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Wielozmienna analiza kowariancji dla ukladéw blokowych®

1. Wstep. W niniejszej pracy przedstawiono metode wielozmiennej analizy kowariancji
dla uktadéw blokowych. Metoda ta pozwala na przeprowadzenie analizy kowariancji dla
dowolnego uktadu doswiadczalnego o dwukierunkowej klasyfikacji (przy braku interakeji)
oraz na przeprowadzenie testowania nastgpujacych hipotez: o braku regresji zmiennych
gtéwnych od zmiennych towarzyszacych i o réwnosci srednich obiektowych z uwzglednie-
niem regresji.

W rozdziale 2 podano ogodlne zatozenia wielozmiennego modelu analizy kowariancji,
natomiast w rozdziale 3 szczegétowo oméwiono analize kowarianciji dla uktadéw bloko-
wych przy jednej zmiennej gtéwnej i wielu towarzyszacych. W rozdziale 4 dokonano uogdl-
nienia na przypadek wielu zmiennych gtéwnych. W zakorczeniu przedstawiono przyktad
analizy danych doswiadczalnych pochodzacych z badan hodowlanych nad stonécznikiem.

2. Ogélny wielozmienny model liniowy analizy kowariancji. Ogélny model liniowy
analizy kowariancji wielu zmiennych rozwazany byt przez wielu autoréw (patrz na przy-
ktad [6], [S]).

Model ten mozna zapisac¢ nast¢pujaco:

2.1) Y=AT+XB+E,
gdzie
2.2) Y =1y, >, ...,yp]

jest macierza n p-wymiarowych obserwacji zmiennych gtéwnych (zaleznych), natomiast
macierz

(2.3) T=[r .1
jest macierzg ¢ x p nieznanych parametréw, przy czym q oznacza jednakowa liczbg parame-

tréw dla i-tej zmiennej gtéwnej (i = 1, 2, ..., p).
Macierz A typu n x ¢ jest macierza uktadu. Ponadto macierz

2.4) X=[x, b ...,xt]

jest macierza n t-wymiarowych zaobserwowanych wartosci zmiennych towarzyszacych
(niezaleznych), natomiast macierz

*Praca wykonana w ramach problemu weztowego 06.1.1. koordynowanego przez Instytut Mate-
matyczny PAN.

f6s]
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(2.5) B=1,.0,, - B,]

jest macierza ¢ X p wsp6iczynnikéw regresji zmiennych gtédwnych wzgledem zmiennych
towarzyszacych, przy czym B; jest wektorem wspotczynnikow regresji i-tej zmiennej glow-
nej wzgledem ¢ zmiennych towarzyszacych (i = 1, 2, ..., p).

Wreszcie macierz

2.6) E=le, e;, ..., ep] = [ey s €y 5 asm en']'

jest macierza odchylen losowych (bteddw).
Dla modelu (2.1) przyjmujemy nastepujace zatozenia:

27D E(e;) =0, E(eiez'.)=oz.l, i=1;2,...,p,

gdzie I jest macierza jednostkowa typu n x n.
Obok zatozen (2.7) odnoszacych sie do kazdej kolumny macierzy E, przyjmujemy
dla kazdego wiersza tej macierzy zalozenie, ze

(2.8) E(eh.c;z.)=2=(oii.), iLi'=1,2,..,p:h=1,2....n,

to znaczy zaloZenie, ze macierz kowariancji bigdow dosw1adcza]nych dla kazdej jednost-
ki doswiadczalnej jest jednakowa, réwna 2.

Przy omawianiu testéw i przedziatéw ufnosci bedziemy nadto zaktadac, ze kazdy
wiersz macierzy E ma ten sam wielowymiarowy rozkiad normalny N(0, 2).

Wobec (2.7),wiersze macierzy F beda wéwczas statystycznie niezalezne.

3. Jednozmienna analiza kowariancji dla uktadéw blokowych. Model liniowy (2.1)
dla jednej zmiennej gtdwnej (p = 1) i t zmiennych towarzyszacych przyjmuje postaé
3.1 y=Ar+Xp+e=[A4 X][7,6] +e.

Uktad réwnan normalnych dla modelu (3.1) jest postaci
A4 AX]r A’
(3.2) = y.
XA XXx|8 X

W zastosowaniu do uktadéw blokowych model (3.1) wygodnie jest zapisaé nastgpujaco:
(3.3) y=[L,A, 4,1 e,y +[X-11" X/n]p+e=
(1,4, Ay, X— 1t X/n] [, £, 7, 67 +e,

gdzie y jest wektorem obserwacji zmiennej zaleznej typu n x 1,4 =[1, 4, A,] jest macie-

rza uktadu typun x (1 +b + a) ztozona z wektora 1 typu n x 1 oraz macierzy uktadu

A, , typu n x b, dla pierwszej klasyfikacji (blokéw) i macierzy uktadu 4,, typun x a, dla

drugiej klasyfikacji (obiektéw), = [u, &', ¥'] jest wektorem parametréw typu (1 + b + a) x

x 1 ztozonym z parametru wspodinego u (skalara), wektora parametrow blokowych & typu

b x- 1, oraz wektora parametréw obiektowych y typua x 1. Ponadto wektor f = [8,, 8, ,
B, ]’ o wymiarach ¢ x 1 jest wektorem wspdtczynnikow regresji zmiennej giowne;j

wzglgdem ¢t zmiennych towarzyszacych, natomiast macierz X zostata okre§lona w (2.4).

Wprowadzenie do modelu (3.3) macierzy [X — 1 1" X/n] zamiast macierzy X uzasadnio-
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ne jest tym, Ze zwykle w interpretacji wynikow doswiadczenia pozadana jest eliminacja
wptywu odchylen wartoéci zmiennych towarzyszacych od ich wartosci Srednich, a nie eli-
minacja wptywu samych wartodci tych zmiennych.

Wektore = [e,, e,, ..., eN]' jest wektorem bleddw losowych. Zatozenia odnosnie

modelu (3.3) sg takie same jak dla modelu (2.1).

W dalszych rozwazaniach przydatny bedzie nastepujacy zapis wielkosci charakteryzu-
jacych uktad blokowy. Liczby replikacji poszczegolnych obiektéw zapiszemy w postaci
wektorar = [ry, r,, ..., ra]' gdzie r; jest liczbg replikacji i-tego obiektu a wielkosci blok6w
przedstawimy wektorem k = [k, k,, ..., kb]', gdzie k,. jest liczba jednostek doswiadczal-
nych wj-tymbloku(i=1,2,...,a;j= 1,2, ..., b). Oznaczmy macierz diagonalng o ele-
mentach diagonalnych réwnychry, r,, ..., r, przez R® oraz macierz diagonalna o elemen-
tach diagonalnych rownych &k, k,, ..., k, przezK ® Przez R™® rozumie¢ bedziemy ma-

cierz odwrotna do R® a przez K® macierz odwrotna do K*.

Uktad blokowy mozemy opisa¢ jednoznacznie za pomoca macierzy incydencji N, kto-
rej wiersze odpowiadajg poszczegdlnym obiektom a kolumny poszczegdlnym blokom. Za-
tem macierz ta jest typu @ x b. Element n;; tej macierzy oznacza liczbg jednostek naleza-
cych réwnoczesnie do i-tego obiektu oraz j-tego bloku.

Dodatkowo oznaczmy wektor sum obiektowych dla zmiennej gtdwnej przez v, =
= [vly, Vays o vay]', gdzie Viy jest suma obserwacji zmiennej gtéwnej dotyczacych

i-tego obiektu, oraz wektor sum blokowych dla zmiennej gtéwnej z, = [Zly’ Zyys v zby]',
gdzie z;, jest sumga obserwacji zmiennej gtownej dla j-tego bloku. Sume¢ obserwacji z wszyst-
kich n jednostek dla zmiennej gtdwnej oznaczmy przez Wy Ponadto wprowadZmy jeszcze

wektor sum u, = [wy, vy, zy]' dla zmiennej gtéwne;j.
Analogicznie oznaczmy sumy- obserwacji dla zmiennych towarzyszacych. Niech Vy =

=fv,,,vyy, ..., v, ] bedzie macierza a x ¢ sum obiektowych dla zmiennych towarzy-
1x Vax tx 4

szacych,Z , = z, x Zyyr oo ZtX] macierza b X t sum blokowych dla zmiennych towa-

rzyszacych, oraz wy = [wy y, Wy, ..., th]' wektorem sum wszystkich obserwacji dla

'

poszczegdlnych zmiennych towarzyszacych. Przez U ¥ = [w:Y, V'X, Z X]' oznaczmy ma-
cierz sum dla zmiennych towarzyszacych.
Miedzy wprowadzonymi wielkosciami mozna zauwazy¢ nastepujace zwiazki:

Nl=r=A4)1, Nl=k=A4]1,
Fl=n=K1, N=4,A4,, K’=4\4, R® = 4, 4,,
zy=A',y, Z, =A\X, vy=A'2y, LV =43%,
Uz, =w, =1'v, UzZy=wy=1V,,  u =Ay, Uy =AX

gdzie 1 oznacza zawsze odpowiedni wektor ztozony z samych jedynek.
WprowadZmy jeszcze nastgpujace macierze i wektory:
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= -6
dy —vnyK z,,

_ -5
DX = VX -~ NK ZX‘
34) . £y =zy—(wy/n)k,

Cy =Z, —k(wy/n),
No =N- rk'/n
' =R _NKPN +rr/n

Zauwazmy, ze zachodza nastepujace zwigzki: l",a’y = l'cy =0, 1'D, = l'CX =0,
2 =r, 2r=1, N0|1=0.

Przy powyzszych oznaczeniach réwnania normalne (3.2) w zastosowaniu do uktadéw
blokowych przyjmuja postaé

o ! ’ ’ ar 9 "_' .
n k r 0 u w,
5 r
k K N CX £ z,
69 | . , -
r Vy —r(wX/n) Y v,
| 0 Cy V= (wy/m)r' XX —wyw/n 6] | Xy - wyw,/n |

Rozwazany model (3.3) ograniczymy do przypadku, gdy macierz uktadu 4 jest rzedu
b + a — 1. Przy tym zatozeniu oraz przy warunkach ubocznych k' £ =7' vy, parametry u, £
iy sa estymowalne ([7]).

Zatem, po rozwiazaniu uktadu réwnar normalnych (3.5) otrzymujemy estymatory naj-
mniejszych kwadratéw dla uktadéw blokowych w postaci wektora

a7 [ w, /i ]
8.6 £ -]k (cy—CXE—Nw)
7 2@, -y |
5 ] L “’Zl;x,x Se; x.y .
gdzie
(3.7) Spx.x=XX-wywy/n-C K®Cy -Dy 2D,

jest macierza sum kwadratéw i iloczynéw dla btedu zmiennych towarzyszacych, natomiast

- ! -5 '
(3.8) Sk —Xy—way/n—CXK ¢, - Dy .Qdy
jest wektorem sum iloczynéw dia btedu zmiennych towarzyszacych i zmiennej gtownej.
Do wyniku (3.6) mozna doj$¢ na tej samej drodze jak w przypadku jednej zmiennej gt6 w-
ncj i jednej zmiennej towarzyszacej (patrz [3]).
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Stad wektor tak zwanych poprawionych srednich obiektowych dla zmiennej gtéwnej
z uwzglednieniem uktadu doswiadczalnego i regresji przyjmuje postaé

v = a > — -1
(3.9) Voopr =1+ Y =(w, /n)1 + 82(d, —Dy Sy xS, % )
Macierza kowariancji tego wektora jest
N _ -1
(3.10) Z,ypopr =(n-a-b-t+1) SS, D,
gdzie
= r 1
(.11) SS, _SSe;y "_Se;X,y S;;X,X se;X,y’

jest suma kwadratow dla btedu z uwzgiednieniem regresji, przy czym SS ¢;y 0ZNACZA SUME

kwadrat6éw dla bledu zmiennej giéwnej, a macierz P ze wzoru (3.10) jest zdefiniowana jako

(3.12) 6 =0+2D, 5., D\ R

Jezeli interesuje nas kontrast ¢ = s’ v, gdzie s jest wektorem odpowiednich wspétczynni-
kéw, wtedy biad standardowy tego kontrastu jest postaci

(3.13) ' s, = n—a-b-t+1)" SSes'SZs.

Testowanie hipotezy Hﬁ : B = 0. Uwzglednienie wptywu zmiennych to-
warzyszacych jest zbgdne, jezeli f = 0. Chcac sprawdzié te hipoteze, musimy znaleZ¢ od-
powiednig sume kwadratow do jej testowania. Sume te uzyskujemy jako minimum przy
warunku B = 0 odpowiedniej formy kwadratowej, to znaczy jako

(3.19) min[y-Ar-Xflly-Ar-XB] =
=0

Stad funkcja testowa dla testowania hipotezy § = 0 jest postaci ([6]),

SS
_n-a—-b-t+1 8
(3.15) F= 7 SSe’
gdzie
= 1
(3.16) SS SeXySeXXSeXy

natomiast suma kwadratéw SS, jest taka jak zdefiniowano w (3.11). Funkcja (3.15) ma
przy zatozeniu prawdziwosci hipotezy HB rozktad F z t i n—a—b—1t+ 1 stopniami
swobody.

Testowanie hipotezy Hy - v = 0. Dla sprawdzenia hipotezy H_:y = 0 na-

lezy zminimalizowaé forme kwadratowa ze wzoru (3.14) przy warunku y = 0. Otrzymana
wlwczas suma kwadratéw dla testowania hipotezy vy = 0 jest postaci ([3]):

(3.17) S, =d, $2d, +S5,,

(d !ZD +S

eXy)(D 2D, +SeXX)'1(d .QD +SeXy)
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Stad odpowiednia funkcja testowa jest

(3.18) an—a—b_z+1.SSY—SSe.
' : a—1 S5

e

Funkcja (3.18) ma przy zatozeniu prawdziwosci hipotezy H rozktad Fz(a - 1) i
(n—a— b -t + 1) stopniami swobody.

4. Wielozmienna analiza kowariancji dla uktadéw blokowych. Wielozmienny model
analizy kowariancji (2.1) w zastosowaniu do uktadéw blokowych przyimuje postac

4.1 Y=[1,4,,4;,, X - 11" X/n][u,E",T,B] +E.

W poréwnaniu z modelem (3.3) wektor y zostat zastapiony macierza ¥ (wzor (2.2)), wek-
tort = [u, £, y'| zostal zastapiony macierza T = [u,Z', ") typu(1 + b +a) x p,
gdzie u,& i I'sa uogdlnieniami parametréw y, £ i y z modelu (3.3) na p zmiennych. Row-
niez wektor wspdlczynnikOw regresji B zostal zastgpiony macierza B podana w (2.5), nato-
miast wektor e zastapiono macierza E (wz6r (2.6)), z zatozeniami (2.7) i (2.8). Macierz
uktadu A oraz macierz zmiennych towarzyszacych X pozostaja bez zmian. Wiadomo, Ze
kazde zagadnienie testowania hipotezy jednozmiennej mozna uogdlnié na przypadek wie-
lu zmiennych, zast¢pujac sumy kwadratéw dla btedu i hipotezy przez ich uogdlnienia ma-
cierzowe i nastepnie stosujac odpowiedni test wielozmienny (patrz [1]).

W zwiazku z powyZszym wypiszmy dla modelu (4.1) interesujace nas macierze sum
kwadratéw i iloczynéw. Macierz sum kwadratéw i iloczynéw dla btedu zmiennych towa-
rzyszacych 8., , pozostaje jak w B.7D.

Macierz sum iloczynéw dla btedu zmiennych towarzyszacych i zmiennych gtéwnych
jest postaci

! , -5 !
- (4.2) Spxy =XY—wywy/n—CyK® Cy -Dy 2D,

gdzie wy, €, i D, sg odpowiednimi uogdlnieniami na p zmiennychw , ¢ id (patrz
pe by 10y p & fyr €y 14y AP

(3.4)).

Macierz sum kwadratow i iloczynéw dla btedu z uwzglednieniem regresji, bedaca
uog6lnieniem odpowiedniej sumy kwadratéw dla btedu (3.11) jest rowna
- 1
(4.3) Se_se;Y'Y‘s XYS:'XXseXY’

gdzie Se,y y oraz §,. Xy 58 uogdlnieniami na p zmiennych odpowiednio sumy kwadratéw
SS,. » i wektora § 2 X5 Macierz sum kwadratow i iloczynéw dla testowania hipotezy

Hy: B =0, bedaca uogdlnieniem sumy kwadratow (3.16), jest postaci:

(4'4) s seXYs:’XXseXY’

natomiast macierz sum kwadratdw i iloczynéw w regresji dla hipotezy H.: I' = 0, bgdaca
uogdlnieniem sumy kwadratéw dla hipotezy w regresji (3.17), jest postaci

(45) S =Dy 82D, +S,, , -

~ Dy Dy + 8, ) Dy Dy + 8, Dy RDy 4S5, )
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Przy pomocy okreslonych w (4.3), (4.4) i (4.5) macierzy sum kwadratéw i iloczynéw
w regresji, mozna dokona¢ testowania hipotez Hp i Hj..

Hipoteze H,: B = 0 testujemy przy pomocy statystyki
B 2 przy p

1
_mpou 1457

?

(4.6) F

pt Allglf'
gdzie
A - ISeI ) |Se| ,
B lSe+SBI' ISe;Y’yl
natomiast
p-tt+l . /PPt —14 2, 2
m=n-a-b-t+]-"—r—r, =y —— gd + 2 #£5;
n-a > f R gdy p
P2,
! 4

W przypadku, gdy co najmniej jedna z liczb p, ¢ jest réwna 1 lub 2, to f przyjmuje po-
staé¢ f = min (p, t) i statystyka F okre$lona w (4.6) ma pod hipoteza H p doktadny roz-
ktad F. W pozostatych przypadkach funkcja F ma przy prawdziwosci hipotezy H g W pIZYy-

blizeniu rozktad F z pt i mf — 2l stopniami swobody. Oznacza to, Ze hipotez¢ te odrzuca-

my wtedy i tylko wtedy, gdy F> Fa,pt mf—-2I

Hipotez¢ Hp.: I' = 0 testujemy przy pomoty statystyki

_Allf
@7 _mp—a 1A :
) pla-1) 1/f
Ar
gdzie
|8 |
N=—-=,
r lse+s11l
natomiast
2 2
—p_ p-at2. S JPe)T A 1) s
m=n-a-b-t+l-—t—5—"; f p2+(a_1)2_5gyp (@—1)"#5;

I=p(a—l)—2
—_—

Statystyka (4.7) ma przy prawdziwosci hipotezy H oW przyblizeniu rozktad Fz p(a@ — 1) i
mf —21 stopniami swobody. )

Oszacowan macierzy B nieznanych wspétczynnikéw regresji zmiennych gtéwnych
wzgledem zmiennych towarzyszacych oraz macierzy parametréw I" dokonuje si¢ przez
zastapienie we wzorze (3.6) wektora y macierza Y. Sq one odpowiednio postaci:
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A

= ¢!
(4.8) B= se;X,X se;X,Y’
4.9) Ir= .Q(DY -D, B).

Stad macierz poprawionych srednich obiektowych wzgledem uktadu doswiadczalnego i
regresji, bedgca uogdlnieniem wzoru (3.9), jest réwna

‘ v o= 1

(4.10) Ypopr - (wY/n) I+ ‘Q(DY - DX‘stz;X,X se;X, }’)'

Macierz kowariancji kazdej kolumny macierzy (4.10) jest okreslona wzorem (3.10).
Poréwnanie miedzy soba obiektéw przeprowadza si¢ podobnie jak w wielozmiennej

analizie wariancji ([4]).

5. Przyktad. Opisana wyzej metode zilustrujemy przyktadem analizy doswiadczenia
ze stonecznikiem przeprowadzonego w IHAR Borowo.

Doswiadczenie to, zatozone w rozszerzonym afinicznie rozktadalnym uktadzie bloko-
wym, zostalo opracowane za pomoca wielozmiennej analizy wariancji w pracy [4]. W wy-
niku zastosowania metody wyboru zmiennych przedstawionej w pracy 2], z rozpatrywa-
nych pierwotnie 11 cech, do analizy kowariancji jako zmienne gtéwne zakwalifikowano:

1. wysoko$¢ roslin w cm, ’

2. plon nasion w g/ha,

3. cigzar 1000 nasion w g,

4. procent tuski,

5. procent ttuszczu w catych nietupkach,

. plon oleju w g/ha,

7. procent ttuszczu w nietupkach odtuszczonych,
a jako zmienne towarzyszgce

1. Srednice tarczy w cm,

2. liczbe roslin do sprzetu.

Z dalszej analizy odrzucone zostaly zatem cechy: plon nasion w g/roéline oraz procent
roélin z odrostami. '

Stosujac dla tak wybranych cech wielozmienna analize kowariancji, uzyskujemy mozli-
wo$¢é poréwnania rodéw po wyeliminowaniu wptywu cech towarzyszacych, to jest zrézni-
cowanych wartosci §rednicy tarczy i liczby rolin do sprzetu. Oczywiscie wybor whasnie
tych cech jako cech towarzyszacych moze by¢ dyskusyjny i w naszym przyktadzie zostat
dokonany przede wszystkim dla pokazania metody obliczen. Inne wzgledy odgrywaja tutaj
role podrzedna. Jesli badacza interesuje pordwnanie rodéw bez eliminacji wptywu zmien-
nych towarzyszacych, wystarczy przeprowadzié wielozmienna analize wariancji (patrz przy-
ktad w pracy [4]).

Przy pomocy wzoréw (4.3), (4.4)i (4.5) obliczone zostaty macierze sum kwadratéw
iiloczynéw dla btedu w regresji oraz macierze do testowania hipotez Hp i Hp. Macierze te
zostatly zestawione w tabelach 1,21 3. _

Aby przeprowadzié testowanie istotnosci wspétczynnikéw regresji obu zmiennych to-
warzyszacych wzgledem zmiennych gtéwnych, to znaczy testowanie hipotezy H g B=0,
korzystamy ze statystyki (4.6). Wartos¢ tej statystyki jest réwna F = 6.144. Poniewaz jest
ona wigksza od wartosci krytycznej Foom 14,172 = 2.19, wiec badane zmienne towarzy-

(=2

s

szace istotnie wplywaja na zmienne gtéwne.
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1733.45
237.59
-383.79
-2.06
3.39
113.55
75.78

11341
161.64
139.85
5.96
-27.97
74.66
9.27

2363.51
33.32
-1238.40
329.60
-343.01
—62.90
-158.82

Macierz wspétczynnikéw regresji zmiennych towarzyszacych wzgledem zmiennych gtéwnych

© 1.0158
0.1058

TABELA 1

Macierz sum kwadratéw i iloczynéw dla btedu w regresji Se

237.59 -383.79
596.70 306.69
306.69 12603.96

14.47 94.61
-62.18 ~226.98
276.20 72.90

-3.19 -121.20

-2.06
14.47
94.61
170.23
-14.99
3.47
6.46

TABELA 2

3.39
—62.18
~226.98
~14.99
96.82
~7.58
56.85

113.55
276.20
72.90
3.47
~7.58
137.78
11.22

Macierz sum kwadratéw i iloczyndw dla testowania hipotezy H B

161.64 139.85
400.13 55.60
55.60 294.11
16.91 0.21
254.56 4.17
189.37 21.83
14.24 10.56

Macierz suin kwadratéw i iloczynéw dla testowania hipotezy H,

3332 . -1238.40
187.58 —493.66
-493.66 2202.32
—42.05 -132.08
57.03 -219.30
101.89 -279.12
50.03 -211.55

16119 1.1134.
0.9144 -0.5160

5.96
16.91
0.21
0.73
24.99
8.04
0.54

TABELA 3

329.60 .
-42.05
—132.08
169.30
-103.45
—47.65
-50.29

TABELA 4

0.0615
0.0435

-27.917
254.56
4.17
2499
213.11
102.54
-57.48

-343.01
57.03
~219.30
-103.45
195.35
71.76
129.15

0.0025
0.0419

74.66
189.37
21.83
8.04
102.54
89.69
6.61

r
-62,90
101.89
-279.12
—-47.65
77.76
69.00
57.90

0.7490
0.4429

75.78
-3.19
-121.20
6.46
56.85
11.22
88.24

9.27
14.24
10.56

0.54

-57.48

6.61

0.77

-158.82
50.03
-211.5§
-50.29
129.15
57.90
124.92

0.0840
0.0133

Macierz oszacowanych na podstawie (4.8) wspétczynnikéw regresji przedstawia tabe-

la 4. Wobec istotnosci regresji, celowe jest testowanie hipotezy Hn: I' = 0, dotyczacej

réwnosci $rednich obiektowych z uwzglednieniem regresji. Korzystajac ze statystyki (4.7)
uzyskujemy warto§é F = 14.735. Przewyzsza ona znaczenie wartos¢ krytyczna

Eoor .182,596 = 1.32; tym samym hipotez¢ Hp odrzucamy.
Macierz poprawionych srednich obiektowych wyznaczona na podstawie (4.10) jest

zestawiona w tabeli 5.



74 B.Cerankai Z.Kaczmarek

TABELA 5

Srednie poprawione siedmiu cech rodéw stonecznika

Cechy Procent Procent

Wysokos¢ |Plon nasion|Ciezar 1000 | Procent ttuszczu | Plon oleju | ttuszczu

roélin w cm {w q/roéling | nasion w g tuski w calych wq/ha | w nietup-

nietupkach kach odtu-
Rody szczonych

1 71.39 24.23 55.56 25.97 49.19 11.86 62.56
2 89.59 20.72 52.12 31.36 42.98 8.70 59.03
3 68.38 22.99 58.91 27.58 -48.82 11.21 63.50
4 73.88 22.74 59.64 29.95 46.46 10.34 61.25
5 70.23 23.01 59.02 26.86 47.61. 10.94 63.90
6 67.09 21.91 63.48 27.58 47.07 10.34 61.11
7 61.51 19.38 63.24 27.25 47.39 9.12 61.27
8 76.33 23.23 58.37 29.23 47.16 10.99 62.11
9 72.51 23.72 70.52 25.80 47.10 11.15 61.25
10 72.60 23.34 62.85 27.08 49.95 12.13 64.04
11 73.26 23.45 64.99 28.54 46.13 10.67 61.55
12 67.57 20.05 59.89 26.05 48.26 9.64 62.24
13 75.01 23.58 53.85 28.38 49.38 11.51 63.76
14 76.26 22.07 69.10 30.04 46.16 10.06 62.55
15 64.53 |. 24.39 63.87 26.55 48.08 11.65 62.63
16 63.91 22.56 55.50 26.15 49.22 11.05 63.89
17 68.68 26.63 58.44 27.78 48.47 12.83 63.38
18 67.16 22.12 50.87 29.24 48.64 10.77 62.93
19 69.83 22.16 55.63 21.77 48.08. 10.73 63.04
20 68.33 23.27 55.83 28.10 49.95 11.61 63.97
21 61.46 23.65 60.42 27.21 48.67 11.34 62.75
22 69.62 21.06 50.98 27.59 48.22 |- 10.16 63.45
23 61.82 22.04 72.32 28.50 46.00 10.19 61.40
24 62.08 2143 63.57 29.32 47.67 9.97 61.96
25 73.95 25.89 63.41 26.40 47.50 12.17 62.54
26 67.69 23.27 64.14 27.11 47.88 11.10 62.31
27 . 73.00 22.90 61.49 28.45 47.24 10.78 62.82

(Ze wzglgdu na objetosé, nie zamieszczamy w pracy tablicy odlegtosci miedzy wszystkimi rodami).

Poréwnanie wynikéw uzyskanych z analizy kowariancji z wynikami uzyskanymi z ana-
lizy wariancji (patrz [4]), daje mozliwo$é zorientowania si¢, czy réznice migdzy rodami
spowodowane s3 tylko niejednakowa Srednicg tarczy stonecznika i rézng liczba roslin, czy
tez innymi wzgl¢dami. WeZmy dla przyktadu pod uwage dwa rody: 15 i 25. Przeprowadzo-
na w cytowanej pracy [4] wielozmienna analiza wariancji wykazata wysoce istotne zrézni-
cowanie obu rodéw (odlegto$é Mahalanobisa miedzy nimi wynosita 4.165).

Poréwnujac teraz poprawione w wyniku analizy kowariancji $rednie wymienionych ro-
déw (réd 15 cechuje nieco niZsza oM przecietnej Srednica tarczy (= 13.65) i bardzo duza
liczba roslin do sprzetu (= 17.16); natomiast réd 25 — duza $rednica tarczy (= 15.18)

i takze duza liczba roslin do sprzetu (= 16.25)), mozna zauwazy¢ stosunkowo niewielkie
odchylenia,od pierwotnych wartosci cech dla pierwszego rodu i znaczne zmniejszenie war-
toéci poszczegdlnych cech drugiego rodu. Miedzy poprawionymi $rednimi wigkszosci cech
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gtéwnych obu rodéw réznice sa obecnie niewielkie. §wiadczy chocéby o tym odlegtosé Ma-
halanobisa migdzy rodem 15 i 25, ktéra w wyniku zastosowania analizy kowariancji jest
nieistotna i wynosi 2.527.

Jak z powyzszego wynika, te same rody, ktére r6znity si¢ w wyniku przeprowadzonej
analizy wariancji, nie r6Znia si¢ istotnie w wyniku zastosowania analizy kowariancji. Latwo
zauwazy¢, Ze na te sytuacje wplywa przede wszystkim taki czy inny wyboér cech towarzy-
szacych.

Kwalifikowanie cech do grupy cech towarzyszacych nalezy zatem przeprowadza¢ bar-
dzo ostroznie. Badacz, traktujacy pewne cechy jako towarzyszace powinien zdawad sobie
sprawe z konsekwencji takiego postepowania i szczegdlnie uwazaé przy mterpretacp wy-
nikéw.
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ZAKEAD METOD MATEMATYCZNYCH I STATYSTYCZNYCH AR W POZNANIU
ZAKLAD GENETYKI ROSLIN PAN W POZNANIU
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