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Streszczenie

W pracy przedstawiona zostala analiza doswiadczen dwuczynnikowych
zakladanych w niekompletnym ukladzie split-plot, to znaczy takim, w ktorym
liczba poletek duzych w obrebie bloku jest rowna liczbie poziomow czynnika
pierwszego, A, natomiast liczba poletek malych w obrebie kazdego poletka
duzego moze byc mniejsza lub rowna liczbie poziomOw czynnika drugiego, B.

Analiza ukladu obejmuje estymacje liniowych funkcji parametrow
kombinacji obiektowych, estymacje - komponentow wariancyjnych, testowanie
hipotez ogolnych interesujqcych w tego typu ukladzie, testowanie hipotez
szczegolowych okreslonych przez kontrasty oraz pewne ‘uwagi dotyczqce
planowania doswiadczen zakladanych w niekompletnym ukladzie split-plot.

Dopuszczona w ukladzie niekompletnos¢ powbdduje to, 2e nie mozna
stosowac¢ tu tradycyjnej metody analizy wariancji. Wobec tego zaproponowano
0golnq analize opartq na czqstkowych analizach w tak zwanych warstwach.
Warstwy te zwiqzane sq ze zmienno$ ciq miedzy poletkami mal ymi wewm trz
poletek duzych, miedzy poletkami duzymi wewnqtrz blokoéw oraz miedzy
blokami wewnqtrz calego doswiadczenia. : .

Rozwazania teoretyczne zilustrowane sq przyk!adem liczbowym z zakresu
doswiadezalnictwa rolniczego.

1. WSTEP

Jednym z czesdciej stosowanych W dos$wiadczalnictwie rolnicijh ukladéw
dos$wiadczalnych jest ukiad o pojedyﬁézo rozszczepionych jednostkach, zwany
réwniez ukiadem split-plot ‘(z jezyka angielskiego).

W ukitadzie tym badamy ﬁpl?w dwéch czynnikéw, powiedzmy A i B na
wartosci pewnej cechy. ZalézZmy, Ze czynnik A wystepuje‘né S poziomach a B
- na T poziomach. RobwaZapy uktad stosujemy wtedy, gdy dysponujemy
materiatem dos$wiadczalhym o naétepujacej strukturze: catly materiat
podzielony jest na gFrupy zwane'blokami, nastepnie kazdy blok podzielony
jest na S poletek'dQZych, dalej kazde poletko duzg Jjest podzielone na T

Sl owa kluczowe : koﬁtrasty kombinacji obiektowych, model liniowy,
planowanie doswiadczen, uktad split-plot, uktad
split-plot niekompletny
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poletek matych.

W ukiadzie tym na poletkach duzych wystepuja poziomy czynnika A
(kazdy z nich raz w obrebie bloku) a na poletkach matych - poziomy
czynnika B (kazdy z nich raz w obrebie poletka duzego).

Przyporzgdkowanie poletek duzych i matych poziomom obu czynnikéw

odbywa sie zgodnie g nastepujaca zasady: poziomy czynnika A rozmieszczamy
wediug schematu losowania obiektéw w ukladzie blokéw losowych, poziomy
czynnika B takze rozmieszczamy wediug pPowyZzszego schematu z tym, Ze role
blokéw petnia tu poletka duze a role obiektéw - poziomy czynnika B.
Uzyskany w ten sposéb ukiad nazywamy ukiadem kompletnym split-plot. Ukitad
ten stosuje sie wtedy, gdy liczby pozioméw obu czynnikéw 83 niewielkie.
W praktyce jednak czesto wystepuje sytuacja taka, zZe gze wzgledu na
dostepny (ograniczony) materiat dogwiadczalny nie mozZna dogwiadczenia
zalo2yé w ukladzie kompletnym. Wtedy jako uklad doéwiadczenia wybieramy
ukiad niekompletny.

W pracy tej rozwazamy tylko taka sytuacje, gdy nie wszystkie poziomy
czynnika B wystepuja na poletkach malych w obrebie kazdego poletka duzego.
Doktadniej, przyjmujemy, Ze kazde poletko duze zawiera k poletek matych,
na ktérych wystapid moze co najwyzej k spodréd T pozioméw czynnika B.
Natomiast na poletkach duzych (w obrebie kazdego bloku) wystepuja zawsze
wszystkie poziomy czynnika A.

Pewne typy niekompletnego ukiadu split-plot moZna spotkadé w
literatursze. Robinson (1967) podat analize modelu liniowego dla
nleko.pletnexo ukiadu split-plot, w ktérym poziomy czynnika A wystepujag w
uktadzie calkowicie losowym, a poziomy czynnika B -~ w ukiadzie
zréwnowaZonym o blokach niekompletnych, w ktérym role blokéw peinia
poletka duze. Mejza I. i Mejza S. (1981, 1984) uogélnili wyniki Robinsona
na przypadek, w ktérym poziomy czynnika A wystepuja w ukiadzie caikowicie
losowym, natomiast poziomy czynnika B - w dowolnym ukiadzie o blokach
niekompletnych. Mejza 1I. (1981) podata program wraz z metod3g analizy
danych pochodzacych z niekompletnego uktadu split-plot, gdzie tym razem
niekompletnodé dotyczyia Jjedynie pozioméw czynnika A.

W powyzszych pracach model liniowy obserwacji rézni sie od modelu
przyjetégo w tej pracy strukturg macierzy kowariancji.

Zagadnienia dotyczace omawianego w tej pracy uktadu obe jmu ja
rozwazania 2zwigzane 2z modelem liniowym obserwacji, estymacja parametréw
modelu, analiza wariancji, pewne sugestie dotyczace planowania dodwiadczern
zaktadanych w uktadzie niekompletnym split-plot oraz przyktad liczbowy
ilustrujacy te zagadnienia.

2. MODEL LINIOWY OBSERWACJI

Analiza statystyczna danych dos$wiadczalnych Jjest w duzym stopniu
uzaleZniona od modelu opisujgcego te dane. W literaturze spotyka sie dwa
podejscia prowadzace do uzyskania modelu. Pierwsze 2z nich polega na
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przyjeciu a priori modelu i ewentualnie dalszej jego modyfikacji. Przy
takim podej$ciu zalozenia modelu oparte s§ na pewnej intuicji (wiedzy)
badacza o strukturze materialu dodwiadczalnego i strukturze skiadnikéw
modelu. Czesto tez adaptuje sie znane i dla podobnych sytuacji Jjuz
wczedniej opracowane modele.

Sposéb drugi polega na wprowadzeniu modelu dla kazdego
konkretnego dod$wiadczenia (tzw. modelowanie analizy). W modelowaniu tym
podstawowg role odgrywaja struktura materiatu dodéwiadczalnego i
randomizacja Jjednostek tzn. sposéb przyporzadkowania Jjednostkom
doéwiadczalnym obiektéw (pozioméw czynnikéw). Na ogét konieczne jest takze
i w tym wypadku przyjecie pewnych zalozeri w modelu (np. o addytywnosci
jednostek dodwiadczalnych i obiektéw).

W pracy tej model liniowy obserwacji uzyskany jest sposobem drugim.
Budowanie takiego modelu obserwacji dla ukiadu split-plot =zostalo
przedstawione w pracach Mejzy I. (1984, 1985).

Problem, ktére z dwéch podej$é prowadzacych do uzyskania modelu jest
bardziej prawidiowe pozostaje, jak sie wydaje, nie rozstrzygniety do
kohica. Nie jest réwniez to celem tej pracy. Losowy charakter skiadnikéw
modelu (wynik randomizacji) powoduje ich niezalezno$é od czynnikéw
losowych (np. $rodowiska). Blad techniczny pojawiajacy sie w tym modelu
jest zwigzany jedynie z pomiarem badanej cechy.

W doswiadczeniach zakladanych w ukladzie split-plot, na materiale
dos$wiadczalnym o strukturze opisanej wczesniej, wykonujemy trzy-stopniowe
losowanie (randomizacje), tzn. losowanie blokéw, poletek duzych i poletek
malych.

Rozwazany w pracy uktad jest ukiadem niekompletnym ze wzgledu na
rozmieszczenie pozioméw czynnika B. Fakt ten powoduje to, 2e przed
losowaniem naleZzy rozstrzygnaé (zaplanowaé) Jjakie poziomy czynnika B
wystapia na poletkach matych wewnatrz poletek duzych. Mozna tego dokonad
za pomoc3 przyjetego z géry przez eksperymentatora planu teoretycznego D.
Plan ten moze uwzgledniaé¢ réwniez sugestie badacza dotyczace precyzji
pordéwnan pozioméw tego czynnika. Wybér planu bedzie szerzej opisany w
paragrafie 7.

Zatézmy, Ze dokonali$my wyboru planu D. Obecnie zajmiemy sie sposobem
odwzorowania tego planu na material dos$wiadczalny. Odwzorqwanie to
okreélone jest przez pewien schemat (randomizacyjny) ponizszej postaci. W
pierwszym etapie losowo przyporzadkowujemy bloki materialu doswiadczalnego
blokom teoretycznym planu D. W drugim etapie losowo przyporzadkowujemy
poletka duze materiatu doswiadczalnego poletkom duzym planu D (t3cznie z
numerami pozioméw czynnika A). W etapie trzecim losowo przyporzadkowujemy
poletkom malym materiatu dod$wiadczalnego poletka mate planu D (t3cznie z
numerami pozioméw czynnika B).

W pracy zakitadamy, Ze plon obserwowany Jjest sum3 trzech skladnikéw:
plonu zerowego zwigzanego z jednostka doswiadczalng, efektu dzialaﬂ&a

kombinacji obiektowej oraz biedu technicznego zwijzanego z pomiarami cechy
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(np. plonu). Ostatecznie, w wyniku przeprowadzonej randomizacji oraz
powyzszego zaloZenia uzyskujemy model liniowy postaci

y=y1n+b'p+A’r+e'q4¢+. - (2.1)

gdzie y jest n(=bSk)-wymiarowym wektorem obserwacji uporzgdkowanych
leksykograficznie (blok - poletko duze - poletko mate), p jest $rednia
ogélng, ln oznacza n-wymiarowy wektor jedynek, A’ oznacza nxv-wymiarow3
macierz uktadu dla kombinacji obiektowych, przy czym v = ST, ¥ - Jjest
v-wymiarowym wektorem efektéw kombinacji obiektowych T;‘j zapisanych w
postaci

*
ri=th=ah+Bj+(a-B)hJ ’

gdzie i = (h-1)T+j, h = 1,2,...,8, j = 1,2,...,T, D’ jest nxb-wymiarow3
macierza uktadu dla blokéw postaci D’ = lb e ls ® lk' Ib oznacza
macierz jednostkowa stopnia b, @ oznacza iloczyn Kroneckera macierzy, p
jest b-wymiarowym wektorem efektéw blokowych, G' jest nxbS-wymiarowa
macierza uktadu dla poletek duzych postaci G’ = Ib ) Is ® lk’ n Jjest
bS-wymiarowym wektorem btedéw poletek duzych, £ jest n-wymiarowym wektorem
btedéw poletek matych, @ jest n-wymiarowym wektorem biedow losowych
zwigzanych z pomiarami (tak zwanych btedéw technicznych).

Struktura kowariancyjna modelu (2.1) przy. dodatkowym zalozZeniu, zZe

jego sktadniki losowe podlegaja rozkiadowi normalnemu jest postaci

p~ N(O.Vp) gdzie v

2 =1
o = 9p(Iy= b TTL)

il e k8 Logel
n N(O,V") gdzie Vn = onIb ® (Is s Js) ’
€~ NO,v,) gdsie V, = o2, o (I, - xphy yos,
2
e~ N(o,aeln)
oraz
E(p n’) = O, E(p €’) = E(pe’) =0, |
E(ne’') = E(ne’) =0, E(es @') = O,
gdzie 0,2), 0'2,, af i az s3 wariancjami odpowiednio blokéw, poletek
duzych, poletek matych i btedéw technicznych, a "n = lnlt". Stad
2
- - ’ ’
Cov(y) =V =D VpD + 6 V"G +V, to I (2.2)

3. ESTYMACJA PARAMETROW - ZAGADNIENIA OGOLNE

W analizie modelu (2.1), jako modelu plonu obserwowanego, Jjestesmy
przede wszystkim zainteresowani estymacja efektéw staitych modelu (i ich

funkcji) tzn. efektéw kombinacji obiektowych (i ich funkcji). Sposéb

estymacji tych efektéw zalezy od tego czy komponenty wariancyjne az, az,

P n
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a: i az 83 znane czy tez nie. W praktyce prawie zawsze wariancje te nie
83 znane i taki tez przypadek bedzie rozwazany w tej pracy.

Jednak, aby poznaé doktadniej strukture estymatoréw zatézZmy, 2e
wariancje efektéw losowych s3 znane. Wtedy postaé¢ estymatoréw najlepszych
(tzn. otrzymanych przy znanych wariancjach) zasugeruje postad estymatoréw
i sposéb estymacji, gdy wariancje te nie s3 znane.

Analize danych przy modelu (2.1) przeprowadzié mozna wieloma
sposobami. W pracy zaprezentujemy jeden 2z nich. Sposéb ten polega na
rozbiciu przestrzeni n-wymiarowej na pewne podprzestrzenie ortogonalne,
zwane warstwami lub Zrédiami informacji. Liczba tych warstw oraz sposéb
rozbicia przestrzeni n-wymiarowej zalezZy od samego eksperymentu a
doktadniej od struktury macierzy kowariancji (2.2). Doswiadczenia tego
typu nosza nazwe dosdwiadczen wielowarstwowych (por. Nelder, 1965, Bailey,
1981, Houtman i Speed, 1983).

W analizie danych pochodzacych =z dos$wiadczeli wielowarstwowych
wykorzystuje sie pewne macierze ortogonalne, ktdére dla rozwaZzanego ukiadu
s3 postaci

D | - o |
Po = n Jn' Pl = (Sk) 'D'D n Jn’
-1, -1, = (3.1)
3 e = - ’
Pz =k "6'G (Ssk) "DP’'D, P3 = In k_@&'6 .
Macierze te posiadaj3 nastepujace wiasnosci:
fi0ug
P.P.,= 0, tut’, PP =P, , t=0,1,2,3, zopt A WL VP femdian
t=
Plln y P21n . P31n 7 %
r(Po) =1, r(Pl) = b-1, r(Pz) = b(s-1), r(P3) = bS(k-1) .
Korzystajac z (3.1) macierz V postaci (2.2) zapisujemy jako
Y = roPo + ’1’1 + 72P2 + 73P3 5 (3.2)
- . x 2 2 3 2 2 Py 2
gdzie. 7° = oe, 71 = Skop + oe. ¥y = kan + ae, 73 ENO + be.
ZauwazZmy jeszcze, Ze
VP, =7 P, t=0,1,2,3
oraz (3.3)
=k =1 -1 -1 -1
Voia ® KgiRaadisg Byt pgiPgesopgipy

W przypadku kiedy komponenty wariancyjne 7 t=0,1,2,3, s3 znane,

t!
estymacje efektéw kombinacji obiektowych mozZna przeprowadzié¢ za pomoca
uogbélnionej metody najmniejszych kwadratéw, =z ktérej uzyskujemy ukiad

réwnan normalnych

C v =:Q . (3.4)
gdzie
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-1 -1 -1 - ’
C = 7 cl + rz cz + ’3 c3 ’ Ct = APtA ’
D | -1 -1 -
Q= '1 Ql + 72 Qz % 73 Q3 ’ Qt - ”ty ’
t=1,2,3.

Macierz C Jest sum3 wazona macierzy Cl. Cz, C3 zwigzanych z
warstwami. Podobna wlasno$é zachodzi dla. wektora Q. Wykorzystamy to w
analizie danych w przypadku kiedy komponenty wariancyjne nie s3 znane.

4. ESTYMACJA PARAMETROW W WARSTWACH

Podstawa analizy w t-tej warstwie (niezaleznie od tego czy komponenty
83 znane czy nie) jest model liniowy postaci
el = PtY ’ Cov(yt) = rtPt. =2 a1l 2535 (4.1)
Uktad réwnan normalnych dla estymacji (najlepszej) efektéw kombinacji
obiektowych (i ich funkcji) w t-tej warstwie jest postaci (por. Rao i
Mitra, 1971).

C.vp = Qo ARy (4.2)
Stad uzyskujemy rozwigzanie r: = C;Qt y gdzie C; Jjest dowolnsg
uogélniong maciersza odwrotng do Ct. Rozwigzanie to wykorzystamy do
wyznaczenia estymatoréw funkcji liniowych estymowalnych w modelach

warstwowych (4.1) oraz w modelu ogélnym (2.1).

Rozwazmy dowolng funkcje liniowg efektéw kombinacji obiektowych e’r.
Z faktu, ze € lv = 0, ctlv =0, t=1,2,3 wynika, zZe Jje$li funkcja e'yw
Jjest estymowalna to Jjest ona kontrastem, tzn. e’t = 0. Jednakze w
warstwach nie wszystkie kontrasty s3 estymowalne. Estymowalno$é kontrastu
e’y w t-tej warstwie sprawdzamy za pomoc3 warunku (Rao i Mitra, 1971)

e'c;ct wHe's o0 = NHT (4.3)

W przypadku odpowiedszi pozytywnej, najlepszy liniowy esty!ator
nieobciaZzony kontrastu e'vr w t-tej warstwie uzyskujemy ze wzoru c'rt =
c’t: » & jego wariancja jest réwna Var(c'rt) = rtc'c;c. =atl, 2,9,

Mozna wykagaé (Bailey, 1981), ze Jje$li kontrast ce’r jest
estymowalny jedynie w Jednej z warstw, wtedy najlepszy estymator warstwowy
kontrastu jest jednoczesnie estymatorem najlepszym w modelu (i)

Oprécz estymatoréw efektdw stalych modelu =zainteresowani Jjestesmy
takze estymatorami komponentéw wariancyjnych Vs t =1,2,3. Nieobciazone
estymatory tych komponentéw 83 postaci

PN

7y = SSE/ve. (4.4)

gdzie SSEt = yé[?t- PtA'Czhrélyt » +Jest resztow3a sumg kwadratéw w t-tej
warstwie, a Vpp = r(Pt) - r(ct) Jjest liczba stopni swobody.
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Sume SSE, mozemy zapisad jako SSE, = y!P.y, - QC.Q, = SSY - SST,,
gdzie sume SSYt = yé?tyt nazywamy sum3 kwadratéw dla calos$ci, a sume
SSTt = Qécth sum3a kwadratéw dla obiektéw w t-te; warstwie, t = 1,2,3.

5. KONTRASTY BAZOWE

W analizie danych opisanych modelem (2.1) przydatne s3 pewne
macierze, ktérych wartogci wiasne i wektory wiasne 2zwigzane s3
bezposrednio z wiasnos$ciami ukiadu.

Niech
1 1
==t -=8
Fl =I - n_lr 2 prr ?
v
1 1
-is -is
- Ly 1.2 52 2
Fz = Iv (SK) r Nlllr (5.1)
1 1
O i g
3 v 22 *

gdzie Nl = AD’, Nz = AG’ 83 macierzami incydencji odpowiednio wzgledem
blokéw i poletek duzych. Zapis rxa oznacza macierz diagonalng, ktérej
elementami diagonalnymi 83 skiadowe wektora r podniesione do potegi x.

Macierze Fl, Fz. F3 83 symetryczne, nieujemne okreslone i takie, Ze
ich wartosci wiasne naleza do przedziaiu <0,1>. Ponadto macierze te
posiadaja Jjeden wspélny wektor wtasny, = (1//n)r-(1/2)51v,
odpowiadajacy wartosci wlasnej réwnej zero. W pracy tej zakiadamy, 2Ze
macierze Fl’ Fz. l-'3 posiadajg wszystkie wspdélne wektory wiasne. Warunek
ten jest spelniony wtedy gdy =zachodzg réwnosci rtFt' = Ft’Ft dla
| o vkt i beah gk tet’. Faktycznie, wystarczy Jjedynie sprawdzié réwnosé
FZFS = Fan, jako Ze pozostale réwnodci s3 zawsze prawdziwe.

Niech 91"2"""v bedag wspélnymi ortonormalnymi wektorami wiasnymi

macierzy Fz i F3. Dalej niech @ & li oznaczajg wartosci wilasne

i
2 i F3 odpowiadajgce wektorom wiasnym pi. MoZna

wykazad, ze w0, 2 li' i=1,2,...,v. Dalej zakladamy, Ze

odpowiednio macierzy F

E\Fo) & V=1T) r(F;) = s(T-1) 5

3)

Z rozwazan poprzedniego paragrafu wiadomo, Ze w modelu (2.1) oraz w
modelach warstwowych (4.1) estymowalne s3 jedynie kontrasty kombinacji
obiektowych. Wobec tego wprowadZmy ukiad wektoréw wyznaczajacych te
kontrasty. Niech e, = r(l/z)api y i=1,2,...,v. Wektory ¢, s3 =
ortonormalne parami, tzn.

0, gdy T2 LR

Estymowalno$é¢ kontrastu eit (dalej zwanego kontrastem bazowym) w
t-tej warstwie (t=1,2,3) sprawdzamy za pomoc3 warunku (4.3).
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Zauwazay, Ze

is is is is 15, 'ig

c, =r? (rl-rz)r’ » €y = r? (Fz-F3)r’ diniSge® PRt a (5.2)

1
Niech

l—oi gdy t=1 ,
eit = oi-li gdy t=2 , (6.3)
11 gdy t=3 .

MoZzna udowodnidé (Mejza I., 1984) twierdzenie orzekajace, zZe

a) kontrast eit Jjest estymowalny w t-tej warstwie, jesdli c1t> 0,

b) najlepszy estymator liniowy estymowalnego kontrastu cir w t-tej

warstwie jest postaci
ejv, = ejieir®q, (5.4)

c) estymator (5.4) podlega rozkiadowi normalnemu o parametrach

B(eitt) =eir i Var(eirt) = c;irt .

W rozwazanym ukiadzie kontrasty dotyczace czynnika pozioméw A s3g
estymowalne tylko w warstwie drugiej, natomiast kontrasty dotyczace
pozioméw czynnika B i kontrasty interakcji AxB moga byé estymowalne w
Jednej, w dwéch badZz we wszystkich trzech warstwach.

Wiadomo, Ze jezeli kontrast c'v jest estymowalny jedynie w jednej z
warstw, wtedy najlepszy estymator warstwowy tego kontrastu Jjest
Jednoczesnie estymatorem najlepszym w modelu (2.1). Stad wynika, ze nalezy
tak zaplanowaé dos$wiadczenie, aby cata informacja o kontrastach
dotyczacych pozioméw czynnika B i kontrastach interakcji AxB byta zawarta
tylko w Jjednej 2z warstw (najlepiej w warstwie trzeciej). Jezeli
doswiadczenia nie moZemy zaplanowaé w taki sposéb, wéwczas kombinujemy

t=1,2,3.

informacje o danym kontrascie na podstawie tych warstw, w ktérych ten
kontrast jest estymowalny. Przy kombinowaniu informacji mozna postuzyé sie
metod3 podang przez Bhattacharya (1978).

8. TESTOWANIE HIPOTEZ

W pracy zalozylidmy, Ze skiadniki losowe modelu podlegaja rozkiadom
normalnym. ZatoZenie to zezwala na stosowanie teorii testowania hipotez w
tzw. modelach normalnych. Pomijajac wszystkie szczegblowe wyprowadzenia
(Mejza I., 1984) ostatecznie testowanie hipotez oprzeé moZemy na tabeli
analizy wariancji (Tabela 6.1). ZauwazZmy z Tabeli 6.1, Ze w t-tej warstwie
testowalna jest hipoteza Hot:Ctr = 0. Test dla tej hipotezy jest oparty
na funkcji testowej Ft = MSTt/MSEt, ktéra przy prawdziwosci hipotezy H
podlega centralnemu rozkiadowi Fou = ¥
((:1,2,3).

ot
Tt 1 Vgt stopniami swobody

Hipoteza HOt nie jest jednak najczesciej hipoteza badacza. ZalezZy ona

bezposrednio od planu do$wiadczenia. Hipoteze badacza notujemy jako
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Tabela 6... Tabela analizy wariancji

Stopnie Sumy érednie Wartosci oczekiwane
Z2rédlo zmiennogci swobody kwadratéw kwadraty é&rednich kwadratéw

Analiza blokéw

— . T
Obiekty 1 le-r(cl) SST1 HST1 .710 Ve ® clr
Biad 1 vEl SSE1 HSEI 7
Catosé 1 v = b-1 ssY, 7,4+ vIlr'C;r
(bloki)

Analiza poletek duzych
1

- ) Tlere”
Obiekty 2 sz-r(cz) SS'l'2 HST2 L 7a*po¥ Czt
Btad 2 Ve SSE2 HSE2 79
Catosé 2 vy= b(s-1)  SsY, R A
(duze poletka)
Analiza poletek malych
= SlesE
Obiekty 3 st-r(Ca) SST3 HST3 73+vT3r Cst
Biad 3 an SSE3 < HSE3 73
Catosé 3 va= n-bs SSY, r3+u;1r’c;r
(mate poletka)
Ho w W'r = 0, gdzie ¥ Jjest macierzg rzedu g, ktérej kolumnami s3
’

wektory wyznaczajace kontrasty interesujgce badacza. W pierwszym etapie
sprawdzamy, czy hipoteza ta jest testowalna w t-tej warstwie, tzn. czy
funkcje W'y s3 estymowalne w t-tej warstwie (t=1,2,3). Estymowalnosé
sprawdzamy za pomoc3d warunku w'c;ct = W’. Jeéli warunek ten jest
speiniony, to hipoteze HO,H : Wx = 0 testujemy w t-tej warstwie za pomo-
c3 funkcji testowej Fw = SSW/(g MSEt), ktéra przy prawdziwosci HO.H

podlega centralnemu rozktadowi ¥ z g i stopniami swobody, gdzie

v
Et
= 0'C_ ‘e"w) W 3 i
SSw = tht'(' Ct') w CtQt. Hipoteza HO,W dotyczyé moze efektéw pozioméw
czynnika A, efektéw pozioméw czynnika B oraz efekté4w interakcyjnych (w

zaleznos$ci od postaci macierzy W).
Do obliczenn niektérych sum kwadratéw wykorzystaé mozZemy wartosci

wiasne (5.3). Na przykiad mamy (Mejza I., 1984)

SST,. = §
€it”

5 2

, -
zit(citt) % t=1.2.3.
0

Zauwazmy takze, Ze jesli tylko kontrast bazowy cit jest estymowalny
w t-tej warstwie, to latwo podaé¢ test dla hipotezy HOi s cir =0 w tej
warstwie. Test ten oparty Jjest na funkcji testowej postaci
a2 . x 2

Fti = eit(eir) /MSEt, ktéra przy prawdziwosci hipotezy Hoi podlega

centralnemu rozktadowi ¥ z 1 i vEt stopniami swobody (t=1,2,3).
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JeZzeli zdarzy sie sytuacja, Ze hipoteza no W 1lub H01 Jest testowalna
b ’
w kilku warstwach, to podobnie jak przy estymacji, moZna wykorzystad
metody kombinowania testéw. Jedng z nich podaje Fisher (1954).

7. PLANOWANIE

Planowanie doswiadczenh w ukladzie rozwaZzanym w pracy zwigzane jest z
wyborem odpowiedniego planu teoretycznego D okresflajacego z goéry, ktére
z badanych pozioméw czynnika B wystepuja w obrebie kazdego poziomu
czynnika A na poletkach duzych. W planie tym mozna uwzglednid rézne suge-
stie badacza dotyczgce na przykiad efektyvhoéci badanych kontrastéw
kombinacji obiektowych. W zagadnieniu tym =zastosowanie maja powszechnie
gnane plany teoretyczne dla uktadéw blokowych.

Zauwazmy, 2e macierze incydencji N1 i "2 (zob.(5.1)) mozZemy
przedstawidé w postaci

N, = [Ni."é,...,lé]', "2 = ditg[ll.ﬂz,....ns] ’

gdzie Ni oznacza macierz incydencji opisujgcg rozmieszczenie pozioméw
czynnika B wewngtrz h-tego poziomu czynnika A. PowyZszy szapis implikuje
nastepujaca postad macierzy F3 = dia([rl.iz,...,Fs]. gdzie

1 1
1 ~38~~ -38

Fp = Ip- ke Yo (7.1)
8, T oznacza wektor replikacji pozioméw czynnika B w obrebie h-tego
poziomu czynnikafA (h=l,25 .4 98)5

Wymagane w pracy ograniczenie dotyczgce wspélnego zbioru wektoréw
wiasnych gla macierzy FI'FZ o Fa jest spelnione, jezeli ‘yszystkie
macierze Nh (h=1l,2,.¢8) 51 Jjednakowe. Przy niejednakowych “h nalezy
sprawdzié¢ roéwnosdé F2F3 = 3F2. Jezeli jest ona spelniona to wtedy
istnieje wspdélny zbiér wektoréw charakterystycznych i mozZna stosowad wzory
podane w tej pracy. Ponadto, gdy ih beda macierzami incydencji
odpowiedniego ukiadu C (Ceranka, 1983), to dod$wiadczenie mozZna tak
zaplanowad, aby kontrasty najbardziej interesujace badacza byty
estymowalne z peing efektywnodcia.

PowyZsze rozwaZzania ilustrujemy przykiadami.

Przyktad 7.1. RozwaZmy doswiadczenie, w ktérym czynnik A wystepuje na
trzech poziomach (S=3), a czynnik ‘3 na czterech poziomach (T=4).
Dysponujemy poletkami o pojemno$ci k=3 poletka male.

Przypusddémy, Ze ze wzgledu na zagadnienie badawcze jestedmy
zainteresowani w pordéwnaniu efektu poziomu B3 z efektem poziomu B4 z peina
efektywnos$cia, oraz efektdw poziombw B1 - B2 z efektami poziombéw B3 i B4
réwniez z pein3 efektywnoscia, w obrebie wszystkich pozioméw Ah (h=1,23 )
Postulat ten zostanie speiniony, jes$li poziomy Bl' Bz. B3 i B4 zostang
rozmieszczone w obrebie kazdego Ah wediug planu okreslonego przez macierz
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incydencji uktadu typu C postaci

Lha0:1 0

¥ 01 0 1 -

"h = 1 1 1 1 ’ h =1,2,3.
1,3 1 1

Macierze te wyznaczaj§ niekompletny ukiad split-plot, ktérego przykiadowy
schemat uszyskany po roszlosowaniu (plan dos$wiadczenia) przedstawia
rysunek 7.1.

A, A A

Inl B, B, | B, By B, ] B By B | blok I
& Ay As

l”z By B, J B, B, B, I B, B, 344] blok II
Sy Az As

Inl B, B, I B, B, B, I B, B, B I blok IIT
o o Az

|32 B, B, l B, By B, l B, B, B, l blok IV

Rys. 7.1. Plan doéwiadczenia
ZauwaZmy, Ze macierz incydencji Nh narzuca z gory liczbe blokéw,
réwng cztery (lub wielokrotno$é¢ czterech) oraz to, ktére z pozioméw Bj
(j=1,2,3,4) maja wystapi¢ na poszczegdlnych poletkach duzych. Dla tego
ukladu mamy

~
r s
~ ~ 2~ o~
Fo=|L F : » Fy = diag [F;,F,,Fg]l
Yy e
gdzie
4 0 -2 -2
F, = % 0 4 -2 -2 , h=1,2,3.
/2 /2 4 -2
-2 /2 -2 4
16 0o -2 -2 -2 0 -2 -2
~ |0 16 -2 -2 1|0 -2 -2 -2
F = —= L. my et .
i8 |-2 -2 16 -2 ’ 18 |-2 -2 -2 -2

~gv=g -8 - 16 =8 =R =g =3

Poniewaz macierze "h (h = 1,2,3) s3 jednakowe, wiec istnieje wspélny
zbiér wektordéw wiasnych pl,pz.....pl(zl macierzy Fz . § '3' Wektory te
stuza do obliczania wektoréw e; =r /2)6pi, ktére wyznaczaja kontrasty



24

(bazowe) cir (i =1,2,...,11). W przykiadzie tym wektor replikacji
kombinacji obiektowych jest postaci ' =,02,2,4,4,2,2;4,4,2,2;454)".
Jednym z mozliwych ukiadéw wektoréw < wyznaczajgcych kontrasty bazowe
eit Jjest ponizszy, przedstawiony wraz z wartodciami wiasnymi macierzy F
i Fz odpowiadajacymi poszczegélnym wektorom.

3

A= 2/3,

€, =1/4/3[1-1 90 1-1 0 0 1-1 0 0]’ ol 273,
€, =2//6[0 0 1-1 0 0 1-1 0 0 1-1]' 2515
2 02- 1,
€3 =v2/3 (1 1-1-1 1 1-1-1 1 1-1-1)* ,3=0
3 03- 1,

€= 1/E(1-1 0 0-1.1.0 0 0 0 0 0} A2
4 ’
- = . ’ A= 1,
g = 0 0-1-1"0-0-1"1-0+0 003 ot 1)
4 e — ~—x% 1,
€g=1//3[1 1-1-1-1-1 1 1 0 0 0 0]* .ug= 1

€, =1//6[1-1 0 0 1-1 0 0-2 2 0 o0]' ‘= 2/3,
4 o= 1,
> o i g A= 1,
€g= 1/3[1 1-1-1 1 1-1-1-2-2 2 2]’ roda 1.
€g=1//300 0 1-1 0 0 1-1 0 0-2 2]° va9Z i'
o= 1.

Z postaci wektoréw <, i odpowiadajacych im wartosci wtasnych wynika, 2ze
kontrast cér ‘miedzy efektem giéwnym poziomu Ba a efektem giéwnym 34
Jjest estymowalny w warstwie trzeciej z peing efektywnoscia (ez3=1).

Podobnie, kontrast cét miedzy efektami gidéwnymi pozioméw B
a efektami giéwnymi pozioméw B

D
3 i B4 Jjest estymowalny w warstwie
trzeciej z peing efektywno$cia. Natomiast kontrast cir miedzy efektem
gi6wnym poziomu B1 a efektem giéwnym poziomu B2 Jjest estymowalny w
warstwie trzeciej ze wspéiczynnikiem efektywnosci 513 = 2/3 oraz w
warstwie pierwszej ze wspéiczynnikiem efektywnosci 511 = 1/3. Kontrasty
eir, cér, cér dotycza jedynie efektéw giéwmych pozioméw czynnika B,
natomiast pozostate z podanych kontrastéw dotycza efektéw interakcyjnych.
Nie podali$my tu kontrastéw pomiedzy poziomami czynnika A, poniewaz do
zilustrowania omawianych zagadnieni nie bylo to konieczne. Kontrasty
pomiedzy poziomami czynnika A s3 estymowalne w warstwie drugiej z peina
efektywnoscia. Przy uzyciu powyzszych kontrastéw mozna przeprowadzid cala
analize wariancji (Mejza I., 1984).

Przyklad 7.2. Inne zagadnienie, czesto spotykane w praktyce, wystepuje
wtedy, gdy wéréd pozioméw Bj (j = 1,2,...,T) jest jeden zwany wzorcem lub
standardem. Niech BT bedzie takim poziomem. Celem eksperymentu jest wtedy
przede wszystkim poréwnanie efektéw gt6éwnych pozioméw BI’BZ""'BT-I
(t13cznie) z efektem giéwnym poziomu kontrolnego BT' Uzasadnione jest wiec
wymaganie, aby kontrasty te estymowane byly z petna efektywnoscia. Poziomy
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BI'BZ""'BT-I traktujemy przy tym szwykle Jednakowo i 23damy, sby
wszystkie poréwnania pomiedzy ich efektami gi6éwnymi estymowane byiy =z
Jednakowg efektywnoécia. Zadania te =zostana spetnione je$li macierz
incydencji "h bedzie postaci

I

=1 =g

e .

1
’
1r.4

r 1
W praktyce oznacza to, 2ze wystarczy =zalo2yé dodwiadczenie w blokach o
wielkodci 2, w ktérych zawsze wystapié¢ musi poziom BT oraz Jjeden z
pozostatych pozioméw. Oczywisgcie aby spetnid postulaty jednakowej
efektywno$ci w poréwnaniach pomiedzy efektami pozioméw BI'BZ"°"BT-1
poziomy te musz3a byé replikowane Jednakowg liczbe razy (co najmniej 2) w
obrebie wszystkich pozioméw czynnika A. Macierz F3 posiadaé¢ bedzie dwie
rézZne niezerowe wartosfci wiasne. Jedng z nich bedzie warto$é 1 o krotnosci
S (odpowiadajaca poréwnaniu wszystkich efektéw Bl,Bz,...,BT_l (t3cznie) z
efektem poziomu BT) oraz drug3 bedzie warto$é wiasna réwna 0.5 o krotnosci
S(T-2) (odpowiadajagca poréwnaniom pomiedzy efektami pozioméw
Bl,Bz,....BT_l). ;

Zauwazmy, Ze omawiany w przyktadzie 7.1 ukitad mo2ze byé traktowany
Jjako ukitad dos$wiadczalny z wzorcami (lub wzorcem zbiorowym), w ktérym role

Ry

wzorcOw peinia poziomy B3 4

8. PRZYKLAD

W dod$wiadczeniu badano wplyw trzech dawek nawozowych azotu (czynnik
A) na plon kiebéw dziewieciu $redniopéZnych odmian ziemniaka (czynnik B).
Dawki byty nastepujace: Al - 50kgN/ha, AZ - 100kgN/ha, A3 - 150kgN/ha.
Natomias't poziomy czynnika B reprezentowane byty przez odmiany:
Bl - Sokéy, B2 - Sowa, B3 - Kora, B4 - Bryza, B5 - Certa, B6 - Leda,
B7 - Atol, 88 - Kama, B9 - Poprad. Doswiadczenie zaloZono w niekompletfyn
Ek{agzie split-plot zgodnie z nastepujaca macierza incydencji Nl = [Nl,
Nz, N3]. gdzie

100 100 100 100
150 $0510! LesQui5:iQrol =0+ @l 10
LH0 0 I0NDE) EE0E0 Siati0in 2
5 @'L ‘of D170 t1%0=0% 040
NN =(010 001 010 100 , h=1,2,3, (8.1)
010 100 001 010
001 001 100 010
001 100 010 001
50003 _Osel 0.ae0. 0,61 5420, 03]

Jest 9x12-wymiarowa macierza incydencji uktadu BIB wzgledem poletek duzych
w obrebie h-tego poziomu czynnika A (h = 1,2,3)

Przyktadowy schemat niekompletnego uktadu split-plot oraz plon kiebéw
ziemniaczanych z poletek matych przedstawia rysunek 8.1.
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132:29.0 31:21.0 33:29.2|BI:27.2 B,:33.0 B3:22.OlB :42.0 B

2 3 :35.4 BI:ZB.OI

5 6 6
LT A2 Al ) A

[gézza!; B,:31.0 39:29.0137:29.2 B

IB4:27.6 B.:26.0 B :40.0JB :32.0 B,:26.0 B5:19.0|Bs:20:8 84:20.6 B :33.6I

3
9:24.0I39:20.8 B7:29.0 88:31.0|

:30.0 B

Ay

lBl:29.2 B6:36.0 ?8:30.2|88:25.2 56:25.6 81:25.0|86:35.4 B1:26.0 B
\4 AZ Al A

134:33.0 32:29.0 39:27.4I32:28.0 89:25.0 84:26.0152:33.2 84:25.6 39:26.9]

8:34.0]

133:30.4 35:29.6 B

VII Al Az A

7:33.2‘37:36.2 85:22.6'33:27.2133:28.6 B5:18.0 B

7:30.0]

1:31.8 31:26.0 B4:23.6IB1:25.0 84:33.0 B7:35.2|BI:31.2 B,:23.0 B7:27.0]

IEZ:SO.O 85:25.6 38:32.6|BB:30.0 55:18.4 32:34.6132:31.0 35:20.0 38:27.01

Ag

3:25.0 36:30.0 39:29.0139:23.0 86:31.0 33:32.0|33:29.0 B.:36.0 39:23.61

X A1 A2 A

:18.0 81:26.0|BI:26.2 B5:23.0 39:29.0131:31.0 85:23.2 Byt

XI A3 Al A

7:33.0 86:34.0|BG:29.6 B7:30.0 B

XII A2 A

2:26-.0|B2:33.2 B

1
B4:27.0 33:20.0 88:26.0153:25.0 B4:26.0 38:30.8|Bsz36.8 B4:26.0 83:28.51

Rys. 8.1. Przykiadowy schemat ukiadu oraz plony kiebéw ziemniaczanych
z poletka malego

W doswiadczeniu tym sprawdzamy nastepujace hipotezy ogélne:

HOA: a1= a2= a3 =0, HOB: Bl= Bz= dew = 89 =0,

(8.2)
Hoaxp® (@B)yy = (aB) 5 = ... = (aB) 49 = 0.

Analiza tego eksperymentu oparta jest na wartodciach wiasnych i

wektorach wtasnych macierzy Fz i F3 postaci

By o (A8 sl g it 53R a8 &g s (8.3)

2 iy s (i3 Mg~ Wga s 1,
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F3 = diag[Fl. Fz. F3]. Fh = (3/4)19- (1/12) lglé » h=1,2,3 (8.4)

Dla macierzy Fz & F3 zbudujemy wspélny ukiad wektoréw wiasnych P;»
za pomoc3 ktérych wyznaczymy kontrasty bazowe cir. Niech

Py =1/VZ 01 -1 01, py,=1//6 11 1 -21’, py =143 01 1 11",
beda wzajemnie ortonormalnymi wektorami pomiedzy poziomami czynnika A.
oraz niech

q, = 1//2 [0
a, = 1//6 [0
q, = 1//12 [0
q, = 1//20 [0
a; = 1//30 [0
ag = 1//42 [0

o 0o o 0 0 1-1],
0.0 0 O0_,2 -1 -1] ,
0F 0 3 &L =1 -13=;
0

4 -1 %1 -1 =1] ,

© © o

5,~-1 -1 =1,-1 -1]_,

o © © o o ©

6l=17-1 -1 =1 -1"-1],
Gg > T/VBERR0" T -1°51751 -1 %1 -1 ),
ager WVIR I8 -1 -1,-1 +1 -1 51 -1 -1)_,
@g=1/3 (1 1 1 1 1 1 1 1 1]

beda wzajemnie ortonormalnymi wektorami pomiedzy poziomami czynnika B.
Wowczas wektory P;= ;h ® qj, gdzie i = (h-1)9 + j, h=1,2,3,
3= 152, 00539 s3 wspélnymi wektorami wlasnymi macierzy (8.3) i (8.4).
Wektory te posiuzg do wyznaczenia ocen kontrastéw bazowych eir, gdzie
l:i = Zpi. Do przeprowadzenia analizy wariancji potrzebne s3 oceny
kontrastéw bazowych cir. Oceny te oraz odpowiadajgce im wartodci wilasne
L (t=1,2,3), odpowiednio macierzy Fl - Fz, l-'2 - F3 3 F3, jako miary
informacji o kontrastach w danej warstwie przedstawia Tabela 8.1. Ze
struktury wektoréw < wiadomo, Ze kontrasty o numerach 9 i 18 dotycza
efektéw pozioméw czynnika A. W rozwaZzanym ukiadzie s3 one estymowalne z
peing efektywnoscia w warstwie drugiej (siz =1, i = 9,18). Kontrasty o
numerach 19-26 dotyczg efektéw poziomébw czynnika B i s3 estymowalne w
n 0,25
3= 0,75, i=19,...,26, zauwazamy, Ze wieksza czes$é informacji o

warstwach pierwszej i trzeciej. Na podstawie wartogci witasnych ¢
i £y
tych kontrastach jest 2zawarta w warstwie trzeciej. Pozostatle kontrasty
(patrz Tabela 8.1), dotycz3ace efektéw interakcyjnych s3 estymowalne w
warstwach drugiej i trzeciej (z wieksz3a efektywnos$cig w warstwie trzeciej;
£i2= 045254 5i3= 0,75). Tabela 8.2 jest tabelag analizy wariancji dla
rozwazanego doswiadczenia. Obliczone ilorazy F w Tabeli 8.2 umozliwiaja,
zweryfikowanie hipotez ogélnych (8.2). Hipoteze HOA odrzucamy, gdyz
F0,01;2;6 = 10,92 < 13,09. Hipoteze HOB mozna zweryfikowaé za pomoca
funkcji testowych F1 i F3, poniewaZz ta hipoteza jest testowalna w
warstwie pierwszej 1 warstwie trzeciej. Wynika to stad, 2ze wszystkie
kontrasty dotyczace efektow pozioméw czynnika B s3 estymowalne w warstwie

pierwszej i trzeciej. Przy testowaniu ograniczymy sie do warstwy trzeciej,
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Tabela 8.1. Tabela ocen kontrastéw bazowych i odpowiadajgcych im

wspbéiczynnikéw efektywnosci odpowiednio w warstwie pierwszej,
drugiej i trzeciej

Ocsna chna chna
e U1 €41 eivs €52 ©i¥s €53
1 - 0 -5.16 0.25 3.64 0.75
2 - 0 -9.85 0.25 0.74 0.75
3 - 0 -4.29 0.25 -0.45 0.75
4 - 0 6.22 0.25 -2.18 0.75
5 - 0 3.02 0.25 -6.86 0.75
6 - 0 8.58 0.25 11.14 0.75
7 - 0 -1.55 0.256 -0.23 0.75
8 - 0 -8.73 0.25 3.23 0.75
9 - 0 -7.45 1 - 0
10 - 0 -7.74 0.25 -6.58 0.75
11 - 0 2.64 0.25 2.72 0.76
12 - 0 -12.35 0.25 -5.07 0.75
13 - 0 -11.34 0.25 -5.58 0.75
14 - 0 -0.21 0.25 1.21 0.75
15 - 0 -14.30 0.25 -4.66 0.75
16 - 0 -6.14 0.25 -0.86 0.75
17 - 0 -2.12 0.25 -3.68 0.75
18 - 0 -12.99 1 - 0
19 3.40 0.25 - 0 11.19 0.75
20 13.80 0.25 - 0 7.29 0.75
21 12.08 0.25 - 0 11.57 0.75
22 -15.28 0.25 - 0 -28.95 0.75
23 -7.36 0.25 - 0 -6.67 0.75
24 3.24 0.25 - 0 -1.13 0.75
25 13.20 0.25 - 0 9.44 0.75
26 0.24 0.25 - 0 -8.06 0.75

gdyz w niej powyzsze kontrasty s3 estymowalne z wieksza precyzja. Precyzje
mierzymy zwykle jako odwrotnos$é wariancji estymatora kontrastu (w danej
warstwie). Ocena precyzji kazdego kontrastu bazowego estymowanego W
warstwie trzeciej wynosi 0,75/7,6 = 0,099, natomiast w warstwie pierwszej
wynosi 0,25/10,84 = 0,023. Zatem hipoteze HOB odrzucamy, gdyz F0,01;8;48
= 2,9 < 16,67. ’

Podobnie, hipoteza HOAxB jest testowalna w analizie poletek duzych i
poletek matych, poniewaz wszystkie kontrasty dotyczace efektéw interakecyj=-
nych s3 estymowalne w warstwie drugiej i trzeciej. Wybieramy warstwe
trzecia z tych samych powoddéw co wyzej. A zatem hipoteze H odrzucamy,

OAxB
gdyz F0,01;16;48 = 2,40 < 2,44.
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Tabela 8.2. Amsliza wariancji

Zrédia Stopnie Sumy Srednie Ilorazy
zmiennosci swobody kwadratéw kwadraty F

Analiza blokéw

Obiekty 1 8 205,09 25,74 2,37
Biad 1 3 32,54 10,84
Catosé 1 11 237,63

Analiza poletek duzych

Obiekty 2 18 459,64
w tym:
Czynnik A 2 224,39 112,2 13,09
Reszta 2 16 235,25 14,7 1,71
Biad 2 6 51,42 8,57
Catosé 2 24 511,06

Analiza poletek malych

Obiekty 3 24 1310,30
w tym:
Czynnik B 8 1013,33 126,67 16,67
Interakcja .
AxB 16 296,97 18,56 2,44
Biad 3 48 364,72 7,60
Catosé 3 72 1675,02
Do weryfikacji hipotez HOB i HOAxB mozna réwniez uzyd jedya Zz

metod kombinowania testéw.

Odrzucenie hipotez ogélnych pozwala nam na sformuiowanie wnioskéw:

a) nie wszystkie prawdziwe s$rednie plony uzyskane przy badanych
dawkach s3 jednakowe,

b) nie wszystkie prawdziwe $rednie plony uzyskane dla badanych odmian
s3 Jjednakowe,

c) wplywy badanych dawek i badanych odmian na prawdziwe $rednie plony
nie s3 niezalezne (wykazuja interakcje).

~

Estymatory kontrastéw bazowych, cirt t. & 14,2,3 wykorzystaé¢ moZna

réwniez do wnioskowania dotyczacego hipotez szczegéliowych. Na przykiad
. , -

“0,9' eg¥ = 0 (H

$redni plon kiebdéw ziemniaczanych uzyskany przy nawoZeniu A1 = 50kgN/ha

jest taki sam jak #redni plon kiebdéw ziemniacznych uzyskany przy nawozeniu
Az = 100kgN/ha. Hipoteze Ho 9 weryfikujemy za pomoc3 F2 o 6,49 > 5,99
’ ’

hipoteza 1.9° eér #0) jest hipoteza orzekajgca, 2e
’

Fo 05:1:6° Zatem hipoteze te odrzucamy na korzysdé hipotezy
’ ’ ’

alternatywnej. Podobnie moZna weryfikowa¢ hipotezy szczegbéiowe dotyczace
pozostalych kontrasté4w bazowych.
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THE ANALYSIS OF TWO-FACTOR EXPERIMENTS
CARRIED OUT IN INCOMPLETE SPLIT-PLOT DESIGN

Summary

The paper presents the analysis of two-factor experiments carried out
in an incomplete split-plot design. The incomplete split-plot design con-
sidered is the design in which whole-plot treatments occur in a randomized
block design but the subplot treatments occur in an incomplete design;
that is, the number of subplots in whole plots may be less than the number
of subplot treatments,

Key words: split-plot design, incomplete split-plot design, linear model,
contrasts of treatments combinations, planning of experiments



