielnie dla kazdego schematu eksperymentalnego.
Eliminujgc z uktadu (2.2.3) nieznany parametr 9 oraz ﬁ
otrzymuje sie tak zwany zredukowany ukfad réwnan normalnych dla

wektora a w postaci
(2.2.4) M 4= Q

Jest godne podkreélenia, ze uktad (2.2.4) nie obejmuje niezna-

nych wariancji of 51 og, tak wiec ocena wektora 4 nie zalezy

2 2
od o, i Oy
Macierz M wyznaczamy z nastepujacej relacji
axa

M=r Ma

gdzie M, daje sie przedstawié jako
axa
‘(2.2.5) M =X'X -16G=c1I -21gg
ity a a®a  d d
Natomiast wektor prawych stron Q wyraza sie wzorem

axl

Sy L _l,
a G XBY =¥, 3 G Y

(2.2.6) Q = X!y 3

Macierz Ma jest macierza osobliwg, dlatego do jednoznacznego

rozwigzania uktadu (2.2.4) nalezy doZgczyé restrykcje Jéa = 0.
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Do ogélnych rozwazan wygodnie jest przedstawié rozwigzanie ukia-

du réwnai (2.2.4) przy uzyciu uogélnionej macierzy odwrotnej M;.

Wektor ocen @ wyrazi sie wtedy wzorem

(2.2.7) 2=2M @

=

Wektor a daje oceny wektordéw obiektowych dla calego ekspery-
mentu z uwzglednieniem wszystkich replikacji.

Do wyznaczenia w analizie wariancji sumy kwadratéw odchylen
dla tak zwanego pierwszego btedu potrzebne sa réwniez oceny
efektéw obiektowych wyznaczonych dla kazdej replikacji oddziel-

nie. Jezeli przez a; oznaczymy wektor nieznanych efektdw
axl

obiektowych dla i-tej replikacji, wtedy oceng 91 otrzymamy

z nastepujacej relacji
(2.2.8) q, =M o

Wektor Qi wyznacza sie oddzielnie dla kazdej replikacji ze
axl
wzoru

Q; = X¥; - FE'RY,
Macierz Ma ma te samg postaé i nie zalezy od replikacji.

3.1. Sumy kwadratéw odchylen.

Podstawg do przeprowadzenia analizy wariancji dla modelu
(2.1.2) jest podziat ogélnej sumy kwadratéw odchylen SSy ’na
sktadniki zgodnie z tozsamogcig (por.Yates [1954] , Patterson
[1964]) .

$3.1.1) ssy = SS_ + SS

R + SSB = SSBR + SS

+ SS1 S 582

A AB
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Wzory rachunkowe na poszczegdlne sumy kwadratéw przyjmuja postaé

(3.1.2) ss, = % = % Q'M

r r
) : -A'g = 0., - L o'M”
(3.1.3) ss, = ¢ 8y o; -d'0 =z QiMoo - 2 Q'MQ

[

Pozostale sumy kwadratéw odchyler oblicza sig w zwykly sposéb

2
VR
S§. = e
R n nr
2
g, e o
ss. = = ke
B dr nr
(3154) 2
p D 1 4 2 2 2
gk g LAt el LR U5 Tl T L
BR d n dr nr
g5 L 48
o, = AR L . ek _gg
AB o dr A

Sumg kwadratdw SS, oblicza sie przez dopelnienie do catosdci.
Tozsamo$é 3.1.1) daje sie wyrazié za pomocg operatordéw rzu-

/

towych P jako

’ L ’ o ’ ’ ’ ’
(3% ¥.4) Y'IGY - Y'P Y YPRY+YPAY+YPBY+YPBR+

r ’ ’
s il 4 PABY i PlY G 4 PZY
Operatory P 2zwijzane s3 z odpowiednimi macierzami blokowymi X.
Korzystamy tu z nastgpujjcej relacji
(3.1.5) Plx] = x[x'x]"} x’

gdzie X jest dowolna macierza blokowg.
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Zgodnie z przyjetymi oznaczeniami

Py

1
Pyl = § By

(3.1.6) PR = PXp] PN=xR[x1’1xR]x‘R—%EN=

1 1 3
a I®E, - § By =glr I, - EI®E,

Operator Py Wwyznaczamy wychodzac ze wzoru (3.1.2)

g, 1 1 o3 TR TIRNP
B SRR TR I g IR TR T

Stad operator Pa przyjmuje postaé

A - bexg)

Nl

—1 v '—
(X, - g % 6 Mylx,
Po przeprowadzeniu odpowiednich przeksztaicer otrzymamy
(3.1.7) P, =le@ix -+x gl M [x -Lex1=LE@P

i O a"3d % TRE T R ¥ ET . a

Przez Pa oznaczyliémy operator odnoszacy sie do pojedynczej
replikacji.
Operator P, wyznaczymy biorac za punkt wyjécia wzér (3.1.3).
We wzorze tym sumowania po (;) mozna zapisaé mnozeniem krone-
ckerowskim operatora BL prz;z macierz jednostkowg Ir' tak

wigc otrzymamy

- _ -k L
(3.1.8) P, =I0®P, - P =5lrI -EI®P,

Pozostale operatory wyznaczamy analogicznie jak operator PR'

(3.1.9) Py = 54 E® %K - § By = ¥ EOF,
gdzie P, = (3 %X - i3 B



14 Tadeusz Przybysz

(3.1.10) P = %[rIr - E. 1@ P,
g | 1 ¥ vE
(3.1.11) PAB‘EEr®[In'Exbxb P_]

Do wyznaczenia operatora P2 posiuzymy sig podziatem liczby
stopni swobody dla cato$ci na skiadniki (por. Oktaba [1958])

Vg = In =ixb =in +.b =" (a=1)(r-1)

Zgodnie z tym podziaXem

2 Ty -1 L .
P= 1y d Ir® xbxl') r Er® In.F rdEr® xbxl’) Py

Po dokonaniu przeksztaXcen P, przyjmuje postad
(3.1.12) P,=3r1_ -E @I -1xx -p_]
i i = r r n d x1‘.»xb a

Zatwo udowodnié, ze formy kwadratowe SSA i Ss, sa niezalez-

ne. W tym celu wystarczy wykazaé, ze P,VP, = O (por. Graybill

A1
[1961], tw. 4.2.1)

=1
Py = FE.® P,

¥ =% Fx I.-EI®P,
vV = Ir® Vn

1 ¢ =
PAVP) = (FE,® P )1, @V, )(glr I, - E 1@ P,) =

1 L i LY
?Er[r I, - EJP,V,P = ?[r E, - EZI® P,V P, =0
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poniewaz rE, = Ei. W analogiczny sposéb dowodzi sie niezalez-

noéci form kwadratowych; SSAB i Ssy i SSgs SSB i SSBR oraz

SSA i SSR'
W analizie wariancji skZadnik SSA podlega dalszemu podzia-
Towi
SSA = SSPI + SSRe

Przez SS,, oOznaczamy sume kwadratéw odchyleinl ptodozmiandw,

obliczamy jg wedlug wzoru

2 vy
(3.1.13) sspl=a);+gp_r.T

Przez YI i YII oznaczono odpowiednio sumy wszystkich wyni-
kéw pierwszego i drugiego pXodozmianu; p jest liczbg pdl po-
réwnywanych p*odozmianéw. W przyktadzie macierzy incydencji
(1.1.1) p=4 oznacza liczbe kolumn macierzy blokowej G, 1 Gy,

macierze te lacza sie z oboma poréwnywanymi ptodozmianami.

r 4 b > 8 b
Y. =1L A L Yeart ¥ =L z L Yy
- e j=1 k ijk 12 SRy j=5 .k ijk

Operator rzutowy przy pomocy ktérego mozna wyznaczyé SSpy

przyjmuje postad

(3.1.14) Ppy = 2B, ® { i |-----f-—-—- -1l

Sumy kwadratéw SS iss;, sa niezalezne, wynika to stad, ze

P

P_,VP. = 0; dowdd tej réwnosci jest natychmiastowy.

- e §
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3.2. Wartoéci oczekiwane form kwadratowych i analiza wariancji.
Do przeprowadzenia analizy wariancji niezbedne jest uprzed-
nie wyznaczenie wartoéci oczekiwanych $rednich kwadratéw. Ko-
rzystamy tu z twierdzenia, ktdére orzeka, ze jesli wektor obser-
wacji ma rozktad z wartodcia $rednia i macierza kowariancji V

to wartoéé oczekiwana formy kwadratowej Y’PY przyjmuje postaé
(3:2:1) E(Y'PY) = tr(PV) + [Pp

We wzorze (3.2.1) przez tr(PV) oznaczono $lad macierzy, na-
tomiast sktadnik UPp jest parametrem niecentralnosci.

Do stosowania wzoru 3.2.1 wymagana jest znajomo$é jawnej
postaci operatora P, a niestety operatory PA' PB' PBR oraz

P, i P, zalezg badZ od uogélnionej macierzy odwrotnej M_

1 a

lub macierzy blokowej X Strone rachunkowa zwigzang z wyzna-
czeniem wartodéci oczekiwanych sum kwadratéw pomijamy. Uzyskane
wyniki zestawiono w tablicy 1.

Parametry 61 3 62 sg zwigzane z efektami “j nastepujacymi

wzorami

P 1 a
I a. O == L o
- 2 P j=p+1 J

Parametry niecentralnosci Ay 3 Aab przyjmuja postaé

_re(a-y) 2 2 _re(@1 i1
Ay = Ta-1)d .E 4. " ifa=1)d d'Ia
j=1
T & 2, 2 :
BT e — N 'l TR 4% B ]
‘ab = n=a-b+1 E: Tf ij T a-a-b+1 ¥ Inh‘a

Gléwnym celem analizy wariancji jest ocena istotnosci kontra-

stu
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Tablica 1., Wartobci oczekiwane $rednich kwadratédw

Poréwnanie dwéch plodozmiandw

I' Liczba stopni H Wartoéci oczekiwane
. 1 I o1
%rédto zmiennoéci | e o ' $redni kwadrat I (MS)
" T ; z 2
Replikac je ! r -1 MS, | o, + cgy +mngIlp
- - R AR N e —————— |ﬂ|||m |||||||||| ——— e o e e -
Obiekty - pola H i n-b 2
 p2odozmiancve Al el 3 U R 0 B R ALl TR I
] 1
] 2 2 2
Plodozmiany m 1 MSp, m Gy + © gy + PT(84 = 8
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P a
p 1 R

L = I

P y=13 P j=p+1 2,

Ocene tego kontrastu traktujemy jako ocene réznicy efektdéw po-
réwnywanych pXodozmiandw.

Zgodnie z tym hipoteze zerowa zapiszemy jako
3. 2:2) Hy : 8§, = 6,

wobec hipotezy alternatywnej Hy = 8,y # PE

W swoich rozwazaniach skupiamy sie tylko na hipotezie (3.2.2).
Cata analiza wariancji podporzadkowana jest temu celowi. Oczy-
widcie formalnie mozna podstawié i sprawdzaé hipotezy dotyczace
innych parametréw modelu (2.1.1). Uzyskane wnioski‘wynikajqce
ze sprawdzenia tych hipotez nie miaiyby praktycznego znaczenia
lub bytyby z punktu widzenia praktyki rolniczej oczywiste.

Takimi oczywistymi wnioskami sg z reguly istotne réznice
w planowaniu w réznych latach - wynika to ze zmiennog$ci warun-
kéw meteorologicznych; podobnie formalnycharakter miatyby
wnioski wynikajgce ze stwierdzenia istotnych réznic pomiedzy
efektami aje ktére zwigzane sg z poszczegdlnymi polami pXodo-
zmianowymi.

Hipoteze (3.2.2) sprawdzamy przy pomocy przyblizonego testu
F (Scheffe [1959]).

Funkcja testowa F przyjmeje postaé

(3.2.3) F=—R%

W mianowniku wystepuje ocena wartoéci oczekiwanej $redniego

kwadratu dla pXodozmiandw.
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Do wyznaczenia funkcji testowej F potrzebne sj oceny cf i
ag. Oceny te uzyskamy przyrdéwnujgc odpowiednie $rednie kwadraty

do ich wartosgci oczekiwanych, to znaczy

MS = E(MS)
Stad
33 M8,
oraz
Ms, =8, + 25% Gf

Po dokonaniu podstawienia otrzymamy

Zaktada sie, ze MS, > Msz; nieréwnoéé ta wynika z charakteru mo-

delu (2.1.1).

Po dokonaniu podstawier otrzymamy

2 2 (=
E(MS ;) = 63 + ¢ 8] = =gl (a=1)Ms; = (b-1)Ms,]

Funkcja testowa (3.2.3) ma przyblizony rozktad F 2z 1 stop-
niem swobody dla licznika i f stopniami swobody dla mianowni-
ka. Zgodnie ze wzorem Satterthaite’a [1946]

&
[(a—l)MS1 = (b—l)MSz]

[(a-1)ms; 1% [(b-1)ms,)?

(a-1)(r-1) ' (m=a-b+1)(z-1)

Mozna zauwazyé, ze dla sprawdzenia hipotezy zerowej dotyczacej

istotnosgci efektdw ay otrzymaliby$my doktadny test postaci

M8,

F = —=
MSy
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Wyprowadzone w pracy wzory odnosza sie do pewnej klasy do-
dwiadczerl ptodozmianowych speiniajacych okreslone warunki.

1. Poréwnujemy dwa ptodozmiany o tej samej diugos$ci rotacji -
- dfugosé rotacji oznaczono literg p.

2. W obu podozmianach wystepuje roslina testowa te samg  (c)
iloé$é razy w ciagu b lat.

3. Konstrukcje schematu eksperymentalnego, opisanego za pomocg
macierzy incydencji, wymaga, aby wszystkie numery obiektdw
j=p+1, p+ 2,...,2a drugiego ptodozmianu spotkaly sieg
z kazdym numerem j = 1,2,...p obiektéw pierwszego pXodo-

zmianu.

Przy tych zaXozeniach uktad réwnar (2.2.4) da sie rozwigzaé
bez uciekania sie do wyznaczania macierzy M;.

Wszystkie rachunki zwigzane z zastosowaniem przedstawionej
metody mozna przeprowadzié przy uzyciu programu na e.m.c. ODRA
1325, ktdérego autorka jest Barbara Jezior; program ten pozosta-
je w dyspozycji Odrodka Obliczeniowego Akademii Rolniczej
w Lublinie.
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