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Forord

Denne afhandling er skrevet som et licentiatprojekt ved Den kgl
Veterinar- og Landbohgjskole med hovedfag i Matematisk stati-

stik og med professor Mats Rudemo som hovedfaglarer.

Gpgéven indeholder fgrst en indledning med baggrund for forsg-
gene samt en beskrivelse af de hidtil anvendte opgg@grelses- og
testmetoder. Derefter fglger del 2 og 3, som behandler selv-
stendigheds- og ensartethedsundersggelserne ud fra visse gene-
relle betragtninger. Mange af disse kapitlers afsnit kan over-
springes af laseren ved en fgrste gennemlasning. Det galder i-
szr afsnittene 2.1.1, 2.3.1, 2.3.2, 2.3.3, 2.3.4 og 2.8.5.

Derefter fglger 4. del, hvor det foreliggende datamateriale for
kogezrter er behandlet - i det vasentlige pad grundlag af de i

del 2 og 3 fremsatte betragtninger.
Til sidst er der en kortfattet gennemgang af konklusioner.

For at lette lasningen for den ikke statistisk interesserede
lzser, er en del beviser og udredninger samlet i appendix A. P4
de steder, hvor disse er benyttet i teksten, vil der vare en
henvisning til de pdgzldende sider i appendixet. I almindelig-
hed vil det vare muligt at undlade lasning af delene i appendix
A, uden at dette gdr ud over forstdelse og sammenhang. Derimod
vil det nazppe vere muligt at lzse dele af appendixet med fuldt
udbytte, hvis man ikke samtidig l@ser de dele af hovedteksten,
hvortil de hgrer.

Hvert symbol er sd vidt muligt kun anvendt i en bestemt betyd-
ning. I appendix B er givet en liste over de fleste af de an-
vendte symboler, idet symboler, som kun er anvendt et enkelt
sted, ikke er medtaget. Foruden en kort beskrivelse af symbo- -
lets betydning er der henvisning til en side (normalt den fgr-
ste), hvor symbolet er anvendt. Ved senere anvendelse af symbo-

let i samme betydning, er forklaringen ofte gjort meget kort.

Tabeller, figurer og formler er nummereret fortlgbende i hvert

hovedafsnit. Eksempelvis angiver tabel 2.1.1 den fgrste tabel i




hovedafsnit 2.1, mens (3.2.2) angiver den anden formel i hoved-

afsnit 3.2,

De beregninger, som er udfgrt i forbindelse med projektet, er
for hovedparten foretaget ved hjzlp af programpakken: Statisti-
cal Analysis System - herunder det tilhgrende matrix programme-
ringssprog. Desuden er nogle beregninger programmeret i FORTRAN.
Alle beregninger er udfgrt pa NEUCC, Det Regionale EDB-Center

ved Danmarks tekniske Hgjskole.

For kritisk genneml@sning af manuskript samt kommentarer og rid
ved opgavens lgsning rettes en tak til instituttets medarbejde-
re, isar professor Mats Rudemo, lektor Poul Einar Hansen og
vid.ass. Sgren Andersen samt til vid.ass. Poul Flengmark, Sta-
tens forsggsstation, Roskilde, stipendiat J.C. Streibig samt

kolleger ved Dataanalytisk Laboratorium.

Desuden vil jeg sige tak til afdelingsbestyrer K. Sandvad, for
at det har varet muligt for mig at fardigggre opgaven, efter at
jeg en genindtrddt i en stilling p& Dataanalytisk Laboratorium.

Det benyttede datamateriale er stillet til rddighed af forstan-
der Poul Rasmussen og vid.ass. Poul Flengmark, Statens forsggs-

station, Roskilde.

Rehskrivning er udfgrt af sekretazrerne Lene Kofoed-Hansen, In-
stitut for Matematik og Statistik, og Tove Hagerup, Dataanaly-
tisk Laboratorium. EDB-medarbejder Michael Hoffmann har udfgrt

programmeringsarbejdet i forbindelse med rentegning af figurer-

ne.

april 1980

Kristian Kristensen
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i " INDLEDNING

I en rzkke lande udfgres hvert ar sortsforsgg med det formal at
undersgge, om sorter - anmeldt henholdsvis til sortslisteopta-
gelse og nyhedsbeskyttelse - er selvstzndige, ensartede og sta-
bile. Unders¢gelserne foretages for en lang rakke arter. I Dan-
mark udfgres disse forsgg ved forsggsstationerne Tystofte og
Roskilde samt ved Havebrugscentret - alle wunder Statens Plan-

teavlsforsdg.

Forsggenes omfang varierer meget fra planteart til planteart.
Omfanget bestemmes dels af det antal karakterer, der skal regi-
streres og dels af antal anmeldte sorter og antal referencesor-
ter. Referencekollektionens stgrrelse er afhzngig af afprgv-
ningens formdl (sortslisteoptagelse og/eller nyhedsbeskyttelse),
men er for landbrugsplanternes vedkommende normalt sorter pa
national og/eller EEC-sortsliste samt enkelte andre sorter. Da
alle sortsejere (planteforzdlere) kan anmelde det antal sorter
til afprgvning, de ¢gnsker, vil antallet af anmeldte sorter kun-

ne variere starkt fra &r til Aar.

1.1 FORMAL MED AFPR@VNINGERNE

Formdlet med at afprgve alle nye sorter for selvstzndighed, ens-
artethed og stabilitet, fgr de optages pa listen over de sorter,
der kan certificeres, er at sikre forbrugeren en sortsazgthed
samt beskytte sortsejerens rettighed over sorten. I tilfazlde af
sortens nyhedsbeskyttelse har sortsejeren desuden ret til at op-
krazve en forzdlerafgift. Sortsejeren afggrer selv, om han vil
have sorten nyhedsbeskyttet, hvorimod den skal afprgves efter
EEC's regler - safremt pagaldende planteart er inddraget i EEC's
sortslistedirektiv - fgr den kan certificeres. Afprgvningerne
er lovbundne, hvilket dels skyldes Danmarks tiltraden af UPOV
(Union Internationale pour la Protection des Obtentions Vetales)
den 5. september 1968 (Plantenyhedsbeskyttelse) og dels er en
fglge af Danmarks indtrazden i EEC (European Economic Community)

den 1. Jjanuar 1973 (sortslisteoptagelse).
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Reglerne her tager sigte pa at beskytte forazdlernes rettigheder
og kan i nogen grad sammenlignes med patentrettigheder. Sorter
fra ca. 50 arter kan pd nuvarende tidspunkt anmeldes til be-

skyttelse af foradlerrettigheder, men antallet af arter udvides
stadig. For at en ny sort kan beskyttes i henhold til denne lov

skal sorten vare:

I. Selvstandig
ITI. Ensartet
TIT. . Stabil.

I. Selvstandig

"En ny sort skal vare klart adskillelig i en eller flere va-
sentlige karakterer fra alle andre sorter, hvis eksistens er
almindelig kendt pa det tidspunkt, hvor sorten anmeldes til be-
skyttelse. En ny sort kan vare defineret og adskilt ved hjzlp
af morfologiske eller fysiologiske kendetegn. I alle tilfazlde
m& siddanne karakterer kunne beskrives pracist og kunne genken-

des." (Fri oversattelse fra engelsk. (Anon, 1974Db)).

II. Ensartet

"Nye sorter skal vare tilstrazkkelig ensartede, idet der tages
hensyn til szrlige egenskaber ved dens generative eller vegeta-

tive formering." (Fri oversattelse fra engelsk. (Anon, 1974Db) ).

IIX. Stabil

"Nye sorter skal vare stabile i afggrende karakterer, d.v.s. de
m& vere i overensstemmelse med deres beskrivelse efter gentagre
formeringer, eller hvis foradleren har defineret en sarlig for-
merings- eller multiplikationscyklus, efter afslutning af hver

cyklus." (Fri oversattelse fra engelsk (Anon, 197u4b)).

133328 EEC

Reglerne her tager sigte pa at sikre, at sorter, der optages

pd sortsliste, kan adskilles fra andre optagne sorter, samt at




de er tilstrazkkelig ensartede og stabile. For landbrugsplanter
skal sorterne endvidere godkendes for dyrkningsvardi. Kun udsad
der er certificeret, md& forhandles i EEC-landene. Certificerin-
gen kan kun ske, ndr sorten er optaget pd den nationale sorts-
liste eller pa EEC-sortslisten. Under bestemte kriterier er an-

dre EEC-landes sortslister ligestillet med den danske sortsliste.

For at en sort kan godkendes til optagelse pa sortslisten, skal

den sdledes vare:

I. Selvstandig
IT. Stabil
III. Tilstrzkkelig ensartet
IV. Tilfredsstillende med hensyn til
dyrknings- og nyttevardi (kun
landbrugsplanter).

I. Selvstaendig

En sort er selvstandig, nar den ved et eller flere vasentlige
morfologiske eller fysiologiske kendetegn tydeligt adskiller sig
fra enhver anden sort, som er godkendt til optagelse p& den damr
ske sortsliste eller pa De Europaziske Fzllesskabers fazlles
sortsliste for landbrugsplanter henholdsvis gr¢gnsagsarter. Fin-
des der ved afprgvningen, at to eller flere anmeldte sorter ik-
ke er tilstrazkkelig forskellige, godkendes den sort, der ar an-
meldt f@grst (Anon, 197ha)d.

For hver art er udarbejdet en liste over de karakterer, der som

minimum skal undersgges (Anon, 1972 a og b).

11. Btabil

En sort er stabil, hvis den efter gentagne formeringer eller,
hvis forazdleren har fastlagt en sarlig formeringscyklus, ved af-
slutningen heraf stadig i sine vasentligste kendetegn er i o-

verensstemmelse med sortsbeskriveren (Anon, 197ka).
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III. Ensartet

En sort er tilstrzkkelig ensartet, ndar den under hensyntagen
til formeringsmdden for den art, den tilhgrer, bestdr af plan-
ter, der bortset fra enkelte afvigelser er ens med hensyn til
de kendetegn, der er fastsat for afprgvningen af ensartethed for

den pdgaldende art (Anon, 1974a).

IV. Dyrknings- og nyttevardi

For landbrugsplanter foretages ogsa en undersggelse for dyrk-
nings- og nytteverdi. Da denne undersggelse sker 1 andre forsgg
end de, der benyttes ved undersggelse for selvstandighed, ens-
artethed og stabilitet, vil denne undersggelse ikke blive be-

handlet her.

1.1.3 Sammenligning mellem de to sat regler

EEC-reglerne er udarbejdet for flere arter end UPOV-reglerne,
men dzkningsomrdderne er dog noget forskellige, sdledes findes
der UPOV-regler for en rakke prydplanter, som ikke er omfattet
af EEC-reglerne. For landbrugsplanterne derimod omfatter EEC-
reglerne nasten alle arter, mens udarbejdede UPOV-regler kun om-

fatter en mindre del heraf.

For de arter, som er omfattet af begge szt regler, galder at en
afprgvning efter UPOV's regler er mere omfattende end en afprgw
ning efter EEC's regler, idet UPOV's regler specificerer sam-
menligning af flest karakterer. For mange af de arter, der er
omfattet af begge szt regler, er det almindeligt at bruge UPOV'
s regler, ogsd ndr det alene galder en afprgvning for optagelse

pa sortsliste.

En sortsejer kan anmelde sin sort til optagelse pa sortsliste
(EEC's regler) og/eller til beskyttelse af foradlerrettigheder

(UPOV's regler).

Ingen af disse regelsat anfgrer specifikt, hvordan de registre-

rede vardier skal sammenlignes, eller hvor store eller sikre




forskellene skal vare, f¢gr en nyanmeldt sort skal erklares u-
ensartet henholdsvis ustabil. Det fremgdr heller ikke af regel-

sattene, om der bgr bruges statistiske metoder.

For nogle plantearter, hvor sorterne alle kan adskilles ved
hjzlp af kvalitative karakterer og alle individer fra en given
sort besidder samme egenskab, er det nappe ngdvendigt at bruge
statistiske metoder, men for mange plantearter er det kun mu-
ligt at adskille sorterne ved hjzlp af kvantitative karakterer
(Flengmark, 1977), og det vil da oftest vare ngdvendigt at be-

nytte statistiske metoder.

Det er de statistiske metoder for sddanne kvantitative karakte-

rer, der skal behandles i det fglgende.

1.2 NUVERENDE FORS@GSMETODIK

1.2.1 Selvstendighedsafprgvningen

Denne afprgvning foretages normalt ved at dyrke alle de nyan-
meldte sorter sammen med referencesorterne i et forsgg. Forsg-
gene ér anlagt som fuldstandige blokforsgg med normalt 2 eller
3 blokke. I hver parcel registreres en rakke karakterer pa ca.
20-25 enkeltplanter, sdledes at der for hver sort registreres
pd ialt ca. 50-60 enkeltplanter. Der udfgres normalt et forsgg
hvert dr, og en nyanmeldt sort skal afprgves i mindst 2 dr, fgr
den eventuelt kan godkendes. Ud over de direkte registrerede
karakterer beregnes nogle relationer mellem 2 eller flere ka-
rakterer (f.eks. kvotienter mellem lzngde og breddemdl). Hvert
forsgg og karakter analyseres separat i en tosidig variansana-
lyse med "blokke" og "sorter" som faktorer. Ved en sdadan analy-

se har man implicit benyttet f@lgende model:



Hig # By ¥ B + 54y (1.1)
hvor 1 = 1,2,3,...,k, sortsnummer
9 5 1,2,.45 305 bloknumimen
i3 = gennemsnit af registreringerne i den
i'te sort i den j'te blok
My = middelverdi for den i'te sort
Bj = effekt af den j'te blok
fa tilfeldig virkning af den i'te sort 1
den j'te blok
78 =0
j=1
{Eij} antages uafhangige og normalfordelte,
NC0,02).

For hvert sortspar (i, i'), hvor i er en nyanmeldt sort og i'

er en referencesort, testes delhypotesen Hoi ar ¥ Hy = By (at
5

sort i og i' er identiske for den pagzldende karakter) ved at

Hypo-

sammenligne !ii - X5 | (numerisk differens) med LSD, _, -

tesen HOi,i' forkastes, hvis lXi. - Ai,_l er stgrre end
LSD1—a’ hvor
2
i 25
b0y o 7 t1-a/2,m n

Her er s2 det centrale estimat for 02 med m = (n-1)(k-1) fri-

hedsgrader, som fds fra variansanalysen, og t1-a/2 m er
]
(1-a/2)-fraktilen i en t-fordeling med m frihedsgrader.

En nyanmeldt sort i betragtes som forskellig fra sort i' , hvis
der for mindst én vasentlig karakter galder: 1) Hy; ., skal

3
kunne forkastes i 2 dr. (Det ene dr p& niveau o og det andet pa

niveau y). 2) Forskellen skal udvise samme fortegn i alle ar.

Den nyanmeldte sort betragtes som selvstandig, hvis den er for-

skellig fra alle referencesorterne.




T disse test har man hidtil benyttet a = 0.05 og y = 0.10, men
da de fleste lande har benyttet a = 0.C?, er man efter aftale
blevet enig om, at bruge o = 0.01. For flere plantearter har

man i de senere ar strammet kravene og benytter nu a = y = 0.01.

1.2.2 Ensartethedsafprgvning

Denne afprgvning sker ved at sammenligne sorternes variations-
koefficienter. For hver parcel beregnes variationskoefficienten,
hvorefter sorternes gennemsnitlige variationskoefficienter be-
regnes som simpelt gennemsnit af de enkelte parcellers varia-

tionskoefficienter.

En nyanmeldt sort erklazres for uensartet, hvis dens variations-
koefficient i begge afprgvningsar for en vasentlig karakter er
stgrre end tidligere godkendte sorters variationskoefficienter.
Inden for EEC er udarbejdet en liste over karakterer, der be-
tragtes som vasentlige og som skal undersgges for ensartethed.
Karakterer, der har varet anvendt til at adskille sorten fra re-

ferencesorterne, betragtes ogsa som vasentlige.

Datamaterialet er det samme som anvendes i selvstandighedsaf-

prgvningen.

1.2.3 Stabilitetsafprgvning

I almindelighed undersgges en sort fgrst for stabilitet efter
at den er optaget pa sortslisten. Afprgvningen sker da ved at
sammenligne planter fra en standardprg@gve med planter fra ny-

hijemtaget partiprgve.



2, SELYVSTANDIGHEDSAFPRPVNING

N&r man skal sammenligne sorter, m& man skelne mellem 2 former
for sammenligning: 1) hvor alle sorter har varet dyrket side
om side i et regulazrt forsgg og 2) hvor sorterne ikke har va-
ret dyrket side om side, men hvor registreringerne f.eks. er
foretaget i forskellige 4r. Den fgrstnavnte metode er den, der
oftest anvendes ved sortsafprgvning i hvert fald inden for en-

drige afgrgder, og det er den, der skal behandles her.

Ved selvstendighedsafprgvningen skal man undersgge, om en ny-
anmeldt sort er forskellig fra alle kendte sorter. Da dette 27
praksis er umuligt, gg¢r man normalt det, at man undersgger, om
sorten er forskellig fra de sorter, som er optaget pa den euro-
peziske (EEC) sortsliste samt enkelte andre sorter (f.eks. sven-

ske sorter).

2.1 DEFINITION AF "ERROR RATE"

Ved anvendelse af statistiske metoder har man altid en vis
sandsynlighed for, at en given konklusion skal blive forkert. .

De forkerte konklusioner (udsagn) kan deles i 2 typer:

i To sorter erklzres forskellige, ndr de

i virkeligheden er ens

IT To sorter erklares ens, nar de i virke-

ligheden er forskellige.

Disse to typer af fejl hanger sammen, sdledes at hvis man g¢r
sandsynligheden for I lille (evt. uendelig lille) vil sandsyn-
ligheden for II vokse og omvendt, hvis man g¢r sandsynligheden

for I stor, vil sandsynligheden for II formindskes.

Sandsynligheden for I er den, man lettest kan kontrollere, idet
den kan beregnes uden at kende populationens sande parametre,

hvorimod man for at beregne sandsynligheden for II i hvert fald
md have gode estimater for populationernes sande parametre. Da

det dertil kommer, at I oftest er den "alvorligste" fejltype,




bruger man at fastsztte sandsynligheden for denne (ofte 10%,
5%, 1% eller 0.1%) og lader sandsynligheden for II blive be-
stemt indirekte (mindst mulig, givet sandsynligheden for I og
en given stgrrelse af forsgget). I forbindelse med fejltyper
forekommer ofte betegnelsen teststyrke, der er givet ved 1 =

sandsynligheden for type II fejlen.

2.1.17 Multiple sammenligninger

For at fastholde signifikansniveauet pad 1% i det enkelte forsgg
md man tage hensyn til, at der foretages flere sammenligninger
for at afggre, om en given sort er forskellig fra de gvrige.
Disse sammenligninger falder naturligt i 2 grupper. Dels sam-
menligninger af flere sortspar indenfor en enkelt karakter og
dels sammenligninger af en rakke karakterer for et givet sorts-

par.

2.1.1.1 Sammenligning af flere sortspar

For at en nyanmeldt sort kan betragtes som selvstandig, ma den

som tidligere navnt vare forskellig fra alle referencesorterne.

Benytter vi kun en enkelt karakter, og sammenligner vi sorterne
ved hjalp af LSD, .
sort bliver betragtet som forskellig fra alle referencesorterne

» Vil sandsynligheden for at en nyanmeldt

vere mindre end a, hvis den nyanmeldte sort er identisk med en
af referencesorterne (f.eks. nr. 1). Dette skyldes, at i de ca.
100a% af tilfazldene, hvor den nyanmeldte sort fejlagtig bliver
betragtet som forskellig fra referencesort 1, vil den ikke ngd
vendigvis blive betragtet som forskellig fra de ¢gvrige referen
cesorter. Hvor meget den navnte sandsynlighed bliver mindre end
a vil vere afhangig af antal referencesorter, stgrrelserne af
forskellene mellem referencesorterne samt den tilfeldige vari-

ation og forsggets stgrrelse.

For at belyse hvor stor betydning de tre sidstnzvnte faktorer
har, kan vi taznke os et forsgg med 3 referencesorter (1, 2 og

3) samt en nyanmeldt sort (0), som er identisk med reference-
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sort 1. Vi kalder sorternes middelvardier for henholdsvis Hpo
My W, O M35 OF for at simplificere satter vi My = My = My
Wy = AU {se figur 2.%1.1):

Ho
2 1 3 N
4 1 P
Ho B s
Y J L _J

Figur 2.1.1 Antagne middelvardier for 3 referencesorter og en

nyanmeldt sort.

Antages karakteren normalfordelt med konstant varians og kendes
middelverdier og varians samt forsggets stgrrelse, kan vi be-
regne (se appendix side A1) sandsynligheden for, at den nyan-
meldte sort fejlagtig betragtes som forskellig fra alle 3 refe-
rencesorter i et enkeltforsgg pa en enkelt karakter (tabel
2.1.1). Af tabellen fremgir det, at den navnte sandsynlighed
antager et minimum for A = A, vyn/c ca. 1-3, hvilket kan forkla
res ved at sort 2 og 3 da ligger som et varn omkring Mg sdle-
des at der er meget lille sandsynlighed for at den nyanmeldte
sort bliver betragtet som selvstandig. Er 4 > ca. 5, far vi at
sandsynligheden er omtrent lig a. Det bemazrkes, at A bliver
stor, hvis referencesorterne er meget forskellige, hvis den

tilfzldige variation er lille og/eller forsgget er anlagt med

mange gentagelser.

Er der flere end 3 sorter med middelvardier i omrddet omkring
B kan sandsynligheden for at en nyanmeldt sort fejlagtig bli-
ver betragtet som forskellig fra alle referencesorter bliver
mindre, end de i tabellen viste vardier. Den navnte sandsynlig-
hed ma formodes at kunne blive vasentlig mindre end ovenfor,

hvis referencesorternes middelvardier er nogenlunde javnt for-

delt p3 begge sider af den nyanmeldte sorts middelvardi.
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Antal frihedsgrader, m
20 50 oo

A a = .01 a = .05 o = .01 o = .05 o = ,01 o = 0.5
C 00042 0041 .00031 .0036 00024 .0032

1 .00023 .0024 .00016 .0020 + 00012 <007 7

2 .00011 .0023 .00004 .0014 00002 .0009

3 .00057 .0090 .00024 .0068 .00009 .0053

o .00205 w223 .00128 .0198 .00079 .0180

5 00454 .0363 .00361 .0349 .00287 .0338

6 .00715 0453 .00653 L0450 .00598 .0uL8

7 .00894 0489 .00872 .0490 .00853 . 0490

8 00973 0498 .00970 .0499 .00967 0499

9 .00997 .0500 .00996 .0500 00995 .0500

10 .01000 .0500 .01000 .0500 .00998 .0500

Tabel 2.1.1 Sandsynligheden, ao for at en nyanmeldt sort,

1°
sort 0, fejlagtig bliver betragtet som forskellig fra alle 3

referencesorter i et enkelt forsgg pa en enkelt karakter som
funktion af A, hvor A = (ua—uo)/ﬁ/c H (uo—ug)/ﬁ/o 0g Ug = Hq-

2.1.1.2 Sammenligning af flere karakterer

Nu sammenligner vi ikke blot sorterne pad en enkelt karakter,

men pd en rakke karakterer, for eksempel:

sort 0 med sort 1 pa karakter 1

sort 0 med sort 1 pa karakter 2

osVv.

Hvis vi sammenligner sorterne karakter for karakter ved hjalp
af LSD, kan sandsynligheden for, at sort 0 betragtes som for-
skellig fra sort 1, selv om de er identiske, blive stgrre end
0. Det skyldes, at de 2 sorter i de ca. 100(1-a)% af tilfzlde,
hvor de ikke bliver betragtet somwforskellige for karakter 1,

kan blive betragtet som forskellige for karakteren 2. Er der
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mere end 2?2 karakterer, vil sandsynligheden blive endnu lidt€
stgrre, for i de tilfzlde, hvor hverken karakter 1 eller karak-
ter 2 giver anledning til at betragte de Z sorter som forskel -
lige, kan de blive betragtet som forskellige som fglge af en

til feldig signifikant forskel for karakter 3 0.s.V.

Hvis alle karakterer kan antages uafhangige, kan vi beregne o-
vennavnte sandsynlighed for at 2 identiske sorter bliver be-
tragtet som forskellige i et enkelt forsgg ved (se appendix si-

de A3):

6] = 1 = (1‘a)p 9

2
hvor p = antal karakterer (uafhzngige)
@ = signifikansniveau i de benyttede test.

For p stgrre end 1 bliver testniveauet (sandsynligheden for ty-
pe I-fejlen) altsda stgrre end den tilstrzbte vardi o (tabel 2.1.
2). For at kompensere herfor kan man enten benytte et andet
testniveau, o¥, ved beregning af LSD-vardien sdledes at

o, = 1-(1-a*)P = a, eller man kan forlange, at sorterne skal ud

vise signifikante forskelle for mere end en karakter (se appen-

dix side AB).

I tabel 2.1.2 er - foruden det beregnede testniveau - vist de
verdier af a® og antal signifikante karakterer, der skal benyt-

tes for at fastholde testniveauet pd det gnskede niveau a.

Kan karaktererne ikke antages at vare uafhazngige, gzlder oven-
stdende beregninger ikke generelt. Er der kun to karakterer, og
kan disse antages at fg¢lge en todimensional normalfordeling, vil
de ovenfor beregnede vardier for o, danne ¢gvre grense for test-
niveauet (appendix side A3-AlW). For vilkdrligt antal karakterer
kan de i tabel 2.1.2 beregnede vardier kun benyttes som gvre

grznser 1 meget specielle tilfzlde (3iddk, 1971).
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Antal . Tilstrabt testniveau
HEEIRS o = 0.0 o = 0.05
terer,
i o, a* a a, o* a
1 0.010 0.0100 1 0.050 0.0500 1
2 0.020 0.0050 2 0.098 00253 2
3 0.030 0+0033 2z 0.143 0.0169 2
L 0.039 0.0025 2 0.185 0.0127 2
6 0.059 0.0017 2 0.265 0.0085 2
8 0.077 0.0013 2 04337 0.0064 3
10 0.096 0.0010 2 0.401 0.0051 3
15 0.140 0.0007 2 0.537 0.003y4 3
20 0.182 0.0005 3 0.642 0.0026 4
25 05222 0.0004 3 0.723 0.0020 4
30 0.260 0.0003 3 0.785 0.0017 5
50 0395 0.0002 U (823 0.0010 6
100 0.634 0.0001 5 0.994 0.0005 10

Tabel 2.1.2 Beregnet testniveau, LPE ved sammenligning af en
nyanmeldt sort med en kendt sort i et enkelt forsgg samt den
fraktilverdi, o, og antal signifikante karakterer, a, som sik-
rer det tilstrazbte testniveau ved anvendelse af et varierende

antal uafhzngige karakterer.

For at beregne et sat @gvre granser, som galder generelt, kan vi
benytte Bonferronis ulighed (appendix side A3-Au4). Benyttes
denne metode, er den ¢gvre granse for testniveauet givet ved:
<
a, = pa
Den fraktilvardi, a¥*, man skal benytte ved beregning af LSD-

vardien for at sikre, at testniveauet ikke bliver stgrre end

den valgte verdi, a, vil da vare:

o® = afp

I tabel 2.1.3 er for en rzkke kombinationer af antal friheds-

grader og antal karakterer vist de t-vardier, som skal benyttes
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ved beregning af LSD-vardier, for at sikre at testniveauet ik-
ke bliver for stort. Vaerdier for andre kombinaticner af a, p og
m (oo = 0.50, 0.40, 0.30, 0.20, 0.10, 0.05, 0.025 og 0.01, p =
2, 6, 10 og 20, m = 4, 10, 30 og w) findes i Dunn & Massey (19-
B8 )i

Totalt antal Tilstrazbt testniveau
karakterer & = Db & = 0.08
p
m = 20 m = 50 ms= m=ew m= 50 m=
1 2,85 2.68 2.58 2.03 2.01 1:88
2 2:18 2.94 2.81 2.42 231 2.24
3 3,33 3.08 2,93 2.61 2.u48 2.40
L 3.46 3.18 3.03 2.74 2. 58 2:50
6 3.63 3.32 =15 2+33 2.74 2.64
8 8.75 3.42 3123 3,086 2.86 2.74
10 3 85 3450 3.:29 3.15 2.94 2 .81
15 4.02 3.63 3.41 3.33 3.08 2.94
20 4.15 Jiw? 2 3.48 3.46 2.18 3.03
25 4.24 3.79 355 3. 55 3; 26 310
30 4,32 380 3+59 363 3432 il
50 4,54 4,01 12 3.85 3.49 329
100 4.84 4.23 3.89 .15 B 7 2 3.48

Tabel 2.1.3 t-vardier som - benyttet ved beregning af LSD-vear-

dier - sikrer, at testniveauet i et enkelt forsgg er hgjst a.
Verdierne er udregnet for nogle kombinationer af antal friheds-

grader og antal karakterer.

Af tabellen fremgdr det, at sdfremt der er mange karakterer i
forsgget, skal der benyttes en t-vardi, som er vasentlig stgrre
end de, der hidtil har varet benyttet (gverste linie i tabel-
len). S3ledes skal der ved anvendelse af 25 karakterer og med
20 frihedsgrader benyttes en t-vardi, som er ca. 1.5 gange stdr-
re end den, der hidtil har varet benyttet for at sikre, at

testniveauet i det enkelte forsgg er hgjst 0.01.




2.1.2 Nuvarende testniveau

I det foregdende har vi betragtet enten en karakter eller en

sortssammenligning ad gangen i et enkelt ar.

Nu foretages alle sortssammenligninger som navnt i mindst 2 ar,
og for at et givet sortspar bliver betragtet som forskellige,

skal fglgende vare opfyldt for mindst en af karaktererne:

s =R L : o
1) !X1._XO.’ > LsDy_, i et ar
"'2; "'R 2 - . ]
2) |x1_—xo_l > LSD1_Y i et af de gvrige &r
L =8 ’ :
3] X1._XU har samme fortegn i alle

&r, (jvf. side6-7).

2

Betragtet vi en afprgvning i 2 ar, og forudsattes ¥y o, er
punkt 1 og 2 opfyldt ved en af fglgende to hazndelser:
o gk gl % , .
B,: |X1. XO.' > LSD;_, 1 begge ar
" ".Q. _""Q. > 2;
B,: |X7 -X5 | > LsDy_, i et ér
L s i L
og LSD;_, <Xy —XO_I < LSD;_, i det

Hvis de to sorter er identiske, vil sandsynligheden for at

Iiz g | er stgrre end 1SD¥ i et enkelt &r som tidligere
Ts 0 1-a

nevnt vere o, mens sandsynligheden for at IX% -?O | er stgrre

end LSD&_Y, men mindre end LSD%_G, er y-a. Da de to handelser,

Bf og Bg, ikke kan forekomme samtidig, far vi at sandsynlighe-
den for at fa punkt 1 og 2 opfyldt er:

a2 + 2o(y=-a)

For at beregne sandsynligheden for, at iﬁ —Xg har samme for-
tegn i begge &r, betragter vi de 4 mulige fortegnskombinationer.
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For to af disse fortegnskombinationer er der samme fortegn i

begge &r, og vi far da, at sandsynligheden for at if ~i§ har

samme fortegn i begge ar er 3.

Kaldes hzndelsen, at et givet sortspar bliver betragtet som

forskellige for en enkelt karakter for A§1, f&r vi for en to-
arig afprgvning

2

P(Ag1) = 3(a® + 2a(y-a)) = la(2y-a)

For en afprgvning i b 4r fdr vi (se appendix side A7-A8):
pal) = (HPT(-(1-0Pebai-n®Th

Sandsynligheden for at sortsparret bliver betragtet som for=
skellig bliver da sandsynligheden for at ovenstdende handelse,
%
et
for uafhazngige karakterer

skal ske for mindst en karakter. Denne sandsynlighed er

= 4=[1= L P
G = 1-I P(AO1)1 . (Z:1:1)
I tabel 2.1.4 er o beregnet for a = 0.01 og B.06, ¥ = @y 0.1
og 1.0 samt b = 2 og 3. Her svarer y = a til, at man forlanger
at forskellen skal vare signifikant i mindst 2 &r pd niveau o,
mens y = 1.0 svarer til, at forskellen kun skal vare signifi-

kant i 1 &r, men dog udvise samme fortegn i alle ar.

Sandsynligheden for at et givet sortspar fejlagtig bliver be-
tragtet som forskellige, ses at vare stezrkt afhzngige af antal

karakterer samt - naturligvis - af de valgte a- og Y-vardier.

For vy = a og v = 0.1 og fastholdt a er aa mindre for en todrs
afprgvning end for en tredrs afprgvning, mens det omvendte er
tilfeldet for v = 1.0 (for y = ca. % er a, ens for en to- og

tredrig afprgvning). Ved beregning for b stgrre end 3 finder

man, at a, er tilnzrmelsesvis ens for en tre- og firearig af-
prgvning, nar y <€ 0.1. f@ges antal ar derudover, bliver Y,

mindre jo flere &r, afprgvningen varer og vil for en femdrig
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afprgvning tilnazrmelsesvis vare som for en todrig afprgvning,
stadig for vy £ 0.1. Er v = 1.0, vil ay vare stgrst for en to-

&rig afprgvning og aftager med antal afprgvningsér.

e Skl @ = 0.01 a = 0.05
ar | terer

b P vy=0.01 ¥=0.10 ¥=1.00 | y=0.05 v=0.10 v=1.00
2 1 .000050 .00095 .00995 .001250 .00375 .04875

y) .00010 .002 .020 .00250 007 .095

3 .00015 .003 .030 00375 011 .139

4 -00020  ,o0u .039 .00499 015 s 181

6 .00030 .006 . .058 .00748 022 .259

8 .00040 .008 .077 .00986 ,p30 .330

10 .00050 .009 .095 -01243 37 .393

15 .00075 .014 .139 .01859 055 527

20 -00100 .018 .181 02471 @72 .632

25 .00125 .023 T2 -03079 090 .713

30 .00150 .028 .259 .03683 107 L777

50 .00250 .0u4B .393 .06062 171 .918

100 .00499 .091 <Ea7 11757 313 .593
3 1 .000075 .00135 .00743 .001813 .00528 .03566

2 .00015 .003 .015 .00362 . 011 .070

3 .00022 .004 .022 .00543 016 .103

b -00030 .005 .029 .00723 021 .135

6 -00045 .008 . 0Ly -01083 031 .196

8 -00060 011 .058 -01RHT - guy1 <282

10 -00074 013 .072 .01798 052 . 304

15 .00112 .020 .106 -02685 076 420

20 .00149 .027 .138 -03563 100 .516

25 .00186 .033 .170 L0uL34 qoy .597

30 .00223 .040 .200 .05297 147 .66u

50 .00372 .065 .31 .08672 233 .837

100 +00742 .126 .525 16581 411 974

Tabel 2.1.4 Beregnet testniveau, s ved sammenligning af en
nyanmeldt sort med én kendt sort og med anvendelse af uafhan-

gige karakterer.

Kan karaktererne ikke antages uafhazngige, er det ikke muligt at
beregne nogle generelle sandsynligheder for type I-fejlen, a,.
Ved hjalp af Bonferronis ulighed (A.3) kan beregnes nogle gvre

granser for a,. Vi far:

a, = PCUA

P 9
3 021 01

< p P(Agj) (2.1.2)
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Det vil sige, vi i det generelle tilfzlde fdr, at a, er mindre
end p gange den tilsvarende sandsynlighed, hvis der kun blev
anvendt en karakter (¢gverste linie i tabel 2.1.4).

Vi kan sikre os, at a, ikke bliver stgrre end en forudvalgt ver-

3
di s ag, ved at valge a- og y-vardier i de enkelte test, sdledes

at:

i pl el ~ Bl r-gi 1R

Da s3vel a og y kan valges frit, findes der mange forskellige
l¢sninger. Valger vi f.eks. at satte vy = o, kan vi finde én
1lgsning. Denne er givet i tabel 2.1.5 for b =2 og 3, ag =

0.001 og 0.01 samt p = 1,2,3,4,6,8,10,15,20,25,30,50 og 100.

Antal karakterer Antal ar, b

p 2 3
03=0.001 02=0.01 a3=0.001 ag=0.01
1 047 Au1 .0370 1204
? 0316 1000 S0261 0840
3 10258 0817 10212 0682
4 0224 .0707 0184 10589
6 0182 L0577 0150 0479
8 0158 0500 -0130 Sou1b
10 0142 L 0uY7 0116 .0370
15 0116 10365 0095 10301
20 10100 0316 10082 10260
25 .0090 10283 0073 .0233
30 .0082 10258 0067 0212
50 0063 10200 0052 0164
100 0045 0142 0037 0116

Tabel 2.1.5. Testniveau i det enkelte forsgg, som vil sikre at

testniveauet efter en b-arig afprgvning bliver hgjst ag, nar
Yy = o, og den nyanmeldte sort sammenlignes med referencesorter-

ne ved p karakterer.

Er der mere end én referencesort i forsgget, bliver den nyan-

meldte sort fejlagtig betragtet som selvstandig, hvis punkt 1),
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2) og 3) side 15 er opfyldt for alle referencesorter. Kalder vi
sandsynligheden for, at en nyanmeldt sort fejlagtig bliver be-

tragtet som selvstandig for a,, har vi (appendix A9):

hvor 0, er sandsynligheden for, at den nyanmeldte sort bliver
betragtet som forskellig fra en referencesort, som den er iden-
tisk med. Da vi ikke kender referencesorternes parametre, synes
det ikke muligt at beregne et mere precist estimat for a, end

ovenstdende, der alene giver en ¢gvre granse.

2.2 BESLUTNINGSSTRUKTUR

Selv om der i et enkelt forsgg ofte er flere nyanmeldte sorter
til afprgvning, kan det vare naturligt at sammenligne disse med
referencesorterne sekventielt, sdledes at man fgrst sammenlig-
ner en af de nye sorter med referencesorterne; hvis denne er
forskellig fra disse, betragtes den for selvstandig og overfg-
res til referencesorterne, hvorefter man behandler den naste
nyanmeldte sort pd samme mdde, blot med den forskel, at den skal
sammenlignes med yderligere en referencesort; hvis en nyanmeldt
sort ikke er signifikant forskellig fra referencesorterne, be-
tragtes den for ikke selvstandig og udgdr af sammenligningspro-
ceduren. Rakkef@glgen, hvori de nyanmeldte sorter inddrages i
sammenligningen, bgr vare den samme som anmeldelsesrazkkefglgen.
Herved opndr man, at safremt to nyanmeldte sorter ikke findes
at vere indbyrdes forskellige, sd vil den, der er anmeldt fgrst,
blive godkendt. Jvf. Landbrugsministeriets bekendtggrelse (Anon
1974a).

2.3 MULTIVARIATE TEST

Er karaktererne indbyrdes afhzngige - hvilket de oftest vil ve-
re - har vi if@glge det foregdende (afsnit 2.1.2) ikke fuld kon-

trol over type I-fejlen, ndr vi benytter karaktererne enkeltvis.
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Det vil derfor vere naturligt at benytte metoder, hvor alle ka-
raktererne betragtes under et, det vil sige multivariate meto-

der.

Som ved de univariate test kan vi ngjes med at betragte regi--
streringer pr. parcel, d.v.s. vore grunddata bliver gennemsnit
af registreringer pa individerne i en parcel. Hvis variationen
fra individ til individ er den eneste tilfeldige variationsdr-
sag; vil disse gennemsnitstal tendere til at fglge en flerdi-
mensional normalfordeling - selv om en del af karaktererne
(tzllingerne) er diskrete. Dette er en fglge af den centrale
grensevardisztning (Kendall & Stuart, 1977 p 206-208). Imidler-
tid vil der - foruden denne variation fra individ til individ
- ogsd vare en tilfeldig variation fra parcel til parcel. Vi
vil i det fglgende antage, at vore grunddata kan transformeres
sdledes, at disse kan beskrives ved en flerdimensional normal-

fordeling.

For forsgget antager vi modellen

Xij = p. + Bj + Eij (2:3:1)
hvor i = 1,2,...,k, sortsnumre
3 2 14255 swally bloknumre

{Xij}, {ui}, {Bj} og {eij} er p-dimen-

siorale vektorer

p = antal karakterer
k = antal sorter (nyanmeldte + refe-
rencesorter)
n = antal blokke
i3 = gennemsnit af registreringerne pa in-
dividerne i den i'te sort i den j'te blok
uy = middelverdi af den i'te sort
Bj = effekt af den j'te blok
g = +tilfzldig virkning af den i'te sort 1
den j'te blok
n
jE1Bj 0

{Eij} antages uafhangige og normalfordelt N(0,Zy)
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Efter forsggets udfgrelse undersgges, om den/de nyanmeldte sor-
ter kan adskilles fra alle referencesorter. Vi taznker os, at

referencesorterne er nummereret fra en og opefter samt at deny-
anmeldte sorter har numre herefter ordnet efter anmeldelsesda-

to. Betragter vi en nyanmeldt sort, i, ad gangen, far vi hypo-

teserne:

HOi P P T PR A A uki C248%2)
i > ki

H1i Poug # My A My F3 Hop A eee AUy # uki

hvor ki er antallet af referencesorter, nar vi betragter den ny

anmeldte sort med nr. 1i.

Et test for HOi kan udfgres pd flere mdder. Er parametrene for
referencesorterne (dvs. Mys Hos eee 5 My OB EX) kendte, og er
o s ki, kan H,. testes i to trin som anf@rt af Rao (1962), i-
det det fgrst undersgges, om den nyanmeldte sort kan antages at
ligge i det hyperplan, som udspazndes af referencesorternes mid-
delvaerdier; hvis dette er tilfzldet fortszttes med n:ste trin,
hvor den nyanmeldte sort sammenlignes med hver enkelt referen-
cesort ved hjzlp af diskriminantfunktionerne. Denne metode kan
generaliseres for anvendelse, ogsd ndr Iy er ukendt (Rao, 1962).
Derimod synes denne metode ikke at kunne bringes til anvendelse
hvis middelvardierne for referencesorterne skal estimeres fra

data.

Det nart beslzgtede problem, at finde den population - blandt k
givne - som en ukendt population ligner mest, er behandlet af
Cacoullos (1965a og 1965b) samt Srivastava (1967). Overfgrt til
den her benyttede notation forudsatter Cacoullos (1965a), at
His Ugs eve 5 Hy OB Ly er kendte, mens samme forfatter (1965b)
benytter en Baye%~metode, som alene forudsatter, at U, og ZX er
kendte. Srivastava (1967) angiver en metode, som ikke ngdven-

digvis forudsztter, at parametrene kendes.

Et testkriterium for Hys under et synes derimod ikke at eksi-
stere i litteraturen (Srivastava, 1967). Vi vil derfor betragte
i1 Mg T My enkeltvis og ud fra test af
disse forkaste eller acceptere Hgi.

delhypoteserne HUi
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Hver af de enkelte delhypoteser Hbi,i' kan testes ved et test
svarende til Hotellings T -test. Transformerer vi teststgrrel-
sen til en F-vardi, far vi, at HGi,i' kan testes ved (Rao, 1973
p 541-542):

_ m-p+l n g o T T
Fyogn B Xy R D' (X; =X ) (2.3.3)

=~ 1 k n
hvor £ = = I T £'..8.. er et centralt estimat for

X m .. Ty ij713

izt 9= 5
X
m = (k-1)(n-1) er antal frihedsgrader i Ex
Brg = Xgg = Wy " By = Xgg = Xy = (X 4K 0

Under HOi,i' er Fi,i' F-fordelt (p,m-p+1), mens Fi,i' under

H My # Uy, er ikke-central F-fordelt (p,m-p+1,A. i,)
b

18,57 © i
(Rao, 1973 p 5u42).

S&fremt de to sorter, i og i', er identiske, har vi altsa:
g 5

P(Fi,i‘ g F1—a,p,m—p+1) =

mens

P(F. ,, > F

) > o
I gl ?

=85 Pai=p+1
hvis de to sorter er forskellige. Her er F1—a,p,m-p+1 {1-8)=
fraktilen i en F-fordeling med henholdsvis p og m-p+1 friheds-

grader.

Et test for HOi p& niveauet o kan fis ved at HOi forkastes,
hvis:

* F. . >
min ! F‘I-oz,p,m“P*"1 (2..3.4)

Det vil sige, hvis alle delhypoteserne Hos ;o forkastes pa ni-

2

veauet a.




Safremt sorterne i og iO er identiske, er

P( min | e gy P )
il:1’-",i05.."ki t 1 a’p,m_P*"]‘

< =

- P(Fi,iO > F‘i-a,p,m-p+‘|) =%

Det vil sige, testniveauet bliver altid mindre end eller lig o

1 et enkelt forsgg.

En anden metode, hvorpd man kan teste p karakterer, er forestd-
et af Roy (1958). Her betragtes fgrst en karakter. Fgr den nas-
te karakter betragtes, korrigeres denne i forhold til den f¢gr-
ste, sdledes at testet for den anden karakter bliver uafhangigt
af testet for den fgrste karakter. Den tredie karakter korrige-
res ligeledes, sdledes at dette test bliver uafhangigt af de to
fgrste test o.s.v. Metoden kraver imidlertid, at karaktererne
inddrages 1 analysen i en“pé forhand bestemt razkkefglge. Demp-
ster (1963) har modificeret Roys metode, sdledes at man ikke
behgver at have en forud fastlagt rakkefdlge. Dette er opnaet
ved fgrst at transformere data, sidledes at man i stedet for de
oprindelige p variable betragter de p principale variéble. Den-
ne sidste metode er anvendelig ogsa i de tilfzlde, hvor ZX er
singulazr (Dempster, 1963), hvilket er tilfzldet, hvis m < p.
Den sidstnavnte egenskab besiddes ogsd af en metode foresliet
af Dempster (1958 og 1960), som imidlertid ikke er invariant o-
ver for linezre transformationer. Sdledes vil den sidstnavnte
metode kunne give andre konklusioner, hvis man registrerer nog-

le af karaktererne i andre enheder.

Hotellings TQ-test eller simple transformationer heraf er i
litteraturen anvendt i1 mange forbindelser. I de fleste anven-
delser er estimatet for EX beregnet alene pd grundlag af de to
populationer, som skal sammenlignes. Anvendelser, hvor ZX -
som foresldet her - estimeres ud fra mere end to populationer,

synes sjzldnere. Goodman (1968a) har anvendt stgrrelserne

1

T -% ve V0% 3
D}-_,i' [(Xi. Xi'.) Ex (Xi. Xi|.)]
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for sammenligning af 15 majssorter i et blokforsdg med 8 blok-
ke. Han anvendte 16 karakterer, og hans grunddata var parcel-
gennemsnit baseret pd - 1 gennemsnit - 8.2 enkelte registrerim
ger. Rao (1958) benyttede Di,i' =(ii.-ii'.)'5;1(2i.—ii'.) for
sammenligning af 17 grupper i en Bengalsk antropometrisk under-
sggelse. Grupperne svarede hver til et geografisk omrdde, som
var reprasenteret ved stikprgver med fra 33 til 337 individer,
og der anvendtes 11 karakterer. Til bedgmmelse af, om de be-
regnede afstande Di,i‘ var signifikant stgrre end nul, trans-
formerede Rao disse til en xz—variabel, mens Goodman til samme
formdl beregnede en approximativ spredning pa sine Di’i,-vardi—
er. Det af Rao anvendte test bliver identisk med det i (P.3.3)

anfgrte, ndr m bliver stor.

2.3.1 Afstandsmidl

I forbindelse med sortsafprgvningen er det ¢@gnskeligt at have en
"lighedskoefficient"/"forskellighedskoafficient“ (Christensen,
1977). Benyttes multivariate metoder, vil det vere naturligt at

benytte Mahalanobis afstand, Si K der er defineret ved:
3

- = -1 -
Gi,i' = (ui ui.)'Zx (ui ui.) (2.3.5)

Mahalanobis afstand ér nart knyttet til det foresldede F-test,
og er som dette invariant over for line®zre transformationer, og
vil s&ledes vaere uafhangig af registreringsenhed. Savel det fo-
resldede test som Mahalanobis afstand tager hensyn til korre-

lation mellem karaktererne. Betydningen heraf er anskueliggjart
i figur 2.3.1a, figur 2.3.1b og figur 2.3.1¢c, hvor to sorter,

A og B, sammenlignes ved hjzlp af to karakterer X1 og X,. I al-

le tre figurer har sorterne de samme middelvardier:

Sort
A B
X1 15:0 18.0
X 7.0 9:5
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Figur 2.3.1 Plot af 10 stikprgver fra hver af 2 hypotetiske

sorter med middelvardivektorer henholdsvis (15.0, 7.0) og (18.0,
9,5) samt med variansen 1 for beggé karakterer. Korrelationsko-

efficienten mellem karaktererne er henholdsvis -0.5, 0.0 og +0.5.
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Variansen for karaktererne er ogsd ens 1 alle tre figurer, nem-
lig 1 for begge karakterer, derimod er korrelationen mellem de
to karakterer forskellige henholdsvis -0.5, 0.0 og +0.5. Eorde
tre situationer er GA B kenloldavis 5.21, 3:91 o .21, AF ba-
de figurerne og ovennavnte SA B -verdier fremgar det, at en ne-
gativ korrelation her har ¢get afstanden i forhold til uafhan-
gige karakterer med samme middelverdier og varianser, mens en

positiv korrelation omvendt har mindsket afstanden. Med andre

middelvardier kunne vi dog have fdet det omvendte resultat: en
forggelse af afstanden ved positiv korrelation og en formind-

skelse ved negativ korrelation.

For uafhangige karakterer reduceres (2.3.5) til summen af kva-

draterne pid de enkelte karakterers standardiserede afstande:
(2%3:6)

Nu er afstandene mellem sorterne imidlertid ukendte og ma a=
stimeres ved hjzlp af data. Et nzrliggende estimat for Gl X
3

vil vare:
i — A_'I ]
= - ! =
D, ., (Xi. Xi'.)'zx (Xi. T _) (2:,3.7)

Dette er imidlertid ikke forventningsret (appendix side A10).

Et centralt estimat for 6? j1 er (appendix side A10):

)}

52 . =mp1p?2 o _op (2.3.8)
i1 m .
2 , g L
hvor D% ., er givet ved (2.3.7), ¢ = o *+ ¢~
s [T ny BLe
Variansen pa Di ;1 of ég ;1 er for m-p > 4 givet ved (appendix
? ?

side A10-A11).
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2 2m2 y
Var(Di i') = 5 {Gi 1L (2.3.9)
? (m-p-3)}{m-p~-1) 2
2 2
2 - -
c(m-1) Gi,i,+c p{m-1)]
= 9 4 ] 2
Var‘(si:i,) = m"*p"3 [6i,i'+2C(m‘1)5i,i,+C P(m‘-'i)] (2.3010)

Forventningen af éi,i' er saledes uafhzngig af forsggsplanen -
omend dens varians er starkt afhangig af forsggsplanen og for-
skellen mellem de to sorter - og kan derfor anvendes som et mil
for sorternes forskellighed. Inden for et forsgg - med ens an-
tal gentagelser af alle sorter - kan man dog lige s& vel an-
vende Di,i' eller andre monotone funktioner. Specielt kan nav-
nes logaritmetransformationen, idet variansen p& disse er va-
sentlig mere homogene end varianserne pa Dg,i' , nadr blot Gi,i'
er‘rimelig stor (se afsnit 4.3.3). Variansen pd de logaritme-

transformerede vardier er approximativt givet ved (appendix si-

de A12):

I 2 2
8. .y + 2c(m-1) &8 ., + c“p(m-1)
Var(z, .,) = m—Q—a i=1' 5 i,1] a (2.3.11)
2 p 6 b 4+ 2CP6- s 5 + C2P2
11 o B 1
hveor Z = ln(D2 ey )
Loyl ! A dt""

Det kan vises, at approximationen er god, hvis Var(Di i,)/
?
E(D? )72 er vesentlig mindre end 1, d.vss. hvis de ved appro-
i,i!

ximationen beregnede varianser pa Zi ;1 er vesentlig mindre end

3
i

2.3.2 Robusthed

Selv om testet ved hjzlp af Hotellings Tz-test bryder sammen
for m < p, er den foresldet her. Dette skyldes dels, at den er
meget benyttet - dog en 1lidt anden form end foresldet her - og
dens egenskaber er bedre kendt, end egenskaberne ved de andre
metoder. Desuden er Hotellings Tz—test invariant over for line-

zre transformationer (Morrison, 1976 p 133; Hotelling 1931).
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Ved anvendelse af statistiske metoder er forudsztningerne for

de enkelte test aldrig eller i hvert fald kun sjazldent fuldt ud
opfyldte. Det vil derfor vare ¢gnskvardigt, om det anvendte test
er robust over for de mest nerliggende afvigelser fra forudsat-
ningerne (Cox & Hinkley, 1974 p 3, meget frit citat). Forudsat-
ningerne for testet fremgdr af modellen for data (2.8:1): Deat-
vigelser herfra, som er mest nerliggende, og har stgrst betyd-

ning, vil jeg anse for at vare:

1) sorts- og blokvirkninger er ikke additive
- 2) {Eij} er ikke normalfordelte

3) {Eij} har ikke ens varians.

Hvis sorts- og blokvirkningerne ikke er additive, far man en
vekselvirkning mellem sorter og blokke, som med den benyttede
model vil blive indeholdt i den stokastiske variabel g Eeti-
mat for I vil derfor bestd badde af den tilfazldige variation og
af vekselvirkningen. Sdfremt vekselvirkningen skyldes at sor-
terne reagerer forskelligt p& zndringer i frugtbarheden (f.eks.
at nogle sorter bliver hgjere jo stérre frugtbarhederne er,
mens andre sorters hgjde ikke alle kun i mindre grad pavirkes
heraf), vil det ofte synes rimeligt at inddrage denne veksel-
virkning i den tilfzldige variation. Under forudsatning af at
vekselvirkningen er moderat, vil sddanne former for afvigelser
derfor ikke vare alvorlige. Er vekselvirkningen derimod af en
sddan karakter, at sorts- 0g blokvirkningerne kan ggres additi-
ve ved en transformation (f.eks. hvis de to virkninger er mul-
tiplikative), vil det ikke vare rimeligt at benytte modellen i
(2.3.1) fgr efter en +pransformation. Undlades transformationen,

mnd man forvente, at for fa sortspar bliver signifikant forskel-

lige.

Effekten af at {Eij} ikke er normalfordelte er undersggt af fle-
re forfattere. Mardia (1971) har vist, at for en ensidig Yari=

ansanalyse med ens antal observationer i alle grupper er afvi-

gelserne negligible for moderate store stikprgver. Korrektions-
faktoren er 1*Cy/(kn), hvor C er et mal for ikke-normalitet.

Er antal grupper lig to, reduceres det af Mardia undersggte test
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til Hotellings Tz-test. Den af Mardia betragtede situation for
to grupper afviger fra forholdene ved behandling af modellen
(2.3.1) af to grunde. Dels har vi her flere frihedsgrader til
bestemmelse af EX , og dels indeholder modellen en blokeffekt.
Ingen af disse omstendigheder skgnnes dog at pdvirke Mardias
resultater, og det foresldede test md derfor antages at varero-

bust over for ikke-normalitet, hvis stikprgven er moderat stor.

Arnold (1964), Chase & Bulgren (1971), Everitt (1979), HoPkins
& Clay (1963) og Mardia (1971) har undersggt robustheden af
Hotellings Tz-test over for ikke-normalitet, ndr stikprgven er
relativ lille. En del af disse undersggelser behandler alene
Hotellings en-stikprgve T2, d.v.s. T2 = n(i-u)'§;1(i—u), men da
den her behandlede situation kan reduceres til en sddan (parvi-
se observationer), er disse medtaget her. I dette tilfzlde vil
¥ = ii.-ii'. dog altid vare symmetrisk fordelt, blot ii. og

Xi' er ensfordelte. Nogle resultater fra disse undersggelser
er anfgrt 1 tabel 2.3.7.

Chase & Bulgren (1971) konkluderer, at for meget skave forde-
linger er Hotellings en-stikprgve T2~test ikke tilfredsstillen-
de. For den logaritmiske normalfordeling og exponentialforde-
lingen synes anvendelsen at vare uacceptabel for utransformere-
de data, selv med en stikprgvestgrrelse pd 20, mens anvendelsen

synes at vare acceptabel for de ¢gvrige undersggte fordelinger.

Dette synes at vare i overensstemmelse med Arnold (1964) og
Hopkins & Clay (1963), som alle har undersggt symmetriske for-
delinger og der fundet, at Hotellings Tz—test er robust over
for ikke-normalitet selv ved smd stikprgver. Mardia (1971)
fandt, at Hotellings T2 for sammenligning af to stikprgvers
middelvardier er robust over for alle de undersggte former for
ikke-normalitet - ogsd ndr den aktuelle fordeling var skav (ex-
ponential-fordeling), hvilket sikkert skyldes den fgrnazvnte om-
stendighed, at differencen mellem ensfordelte (herunder skavt

fordelte) stokastiske variable vil vare symmetrisk fordelte.

Everitt (1979) fandt resultater, som synes i god overensstem-

melse med ovenstdende, dog antyder hans resultater, at Hotel-
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lings T?-test for sammenligning af to stikprgvers middelvardi-
er giver 1idt for f& signifikante udslag, ndr de registrerede

variable er skavt fordelte.

Mardia (1971) anfdrer, at jo stgrre p (antal karakterer) er, Jo
stgrre stikprgver md forventes at vare ngdvendige, for at fa
samme grad af robusthed som for de undersggte p-vardier. Eve-

ritt's resultater synes ikke at vise en sadan sammenhang.

Hotellings T2 for sammenligning af to stikprgvers middelverdi-
er synes sdledes at vare robust overfor de mest nzrliggende

former for ikke-normalitet.

Robustheden af Hotellings T2 over for uens varianser er under-
sggt af bl.a. Ito & Schull (1964), Holloway & Dunn (1967) og
Hopkins & Clay (1963), der samstemmende finder, at Hotellings
T2 er robust over for moderate grader af uens varianser, blot
de to stikprgver er lige store. Disse undersggelser adskiller
sig imidlertid alle fra den testsituation, som skal behandles
her, ved at der i det foresldede test benyttes en poolet vari-
ansmatrix baseret p& flere sorter, hvoraf kun to indgdr i den

aktuelle Tz—test. Dette har to umiddelbare konsekvenser:

1) Vi kan f& et fejlbehaftet resultat, selv om de to sorter,
der testes, har ens varians - nemlig hvis en eller flere af de
¢vrige sorter i forsgget har en anden varians, thi i sa fald
vil den poolede variansmatrix ikke vare et korrekt estimat for

variansen i de to sorter, der testes.

2) T de tilfzlde, hvor sorterne i forsgget kan deles 1 to li-
ge store grupper med hver sin varians, vil testet - for to

sorter i hver sin gruppe - vare bedre end det, stikprgvestgr-
relsen antyder. Dette skyldes, at den poolede variansmatrix i
s& fald vil vere et bedre estimat for Var(i1.—22_) = %(21+22)

end den, der kun er baseret pd de to sorters stikprgver.

Rao (1958) og Goodman(1968a) fandt begge, at variansmatricerne

ikke var ens for alle grupper. Rao har ikke bemzrket noget om

betydningen heraf, hvorimod Goodman (1968a) har sammenlignet
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resultater fundet ved beregning pd de oprindelige variable med
resultater af beregninger efter at nogle karakterer var trans-
formeret, sdledes at noget af heterogeniteten var fjernet. Han
fandt, at transformationerne havde meget lille effekt pa de re-
lative afstande (og derfor at sterkt signifikant heterogenitet
- milt med den flerdimensionale udvidelse af Bartletts test -

kun havde en lille effekt pd analysen).

Resultaterne af de her fremtrukne undersggelser af robusthed
ligner pa mange midder de tilsvarende for Students t-test (se

Scheffé(1959) kapitel 10).

2.3.3 Teststyrke

I det foregdende har vi betragtet sandsynligheden for at for-
kaste HOi ved en fejltagelse - d.v.s. sandsynligheden for type
I-fejlen. Det har imidlertid ogsd interesse at kende noget til
sandsynligheden for at acceptere HOi'Ved en fejltagelse - d.v.
s. sandsynligheden for type II-fejlen. Denne er imidlertid af-
‘hengig af, hvor forskellig den nyanmeldte sort er fra referen-
cesorterne. Er den nyanmeldte sort meget forskellig fra alle
referencesorter, er sandsynligheden for fejlagtigt at acceptere
HOi lille, mens den omvendt er stor, hvis den nyanmeldte sort
kun er 1lidt forskellig fra en eller flere af referencesorterne.
I stedet for at betragte sandsynligheden for type II-fejlen,
kan vi betragte sandsynligheden for, at HOi forkastes, nar H1i
er sand. Denne sandsynlighed kaldes teststyrken og er givet
ved 1 minus sandsynligheden for type II-fejlen. Som mal for,
hvor forskellige to sorter (i og i') er, vil vi benytte Maha-
lanobis afstand, ai,i" som er defineret i (2.3.5), hvor My
My 08 Zx er defineret i (2.3.1). Som tidligere navnt £2:3.3)
kan HOi,i' testes ved Fi,i" hvor Fi,i' under H1i,i' er ikke-
central F-fordelt. Ikke-centralitetets parametre er givet ved

(Rao, 1973 p 541-542). Kalder vi sandsynligheden for, at den

nyanmeldte sort, i, bliver betragtet som forskellig fra refe-




rencesort, i', i et enkelt forsgg for Bi T har vi (Morrison,
3
18976 p 160):

By gr ® PUE, .y 2 ) (3.2.12)

igd’ 51 F‘l—a,p,m—p-ﬂ
altsa sandsynligheden at Fi i1 er stdgrre end en bestemt vardi
2

(P1—a,p,m-p+1
hvis de to sorter er identiske (jvf. teksten under (2:3:8)).

), der er valgt sdledes, at Bi ;1 hetop er lig a,
3

Kalder vi sandsynligheden for at den nyanmeldte sort, i, bliver
betragtet som forskellig fra alle referencesorter i et enkel+
fors¢gg for Bi’ kan vi skrive (appendix side A13-A14):

k.B B.

k
P i
i1oq 1,1

- - <
(ki 1) =

i
0 i'=

iBi. 3 - (kg=1) 2 B, < B, {2:3.18)
hvor io er den referencesort, som ligner den nyanmeldte sort

mest, ndr graden af lighed mdles ved Mahalanobis afstand (2.3.
5). Udtrykket i (2.3.13) giver ikke nogen eksakt vardi for Bi’
men alene nedre og @gvre granser. For smd vardier af {Bi,i'} el-
ler en stor vardi af ki vil den nedre granse dog vare af meget
begraznset vardi, idet denne da vil narme sig 0 eller endog bli-

ve negativ.

I figur 2.3.2 er teststyrken for en enkelt delhypotese anfgrt
. _n .2

som funktion af Ai,i' = 5 Gi,i'

antal frihedsgrader ved beregning af Ex og o er testniveau.

» P = antal karakterer, m =

Ved beregningerne er den ikke-centrale F-fordeling approxime-
ret ved en central F-fordeling (jvf. Scheffé, 1959 p u1u):

) » P(F >

L] ——L
B(F! > F1~~a,p,m—p+‘1 COPO F1—a,p,m—p+1

)

hvor F' er ikke-central P-fordelt (p,m-—p+1,}\i i')
H
F er central F-fordelt (po,m—p+1)
Cy = (p + 2Ai,i,)/(p + Ai,i')

_ 2
Pg = (p + Ai,i') /(p + ZAi,i')
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Figur 2.3.2a Teststyrker for delhypoteser HOi i testet ved
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Hotellings T —test pa 1%-niveauet.,
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For p = T5258:84:5,647,8,12 eller 24 kan de fleste af de i figur
2.3.2 viste sandsynligheder ogsd findes ved interpolation i
kurver til bestemmelse af F-testets styrke, sdledes som publi-

ceret af Pearson & Hartley (1872).

Figurerne viser, at styrken af det multivariate test for fast-
holdt A i' falder, ndr antal karakterer gges - 0Og falder meget
starkt, nar p nzrmer Sig m, d.v.s. ndr der er relativt fa fri-
hedsgrader til bestemmelse af Zx' Har vi et stort antal fri-
hedsgrader, viser figurerne at styrken stiger, ndr antallet af
variable gges, hvis blot forggelsen af ikke-centralitetsparame-
teren er si stor, at denne udtrykt pr. karakter ikke formind-
skes. Sdledes er styrken for a = 0.01, p = 4, hi,i' = 20 og m =
60 samt for o = 0.01, p = 6, Ai,i' = 30 og m = 60 henholdsvis
0.84 og 0.94. I begge disse tilfalde er ikke-centralitetspara-
meteren udtrykt pr. karakter den samme (l i,/p 5-8 ). ITogdet dl
tuelle tilfazlde vil styrken gges ved 1nddragelse af de sidste 4
karakterer, blot ikke-centralitetsparameteren herved ¢gges fra
20 til Ta. 23,5,

Under forudsztning af at man kan fastlzgge, hvor forskellige to
sorter skal vere, fgr man er interesseret i at kunne adskille
disse, kan figurerne benyttes ved forsggsplanlzgning. En sddan
anvendelse kan belyses ved et eksempel: Man pdteznker at udfgre
et forsgg, hvor en nyanmeldt sort skal sammenlignes med 10 refe-
rencesorter ved hjzlp af 10 karakterer. Safremt Mahalanobis af-
stande, Si,i,—Vardierne, mellem den nyanmeldte sort og referen-
cesorter alle er stgrre end eller lig 9, ¢nsker man at have
mindst 95% sandsynlighed for at kunne adskille sorten fra refe-
rencesorterne pd 1%-niveauet i et enkelt forsgg. Anlzgges for-
s¢get med tre blokke, har vi m = 20. Sdfremt Mahalanobis af-
stand, 5i, +i1 den referencesort, som ligner den nyanmeldte
sort mest netop er 9, far vi kl o F 191,58, Af figuren far Wi
Bi,io ~ .996. Ved hijzlp af (2.3. 19) far vi fglgende granser for
Byt .96 5 B, .996, hvilket netop opfylder kravet. I modsat
fald. ville det vere ngdvendigt at gentage beregningerne med et
andret antal blokke. Er Gl,i stgrre end 9, vil savel ¢gvre som
nedre graznse for Bi blive stdrre. For eksempel far vi for §.

] . e x B 1oig
= 9.6: .99 = Bi < .999,




3T

Under tiden er det muligt at beregne en hgjere nedre graznse for
Bi' Dette er f.eks. tilfaldet, hvis referencesorterne vides at
gruppere sig 1 et antal grupper, som indbyrdes er meget for-

skellige, idet man da kan antage:
1 hvis 1 og i' tilh¢rer forskellige grupper

2 By s hvis i og i' tilhdrer samme gruppe

Grupperer referencesorterne i ovennavnte eksempel sig for ek-
sempel 1 2 grupper med henholdsvis 4 og 6 sorter i de to grup-

per, far vi for §; ; = 9 ved brug af {2:3:.18]¢
2
0

a) den nyanmeldte sort er i gruppen med 4 referencesorter

. 2 3+ . . - = 3 w - =
Bl 6 % 1 + L Bl,lo (10-1) 6 I 0.996-9

I

. 984

b) den nyanmeldte sort er i gruppen med 6 referencesorter

> % 3* = = ¥* ¥* -9 =
Bi Z i 1 + 6 Bi,i (10-1) 4 1T+ 6 0.996-9

0
876

Sdfremt referencesorterne kan deles i sddanne to grupper, vil
den nedre grznse for Bi blive hzvet fra ca. 96% til ca. 98%.
Dette kan undertiden bevirke, at man kan anvende et mindre for-
s¢g, end det man skulle benytte, hvis sorterne ikke kunne deles
i grupper. I det foreliggende eksempel vil man dog skulle be-
nytte 3 blokke 1 begge tilfazlde.

2.3.4 Sammenligning med en razkke univariable test

Testet for HDi £ kan ogsa udfgres ved at teste hver af karak-
3

tererne for sig - for eksempel ved p Student's t-test. For at
sikre, at testniveauet ikke bliver stgrre end den nominelle

verdl o, vil vi forkaste H , hvis mindst en af disse p

Do,

Student's t-variable overstiger t er

100/ 2D 5> heoE t1—0¢/2p,m
(1-a/2p)-fraktilen i en t-fordeling med m frihedsgrader. Da

kvadratet p& en t-variabel er F-fordelt, og da vi er interesse-

x—
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ret i at teste to-sidigt, vil vi i stedet benytte kvadratet pa

t-variablene, defineret ved:

2 n ii -ﬁi' 2
F., ., = 5 *+ (—/———) (2.3.14)
LgL 2 2
s
hvor £ = 1,2,...,p, karakternummer
ii = gennemsnit af karakter 2 for sort i
s¥ = estimat for spredninger pad karakter £
Under H,. ., vil F? i T betragtet enkeltvis - vare ikke cen-
Y 3

tral F-fordelt med parametrene (‘I,m,;\i i')’ hvor
3

ug“ug
A TR
G Z%' (-—]-_—'-E"l—)
g

2

Notationen for ui og 02 fglger de tilsvarende for i% og sl.
For at beregne styrken af denne test, er det imidlertid ikke
nok at kende ui,ui, og Gi for hver enkelt karaktér, men det er
ngdvendigt ogsd at kende korrelationerne mellem alle par af ke

rakterer for at kunne tage hensyn til disse.

Antager vi nu at karaktererne er vafhangige, bliver testene u-
afhzngige. Desuden far vi, at ikke-centralitetsparameteren 1
det multivariate tilfzlde (afsnit 2.3.3) bliver lig summen af

ikke-centralitetsparametrene for de p test af karaktererne en-

keltvis, altsa

) £2,3.158)

. 1 5 7 . = D N # ce
Antager vi at Ri,i‘ = ki,i' S L I A. :,/p, simplifi

ceres dette udtryk til:
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B, ., =1 - P(F;]: L, < )P (2.3.16)

1y T i F1—u/p,1,m

hvor F; ;1 €r ikke-central F-fordelt (T,m,Ai i./p). I figur 2.3.
3

3

3 er styrken af denne test vist for nogle vardier af o, m og p

som funktion af X, .,
Lsd

Et andet ydertilfzlde har vi, ndr hele forskellen mellem de to

sorter ligger i en enkelt karakter - for eksempel karakter 1.
1

Med u@ndret sum af ikke-centralitetsparametrene far vi da A. .,

5 3 1sd
= A. .y3 A5 ., =AY .y 2 we. = XY ., = 0. Vi f4r da, at ud-
ign 144 1,1 dd.
trykket for styrken i (2.3.15) kan skrives:
By oy 21 - BEFL i, < F y(1 -a/p)P " (2.3.17)

g, Bt 3,0t T @Sy, 1 0 e
hvor F} ;1 €er ikke -central F -fordelt (‘I,m,)\:.L i')' I figur 2.3.4

9 ?

er styrken af denne test vist for nogle verdier af a, m og p

som funktion af Ai K Af figurerne fremgdr det at teststyrken
3

for HOi X ved anvendelse af en razkke univariate test for fast-
b
holdt
p
PR o T
1 54 g 1.1

falder med ¢gget antal karakterer. Testen udfgrt ved de univari-
ate test har en stgrre styrke, nar hele forskellen mellem de to
sorter er samlet i en enkelt karakter, end nér alle karakterer
bidrager lige meget (malt ved (ui*ﬂi,)/og))til forskellen. Den
multivariate test (figur 2.3.2) synes sammenlignet hermed at
indtage en intermedizr stilling, ndr m er rimelig stor. Sdledes
er det bedre end de univariate test, nar karaktererne bidrager
lige meget til forskellen, mens det er darligere end de univa -
riate test, nar hele forskellen er samlet 1 en enkelt karakter.
Dette ma betyde, at den multivariate test isar vil vare velegnet
ved adskillelse af sorter, som adskiller sig fra hinanden pa
mange karakterer, men hvor forskellene for de enkelte karakte -
rer er relativt smd. Omvendt vil en rzkke univariate test vare
bedre end den multivariate test, hvis sorterne adskiller sig
fra hinanden kun ved en enkelt karakter, som er uafhangig af de

gvrige.

.‘........IIIllllllllllllllllllIIIIIIIIIIIIIIIllIllllllllIIIIIIIIIIIIIIIIIIIIIIII
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rerne er indbyrdes uafhzngige og har ens ikke-centralitetspara-
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tererne er indbyrdes uafhangige, og sorterne adskiller sig kun

pd en af de benyttede karakterer.
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De beregnede styrker i figur 2.3.3 og 2.3.4 er kun anvendelige,
hvis karaktererne er uafhezngige. Da sandsynligheden for at en
af flere mulige hazndelser indtrzffer er stgrre end eller lig

sandsynligheden for at den mest sandsynlige af disse indtrazffer,

Fa&r vi - uanset korrelationer mellem karakterer - at:
Bs 3 = max B% e {23,183
Rl 2=1,2, D s

hvor Bi,i' er sandsynligheden for at karakter £ udviser signifi-
kant forskel. Styrken af den tilsvarende multivariate test vil
stadig vere givet som anfgrt i afsnit 2.3.3, omend der nu ikke
findes nogen direkte sammenhzng mellem ikke-centralitetsparame-
trene for enkelttest af karaktererne og ikke-centralitetspara-
meteren for den multivariate test. Afhengig af EX vil Ai,i' ve-

re stgrre eller mindre end

) X vil korrelationerne mellem karaktererne
forbedre styrken af den multivariate test
i forhold til uafhangige karakterer med de samme marginale Forie
delinger, og omvendt vil styrken af den multivariate test vare

didrligere end det tilsvarende med uafhengige karakterer, hvis

P oog
e o9 € E ALY 4,
143 g=q1 1.1
Betingelserne, hvorunder
p
A, ., > L A% iy
1.y g=q Lol
er for p = 2 og 3 samt for specielle korrelationsmatricer for p

> 3 givet af Cochran (1964).




2.3.5 Flere multivariate test

Undertiden kan der vare grund til at opdele en razkke karakterer

i grupper. Det kan vare tilfazldet i fglgende situationer:

1) karaktererne er ikke registreret pd de samme enheder, og
det er derfor ikke muligt at estimere variansmatricen for alle

karakterer under et

2) karakterene falder logisk i grupper, som det er ¢gnskeligt

at undersgge hver for sig

3) der er flere karakterer i forsgget, end der er frihedsgra-
der til bestemmelse af Zx eller differencen mellem antal fri-
hedsgrader og antal karakterer er meget lille, og den samlede

tests styrke derfor meget darligt (jvf. figur 2.3.2).

Antager vi, at karaktererne er inddelt i q grupper, kan vi op-

_ ] = 04,5 : Forkast HOi,i'
hvis Hps 3¢ ¢ Mg F “E' (s = 1,2,...,9) forkastes for mindst et

9
s, hvor wu: er en vektor indeholdende middelverdierne af karak-
s

0144i"
testes enkeltvis ved en test svarende til en test for alle ka-

stille fglgende forkastelsesomrade for H

tererne i gruppe s for den i'te sort. Hypoteserne H kan
rakterer under et (2.3.3), blot m& vi her valge en anden frak-
+il i F-fordeling, idet vi fdr en situation, som ligner den
tilsvarende, ndr vi tester karaktererne enkeltvis. Vi forkaster

s :
H , og dermed Hoi i hvis

H3.a8 s
FS ., > F (2.3.19)
1,1 1_usspsam—PS + 1
(m-p_ + 1) P
8 = < N 38 _3$S y158 =8 =8
hVOI’ Fi,i' - m.ps 2(Xi. Xir.) EX (Xi. Xi'.)
P, s antal karakterer i gruppe s
ii = vektor indeholdende gennemsnit af kar-
raktererne i gruppe s for sort i.
Zi = estimat for variansmatricen for karak-

tererne i gruppe s.
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Na

Velger vi o saledes at Ia_= a, vil testet for H,. ., have et
?

: ; g=1
niveau, som er mindre

-A16).

end eller lig a (appendix side A15

Her vil det nok vare rimeligt at lade a, vare proportional med

antal karakterer i gruppe s, og vi far da

G,

o] e

q
hvor p = L P, er det totale antal karakterer.

s=1

Kan vi antage, at de q gruppetest er uafhangige - hvilket ofte
vil vare tilfazldet i situation 1) ovenfor - kan vi udfgre en

skarpere test, idet vi nu kan valge a_, sdledes at

P
Lader vi a_ vare bestemt ved a, = 1-(1=~-a) s/p’ fdr vi at test-

niveauet bliver a (appendix side A15-A16).

Under forudsatningen af, at karaktererne i de enkelte grupper
er indbyrdes uafhangige, kan vi addere vort mal for sortsfor-
skellighed (formel (2.3.8)) for hver gruppe til et kombineret

mdl for sortsforskellighed, altsa:

Z

“s
63 11 €2.8.20)

- q
6? vf = L

i
ot s=1

- B -

hvor Gsi ;v oer beregnet for hver gruppe analogt til GE i i
r) ?

LR .B.87.
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|

3. ENSARTETHEDSAFPRPVNING

Ved ensartethedsafprgvningen skal man undersgge, om nyanmeldte
sorter er tilstrakkelig ensartede. Da variationen inden for en
sort vil vere afhazngig af f.eks. formeringsmetode og den karak-
ter, man ser p&, er det ngdvendigt at sammenligne med kendte

sorter, som man ved er tilstrazkkelig ensartede (Anon, 1974b).

3.1 ENSARTETHEDSMAL

Et almindeligt anvendt mdl for variation, og dermed indirekte
et md&l for ensartethed, er spredningen pa en karakter. Imidler-
tid er der ofte en sammenhzng mellem en karakters middelveardi
og spredning, sdledes at spredningen oftest er stgrre, jo stgr-
re middelvardien er. Hvis dette er tilfzldet, vil det vare uhel-
digt at anvende spredningen pd karakteren som et mal for ensar-
tethed, idet sorter med en stor middelvardi ogsd& vil have en
stor spredning og dermed let bliver betegnet som uensartede.

Det vil derfor vare ¢gnskeligt at bruge et mdl for ensartethed,

som er uafhangigt af middelvardien.

Er spredningen proportional med middelvardien - hvilket appro-
ximativt er tilfazldet, hvis data kan beskrives med en logarit-
misk normalfordeling med konstant varians og varierende middel-
verdier - kan man benytte variationskoefficienten Cy = ox/uX

eller o hvor Y = 1n(X). Beregner man sammenhgrende vardier af

Y5
CX og Oy finder man, at disse er tilnarmelsesvis ens for sma
verdier, mens der for store vardier galder, at CX er vaesentlig

sté¢rre end Oy (se tabel 3.1.1).

UY 0.20 0.40 0..58 0.60 0.80 1.00 1.50
CX 0.20 0.42 0453 0.66 0.95 1.31 294
Tabel 3.1.1. Sammenhgrende vardier af Cy = oxfux og Ty nar

Y = 1n(X) antages normalfordelt.
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Er variationskoefficienten 1lille (mindre end ca. 0.50), er de
to midl stort set identiske, og man kan da benytte det mdl, der

er lettest at arbejde med.

Undertiden finder man, at variansen er proportional med middel-
verdien. Dette vil vare tilfazldet, hvis data kan beskrives ved
en Poissonfordeling med parameteren A. I sa fald vil 0y» hvor

Y = vX, vere approximativt konstant (m=}), ndr A er meget stgrre

end %, thi da kan variansen pa Y udregnes approximativt ved
i 2
[£'Cuy)] “Var(X)

(Rudemo, 1979, p 100-101). Med £(X) = /X fir vi Var(Y) ~ pxA =
1

. ¢1s2
T (§) ;
For data, som kan beskrives ved en binomialfordeling med para-
metrene n og p, vil sammenhangen antage en anden form. For fast-

holdt n vil variansen pd X vare stgrst, ndr p = 3 og vare min-

dre, jo nzrmere p er 0 eller 1. Her vil Oy hvor Y = Arcsin

(¥X7n), vare approximativt konstant (1/¥%4n), hvis (n+1)p(1-p)
er meget stgrre end % (jvf. tilsvarende for Poissonfordelingen
ovenfor).

Ogsa andre - end de her navnte - transformationer kan benyttes

+il at f&4 ensartethedsmdl, som er uafhangige af middelvardien.

For visse karakterer kan det vare svart eller mdske praktisk u-
muligt at finde egnede transformationer. Man kan da forsgge at
beskrive referencesorternes ensartethedsmdl som en funktion af
disses middelverdier og herefter undersgge, om den nyanmeldte
sorts ensartethedsmdl med rimelighed kan indplaceres i denne
funktion. Dette kan undersgges ved en statistisk test eller me-

re subjektivt ud fra en figur.

3.2 NUVARENDE SANDSYNLIGHED FOR TYPE T-FEJL

Ved den nuverende sammenligningsmetode betragtes en nyanmeldt

sort - som navnt i afsnit 1.2.2 - for uensartet, hvis dens va-
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riationskoefficient for en eller flere vazsentlige karakterer er
stgrre end alle referencesorternes variationskoefficienter 1

alle afprg¢vningsar.

Betragter vi et enkelt afprgvningsar og en enkelt karakter, og
antager vi at den nyanmeldte sort og alle referencesorter har

ens variationskoefficienter (lige ensartede), vil sandsynlighe-
den for at estimatet for den nyanmeldte sorts variationskoeffi-

cient er stdrst veare:

hvor ki = antal referencesorter pa det tidspunkt, hvor den ny-

anmeldte sort 1 testes.

Antager vi, at en nyanmeldt sort afprgves i b dr og at antallet
af referencesorter i de enkelte &r er k!, ké,...,kﬂ, bliver
sandsynligheden for at den nyanmeldte sort far den hgjeste va-

riationskoefficient i alle b &r for en given karakter, %:

o

Ly _ 1
P(A™) = T [k'_f‘ﬁ_} (2.2:1)
a=1 Ta

hvor AE betegner handelsen, at nyanmeldte sort betragtes som

uensaprtet for karakteren 2.

1] - 1 = e 1 s 1 .
For k1 = k2 H o = kb = kD reduceres (3.2.1) til
P(AQ) = {FT;%_T]b £3:2:2)
0

Da den nyanmeldte sort bliver betragtet som uensartet, hvis
mindst en af de vasentlige karakterer giver anledning hertil,

bliver sandsynligheden herfor stgrre end angivet i (3.2.1).

Sifremt alle karaktererne kan antages uafhangige, far vi ana-

logt til beregning af (2.1.1) side 16:

a, =1 - r-eratyi® | (3.2.3)
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hvor P(A%) er givet i (3.2.1) eller (3.2.2), p er antal karak-
terer. I tabel 3.2.1 er g beregnet for ké =1 5y 10y 15y 20,
30, 50 og 100; p = 1, 2, 35 4y 65 84 1045 154 20, 255 304 50 Og
100 samt b = 2 og 3.

Antal Antal
ar, karak- Antal kendte sorter i hver af 4rene
b terer

| D 1 5 10 15 20 30 50 100
i 2 1 0.250 0.028 0.008 0.004 0,002 .0010 .00O4% .,00O1
i 2 0.437 0.055 0,017 0.008 0.005 .0021 .0008 .0002
i 3 0.578 0.081 0.025 0.012 0.007 .00317 .0012 .0003
. 4 0.684 0.107 0.033 0.015 0.009 .Q0u42 .0015 .0004
E 6 0.822 0.155 0.049 0.023 0.013 .0062 .0023 .0006
; 8 0.900 0,202 0.064 0.031 0.018 .0083 .0031 .0008
| 10 o.eyy Q0,245 0.080 0.038 0.022 .0104 .0038 .0010
15 0.987 0.345 0.117 0.057 0.033 .0155 .0058 .0015

20 0.999 0.431 0.153 0.075 O0.044 ,0206 .0077 .0020

25 0.999 0.505 0.187 0.093 0.055 .0257 .0096 .002u4

30 1.000 0.571 0.220 0.110 0.066 .0308 .0115 .0029

50 1,000 0.755 0.340 0.178 0.107 .0507 .0180 .0049

100 1.000 0.940 0.564 0.324 0.203 .C989 .0377 .0098

3 1 0.125 0.005 0,001 0.000 O0.000 .0QOOO .DOOO .00QOO

2 0.234 0.009 0.001 0.001 0.000 .0001 .00CO .00OO

3 0.330 0.014 0.002 o0.001 0,000 .0001 .000O0 .00QO

ﬁ L 0.414 0,018 0,003 0,001 0.000 ,0001 .0000 .0OOO
B 0.551 0.028 0.005 0.001 0.001 .0002 .0000 .0000Q

8 0.656 0.036 0.006 0.002 0.001 ,0003 .0001 .0000
10 0.737 0.045 0.007 0.002 0.0017 .0003 .0001 .0GO0G
15 0.865 0.067 0.011 0,004 0.002 .0005 .000717 .00OO

20 0.931 0.087 0.015 0.005 0.002 .0007 .0002 .000O
25 0.965 0.109 0.019 0.006 0.003 .0008 .0002 .0C0OQ

30 0.982 0.130 0.022 0.007 0.003 .0010 .0002 .00QG

50 0.9%99 0.207 0.037 0.012 0.005 .0017 .0004 .00O0O

100 1.000 0.371 0.072 0.024 0.011 .0034 .0008 .00O1

Tabel 3.2.1 Beregnet testniveau, s ved undersggelse af en ny-

anmeldt sort for ensartethed ved anvendelse af et antal uaf-

hzngige karakterer.

Kan karaktererne ikke antages uafhangige, er det ikke muligt at

beregne nogle generelle sandsynligheder for type I-fejlen, aqs

men kun gvre granser for denne. Vi far analogt til beregning af

(2 0a 20
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a, = PC U AY € p p(aY (3.2.4)
3 2:=1

hvor'P(AQ) er givet som tidligere og beregnet i tabel 3.2.71 1
de to rakker med p = 1.

Er antallet af referencesorter lille, far vi at en nyanmeldt
sort alt for ofte bliver betragtet som uensartet, selv om den
har samme variationskoefficient som referencesorterne. Dette vil
derimod kun ske sjzldent, hvis der er mange referencesorter 1
forsggene. Eksempelvis vil sandsynligheden for fejlagtigt at be-
tragte en nyanmeldt sort som uensartet vare 43% for en to-arig
afprgvning med anvendelse af 20 uafhazngige karakterer, hvis der
er 5 referencesorter i hver af de 2 ar, men kun 0.8%, hvis der

er 50 referencesorter 1 forsggene.

3.3 SAMMENLIGNINGSMETODER

En meget almindelig metode til sammenligning af varianser - og
dermed ogsd spredninger - er Bartlett's test for varianshomoge-
nitet. Hvis man kun sammenligner 2 varianser med ens antal fri-
hedsgrader, reduceres Bartlett's test til Fisher's F-test. Beg-
ge disse test er imidlertid meget fglsomme overfor forudsatnin-
gen om normalitet, idet testene vil tendere til at skjule en e-
ventuel variansheterogenitet, hvis fordelingens kurtosis er

mindre end nul, og tendere til at '"finde" variansheterogenitet,
hvor den ikke findes, hvis kurtosis er stgrre end nul (Box, 19-
53 og Scheffé, 1959 p 362). Lignende forhold gzlder for kvoti-

/s )
X

enterne mellem den stgrste og mindste varians (s2 -

ma
samt mellem den stgrste varians og summen af alle

2 2
X/ Is i) (Box, 1953 p 331).

(s
REX" o 2o

3.3.1 Transformation til approximativ normalfordeling

I stedet for ovennavnte test kan man benytte en metode, hvor va-

rianserne eller spredningerne fgrst transformeres, sdledes at
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det bliver muligt at benytte de metoder, der sadvanligvis an-
vendes til sammenligning af gennemsnitstal. I denne sammenhang
vil logaritmetransformationen ofte vare velegnet. Dette skyldes
at
v*. = 1n (s¥.) (3.3.1)
1] 1]
vil va@re en variabel hvis forventning og varians approximativt

er givet ved (Scheffé 1959 p 84):

| g g
| E(Y5) ~ In (053) (3.3.2)

| 2 1 115
| Var(Ylj) MT(P_,]) * Te {3..3..3)

hvoer 1 = 1,2,...,k, sortsnumre
1 =2 1,2 50+~ oD Dlolnumpre
r = antal registreringer pr. parcel
o?j = spredning for karakter £ i parcellen med
den i1'te sort i den j'te blok
S%j = estimat for Uij med r-1 frihedsgrader
Yij = kurtosis for karakter 2 i parcellen med den

i i'te sort i den j'te blok.

| Hvis karakter £ har samme kurtosis i alle parceller, vil alle

% Y%. have samme varians. Fordelingen af Yij kan forventes at va-

i re nermere normalfordelt end (sj'._j)2 (Scheffé 1959 p 85). Da den
klassiske variansanalyse ikke er sarlig f@glsom overfor ikke-
normalitet, vil vi nu kunne sammenligne de logaritmetransforme-

rede data ved hjzlp af en sd&dan, idet vi benytter modellen:

2 b £
A [ : e 3.3.4
13 ul + Bj + Elj ( )
hvor ui ~ ln(oi) for den i'te sort
B% = effekt af den j'te blok
Eij: tilfeldig virkning af den i'te sort

i den j'te blok
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antages uafhzngige og approximativt
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1

ki
¥ Lr

kurtosis for karakter 2.

-
n

fvrige symboler som pa foregdende side.

P& baggrund af en sd&dan variansanalyse vil det vere muligt at
teste forskellige hypoteser om en given sorts spredning. For

eksempel kan

. L L L £
Hy : oy < o testes som Hy @ uy i uy (3.3.5)
R AN, ¢ R P &
Hy : 0% Oy testes som HO ML 2 HG (3.3.6)
1
’ e k.
1 k. 1
Hy 02 < (n o%,) 1 testes som H u2 £ re z u%, (3.3.7)
it 1 a1 0 Xo, & o0 &
1'=1 i i=1
1 L
k. — K
! k. p1
H o > c( 1 og,) 1 testes som H, : p¥ 2 o b p%,+1n c (3.3.8)
0 b sroqt 0 1 ki 1211

hvor i betegner en nyanmeldt sort og i'=1,2,...,ki betegner re-

ferencesorter.

Her er (3.3.7) og (3.3.8) mdske af sarlig interesse, for her
testes spredningen af en given sort, i, imod en stgrrelse som
er afhengig af spredningerne for alle de ki sorter, den skal

sammenlignes med.

Testen i (3.3.7), hvor der testes om sortens spredning er stgr-

re end det geometriske gennemsnit af de ¢gvrige sorters spred-
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ninger, vil sikkert vare rimelig, hvis det er sarligt vigtigt
at undgd at betragte en sort for uensartet, hvis den er til-
strakkelig ensartet. Omvendt vil testen i (3.3.8) vare en ri-
melig test, hvis det er sarlig uheldigt at f4 uensartede sor-
ter anerkendt. Ved denne test anerkendes en sort nemlig kun som
tilstrzkkelig ensartet, hvis dens spredning er signifikant min-
dre end en konstant, c, gange det geometriske gennemsnit af de
gvrige sorters spredninger. Konstanten, ¢, md her valges ud fra
et kendskab til den pdgzldende karakter. Dette valg md nok an-
ses for at blive ret subjektivt. En sddan konstant vil ogsa

kunne indbygges i (3.3.7).

Imidlertid vil spredningerne for de sorter, der a priori anses
for tilstrazkkelig ensartede, oftest variere mere end det, der
kan skyldes den tilfzldige variation fra parcel til parcel. I
sd fald vil en test som for eksempel (3.3.7) bevirke, at mange
nye sorter bliver betragtet som uensartede, hvis testen udfdgres
p& baggrund af en model som (3.3.4). Safremt standardafvigel-
serne - eller for eksempel logaritmerne heraf - for de sorter,
der a priori anses for tilstrakkelig ensartede, kan approxime-
res ved en kendt fordeling, kan man benytte en test, hvor det
undersgges, om den nye sort kan antages at tilhgre den samme
fordeling som referencesorterne - eller en anden fordeling med

en anden lokationsparameter (f.eks. middelverdi eller median).

Sdledes vil hypotesen i (3.3.7) nu kunne skrives:

B, i gr & g (3:3:9)
0 1 r
hvor Gg = spredning for sort i's karakter 2.
Uﬁ = lokationsparameter for fordelingen af referencesor-
ternes spredninger for karakter 1.
Hvis Yi" i':1,2,...,ki, er en monoton funktion, for eksempel

logaritmefunktionen, af referencesorternes spredninger for en
bestemt karakter, og fordelingen af Yi' kan approximeres ved en

normalfordeling, vil et muligt forkastelsesomrdde for hypotesen
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i (3.3.9) om, at den nyanmeldte sort er lige sd ensartet som

referencesorterne, vare det hvor:

T > .t'i_o; ,k--'i (3.3.10)
i
Y., - ¥
Eer er T = .
v .
s v1 + ‘!/k1
k.
- i o
¥ig o~ F Tay
kii‘:'] *
k3 |
s = I (Yi‘_?')/(k4_1) er spredning pa Y.,
it=1 -
gk -1 (1-a)-fraktilen i en Student's t-fordeling med
Y

ki—1 frihedsgrader.

3.4 MULTIPLE SAMMENLIGNINGER

Da uensartethed i en enkelt karakter er tilstrakkelig til at
udelukke en nyanmeldt sort, vil en testmetode som ovenfor - ud-
fgrt pa en razkke karakterer - bevirke, at sandsynligheden for at
en tilstrazkkelig ensartet sort ikke godkendes, som sdadan vare

stgrre end det forudvalgte testniveau, o.

Som ved selvstazndighedstesten kan man sikre sig ved at benytte
en hgjere fraktil i t-fordelingen eller ved at krazve uensartet-
hed for mere end en karakter, fgr sorten ikke kan godkendes
(jvf. afenit 2.1.1.2 samt tabel 2.1.2 .og 2.1.3). Benyttes Bon-
ferroni's ulighed, bliver forkastelsesomrddet i (3.3.10) 1
stedet:

T & t1-a/pyk,-1 | (3.3.11)

hvor p = antal undersggte karakterer. @vrige symboler, som 1
(3.3.10).
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I den foresldede test sammenlignes der med et gennemsnitstal
baseret pd referencesorterne, hvorfor testniveauet ikke pavir-
kes af antal referencesorter - dog mindst to, idet det ellers

ikke er muligt at beregne s i (3.3.10).

3.4,1 Samlet mal for ensartethed

Ved anvendelse af et ensartethedsmdl, som omfatter alle karak-

terer, vil man kunne undgd proplemerne med multiple sammenlig-

ninger.

Et meget almindeligt brugt mdl er variansmatricens determinant.
Denne betegnes ofte den generaliserede varians (jvf. f.eks.
Sneath & Sokal 1973 p 196), og har varet benyttet bl. a. af
Goodman (1968b) til sammenligning af variabilitet i 15 majspo-
pulationer og i 6 populationer af tomatplanter. Den generali-

serede varians for den i'te sort i den j'te blok er givet ved:

.. = [ Zl] l (3.’4.‘3)

hvor Eij = variansmatrix for den i'te sort i den j'te blok.

Som estimat for den generaliserede varians benyttes determi-

nanten af estimatet for variansmatricen.

Som for de enkelte karakterers varianser galder, at logarit-
merne til dette estimat - under visse forudsatninger - er va-
rianshomogene. Specielt for normalfordelte variable gzlder

(appendix side A17):

. 2p
Var(Yij) = e i S )
hvor Yij = ln(Cij)
o5 7 12441
zij = estimat for variansmatricen for den i'te

sort i den j'te blok.

p = antal karakterer.




O0gsd differencen mellem variansmatricens stgrste og mindste ei-
genverdi har veret foresldet som et mal for ensartethed (Press

1972 p 109).

Hvis karaktererne kan antages indbyrdes uafhzngige - eller man
gnsker at se bort fra en eventuel afhangighed - reduceres den
generaliserede varians til produkt af de enkelte karakterers va-

rianser, og vi fdr da et ensartethedsmal, n, givet ved:

5%
S S E (3.14.3)
I g1 i
hvor Gij = spredningen for karakter & i den i'te sort i den

j'te blok.

Dette ensartethedsmdl kan eventuelt normaliseres ved potensen

1/p. Et naturligt estimat for n.. er:

]
P
fi.. = T (s¥.)2
ij g=q . 13
hvor Sij = standardafvigelse for karakter 2 i den i'te sort i

den j'te blok.

Logaritmetransformeres disse estimater, far vi:

ln(s?.) ” (3.4.4)

1 J

" g

altsd to gange summen af logaritmerne pd de enkelte karakterers

spredninger.

De logaritmetransformerede estimater ma antages at vare approxi-
mativt varianshomogene. For uafhzngige karakterer galder (appen-

dix side A18):

p
_ 2p , 1 % R
VaP(Yij) Var(1ln ﬁij) R e b g £§1 ¥l (3 52
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kurtosis for karakter & for den i'te sort i den j'te

blok

p = antal karakterer

o g
<
O
k3
-
e
il

r = antal registreringer pr. parcel.

I stedet for produktet af de enkelte varianser har ogsd summen

af disse veret foresliet som et mdl for ensartethed (Press 1972

p 108).

S3vel det sidstnavnte mdl som differencen mellem variansmatri-
cens stgrste og mindste eigenvardi er afhangige af, hvilke en-
heder karaktererne registreres i. I varste fald kan en andret
registreringsenhed for en eller flere karakterer bevirke, at
ensartethedsmdlet for en given sort zndres fra at vare den stgr
ste til at vere den mindste. Derfor bgr disse to mdal nazppe be-
nyttes, hvis de registrerede karakterer ikke er - eller er gjort

- sammenlignelige.

Ved anvendelse af den generaliserede varians eller produktet af
de enkelte varianser vil forholdet mellem to sorters ensartet-
hedsmdl vare uafhezngige af de benyttede enheder. Differencerne
mellem de logaritmerede midl - Yij i (3.4.2) og (3.4.4) - vil sa-
ledes vare uafhzngige af de benyttede enheder, hvilket i for-
bindelse med at de logaritmetransformerede mal kan antages va-
rianshomogene (jvf. (3.3.3) og (3.4.5)) taler for at benytte de

logaritmetransformerede mdl i stedet for de utransformerede mal.

Som for de univariate mdl er det tankeligt at ovennzvnte mal

varierer mere fra referencesort til referencesort end det, der
kan skyldes tilfaldig variation fra parcel til parcel. Man kan
da eventuelt anvende en tilsvarende metode, som for de univari-

ate mdl (jvf. (3.3.9) og (3.3.10), og den hertil hgrende tekst).
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4, DATA

Ved Statens Planteavlsforsgg udfgres hvert dr en rzkke forsgg
med henblik pd at undersgge nyanmeldte sorter for selvstandighed
og ensartethed. Kogeazrter (Pisgsum sativum L.) er blandt de af-
grgder, som har varet under afprgvning i adskillige dr. Siden
1969 har der varet afprgvninger hvert ar, dog med varierende
sorter (kun 1 enkelt sort har varet med alle ar). De anvendte
karakterer har varieret noget, men der er dog en del karakteren

som har varet benyttet alle dr.

Af retningslinier foreligger der fra EEC et direktiv om mindste-
krav for afprgvning af foderazrter (Anon 1972a) og kogezrter (A-
non 1972b). Mindstekravene for foderarter benyttes dog alminde-
ligvis ogsé for kogezrter, idet disse da betragtes som en land-

brugsart.

UPOV har ikke udarbejdet retningslinier (guidelines) for hver-
ken koge- eller foderzrter, men derimod for haveazrter (Anon 19-

The).

Ved afprgvningen anvendes bdde kvalitative og kvantitative ka-
raktérer. Registreringen af de kvalitative karakterer er imid-
lertid noget uregelmassig, og da der ofte kun udfgres én regi-

strering pr. sort, er disse ikke medtaget 1 undersggelsen.

Kogearter er en alt overvejende selvbestgver.

4.1 OPRINDELSE 0G OMFANG

Det anvendte datamateriale er fra sortsforsgg med kogezrter ud-
fgrt ved Roskilde Forsggsstation i drene 1969-1977. Forsggenes
omfang varierer fra d4r til &r (se tabel 4.1.1 og 4.1.2). I hvert
dr er der registreret pd 50 enheder - 25 enheder fra hver af to
parceller undtagen frgmdlene, hvor der er anvendt én stikprgve
pd 50 frg fra en blanding af frg fra begge parceller. Nogle af
disse fr¢ kan stamme fra samme plante og eventuelt ogsd fra sam-

me bzlg.
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Sorts- Sorts-

nr. navn Frgfarve 69 70 M T2 73 7475 76 77

1 Sixtus gul b'd b b'e X X

2 Flavanda gul bq X X X X X

3 Paloma gul X X X X
I L Bodil gul X X X x
i 5 Birte gul X .4 X
E 6 Porta gul X X X
; 7 Lotta gul X b4
% 8 Torsdag TIT gul X X
E 9 Weitor gul X x X
10 Sv. Stivo  gul X x
: 11 Sv. U08630  gul x X
% 12 Auralia gul X

13 Ceb. 64.18-67.2 gul X

14 Finale grgn X X

15 Simo gren X

16 Laga grgn X *)

17 Rovar gron X X

18 Rondo grgn x X X

19 Pauli gren X X X

20 Dick Trom gren X X X

2 All Round grén X X X X X X

gt Maro gren X

*) Laga var oprindelig ogsd med i 1977, men er udeladt pa

grund af misvakst.

Tabel 4.1.1 Oversigt over sorter 1 forsggene.




Karak-
ternr.

o Eow o r

8a

8b

10
11
12
13
14
15
16
17
18
19
20
21
72
23
24
25
26
57
28

Tabel

Karakterer
Stengellangde
Hpjde til 1. bzlg
Antal nodier til 1. balg
Antal klaser

Lengde af internodiet fdr
1. blomst

Stilklengde pd nederste
blomsterstand

Antal blade til 2. nodie
med belge

Antal belge pd 2. nodie
med bzlge

Antal bxlge pd 1. nodie
med belge

Antal belge ialt
Antal sidegrene
Belglangde
Belgbredde pa midten
Belgtykkelse

Antal fréanlzg pr. belg
Antal fr¢ pr. belg
Smdbladlengde
Smabladbredde
Akselbladlangde
Akselbladhbredde
Fanelangde
Fanebredde

Frglangde

Frgbredde
Frg¢tykkelse
Lavbladlangde
Lavbladbredde
Begerbladlzngde
Bxgerbladbredde

69

®oox XK X

70

b S ]

T T S

71

A A

P T T

Med i &rene

72

- A

L

x

PO I T T S -

73

b T

b A T A T

*) Xun mdlt pd sorternme 1, 3, 9, 10, 11 og 12.
G = karaktergrupperne: alle karakterer med samme nr. er udfgrt i

samme arbejdsgang.

b.1.2

T4

b

b

b

P - A - T s s T T S

Oversigt over registrerede karakterer.

~3

b T -

N,
~

5

besd
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76

b
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E

b

e

=

KomoX K X X X X oK R

77

- . T

»

X

b

®ox X

b

on
sl

1a

1a
1a

1a



s Karakterer 69 70 71 72 73 T4 75 76 77 G
31 Bzlgbredde/balglengde X X X x x x x x x 1b
32 Antal frg/antal frganlzg 'x x X x x x 1b
33 Smdbladbredde/smabladlengde X ¥ x X x X 2
3u Akselbladbredde/akselblad- ¥ ¥ %X X% ® x 3

langde
35 Fanebredde/fanelangde X X X X ha
36 Frgbredde/frglangde X X X x X x x ™o
37 Lavbladbredde/lavbladlengde ¥ ®x x B

*) kun for nogle sorter (jvf. tabel 4.1.2)

Tabel 4.1.3 Oversigt over beregnede karakterer (kvotienter).

Forsggene har vazret anlagt som fuldstendige blokforsgg. I for-
sggene fra 1969 til 1975 er parcellerne udlagt i en parcelrzk-
ke, og sortsrakkefglgen er her den samme i begge blokke. I 19~
75 er forsgget delt over 2 parcelrazkker med samme sortsrakke-
fglge i begge blokke. I 1976 og 1977 er forsggene placeret i
henholdsvis 3 og 5 parcelrakker, og parcelrazkkefglgen i de

to blokke er her ikke helt ens. I ingeh af drene har der sdle-
des varet udfgrt en egentlig randomisering. I de to sidstnavnte
dr findes der i forsgget en del parceller, som har varet benyt-
tet til andre formdl, og derfor ikke indgdr i det benyttede da-
tamateriale. I disse to &r har blokinddelingen desuden varet
noget uregelmessig. Parcelfordelingen for 1977 er vist 1 figur

4.1.1.

16 22 10 M1 8

4 7 5 3 9 15 17 18 19 20

217 20 19 18 17 16 22 2 b 21
15 4 7 5 3 ] 8

o 5.0m { | 2 4 10 14
1.8 m

Figur 4.1.1 Parcelfordeling i 1977. Tallene angiver sortsnum-

re, og indramningen angiver blokinddeling. I hver parcel er ar-

terne sdet i U4 rakker.
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Variations-
Karak- Registrerings- Gennemsnit Spredning koefficient
ternr. enhed min. max. min. max. min. max.
1 cm 25.4 178.7 2.2 34.8 6 23
2 cm 1.5 93.7 1.8 25.3 L 31
3 S5tk . Gs1. A48 D:B 3l 6 32
L stk. 7.0 8.1 0.5 4.9 T4 81
5 cm X) 0.9 15.6 0.3 3.8 10 4
& cem X)) c.6 16.9 0.2 5.8 13 75
7 stk. 3.8 6.0 0.0 1.3 0 27
8a stk. 1:4 290 B.8 .7 0 36
8b stk. 1.0 2.0 0.0 5 0 3
9 stk. 3.2 15.2 0.8 9.0 19 ge
10 stk. 0.0 T+2 0.0 T2 L7 500
11 mm 49.5 76.6 3.3 11.7 5 19
12 mm = XX) 8.7 14.5 0.4 1:3 3 1
13 mm  XX) 8.8 12.8 0.3 1.4 3 .
14 stk. 4.6 8.3 0.5 1.6 6 30
15 stk 2.6 71 0.7 1«8 13 g
16 mim 30.6 67 1 2.8 10.8 3] 2.3
17 mm 19.0 42.0 1.6 7:3 7 26
18 mm 59.4 0.7 2.9 17.3 5 1
18 mm 28.4 52.0 1.3 12.9 (0 25
20 mm 4.8 24.7 0.6 2.7 3 10
21 mm 22.8 33.8 0.8 246 3 9
72 mm  XXX) 6.1 8.6 0.0 0.8 0 11
23 mm  XXX) . 5.9 7.8 0.2 0.9 3 9.2
24 mm = XXX) 5.7 7.5 0.2 0.7 3 10
25 mm 5.6 23.4 0.7 2.4 B 30
26 mm 5«6 20.5 0«7 3w 8 &5
27 mm Té6 11 4% Oab ¥ 5.2 5 13
28 mm 3.3 5.0 0.2 0.5 4 i
31 0.16 0.22 0.01 0.05 5 23
37 0.39 0.99 0.0u4 0.28 4 70
33 0.51 0.75 0.02 0.10 3 18
34 D.u5 0.61 0.061 0.11 3 741
35 1.30 1.73 0.0 0,12 3 g
36 0.82 0.98 0.02 0.12 3 13
37 0.70 1.51 0.06 0.26 7 27
) I 1970 og 1971 registreret med 1 decimal.
; I 1972, 1974 og 1975 registreret i halve cm.
XX

I 1973 og 1974 registreret med 1 decimal.
XXX) 1 1969, 1971, 1972, 1973, 1974 og 1977 registreret med 1

decimal.

Tabel 4.1.4 Oversigt over registreringsenheder og ngjagtighed

samt mindste og stgrste vardi af génnemsnit, spredning og vari-

ationskoefficient for en parcel.



Parcelstg¢rrelsen har i drene 1969-1974 varet ca. 20-25 mz, me -
dens den i drene 1975-1977 har varet 9-10 m? (ens for alle par-
celler i de enkelte dr). I alle &rene har arterne varet sdet 1
rakker med 45 cm's afstand og ca. 3 cm mellem planterne. De 25
enheder er udvalgt, ved at der fra et givet startpunkt udtages

hver 10. plante. Der er ikke udtaget planter hverken fra par-

cellens to yderrzkker eller de yderste ender af rzkkerne. Des-

uden er syge planter ikke udtaget.

I forsggene har planterne ikke varet nummereret. Derfor kan ka-
rakterer, som ikke er registreret i samme arbejdsgang, ikke pa-
regnes at stamme fra de samme planter. I tabel 4.1.2 er karak-
terer, som er registreret i samme arbejdsgang, tildelt samme

gruppenummer.,

Karaktererne i grupperne 1a og 1b er alle registreret pa de
samme planter, men kun karakterer, som alle tilhgrer enten
gruppe 1a eller gruppe 1b, kan henfgres til en bestemt af dis-

se. Tilsvarende gazlder karaktererne i gruppe 4a og U4b.

T tabel 4.1.4 er givet en oversigt over registreringsenheder og
-ngjagtighed, over stgrste og mindste parcelgennemsnit samt

stgrste og mindste spredning henholdsvis variationskocefficient

i en parcel.

4.2 UNDERSPGELSE AF FORUDSATNINGER

Ved analyse af data forudsattes oftest, at data fglger en eller
anden fordeling - ofte en normalfordeling, men ogsd andre for-
delinger som binomialfordeling, Poissonfordeling eller logarit-
misk normalfordeling kan komme pd tale. Desuden forudsattes, at
data er reprasentative, herunder at data ikke indeholder out-
liers, d.v.s. starkt afvigende eller fejlagtige observationer.

Oftest forudszttes ogsd at data er varianshomogene.

Metoderne til undersggelse af hvor vidt forudsaztningerne er op-
fyldt falder ret naturligt i to grupper: 1) formelle test og
2) grafiske og tabulariske metoder. Selv om de fleste formelle




test er rettet mod bestemte former for afvigelser, for eksem-
pel test for normalitet, test for varianshomogenitet og test
for outliers, vil de ofte vare f@dlsomme for andre former for
afvigelser fra forudsatningerne, sdledes er Bartletts test for
varianshomogenitet s®rdeles f@glsom overfor fordelinger med kur-
tosis forskellig fra nul (Box 1953). En ensidig anvendelse af
de formelle test vil sdledes let bevirke, at man drager for-

kerte konklusioner.

De statistiske analysemetoder md alle anses for at vare approk-
simationer, hvorfor forudsaztningerne kun sjzldent vil vare

fuldstendig opfyldte. Ved anvendelse af en formel test vil man
saledes kunne pavise smd og maske betydningslgse afvigelser fra

forudsatningerne i1 store datamaterialer, mens en formel test

tes

maske ikke kan pavise selv alvorlige afvigelser 1 smd datama

rialer.

4.2.1 Undersggelse for afhengighed mellem spredning og gennem-

snit

Datamaterialet bestdr som navnt af 25 malinger fra hver af 2

parceller pr. sort og &ar.

For hver parcel er det saledes muligt at beregne et gennemsnit
samt en spredning baseret pa 25 observationer. For at undersg-
ge om spredningen inden for parceller er ens, blev spredning og
middelverdi plottet mod hinanden. Dette blev udfg¢grt for alle
karakterer for hvert af arene 1969, 1970, 1971, 1975, 1976 og
1977. Arene 1972, 1973 og 1974 er ikke medtaget pa grund af det

lave antal sorter (parceller) i disse ar.

Sddanne plot vil vare anvendelige for bed¢gmmelse af, om spred-
ningen er uafhangig af middelvardien - og dermed spredningens
anvendelighed som ensartethedsm&l. Ogsd variationskoefficien-
tens anvendelighed som ensartethedsmal vil kunne bedgmmes ud
fra disse plot, thi hvis variationskoefficienten er uafhangig
af middelvardien, vil punkterne falde omkring en ret linie, som

gar gennem koordinatsystemets nulpﬁnkt. Fglger data en binomi-
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al- eller en Poissionfordeling, vil punkterne falde omkring en
krum linie, hvor plottene ofte vil indicere de tilfzlde, hvor
hverken spredningen eller variationskoefficienten er anvende-
lig. Desuden vil grove fejl i datamaterialet ofte vare antydet
i s&danne plot ved punkter, som falder uden for det generelle

mgnster.

Ved gennemgangen af disse plot fandtes fglgende: For karakte-
rerne 7, 8a og 8b faldt punkterne omkring en krum linie i alle
&r. Tilsvarende fandtes for karakter 28 i 1977 samt i mindre
udpreget grad for karakter 22, 23 og 36 i drene 1875 og 1976.
For karakter 14 og 32 faldt punkterne omkring en linie med ne-
gativ hzldning, idet der for karakter 32 i visse dar dog var en
svag nedadbgjet krumning. Punkterne for karakter 10 syntes at
falde omkring en svagt krummet linie med positiv haldning 1
begge 4r. For de ¢gvrige karakterer syntes punkterne at falde
tiln®rmelsesvis omkring en ret linie, hvis haldning er stgrre

end eller lig nul.

4,2,1.1 Karakterer med fa vardier

Karaktererne 7, 8a og 8b er antalsvariable, som kun kan antage
f& vardier. S3ledes er karakteren 7 nasten altid registreret
som 4, 5 eller 6. I &rene 1969 til 1977 er der sdledes hen-
holdsvis 98.6%, 99.1%, 96.7%, 100.0%, 99.5%, 98.7%, 99.3%,
98.3% og 99.4% af observationerne, som antager en af disse tre
verdier. For karakter 8a og 8b findes tilsvarende, at henholds-
vis 100.0%, 100.0%, 99.8%, 99.0%, 100.0%, 100.0%, 100.0%, 99.4%
og 100.0% af observationerne i hver af de 9 dr antager vardi-
erne 1 eller 2. Vardierne er - ndr der ses bort fra de fa "af-
vigende" observationer - begranset bdde opad og nedad. Dette
bevirker, at et gennemsnit ner en af ekstremerne (4 eller 6 for
karakter 7 og 1 eller 2 for karakter 8a og 8b) kun kan fremkom
me, hvis nasten alle vaerdier antager den pagaldende ekstrem-
verdi, og vi far derfor ngdvendigvis samtidig en lille spred-

ning. Gennemsnitsvardier midt imellem kan derimod have en stgr-

re spredning, da gennemsnittet kan vare fremkommet af vardier,
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hvor den ene halvdel ligger n&r den nedre graznse, og den anden
halvdel ligger nar den ¢@gvre graznse (figur 4.1.1 og 4.1.2). For
karakter 8a og 8b md et hvilket som helst gennemsnitstal 1 @gv-
Pigf bestd af blandinger af sddanne ekstremverdier, og vi far

da, at spredningen er en funktion af middelvardien (figur 4.1.
2). Spredningen og variationskoefficient for karakter 8a og 8b
(eller transformationer heraf) vil derfor ikke vare anvendelig

som et ensartethedsmdl.

4.2.1.2 Afrundede karakterer

Karaktererne 22, 23, 36 og 28, hvor sammenhangen mellem gennem-
snit og spredning ikke kan antages retliniet i alle dr, er kon-
tinuerte variable. Disse karakterer er i de pdgaldende ar i-
midlertid baseret pa registreringer mdlt i sd grov en enhed
(hele mm), at disse md betragtes som diskrete. Man md derfor
forvente, at parceller med middelvardi nzr et helt antal enhe-
der vil fa de fleste individer registreret som havende netop
denne verdi, mens parceller med middelverdi omtrent midt imellem
et helt antal enheder vil fa ca. halvdelen af individerne regi-
streret med det narmeste neden for liggende hele antal enheder
og ca. halvdelen af individerne registreret med det narmest o-
venfor liggende hele antal enheder. Dette vil bevirke, at spred-
ningen for de registrerede karakterer ma forventes at vare lille

for parceller med gennemsnit ner et helt antal enheder og stor

for parceller med gennemsnit midt imellem et helt antal enheder.
Dette er tydeligt tilfazldet for karakter 28 i 1977 (figur 4.1.3),
men mindre tydeligt for karakter 22 og 23 i 1975 og 1976 (figur
4.1.4%4 og 4.1.5). I 1970, hvor karakter 22 og 23 ogsd er malt i
hele mm, synes der ikke at vare nogen afhangighed mellem spred-
ningen og gennemsnittets afstand til et helt antal mm. Tilsva-

rende galder karakter 24 1 1970 og 1975 samt karakter 27 i 19877.
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N&r karaktererne - som her - er registreret 1 sd grove enheder,
er der risiko for, at 2t beregnet gennemsnit ikke er et cen-

tralt estimat for middelverdien. For en kontinuert variabel vil
vi ved registrering i hele enheder og med sadvanlige afrundings-

regler f& registreret fglgende vardier for Xb:

N
—
e

e :
hh = ent(Xh + 0.5) (4,

hvor Nh er det registrerede hele tal
ent(X) = st@grste heltal mindre end eller lig X

Xh er den kontinuerte variabel.

Gennemsnittet af et antal afrundede vardier (Nh) vil 1 alminde-
lighed vare forskellig fra gennemsnittet af de tilsvarende ikke
afrundede vardier (Xh)° Forskellen mellem de to gennemsnitstal
(X. og N.) er imidlertid ikke kun en tilfazldig afvigelse, men
kan ogsd vare systematisk. Kender vi fordelingen af Xy kan vi
beregne den systematiske fejl. I appendix side A19 er beregning
heraf vist, nar {Xh} antages normalfordelt N(u,oz). Resultater-
ne er vist i tabel 4.2.1 for nogle kombinationer af spredningen
p& X, 0, og differencen mellem forventningen af X og det narme-
ste mindre heltal. (Systematiske fejl for u-ent(u) lig 0.6, 0.7,
0.8 og 0.9 bliver som for p-ent(u) lig henholdsvis 0.4%, 0.3,
0.2 og 0.1 blot med modsat fortegn).

p-ent (u ) 0.5 8:2 0?1 0,08 U071
0.0 0.000 0.00 0.00 0.00 0.00
0.1 -0.001 -0.08 -0.10 -0.70 =-0.10
0.2 -0.002 -0.13 -0.20 -0.20 -0.20
0.3 -0.002 -0.14 -0.28 -0.30 -0.30
O.u -0.001 -0.09 -0.24 -0.38 =-0.40
0.5 0.000 0.00 0.00 0.00 0.00

Tabel 4.2.1 Systematiske fejl ved registrering i hele enheder

som funktion af u-ent(p) og o, nd* den registrerede variabel

antages normalfordelt N(u,az).
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N&r o er lille sammenlignet med registreringsenheden, kan den
systematiske fejl saledes antage betydelig stgrrelse. Er for ek
sempel u = 3.3 og 0 = 0.10, vil den systematiske fejl vaere-0.28

svarende til ca. 8%.

Nir der i en parcel er registreret mindst 3 forskellige vardier
for en given karakter, er det muligt at estimere u 0g O i (.2,
1) ved maximum likelihood-metoden (Gjeddebzk 1949). Specielt
for u gelder, at estimatet er asymptotisk centralt, det il si-
ge uden systematisk fejl, ndr der benyttes store stikprgver. 1=
midlertid er der for de navnte karakterer flere parceller/sor-
ter, hvor der kun er registreret 2 forskellige vaerdier. For at
kunne beregne et sat maximum likelihood estimater for u, har
det saledes varet ngdvendigt at forudsatte, at karakteren har
den samme spredning i alle parceller/sorter, og vi far da fgi-

gende model for en karakter, som er registreret 1 en grov en-

hed - og afrundet efter sadvanlige regler:
Nijh ent(Xijh + 0.5) = ent(uij + eijh + 0.5) (Wud sl
hvor 1 = 1,2,...,kK, sortsnummer
7 2 1,240+ 30s Dloknunmer
h=1,2,...,25, registreringsnummer inden for parcel
Myg 7 karakterens forventning for den i'te sort i den j'te
blok |
2
{Eijh er N(0,07)
Xijh = registrering for den h'te plante i parcellen med den
i'te sort i den j'te blok
Nijh ey Xijh afrundet til nzrmeste hele antal registrerings-

enheder.

Ovenstdende model er benyttet til beregning af estimater for
carakterer 27 og 28 i 1977. For frgmdlene, karakter 22, 23 og
24, hvor der kun er en stikprgve 3 50 for hver sort, er der be-
nyttet en tilsvarende model, blot fir vi her, at det andet in-
dex, :j, forsvinder, og at h antager verdierne 1,2,...,90. Op-
stilling af likelihood-funktionen og l¢sning af det fremkomne

ligningssystem er beskrevet i appendix side A20-A22.
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Karakteren 28 md betegnes som den af de navnte karakterer, som
er registreret 1 den groveste enhed, thi her antager registre-
ringerne inden for en parcel nazsten altid en af to verdier. I
kun tre parceller (sort 7 og 18 i blok 2 og sort 21 i blok 1)
er der registreret 3 forskellige vardier. I hver af disse tre

parceller er der kun en registrering, som antager den 3. vardi.

T tabel U4.2.7 er maximum likelihood estimaterne sammenlignet
med mindste kvadraters estimater. For frgmalingerne (karakter

22, 23 og 24) er der kun smd forskelle mellem de to former for

estimater af uij - den stg¢rste relative afvigelse er 0.7%. Der-
imod er mindste kvadraters estimater for o alle stgrre - 1 gen-
nemsnit ca. 18% - end maximum likelihood estimaterne for .

Sammenlignes estimaterne derimod, efter at mindste kvadraters
estimat for o er korrigeret for den del af variabiliteten, som
kan tilskrives afrundingen til hele enheder (Sheppards korrek-
tion), kolonnen ¢82—1/12, synes estimaterne at vare nogenlunde
ens - afvigelserne er nu i gennemsnit mindre end 1%. Man ma
forvente en afvigelse pd 1-2%, da maximum likelihood estimater-

ne ikke er korrigeret for bundne frihedsgrader.

Numeriske af- Mindste Maximum likelihood estimater
vigelser ml. kvadraters
estimater for estimater St¢rste korrelationskoef-
K T ficient, numerisk verdi
a- 1)
A }:f;" ml. mid- ml. mid-
T . /n? R & tdelverdier delverdier
e Les ¢ 071712 @ indbyrdes og spredning
70 22 .000 .005 .593 .518 <5710 .00007 .0091
23 .002 .009 . 551 469 L463 .00037 .020
24 .002 010 .538 LU45h 437 .00083 .032
75 22 . 007 .0u9 . 381 248 .309 .015 .13
23 .000 085 511 433 L4390 . 00011 .015
24 .003 .032 417 sa .350 . 0069 .084
76 22 .000 .019 w511 22 437 0012 035
23 .000 .02u 459 .357 Tk .0020 . 0u7
77 27 .000 .00y +897 . 849 .830 .00001 .0025
28 .007 .093 377 243 w25 .029 7

Tabel 4.2.2 Sammenligning af maximum likelihood estimater med

mindste kvadraters estimater for karakterer registreret 1 en

grov enhed.
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For karakter 27 i 1977 galder tilsvarende som for frgmédlene. I
karakter 28 galder tilsvarende for sd vidt angar estimaterne
for o, derimod er forskellene mellem de to estimater af M s her

]
noget st¢rre - op til ca. 2.U4%.

I tabel 4.2.2 er anfgrt de numerisk stgrste korrelationskoeffi-
cienter mellem estimaterne beregnet ved (A.19). Disse synes al-
le rimelige smd (havde de varet store, ville de beregnede esti-

mater have varet ustabile).

Hvis karakter 28 kun havde antaget to forskellige vardier 1 al-
le parcellerne, ville det ikke have varet muligt at beregne et

maximum likelihood estimat. Da det ikke kan udelukkes at disse

tre vardier, som ggr det muligt at beregne estimaterne, er af-

vigende observationer, md maximum likelihood estimaterne af

denne grund anses for at vare usikre for karakter 28.

Af de ialt 34 mindste kvadraters estimater ligger 10 estimater
mellem 3.25 og 3.75 eller mellem 4.25 og 4.75, hvilket er L~
dre, end man skulle forvente (ved antagelse af ligefordeling af
estimater mellem mindste og stgrste estimat skulle forventes 19
estimater i ovennavnte intervaller; 16 af de 34 maximum likeli-
hood estimater falder i ovennavnte intervaller). Selv om det er
usikkert at antage en ligefordeling, ndr forskellen mellem
stgrste og mindste mindste kvadraters estimat kun er 1.7 enhe-
der, m& man nok regne med, at ogsd mindste kvadraters estima-

terne er ddarlige.

4.2.1.3 Karakterer med ingen eller tilnarmelsesvis retliniet

sammenheng mellem spredning og gennemsnit

For de fleste karakterer/dr-kombinationer syntes punkterne i
plottene af spredning mod gennemsnit, som navnt, at falde om-

kring en ret linie. Disse karakterer/dr-kombinationer er under-

sggt narmere ved - for hver af disse - at beregne to regressi-
oner .
Sl] = o + B(Xij'—x...) * Eij; 1 = 1’2’.__’].(; i = 1,2 (4.2.3)




CVss = a' 4+ B'(iij.'i’...) + e'ij; i = 1,2,00.,k; (4.2.4)
J = 142

hvor Sij’ Cvij og iij er henholdsvis spredning, variationskoef

ficient og gennemsnit for den i'te sort i den J'te blok. Eij og

Eij er tilfzldige komponenter, o, a', B og B' er ukendte para-
metre, og k er antal sorter 1 forsgget. Begrundelsen for disse
to regressioner er: Hvis data kan antages at fglge en normal-
fordeling, vil haldningskoefficienten, 8, i (4.2.3) vere nul,
da spredningen og gennemsnit i sa fald er uafhangige. Tilsva-
rende vil haldningskoefficienten, B', i (4.2.4) vere nul, hvis
data kan antages at fglge en logaritmisk normalfordeling. I ta-
bel 4.2.3 er for hver af de undersggte karakterer anfgrt antal
dr med henholdsvis negative og positive estimater for B og B' i
(4.2.3) og (4.2.4). Desuden er i parentes anfgrt det antal gan-
ge, estimaterne var numerisk stgrre end s-t‘975’m, hvor s er
spredningen pd estimatet og t.975,m ar S75~Fpaktilen i em t=
fordeling med m = kn-2 frihedsgrader. Da {Eij} og {E'ij} neppe
kan antages at vare normalfordelte, skal disse antal ikke op-
fattes som en eksakt test for signifikans, men blot opfattes
som det antal estimater, som er numerisk stgrre end en mere el-
ler mindre tilfaeldig valgt fraktil. For mange karakterer er der
overvejende tendens til, at estimaterne for B8 i (4.2.3) er po-
sitiv. Det galder sdledes karaktererne 1, 2, 3, 4, 5, 6, 9, 10,
11, 12, 16, 17, 18, 19, 20, 23, 31, 33 og 34. For disse karak-
terer vil det derfor nappe vare acceptabelt at anvende spred-

ningen p& den mdlte variabel som et mal for ensartethed.

Kun for to karakterer, 14 og 32, er de negative estimater for B

1 overtal.

For de resterende karakterer synes der at vare nogenlunde lige
mange estimater med negative og positive fortegn. Disse karak-
terer er markeret med et "S" i tabel 4.2.3 for at antyde, at

spredningen her m& antages at vare et acceptabelt mdl for ens-

artethed.

Betragter vi tilsvarende estimaterne for 8' i (4.2.4), finder
vi, at disse overvejende er positive for karakteren 31 og over-

vejende negative for karakterene 5, 6, 10, 14, 15, 32 og 36.
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For de fleste karakterer synes variationskoefficienten at vare
vafhangig af gennemsnittet. I tabel 4.2.3 er sddanne karakte-

rer merket med "CV'".

Spredning pa Variationskoeffi- Anvendeligt
gennemsnit cient pa gn.snit ensartet-
Karak- hedsmal
ter negativ positiv negativ positiv
hzldning hzldning |hzldning haldning
I 0 5657 1 (1) CcVv
2 1 545:) 1(1) 5 cVv
3 0 6(6) 3 3 Cv
Y 0 6(5) 2 4 Y
5 8] 6(6) 5(4) 1
6 0 6(6) 5(5) 1
9 0 6(6) 3(1) 3 Ccv
10 0 2(2) 2(2) 0
11 2 u(2) b 2(1) CcV
12 1 W [ 3 3 cvV
14 4(1) 1 5(4) 0
15 1 4 5(2) 0 S
16 0 5(1) 3 Z Ccv
17 a 5(3) 2 3 Cv
18 0 3(2) 1 2 Cv
19 0 3{2) 0 301) Ccv
20 0 4(2) 2 ? cv
21 0 3 2 1 S CV
22 1 31 3 1 B oW %y
23 0 (1) 0 4 cv *)
24 2 261 3 2(1) 2110 s CV
25 0 3€T ) 1 2z S CV
26 0 3(1) 3(1) 0 S CV.
27 0 1(1) 0 1 S £V
31 0 6(3) 0 6(2)
32 5(4) 0 5(5) 0
33 0 5023 3 2(2)
34 1 202) 1 2 Ccv
35 1 1 2 1 S CV*
36 2 2 4(1) 0 S )
37 a 3(¢1) 3(1) 0 S CV

*) ikke retliniet sammenhang i 2 ar.

Tabel 4.2.3 Oversigt over antal &r med negative og positive

fortegn for estimater af hazldningskoefficienten ved regression
af spredning pa gennemsnit samt af variationskoefficient pa
gennemsnit. I parentes er anfgrt det antal gange, estimaterne

var numerisk stgrre end 97.5%-fraktilen i1 Students t gange e-

stimatets spredning.
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For de fleste af de i tabel 4.2.3 navnte karakterer synes det
sdledes muligt at anvende enten spredningen eller variationsko-
efficienten som madl for ensartethed. For nogle karakterer synes

begge mulige.

For karaktererne 5, 6 og 10 er estimaterne for B alle positive
samtidig med at estimaterne for B' oftest er negative. Dette kumr
ne tyde p&, at en logaritmetransformation er for kraftig til at
stabilisere spredningen. Det er derfor undersggt, om en kvadrat-
rodstranformation vil stabilisere spredningen. For karakter 10,
der er antalsvariabel, synes spredningen pd de transformerede
tal at vere uafhzngig af gennemsnittet, nar dette er stgrre end
ca. 0.4 (figur 4.1.6), men starkt afhengig af gennemsnittet, nar

dette er mindre end ca. 0.4, hvorfor transformationen ikke er

anvendelig.
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Figur 4.1.6 Plot af parcelspredninger pa kvadratrodstransforme-

rede data mod parcelgennemsnit af registrerede data for karakter

10.

Karaktererne 5 og 6 er i1 1969, 1976 og 1977 mdlt i hele cm. For
disse &r synes kvadratrodstransformationen at stabilisere spred-

ningen, mens variationskoefficienten synes at vare lige sa god
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eller bedre for drene 1970, 1971 og 1975, hvor registrerings-

ngjagtigheden har varet stgrre. I tabel 4.2.4 er B"/&" og B'/4"

20

anfgrt. &' og B' er estimative for a' og B' i (4.2.4) og 4" og
" er tilsvarende estimater for a" og B" i
= " "y v
SY-~_OL +8(X13‘ X...)+€ij ’
1]
o o —- e n—— -' -
hvor SYi' er spredningen pa Yijh = injh For den i te sorthl
den J j'te blok. Ved at anfgre kvotienterne B"/&" og B'/4'

i stedet for B" og B' opndr vi, at de anfgrte tal bliver uaf-
haengige af niveauet for ensartethedsmdl, og at de kan fortolkes
som den relative zndring i ensartethedsmdlet ved en @ndring pd

en enhed i de oprindeligt registrerede data.

Mil for afhzngighed (se tekst)

s 1 kvadratrods- variationskoef-

transformation " ficient
Ar Karakter: 5 6 ) 6
69 -.005 -.013 < 05 b -.120
70 .065 465 -.061 .0k2
T1 s 106. -.005 .020 -.077
75 .069 .0L8 -.013 -.055
76 -.025 -.018 -,0092 -.088
T -.012 .013 - 075 -.069

Tabel 4.2.4 Afhangigheden mellem spredningen pd kvadratfods-

transformerede tal og gennemsnit samt mellem variationskoeffi-

cient og gennemsnit.

For karakteren 31 er estimaterne for sdvel B i (4.2.3) og B' 1
(4.2.4) alle positive. Dette tyder pa, at en logaritmetransfor-
mation ikke er kraftig nok til at stabilisere spredningen. Da
karakteren er en kvotient, vil det vare naturligt at undersgge,
om den reciprokke vardi (som er kraftigere end en logaritme-
transformation) vil stabilisere spredningen. Karakter 33, som
ogsd er en kvotient, har store positive vardier for B' i 1976
og 1977, hvorfor det ogsd er undersggt, om den reciprokke vardi

for denne karakter har en stabil spredning.
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Resultaterne er anfgrt i tabel 4.2.5 som B'"1/&"'""". Her er @&

og B''' estimater for a''' og B''' 1i:

- v vy Y -
& Pl t BT MK, =X 2 ¥ B

i 5 _ 5 § .
hvor Sy . er spredningen pa Yijh = ’I/Xijh for den 1'te sort 1

den 1} 3'te blok. Til sammenligning er anfgrt Br/a.

Mal for afhangighed (se tekst)

s 1 reciprok- variationskoef-

transformere- ficient

de tal
Ar Karakter 31 33 31 33

T

69 -1.2 - 5.6 -
70 -5.0 =105 0.1 -0.26
71 6.4 ~-2.39 15.2 -0.20
75 -4,3 -2.00 s 3 -0, 37
76 4.7 1.70 1148 2:172
77 2.2 2.03 7.0 3:5

}(m1 og

Tabel 4.2.5 Afhzngigheden mellem spredningen pda Y

gennemsnit samt mellem variationskoefficient og gennemsnit.

For karakter 31 er der 3 positive og 3 negative estimater for
B''', og den numerisk stgrste B'1'1/@''"' er vasentlig mindre end
den numerisk stgrre B'/8', hvorfor den reciprokke verdi md an-
ses for at have en mere stabil spredning end karakteren selv.
Betragter vi karakter 33, ser vi at variationskoefficienten pa
karakteren m& antages at vare uafhazngig af gennemsnittet i are-
ne 1970, 1971 og 1975, hvorimod spredningen pa den reciprokke
vardi bedre kan antages uafhzngig af gennemsnittet i 1976 og

1977 end variationskoefficienten pd karakteren.

Karakter 14 og 32 er de eneste karakterer, hvor de negative e~
stimater for B er i overtal. For disse to karakterer vil vari-

ationskoefficienten vare didrligere end spredningen.
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For karakteren 32 kan de negative estimater begrundes med en

binomialfordeling. Antager vi, at antal fr¢g pr. balg Xl?h er

binomial Bi(X?14 Vs hveDn Xl?h er antal frganlzg pr. balg og

ijh°Pij

pij er sandsynligheden for at et frganleg udvikler sig til et
: 32 _ 15 14

frg, vil karakter 32, Xijh = ijh/xijh’

rakke estimater for Py (Det antages, at Pjy er ens for alle

h=1,2,...525 vEre en

frganlag i en balg og for alle bzlge i en parcel). Da antal
frganlazg pr. balg er relativt konstante for alle parceller, vil
variansen P§1§§§h approximativt vare givet ved Var(ngh) =

13 i3 L Denne antager sin stgrste vardi for Pij lig
0.5 og vil vazre 0 for pij lig 0 eller 1. Da gennemsnittet for
karakter 32 i nasten alle de undersggte parceller er st¢rre end
0.5, far vi at variansen og dermed spredningen for karakteren
vil blive mindre jo stgrre middelvardien er. Med de navnte an-

tagelser mda man derfor forvente, at variansen pa Yijh = Arsin
(/ggg;) vil vaere approximativt konstant (jvf. afsnit 3.1). Med
undtagelse af 1975 og 1976, hvor de stgrste parcelgennemsnit for
karakter 32 er stgrre end 0.95, synes spredningen pa Yijh 3 O~
verensstemmelse hermed at vare nogenlunde konstant. I disse to
4r er sammenhzngen mellem spredningen pd de Arcsin-transforme-
rede tal og gennemsnittet ikke-linear - og spredningen pa de
Arcsin-transformerede tal derfor ikke et anvendeligt ensartet-
hedsmdl. I de gvrige tre ar (70, 71 og 77), hvor de Arcsin-trans-
formerede tal har nogenlunde konstant spredning, er afhangig-
heden mellem spredningen pa de utransformerede tal og gennem-

snittene dog heller ikke sarlig udpraget (se tabel 4.2.6).

Spredningen pd& de to karakterer med negative estimater for B
kan muligvis stabiliseres gennem en transformation, Y = £(X),
hvor det md galde, at f'(x) er en voksende funktion i x. En sa-

i a
dan transformation kan da vare Y = X, hvor a er en konstant

~

stgrre end 1. I tabel 4.2.6 er B''"''/&''''" og 8/8, hvor & og B
er estimater for a og B i (4.2.3) og &'""'' og B'''" er estimater
fayr plTEr ge BYTEY 42
- ' [ ARV TR
ij
. 4 . B2 s :
hvor Sy er spredningen pa Yijh = Xijh for sort 1 1 blok jJ.

1]
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For karakter 14 synes spredningen pa det kvadrerede tal kun at
vare mere stabil end spredningen pa de registrerede tal for et
enkelt &r, 1977 det &r, hvor spredningen pd X er mest afhangig
af gennemsnittet. Ingen af de to mal for ensartethed synes go-
de i alle &r, thi med en relativ @ndring i ensartethedsmdlet pi
-0.16 1 1977 kan den forskel i ensartethedsmdlet, som er be-
tinget af gennemsnittet, vare op til ca. 24% (da forskellen
mellem stgrste og mindste gennemsnit i 1977 er ca. 1.5). For
1976 f&s tilsvarende at for spredningen pd de kvadrerede tal
kan den af gennemsnittet betingede forskel i ensartethedsmalet

vere op til ca. 32%.

Mal for afhazngighed (se tekst)

s pad Y = Xz s pa X
Ar Karakter 14 32 14 37
69 - . - =
70 « 057 =, 21 -.056 -1.02
71 133 .00 .003 - b1
5 . T43 -3.39] ~-.010 -4.43
76 .160 -3.83] -.018 -4.67
77 -.002 AT 1 =:18 - .96

Tabel 4.2.6 Afhazngigheden mellem spredningen pa Y = X2 og gen-

nemsnit samt mellem spredning og gennemsnit pd de registrerede

tal for karakter 14 og 32.

For karakter 32 synes kvadreringen at vare anvendelig i 1970,
1971 og 1977, hvorimod spredningen pa& de kvadrerede tal ikke
synes at vare et godt ensartethedsmdl i 1975 og 1976. Altsa
tilsvarende som for Arcsin-transformationen. Forskellen mellem
stgrste og mindste gennemsnit er i hver af de to &r ca. 0.2,

og vi far da, at den forskel i ensartethedsmdl, som er betinget
af gennemsnittet, kan vare op til 60-70%. Lidt bedre bliver det
hvis man valger en hg¢jere potens ved transformationen, men 1 s

fald f&r man en ikke-linezr sammenhazng mellem spredning og gen-

nemsnit.
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4,2.2 Undersggelse af parcelresidualernes fordeling

Ved undersggelse af fordeling i datamaterialer, hvor der kun er
en observation for hver forventningsverdi, kan man ofte anven-
de residualestimaterne p& samme mdde som observationerne i en
ustruktureret population. Imidlertid md man vare opmarksom pd,
at residualestimaterne er pdlagt visse restriktioner - under-
tiden s& stezrke restriktioner, at selv grafiske metoder kan

pdvirkes merkbart heraf (Anscomb & Tukey 1963).

Et fgrste trin i fordelingsundersggelsen vil ofte vare at teg-
ne et histogram over residualestimaterne eller en empirisk for-
delingsfunktion (kumulativ frekvensdiagram) evt. transformeret.
Da den foresldede test for selvstandighed - og de hidtil an-
vendte test - har normalfordelingen som forudsatning, er der
her benyttet en transformation, F—1(ce) af den empiriske for-
delingsfunkticn, hvor F_1(oe) er den inverse af fordelings-
funktionen for en normalfordeling med middelverdi 0 og varians
1, ¢ = (ai - 1/3)/(k + 1/3) er den empiriske fordelingsfunk-
i o 50 R a, er det pigeldende residualestimats ranknummer og k er
antal residualestimater. Afsattes F"1(ce) mod residualestima-
terne, vil punkterne fordele sig omkring en ret linie, hvis re-
sidualestimaterne er normalfordelte (den sdkaldte probitanaly-
se). Ikke normalitet vil vise sig ved afvigelser fra en ret 1li-
nie, men ogsa andre former for afvigelser fra forudsatningerne
- for eksempel afvigende observationer - kan bevirke, at punk-

terne ikke falder omkring en ret linie.

Ved vurdering af sddanne probitanalyser bgr man vare opmarksom
pad antallet af observationer, idet dette har betydning for,
hvor store afvigelser fra den rette linie der med rimelighed

kan tolereres (Daniel & Wood 1971 figur 3A.1-3A.14).

I det foreliggende datamateriale er der kun to blokke. Benytter
vi modellen (1.2.1), bevirker dette, at korrelationskoeffici-
enten mellem de to residualestimater for en given sort er -1.
Korrelationskoefficienten mellem residualestimater fra samme
blok er af mindre betydning i de &r, hvor antal sorter er rime-

lig stor. Den er identisk med korrelationskoefficienten mellem




afvigelser fra gennemsnittet i en stikpr@gve med samme antal ob-
servationer som i en blok og er givet ved -1/(k=-1), hvor k er

antal sorter.

De ovenfor n®vnte plot er derfor baseret pa residualestimaterne
fra kun en blok (blok 1) og er kun udfgrt for arene 1969, 1970,
1971, 1975, 1976 og 1977 (i 1972, 1973 og 1974 var der kun fa

sorter 1 forsd¢get).

Da der kun er to blokke, vil residualestimaterne - bortset fra
en konstant - kunne udtrykkes ved differensen mellem de to ob-
servationer for samme sort. Vi har:

Byq = B(Xg X)) - B, (5.2.5)
Hvis Xij er normalfordelt vil ogsa éij vere normalfordelt. Der-
imod er det ikke givet, at Xij er normalfordelt, hvis éij er
det. for linezre kombinationer af stokastiske variable vil i
almindelighed tendere at f¢glge en normalfordeling bedre end de
enkelte stokastiske variable (Seal 1964 p 139). Specielt vil

ordelingen af éi vare symmetrisk, blot Xij(Eij) er ensfordel-

fo

1

te - altsd uden at Xij(eij) ngdvendigvis er symmetrisk fordelte.
FProbitanalyserne er udfgrt dels pa grundlag af de registrerede

data og dels efter, at data er blevet logaritmetransformeret.

En visuel bedgmmelse af probitanalyserne gav anledning til at
undersg@gge visse karakter/dr-kombinationer nzrmere. I alt blev

78 ud af 312 karakter/dr-kombinationer undersggt narmere.

4.2.2.1 Afvigende observationer

T de fleste af de undersggte karakter/dr-kombinationer, 59,
syntes afvigelserne at kunne skyldes afvigende observationer.
Bliss (1967 ) beskriver to metoder til at teste for en enkelt
afvigende observation. Disse to metoder overestimerer henholds-
vis underestimerer sandsynligheden for, at afvigelsen kan skyl-
des en tilfaldighed. Ved den ene metode betragtes den reduktion,

der vil ske i residualkvadratsummen, hvis den pdgzldende obser-
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vation udelades af analysen (= erstattet af et estimat for
missing plot). Denne reduktion i residualkvadratsummen, Q1,
testes sd& mod den reducerede residualvarians, V1, idet der ta-
ges hensyn til, at den mest afvigende observation kunne vare
fremkommet i en hvilken som helst af de k sorter. (Da der kun
er to blokke, bliver testen for, om en tilfazldig valgt observe
tion er afvigende, identisk med testen for om differencen mel-
lem de to observationer fra en tilfeldig valgt sort er afvigen-
de, og vi kan derfor ngjes med at multiplicere med k i stedet
for n k). Den beregnede sandsynlighed, for at afvigelsen kan

skyldes en tilfaldighed, er da:

P, ™ k-P(F > Q,/V,) (4.2.6)

hvor F er F-fordelt (1,m-1)
m = (k=1)(n-1)
Q, = 2 kx?/(k-1)
x er det afvigende residualestimat i en af blokkene.

Denne metode overestimerer sandsynligheden, men simuleringsun-
ders@ggelser tyder pa, at den eksakte sandsynlighed for mange
planer og smd sandsynligheder vil ligge meget nzr denne gvre
grense (John & Prescott, 1975), og denne metode er derfor be-
nyttet her. I flere tilfzlde tyder probitanalyserne pd, at der
er to afvigende observationer. Principperne i den ovenfor be-
skrevne test kan anvendes ved en simultan test for to afvigen-
de observationer, idet reduktionen i residualkvadratsummen, Q2,
ved at erstatte begge observationer med estimater for missing
plot, ligeledes kan testes med en reduceret residualvarians,
vV, Ogs@ her mé& vi tage hensyn til det antal mdder, hvorpa to
sorter kan udtages blandt antallet af sorter i forsgget. Dette
antal er k(k-1)/2. Reduktionen 1 residualkvadratsummen kan, da

der kun er to blokke, beregnes sdledes:
Q, = 2[x% + y? & (x+y)?/(k-2)]

hvor x og y er de to afvigende residualestimater i en af blok-
kene. Vi far da, at sandsynligheden for at afvigelserne kan

skyldes en tilfzldighed er approximativt:




L k(k=1)

P, 5 P(F > Fy) (4o2.7)
o7
hvor F, = =
0 ,
2
F er F-fordelt (2,m-2).
En anden approximation for beregning af P2 - som ogsa kan an-
vendes, ndr antal blokke er forskellig fra 2 - er givet af John
& Draper (1878):
1 N . - m-1
P, ~ 3clc 1IP(F, > Fo)-cle RIPAE; ¥ 2 =5 Fy) (4.2.8)

B B & %kon<1-(a+1)kn/1soo>

a = 2, antal afvigende observationer
m = (k=1)(n=-1)
F. er F-fordelt (1,m-1)

1
F, er F-fordelt (2,m-2)

Q)
Fo 7 77,
For en rzkke eksempler gav (4.2.7) vardier, som var lidt mindre
end de tilsvarende ved anvendelse af (4.2.8) - pa grund af det
simplere udtryk, og fordi (4.2.8) nazppe fuldt udnytter den i-
dentitet, der er mellem testen for en afvigende observation og
testen for, om differencen mellem de to observationer er afvi-
gende, er (4.2.7) anvendt her. Da en lille vardi for P2 enten
kan skyldes, at begge residualestimater eller at kun det nu-
merisk st@grste residualestimat stammer fra afvigende observa-
tioner, er det undersggt, om det ene af disse (det numerisk
mindste) kan antages at vere en tilfazldig afvigelse - givet at
det numerisk stgrste stammer fra en afvigende observation. Det-
te er undersggt pa lignende méde som ovenfor ved at beregne re
duktionen 1 residualkvadratsummen, Q?, ved at erstatte den
‘ mindst afvigende observation med estimatet for missing plot,
ndr observationen svarende til det numerisk stgrste residual-
estimat allerede er erstattet med estimatet for missing plot.

| Denne reduktion kan testes mod den tidligere omtalte reducere-
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de residualvarians, V2, idet der her m& tages hensyn til, at
den nastmest afvigende sort kunne vare kommet i en hvilken som
helst af de resterende k-1 sorter. Vi far:

¥* s #*
P¥ ~ (k=1)P(F > Q}/V,) (4.2.9)

T—— off - Q2—2kx2/(k—1),

hvor x er det numerisk stgrste af de 2 residualestimater og P?
er sandsynligheden for, at det numerisk naststgrste residual-

estimat kan vare sa stort ved en tilfaldighed.

Logaritmetrans-

Karakter Ar Originaldata formerede data

1 7 g

1 76 16, 8 10

1 77 14 5, 7

i 76 10 10

3 70 21 21

5 71 21

6 70 1

6 71 21 21

7 75 20 20

8b 70 1s 17 1, 17

9 <71 21

143 75 9 9

18 75 2518

18 77 9 : 9

19 77 9

21 75 Th 14

25 76 18, S 184 9

25 77 8 8

26 77 8 8

31 77 22 22

32 75 8 8

32 76 3 3

ib 75 T 14

Tabel 4.2.7 Sortsnumre for hvilke residualestimaterne er sa

store, at de ma betegnes som verende afvigende (P < 0.05).

I tabel 4.2.7 er samlet resultater af test for afvigende obser-
vationer. Kun karakter/dr-koémbinationer, som er bedgmt afvigen-

de i mindst en af modellerne (originaldata og logaritmetrans-
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formerede data) er anfgrt. Flere observationer viser sig at
vere afvigende i begge modeller, mens andre observationer kun
synes at vare afvigende i den ene af mcdellerne. Dette kan
skyldes, at observationen kun viser sig som afvigende, ndr der
anvendes en forkert model, men det kan ogsa skyldes, at afvi-
gelsen ikke er stor nok til at "sl& igennem" 1 en model, som

passer darligt til data.

For bé&de originaldata og logaritmetransformerede data er an-
tallet af karakter/dr-kombinationer med mindst en afvigende
sort (henholdsvis 20 og 19, se tabel 4.2.7) noget stgrre end
det forventede antal pid 7.8, og man md derfor nok regne med, at
i hvert fald nogle af de anfgrte sorter er registreret med af-

vigende observationer.

4.2.2.2 Normalitet

En del af probitanalyserne tydede pd systematiske afvigelser
fra en normalfor”zling. Hvorvidt disse afvigelser kan skyldes
en tilfeldighed eller ej er undersggt ved Kolmogorov-Smirnovs
test. Da der kun er to blokke og residualestimaterne derfor -
bortset fra en niveaukonstant - kan udtrykkes ved differensen
mellem de to observationer med samme sort (4.2.5), kan test-

variablen D = max !ai/k - ®(€i1/59)l sammenlignes med de
121 32 500w ok -
kritiske verdier i Lilliefors tabel (Lilliefors 1967). Her er

a. ranknummer for éi? og
i

_ 7 5
2y ® Jgr L B

2

De karakter/dr-kombinationer, hvor hypotesen om normalitet blev

forkastet p& 5% niveauet, er anfgrt i tabel 4.2.8.

Antallet af karakter/dr-kombinationer med "x" i tabellen er ik-
ke stort, ndr det tages i betragtning, at der er undersggt ialt
2%156 probitanalyser. (Det skal dog bemzrkes, at en systematisk
beregning af Kolmogorov-Smirnovs test ville give betydelig fle-

re signifikante udslag, men mange af disse synes at kunne for=
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klares ved afvigende observationer, og er derfor ikke anfgrt i
tabel 4.2.8 - men i tabel 4.2.7).

Originaldata Logaritmetransformerede
data
ar ar

Karakter 69 70 71 75 U6 77 68 70 71 75 176 77

g X x
2 5.6
3 X
B x be X
6 X X
18 X X
31 b d
33 X X

Tabel 4.2.8 Karakter/dr-kombinationer for hvilke henholdsvis

originaldata og logaritmerne heraf ikke kan antages at fglge

en normalfordeling (P < 0.05).

4.2.2.3 Varianshomogenitet

For at undersgge om residualerne var varianshomogene, blev re-
sidualestimaterne plottet mod de vardier, som skulle forventes
ud fra modellen. I 4 tilfzlde tydede disse plot pd, at der var
nogle residualer med en stor varians og andre med en lille va-
rians. For at teste, om de to sat af residualer kan have samme
varians, er variansen pd de to szt af residualestimater sammen-
lignet ved en F-test. Da de to sat af residualestimater kan
fremkomme pa flere mdder, er sandsynligheden for, at afvigelser-
ne kan skyldes en tilfzldighed beregnet ved

k

P = 2(n ) P P = FO) (4.2.10)

1

hvor n, og n, antal residualestimater i hver af de to sat,

ng +n, = ks FO = kvotienten mellem varianserne pa de to sats
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residualestimater, F er F-fordelt (n?—T,nz-?). Kun en af disse

tests (karakter 6 1 1976) gav en P-verdi mindre end 5%.

I andre tilfzlde tydede plottene pd, at variansen er en funk-
tion af middelvardierne. Hvis variansen er en monoton funktion
af middelvardierne, vil ogsd de kvadrerede residualestimater
vzre en monoton funktion af middelvardierne. Antages det, at
funktionen kan approximeres ved en ret linie, kan man teste, om
der er en sammenhazng ved en regression af de kvadrerede residu-
alestimater pa de forventede vardier (Anscombe & Tukey, 1963),

hvor regressionskoefficienten er givet ved:

k n

~

I T ELIX..-R )
. 3= 3= a s E T TR
" 8%.H
med variansen:
var(® = 5T
hvor eij’ %ij og 6° er estimater i modellen
Xij =y o+ Bj + sij(jvf. (1:2:.7))
k-2
H = 77— SAK (da der kun er 2 blok-
2k sorter
ke).
En approximativ test for HO : B = 0 kan udfgres ved at sammen-

ligne U = B//Var(¥) med fraktilen i en standardiseret normalfor-
deling (Anscombe & Tukey 1963).

I tabel 4.2.9 er med x markeret de karakter/dr-kombinationer,
hvor U er stgrre end 2.00. Der er kun blevet undersggt karakter/
dr-kombinationer, hvor plottene tydede pé&, at variansen er en
funktion af middelverdien. Ialt undersggtes 16 og 5 karakter/
dr-kombinationer for henholdsvis coriginaldata og logaritmetrans-

formerede data.



Originaldata Logarltmegrizsformerede
Karakter :
Ar Ar
69 70 71 75 76 77| 69 70 71 75 76 77
1 X
b X X
11 X X
21 X

Tabel 4.2.9 Karakter/dr-kombinationer, hvor variansen md an-

tages at vare en funktion af middelvardien.

I hverken tabel 4.2.8 eller 4.2.9 er antallet af krydser over-
veldende stort sammenlignet med antal karakter/dr-kombinatio-

ner. Dette - i forbindelse med, at der i begge tabeller er flest
krydser i venstre halvdel - kunne tyde pa, at forudsztningerne
for variansanalyser vil vere til stede. ved anvendelse af loga-

ritmetransformerede data.

4.2.2.4  Multivariate fordelinger

I det foregdende er alene undersggt en karakter ad gangen. Ved
anvendelse af den foresldede test forudsazttes imidlertid en

flerdimensional normalfordeling. I flerdimensionale data er mu-
lighederne for afvigelser fra normalitet mangeartet, og det vil
derfor nappe vare muligt at finde en test eller grafisk metode,

som kan tage hgjde for alle disse.

Man kan vise, at X er fordelt som en flerdimensional normalfor-
deling N(u,Z), hvis og kun hvis C'X er fordelt som en eendimen-
sional normalfordeling N(C'y,C'ZC) for alle vektorer C # 0 (Mal-
kovich & Afifi, 1973 (ikke original)). Marginal normalitet er
sdledes en ngdvendig, men ikke tilstrakkelig betingelse for
flerdimensional normalitet. Imidlertid vil mange former for af-
vigelser fra flerdimensional normalitet ofte give afvigelser '

fra normalitet i de marginale fordelinger (Gnanadesikan, 1977).




Af denne arsag og fordi en grundigere unders¢ggelse er meget be-
regningskravende, og vanskeligggres af det lille antal friheds-
grader til estimation af residualvariansen, er der her kun un-

dersggt de marginale fordelinger.

4.2.3 Effekten af at benytte en forkert

men at variablen analyseres ved modellen:

. = U 4 (y.2.1
>1]h M1 El,h
hvor i = 1,25.+.+5k, sortsnummer
3 = 1,2,...,n, bloknummer
b = 1240 a0y registrering inden for parcel
n
I B. = 0O
.__,1 ]
3-.
Il
2 2
L B, = (n-1)08
feg #

{eij}er N(D,ci)

{fijﬁ}er N(O,o%), f&r vi variansanalysen i tabel 4.2.10,
Variationsérsag DF MS E (M5)
- 2 e 2 ny =i |
Sorter k=l s, oF tro_ + 377 (wo-w)
: \ 2 z r{in-1) 2 2
Residualer k(nr-1) s_ i —;;ij(oB+qe) R

Tabel L4.2.10 Variansanalyse for modellen i(L.2.12) under for-

udeztning af at modellen i (L.2.77) er korrekt,



gz.
Vi ser, at under Hy : My = My = «or = T u vil de to varian-
ser, si og 337 i almindelighed ikke have samme forventning og en

F-test for H, ved F = sz/sz vil da ikke vare korrvekt. Por at

0
undersgge, hvornar de to varianser - under Hp - har samme for-
J

ventning, kan vi opstille ligningen:

G % PO =
£ e
z i 2 i
For ¢z meget stgrre end 1o 0Of i1 de tc
g - e . s> ad : 2
udtryk vaere tilnarmelsesvils L1g€ ST U
. N F
L L7

derimod ikke meget stor sammenl
s

udtryk kun vare tilnermelsesvis

o}

8 =1
— )

2 n-1
g

e

Hvis dé!@i > nlr-1)/in-1) vil forventningen af 55 vare stgrre end
forventningen af 52; og vi vil derfor f3 for fa sighifikante ud-
slag. Omvendt vil vi fa& for mange signifikante udslag, hvis
U%fﬁz < nlr-1¥(n-1). I disse betragtninger har vi antaget, at
sz gange en konstant er fordelt som en x2~variamel med kinr-1J.

(
grensetilfeldene, hvor dé/oz ~ nlr-1)/(n-1) vil afvigelser

=i

nherfra kunne invalidere ovennavnte betragtninger.

T forsggene med kogearter har frgmdlene hidtil vaeret analyseret
nogenlunde som navnt ovenfor (se side 5%). Desvarre er det ikke
muligt at sammenligne resultater opniet ved de to modeller, da
parcelnummeret for de enkelte frg ikke er registreret i arene
1969-1977. Derimod kan vi sammenligne resultaterne for alle de
andre karakterer. Desuden er frgmdlene i 1978 registreret péd
lignende vis som de gvrige karakterer, oOg registreringerne pa
frgmilene i dette ar kan da ogsd benyttes i en sammenligning af

de to modeller.

f signifikante udslag o-

For at undersgge, hvorvidt antallet

a
ver- eller undervurderes, ndr man ser bort fra parcelinddelin-

sen, er variansen pd differencen mellem

2

F

o sertsgennemsnit be-

L
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regnet for begge modeller. I tabel 4.2.11 og 4.2.12 er kvoti-
enten mellem disse to varianser anfgrt for samtlige kontinuerte

karakterer i 1976 og 1977 samt frgmalene i 1978.

P

E Karakter: 1 2 5 6 11 12 18 17 18 19 20 21 25 26 27

#

e

9
B i —" ) “' e E
% 1976 47 .40 .80 .32 1.79 .85 .uM .50 .28 .13 .27 .24 .90 .51 - |
i i
! 1977 12 .30 .21 .14 .60 .991.12 .89 .81 .66 .30 .32 ,42 .75 .91 §
H , - I s i
Tabel 4.2,11 Kvotienter mellem varianserne pid differencen mel-
lem to sortsgennemsnit ved anvendelse af modellen i (4.2.12) og
mcedellen i (4.2.11) for de kontinuerte karakterer i 1876 og 19~
77
| S - ; . . ey
‘ Karakter 22 23 36 !
g
iy o & . i
Var(differens) «17 s 95 .69 |

Tabel 4.2.12 Kvotienter mellem varianserne pa differencen mel-

lem to sortsgennemsnit ved anvendelse af modellen 1 (#.2.12) og

modellen 1 (4.2.11) for frgmdlene i 1978.

I de fleste tilfzlde er kvotienten mindre end 1 ~ ofte vasent-
lig mindre end 1 - og for disse ville man f& for mange signifi-

kante forskelle, dersom man sa bort fra parcelinddelingena_

T tabel 4.2.13 er det aktuelle antal signifikante forskelle ved
sammenligning af samtlige par af 18 sorter i 1978-forsgget an-
fgrt. Heraf fremgdr det, at et vasentligt antal sortsdifferen-
cer, som ikke betragtet som forskellige ved anvendelse af model
(4,2.11), vil blive betragtet som forskellige ved anvendelse af

den forkerte model (4.2.12).

Da resultaterne nappe ville have varet vasentlig forskellige,
dersom der ved benyttelse af model (4.2.12) ikke havde varet
registreret ngjagtig det samme antal enheder fra hver af de to
blokke, md vi forvente, at en analyse af frgmalene fra 1969-19-

77 ved (4.2.12) ville have givet alt for mange signifikante
sortsforskelle.

G o5 o s . S



Model (4.2.11) ' Model (4.2.12)
Karakter | 22 ;.88 3B 22 23 36
a
b IE‘ e -
a1 i 79 b2 82 108 104 99
.10 b 94 5 108 125 118 118
L. i : o)
Tabel 4.2.13 Antal sortsdifferencer stg¢rre end Lsp, . for fré-
mdlene i 1978 ved sammenligning af samtlige par af 18 sorter.
4.3 UNDERS@GELSE FOR_SELVSTANDIGHED
Der er undersggt multivariate og univariate test. I 3rene 13875~

1977 er der stort set anvendt de samme karakterer i z2lle 3 avr
(kun 5 af de karakterer, som har varet med 1 minds

ne, er ikke med i alle ar). Ser vi bort fra frgmilene, hvor re-
gistrevingerne ikke kan henfgres til en bestemt parcel, er der
21 karakterer og 6 kvotienter, som har varet med i alle de tre

I
cal

—

dr. Af disse tre dr var 1976 og 1977 de med det stdrste ar
sorter i forsgget og dermed ogsd drene med de fleste friheds-
grader til bestemmelse af residualvarianserne. Undersggelserne
er derfor begranset til de navnte tre dr og med hovedvagten
lagt pa 4rene 1976 og 1977. Det er valgt at udfgre beregninger-

ne pa logaritmerede data.

4,3.1 Anvendte karaktersat

I 1976 og 1977 er der henholdsvis 17 og 16 frihedsgrader t1l
bestemmelse af residualvariansen. Da der krzves mindst lige 54
mange frihedsgrader, som der er karakterer, for at udfgre en
Hottellings T2—test, har det sdledes ikke varet muligt at ud-
fgre den multivariate test med anvendelse af alle karakterer
under et. Der har varet anvendt 7 forskellige karaktersat (ta-

bel 4.3.1), som er valgt p& forskellig vis.




(Y]
s

Sat
nr. karakter Udvalgelsesmetode
111, 3, 4, 8, 11, 12, 14, 15, 16, 17 UPOV guidelines for have-
2 |15 3, %, 8, 11, X2, 14,.15, 25, 26 | Modifikation af 1  =FC
3 {1, 7, 8, 15, 20, 21, 26, 3 Selektion, 1975
b 11y 95 7, 11, 12, 19, 20, 26, 32, 33 Selektion, 1976
b ldy 35 ¥, 8 12, Ih, 1B, 37y 26, 34 Selektion, 1977
6 12, 3, 5, 7, 9, 20, 25, 26, 33, 34 Selektion, 1975-1976
; 7|1, 7, 12, 34, 20, 21, 25, 26, 33, 34 varianskomponenter

Tabel 4.3.1 Anvendte karaktersat ved undersggelse for
stendighed.

I karaktersat nr. 3 er der 8 karakterer, mens der i de
er 10 karakterer i hver. Karaktersat nr. 1 bestdr af de

terer, som foruden at vare med i denne undersggelse, ogsa

nazvnt som obligatoriske karakterer i UPOV's guidelines

Zeay

18]

“ter {Anon 1974c). Da lavbladede syntes at have gode

adskillende egenskaber, blev disse anvendt i karaktersszt n

i stedet for smidbladede.

Ved udvzlgelse af karaktersat nr. 3, 4, 5 og 6 blev det forsggt

at vaelge karakter, sa afstanden mellem de sortspar, som ligne-

de hinanden mest, blev stgrst mulig.

Selektionsmetoden for karaktersat 2, 3 og 4, der er en modifi-

kation af en forward selektion, kan beskrives sdledes:

Trin 1: Valg den karakter/kvotient som maximerer C = min

/s

hvorD i er stikprgveversionen af Mahala-

G 1“)E&3

nobis afstand og er givet ved (2.3.7). Her betegner

A mazngden af alle sortspar, hvor begge sorter
ten gulfrgede eller grgnfrgede. Det vil sige,

er
at

stande mellem sortspar, hvor en sort er gulfrdget
en sort er grgnfrget, ikke har nogen indflydelse
C - da sddanne sortspar kan adskilles pa frgfarven.

en-
af-
og
pa

Trirn 2% Velg den karakter/kvotient som i kombination med de

allerede valgte karakterer/kvotienter maximerer C

(alle som ikke er valgt, undersgges en efter

en)
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Trin 3: Alle de karakterer/kvotienter, som er valgt pd et tid-
ligere tidspunkt, udskiftes en efter en med de, som
endnu ikke er valgt, og det undersgges, om en eller
flere af disse udskiftninger dger C. I sa fald valges

den, som maximerer C.

Trin 4: Trin 2-3 gentages indtil det valgte karaktersat inde-

holder et pa forhdnd fastlagt antal karakterer.

Trin 5: Udskriv selekticonskriteriest. | det wal terset
. 2 . . .
og samtlige Di i@vardler (e L JODRP o 4 53
]
I F AvY),

Det har desvarre ikke veret muligt at undersgge, hvervidt den

=
o
=
it
s
+
3!,.;
e

i
beskrevne metode giver et nar-optimalt karaktersat

neénde metode har 1 anden forbindelse vist sig at vare

mal (McHenry 1978).

Karakterszt nr. 6 er valgt pa baggrund af en model for sorter-

nes arsgennemsnit:

Y
s
o
.
w

hvor 1 1524044 3ky sSOrtsnumre

a = 75,76,77 , &r
{Xia}’ {u; b, {Ba} og {Eia} er p-dimensionale vektorer.

p = antal karakterer
k = antal sorter
X.. = gennemsnit af registreringerne pd individerne i den
i'te sort i det a'te ar.
u. = middelvaerdi af den i'te sort
= effekt af det a'te ar
= tilfaldig virkning af den i'te sort i det a'te ar

{e; } antages uafhangige og normalfordelt N(O,Zx),
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Som selektionskriterium er anvendt C = min ¥° . ; hver Kfi’ er

” o (iyinea 1d =
et centralt estimat for Mahalanobis »17I€EA

afstand og er givet ved

2 & A < n-p-1 ;1 1
Br o, = oDy FE L ity YREED LG L g s
% HiTHio ) x( o | Hl’) m M M g)p
i i
(jvf. 2.3.8},
hver m = antal frihedsgrader ved bestemmelse af L,

it

Tis antal gentagelser (= antal ar) for sort i

o
e

Selektionsmetoden har varet den samme som ved udval

raktersat nr. 3, 4 og 5.

Karaktersat nr. 7 er valgt pd baggrund af en varianskomponent

for sorterne

2 L g A .
. . = pg ¢ AY s g2 v et L Db Y
iaj i a ia aj iaj
i = 1,25....k, sortsnummer
g o T8y 77 , arp
= 142y s bloknummer
X*aj = gennemsnit af registreringerne pa individerne i den i'te

sort i det a'te dr i den j'te blok for karakter 2.

Ag = effekt af den i'te sort for karakter %.

B; = effekt afrdet a'te &r for karakter {.
Cia = effekt af den i'te sort irdet a'te dr for karakter £.
ij = effekt af den j'te blok i det a'te dr for karakter ig

E, . = effekt af den i'te sort i det a'te ar i den j'te blok.
22
A

£2

B

{Ai} antages N(0,c

antages N(0,o
2
)

2
{Cia} antages N(0,04
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2
)

" 2
{E%aj} antages N(O,U% )

b
——

2

3
4’ L = .
‘Daj} antages N(0,0

A - o | . ;
{431, i{B 3 tDaj} og {Eiaj} antages indbyrdes uafhangi-

hvorefter de karakterer svarende til de 10 stgrste C7 er valgr,
2 el

dog sdledes at der kun er valgt 1 blandt 2 &

korrelerede karakterer.

Ved valg af karaktersat nr. 3, 4, 5, 6 og 7 har der varet se-

lekteret blandt samtlige 21 karakterer og 6 kvctienter, oment

e

det ikke har varet muligt at have bade en kvotient og de to
dertil hgrende originalkarakterer med i analysen pd samme tid,

da residual variansmatricen i sa fald vil vare singular.

Foruden pd& hvert af de ovennavnte karaktersat er der udfgrt en
samlet analyse ved at kombinere flere multivariate test (jvf.
afsnit 2.3.5). Karaktererne er her samlet i 6 grupper (tabel
4.3.2), og testniveau i de enkelte test er proportionalt med

antal karakterer (jvf. afsnit 2.3.5 og tabel 4.3.2).

Da der er regnet pid logaritmetransformerede data, er kvotien-
ter automatisk omfattet af en analyse pa de registrerede data,

og disse er derfor ikke direkte inddraget i den kombinerede a-

nalyse.




w
w0

Anvendte testniveauer

i de enkelte grupper
for testniveau .10, .0b

Gruppe Karakterer og 0.1 i den kombine-

nr. rede analyse

«10 s OB +101
1 1525 85lis 546 ;7 ;B89 .03333 .01667 .003333
2 11124785 081..32) 02222 01111 .002222
3 16,17,(33) 01111 .00556 ,001111
Yy 8518 L34 ) 01111 .00555 007111
5 20527 :6£35) L0111 . 00556 001111
6 25,;26,(37) Aot .00556 .001111

Tabel 4.3.2 Oversigt over karakterer i den kombinerede analy=-

ses enkelte grupper samt anvendte testniveauer i de enkelte

gruppetest.

4.3.2 Sortsadskillelse

For at undersgge, om de valgte karakterszt er 1 stand til at
adskille sorterne, er der talt, hvor mange sortspar, som ikke
ville vare signifikant forskellige pd niveauerne a = .10, .05
og .01. Da gul- og gr¢nfrgede sortspar let kan adskilles uden
brug af de her benyttede registreringer, er der kun medtaget
sortspar, hvor begge sorter er enten gul- eller gr¢gnfrdgede. I
drene 1975, 1976 og 1977 er der undersggt det i tabel 4.3.3 an-

fgrte antal sortspar.

Ar Gulfrdgede Grgnfrgede Gul- + grgnfrgede
1975 . b 10 16
1976 L5 28 73
1977 36 28 64

Tabel 4.3.3 Antal sortspar undersggt for signifikante forskel-

le.




Ved vurdering af frgmidlene for de enkelte dr er der fundet en
god overensstemmelse for en given sort fra 4r til ar. Ved ud-
vezlgelse af karaktersat 7 ville frglangden saledes have varet
den fgrst valgte karakter, hvis ikke frgmdlene forlods matte yd-
skydes, da de ville give systematiske fejl (da parcelinddeling
ikke haves for disse) i de efterfglgende beregninger. (Ogsa F-

testen, F = MS /MS. er. stgrre for frdglazngden end

sert ar x sort’
for nogen anden karakter i den pagzldende analyse). Man ma der-
for forvente, at en eller flere af frgmdlene ogsd kunne have
varet anvendelige i nogle af de andre karaktersat, dersom de
havde varet registreret sdledes, at de kunne henfgres til en

bestemt parcel. Yderligere ma man nok forvente, at de fglgende

rt

resultater vedrgrende multivariate og univariate test ville ha-
ve udvist en starkere signifikans, dersom det havde varet mu-

ligt at inkludere frgmdlene.

4.3.2.1 Multivariate test

I venstre del af tabel 4.3.4 er anfgrt det antal sortspar ~ ud
af de i tabel 4.3.3 anfgrte - som ikke er signifikant forskel-
lige pd hver af de tre valgte niveauer. Foruden resultater for
hver af de valgte karaktersat, er der nederst til venstre an-

fgrt resultater fra den kombinerede analyse (jvf. tabel 4.3.2).

Ved en bedgmmelse af karaktersazttenes egnethed til adskillelse
af sorterne bgr man se bort fra karaktersat 3 i 1975, karakter-
set 4 1 1976 og karaktersat 5 i 1977, Dette skyldes, at de
nevnte karaktersat er udvalgt pd baggrund af data fra de pigzl-
dende &r, hvorfor man mi& forvente, at resultaterne i disse ar
er "biased" p& grund af den systematiske selektion. Dette synes
cgsd at fremga af resultaterne for de navnte karaktersat ved
sammenligning med det/de ¢gvrige ar. For karaktersat 4 1 1977 og
karaktersat 5 i 1976 er der sdledes henholdsvis 13 og 9 sorts-
par, som ikke er signifikant forskellige pd 1% niveauet med 0
sortspar i det dr, som danner grundlag for valg af det pagal-
dende karaktersat. Karaktersazt 3 udviser samme tendens for si
vidt angdr testniveauerne 5% og 10%, hvorimod der ikke er no-

gen tydelig forskel for testniveau 1%.
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De bedste karakterszt synes at vare nr. 2, 6 og 7. Her er ka-
raktersat nr. 6 og 7 valgt pd grundlag af data fra flere ar -
heriblandt 1976 og 1977 - s&ledes at resultaterne er "biased".
Denne forventes dog at vere vasentlig mindre end for de ovenfor
nzvnte karaktersat (nr. 3 i 1975, nr. % i 1976 og nr. 5 i 1977)
da det ikke er ngjagtig de samme data, som indgdr i selektions-
beregningen og beregning af de viste test. Sdledes er estimatet
for den variansmatrix, som er anvendt ved udvalgelse af karak-
tersazt 6, uvafhzngig af estimaterne for de variansmatricer, der
er anvendt ved signifikansberegningerne. Derimod er der nogen
korrelation mellem middelvardiestimaterne, brugt i henholdsvis
selektionsberegningerne og signifikanéberegningepne, Tilsvaren-
de galder for karaktersat 7, hvor middelvardiestimaterne og di~
agonalelementerne i estimaterne for variansmetricerne, benyttet
ved signifikansberegningerne, i nogen grad er korreleret med

tilsvarende estimater anvendt ved selektionsberegningerne.

I karaktersat 2 er to karaktever, 25 og 26, valgt efter, at der
er regnet p& data, men da der ikke er anvendt noget systematisk
selektionskriterium, md en eventuel "bias" forventes at kunne

negligeres.

Ingen af de valgte karaktersazt synes at have helt sd gode sorts-
adskillende egenskaber som alle karakterer under et 1 den kom-
binerede analyse, omend forskellene er smd& for sd& vidt angdr de

ovenfor navnte tre bedste karaktersat (nr. 2, 6 og 7).

Antallet af undersggte sortspar har bade i 1976 og 1977 varet
stgrre for de gulfrgede end for de grgnfrgede sorter. Alligevel
ser der ud til at vere flere grgnfrgede sortspar end gulfrgede

sortspar, som ikke bliver signifikant forskellige.

Betragter vi frekvensen af sortspar, som ikke er signifikant
forskellige p& 1% niveauet, finder vi, at denne - som gennem-
snit af alle karaktersattene - er 2.2 gange stgrre for de grgn-
frgede sortspar end for de gulfrgede sortspar i 1976 og tilsva-
rende 3.2 gange stgrre i 1977. Dette kan sandsynligvis forkla-
res ved, at de grgnfrgede sorter indbyrdes er mere beslzgtede

end de gulfrgede sorter (jvf. tabel 4.3.9).




4,3.2.2 Univariate test

P2 de samme karakterszt, som anvendt ved de multivariate test,
er der udfgrt en rzkke univariate Student's t-test. Disse er
samlet til en test for hvert karakterszt ved anvendelse af Bon-
ferronis ulighed, idet et sortspar er erklazret signifikant for-

skellig, hvis

s o

max T

2 T
I ’ = = - - o
223 2 yiu o P »1 1 u/ﬁpsm

i =% =L n . L
hvor T, ., = (X; =~ X., )Jl_ /s
P 5 kB 2
p = antal karakterer i sazttet
t = (1-a/2p)-fraktilen i Student's t-fordsling med m
1-a/2p,m ‘
frihedsgrader
(28 . , ;
Xi = gennemsnit af karakter £ for sort 1
% : . s fpme e
s” = standardafvigelse for karakter & med m frihedsgra-

der,

Resultaterne heraf er anfgrt i hgjre halvdel af tabel 4.3.4.
Som for de multivariate test synes karakterszt 2, 6 og 7 at vae-
re de bedste. Der er nappe nogen vasentlig forskel pa disse tre
karaktersats sortsadskillende evne og en tilsvarende anvendelse
af alle de 21 karakterer samt 6 kvotienter (se tabel 4.3.4,
h¢gjre halvdel).

4.3.2.3 Sammenligning af multivariate og univariate test

Ved en sammenligning af antal ikke signifikant forskellige
sortspar i tabel 4.3.4 finder man, at der er flere ved anven-
delse af den multivariate test end ved anvendelse af de tilsva-

rende univariate test (tabel 4.3.5).

Da alle de anvendte sorter md anses for at vare forskellige,
ser det sdledes ud til, at de univariate test har en stgrre
styrke end den multivariate test for sd vidt angdr de to forsgg
med kogezrter i 1976 og 1977. I begge disse forsgg har der va-
ret relativt f& frihedsgrader (16%eller 17) til bestemmelse af

residualvariansen.




Antal karaktersat med Antal karakterszt med
flest ikke signifi- ~ens antal ikke signi-
kant forskellige sorts-| fikante sortspar ved an-
par ved anvendelse vendelse af de tc for-
af mer for test
Sorts~ | Multivariate Univariate
Ar Farve test test
% 76 zul 6 | Gi 1
é 76 | grgn 3 3
77 § gul ) o o
77 gren 6 0 1

Tabel 4.3.5 Sammenligning af antal ikke signifikante sortspar

pd 1% niveauet ved anvendelse af henholdsvis multivariate og u-
nivariate test for karaktersat nr. 1, 2, 3, 5, 6, 7 og alle i

?
18976 samt karaktersat nr. 1, 2, 3, 4, 6, 7 og alle 1

T tabel 4.3.6 er teststyrken af en multivariat test med 10 ka-
rakterer beregnet for forskellige ikke-centralitetsparametre
samt for henholdsvis 16, 17 og 50 frihedsgrader. Til sammenlig-
ning er anfgrt de tilsvarende teststyrker for en rakke univari-
ate test, idet det er forudsat at karaktererne her er uvafhan-
gige (jvf. afsnit 2.3.4). Det fremgdr heraf, at teststyrken for
den multivariate test er meget mere fglsom over for en reduk-
tion af antal frihedsgrader end den univariate test. Det kan
derfor ikke udelukkes, at den multivariate test ville have va-
ret lige si god som de univariate test, sdfremt der havde vearet

flere frihedsgrader til bestemmelse af residualvariansen.




18 &

%) Antal Ikke-centralitetsparameter, A
Test friheds-
grader 1 2 b 6 8 12 24 36 48 - 100
Multi- 16 .01 .02 .03 .04 .65 .07 .19 .32 .46 .86
variate 17 +01 .02 .03 .04 .65 09 .22 .39 .54 .92
50 .02 .03 .06 .09 .14 .27 .68 .91 .98 1.00
Univa- 16 .01 .02 .03 .04 .06 .09 .22 .37 .53 95
riate 1 17 .02 .0z .03 .06 .06 .9% .22 .38 .54 @5
5D «02 02 .04k .06 .08 .12 .30 .50 BB .98
Univa- 16 .02 .03 .06 .11 .18 .34 .79 .86 .99 1.00
riate 2 LY 02 03 .06 .12 .19 .36 .80 .96 .99 1.00
50 .02 .04 .09 .17 .26 .49 .92 ,921.00 1.00
x) . . . ¥,
Multivariate: Hottellings T -test.
Univariate 1: 10 Student's t-test kombineret ved hijzlp af

Bonferronis ulighed. Alle karakterer anta-
ges at bidrage lige meget til sortsadskil-

lelsen.

Univariate 2: Som univariate 1, men kun 1 karakter antages

at bidrage til sortsadskillelsen.

Tabel 4.3.6 Beregnede teststyrker for forskellige test - med
testniveau, o = 0.01 - ved anvendelse af 10 karakterer, som -

for sd vidt angdr de univariate test - antages uafhangige.

4,3.3 Afstandsmdl

Da det er ¢gnskeligt ved sortsafprgvningen at have en "ligheds-
koefficient"/"forskellighedskoefficient", er det undersggt, om
de beregnede afstande kan anvendes som en sddan '"forskellig-
hedskoefficient". For at kunne anvendes til dette formdl, mi
man forlange, at afstandene er konsistente fra ar til ar samt
at de sortspar, som har de mindste afstande, ogsa er de sorts-

par, som af fagfolk anses for at ligne hinanden mest (evt. va-

re mest beslagtede).
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Undersggelsen af afstandsmélenes egnethed er foretaget pa
grundlag af samtlige parvise afstande mellem de 16 sorter, som
var med i forsggene béde i 1976 og 1977. Afstandsmdlene har
varet D?-verdierne (§vf. 2.3.7). Der er ikke anvendt centrale
estimater, da der i begge &r har varet 2 gentagelser og meget
ner samme antal frihedsgrader (henholdsvis 17 og 16) til be-
stemmelse af residualvariansen, hvorfor Dznvardierne i de to
&r m& betragtes som sammenlignelige. Dertil kan tilf@gjes, at
logaritmetransformerede afstande synes at vare mere varians-
homogene, ndr der benyttes Dz-vardier9 end nar der anvendes
centrale estimater.

2

551!

., er stazrkt afhangig af §. (jvf. 2.3.9).

Variansen pa 2
151

Da variansheterogenitet komplicerer de anaLysepg som skal ud-
fgres, er der i stedet benyttet logaritmerede D* *VEleeP da

disse tilnarmelsesvis har den samme varians, nar blot 5* . q Er

1
3
rimelig stor.

I tabel 4.3.7 er de approximativt beregnede varianser (IvE. (2.

3.11}) vist for 5l g ® 0, 50, 200 og = for hvert af de 2 ar,
5

1976 og 1977, og for to forskellige antal karakterer.

r
karak- 2 1976 1977
terer Gi,i' 0 50 200 3 0 50 200 o
8 0.67 0O.42 0.36 0.33]0.75 0.49 0.u3 0.40
10 0.80 0.59 0.53 0.50){1.00 0.77 0.70 0.67

Tabel 4.3.7 Approximativt beregnede varianser pd logaritmerede

estimater for Mahalanobis afstande.

Af tabellen fremgir det, at logaritmetransformerede data kan

antages tiln@rmelsesvis varianshomogene, hvis

(LAt = 1,2,...,k31E1"),

alle er stgrre end ca. 50.
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Foruden de ovenfor navnte afstande fra hver af de 7 karaktersat
er der beregnet afstandsmdl pa grundlag af den kombinerede ana-
lyse (jvf. side 98) ved at addere DQ—vardierne fra hver af de
6 grupper (jvf. 2.3.20)). Endelig er der beregnet afstandsmdl
ved at addere de univariate D2~vardier for de 21 karakterer,
som er medtaget 1 den kombinerede analyse. Disse afstandsmdl er
behandlet pd lignende vis, som D%-vardierne fra de 7 karakter-
szt og er benazvnet henholdsvis "komb." og "sum" i1 de efterfgl-

gende tabeller.

4¥.3.3.1 Konsistens fra ar til ar

For at bedgmme om afstandsmidlene for de enkelte karaktersat er
konsistente fra dr til ar, blev beregnet korrelationskoeffici-
enter mellem de logaritmetransformerede afstande i de to &r (19
76 og 1977). Desuden beregnedes variansen pa differencen mellem
de to ars logaritmetransformerede afstande, idet jo mindre den-

ne varians er, jo mere konsistent er de to drs afstandsmdal.

Da registreringerne i de to ar md antages at vare uafhangige,
md man forvente at variansen pd differencerne er lig summen af
varianserne pa de enkelte tal. Ved sammenligning af de fundne
varianser i tabel 4.3.8 med de teoretiske varianser i tabel U4.3.
7, finder man imidlertid, at de fundne varianser kun er ca.
halvt s& store som forventet. Dette skyldes sikkert, at de fund-
ne varianser er biased estimater for variansen pd en differens,
for differencerne er ikke indbyrdes uafhzngige - det samme e-
stimat for variansmatricen indgdr i alle D’-verdier fra det
samme dr og dermed i alle differencerne, desuden har szt af 15

differencer en fzlles gennemsnitsvektor i hvert af de 2 ar.

Ved sammenligning af varianserne er det antaget, at differen-
cerne for de enkelte szt er normalfordelte, og at den fgr om-
talte bias er den samme for alle karaktersat. Derimod er der ta-
get hensyn til, at differencer fra forskellige karaktersat kan
vere korrelerede (jvf. Snedecor & Cochran 1967, side 195-197),
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lig pa 5% niveauet.

Karaktersat Korrelations- varians pa
koefficient differens
nr.| karakterer
s 12,3,4,8,12,14,16,17,26,34 . 541 .885
1 |1,3,4,8,11,12,14,15,%6,17 . 547 554 a
5§ ok B AT TH SH AL, 8. D6 482 454 a
6 {2,3,5,7,9,20,25,26,33,34 .525 | 420 a b
7 {1,7,12,14,20,21,25,26,33, 403 412 a b
34
¥y {1,5,7,11,12,19,20,26,32, 561 402 a b
33
Sum | 14+243+4+5+46+7+8a+9+11+12 712 326 Pe
+i4+154+16+17+18+19+20+21
+25+26+31+32433+34+35+37
3 }1,7,8,15,20,21,26,34 L650 315 . Pe
Axomb.l1,2,3,4,5,6,7,8a,9311,12, L6139 280 o
14,15516,17318519520,21;
25,26
Vaprianser mzrket med samme bogstav er ikke signifikant forskel-

Tabel 4.3.8 Korrelationskoefficienter mellem logaritmetrans-

formerede

mellem de

afstande i 1976 og 1977 samt variansen pd differencen

samme logaritmetransformerede afstande 1 de to ar.

Da varianserne er afhzngige af det antal karakterer, som ind-

gdr i karaktersazttene, md man ved sammenligning af disse tage
hensyn hertil (jvf. tabel 4.3.7). Derfor er det svart at afgg-

re, om karaktersat 3 er mere konsistent end karaktersat 5, 1 og

2, sdledes som antydet af varianserne i tabel 4.3.8, da netop
karaktersat 3 indeholder det farreste antal karakterer, og der-

for af denne grund md forventes at have en mindre varians, dog

synes karaktersat 5 ikke at vare sezrlig konsistent, idet vari-

ansen pa differencernelher er vaesentlig stgrre end for de andre

karakterszt med det samme antal karakterer.
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Benytter man korrelationskoefficienterne til bed¢mmelse af kon-
sistens - i stedet for varianser pa differencer - fdr man et
lidt andet billede, men dog med vasentlige ligheder. Saledes er
karaktersazttene med de tre mindste varianser pa differencer de
samme, som har de tre stgrste korrelationskoefficienter. Blandt
disse karakterszt er der to, som omfatter alle de benyttede ka-

e

rakterer sum" og "komb.".
5

4,3.3.2 Sammenheng mellem afstandsmdl og slazgtskabskoefficien-

oy
cel’

P& grundlag af de oprindelser - scm kendes for de enkelte sor-
ter - er der beregnet slagtskabskoefficienter (Andresen et al.,

g
1977 (tabel %.3.9). De beregnede slagtskabskoefficienter ma for

O

1877, side 32) mellem de 16 sorter, der var med i bdde 1976

en del sortspar betragtes som minimumsvaerdier - specielt kan
det ikke udelukkes, at nogle af sortsparrene med slegtskabsko-
efficienten nul kan vere beslagtede. Dette skyldes, at de sor-
ter, der er anfgrt som oprindelse, kan vare indbyrdes beslzgte-
de gennem falles foraldre i tidligere generationer. Muligheden
for at slzgtskabskoefficienterne er for sma mda anses for at va-
re stgrst, hvis begge sorter kommer fra den samme foradler (se
tabel 4.3.9).

For at unders¢gge om de sortspar, som er nartbeslazgtede (hgje
slagtskabskoefficienter), ogsd har smda afstande, er fglgende
udfgrt for hvert karaktersazt og hvert af de to &r: De 15 sorts-
par, hvori en bestemt sort indgdr, er samlet og tildelt rang-
numre, sdledes at sortsparret med den mindste afstand har fdet
nr. 1 og sortsparret med den st¢grste afstand har fdet nr. 15.
For hver sort er der i tabel 4.3.9 fundet den anden sort, hvor-
med den pagzldende sort er mest beslzgtet, og rangnummeret for
dette sortspar er noteret (tabel 4.3.10). Eksempelvis for sort
2 og karaktersazt 1 i 1976 er det fundet, at sortspar (2,18)
havde den 7. mindste afstand blandt de 15 sortspar, hvori sort

nr. 2 indgik (sort nr. 18 er den sort, som er mest beslazgtet

med sort nr. 2).
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15

12

10

i5

12

Maximum execl.

12 15

15

12

sort 8 og 15

26

20

e

25

53 41 71 39 39 38 w0 ug  7g
78 .

32

Sum excl.

55 19
uy

33
78

b3

71

121

112 78

85

sort 8 og 15

Rangnumre for afstanden mellem en given sort 0g den dermed mest beslagtede anden sort for

forskellige karaktersat i 1976 og 1977.

Tabel 4.3.10
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De fleste sorter har rangnumrene som er swi for i hvert fald
nogle af de anfgrte karaktersat. Undtagelser er sort 8 og 1.5y
som for de fleste karaktersat udviser store tal. For begge dis-
se to sorter er det rangnummeret for sortsparret (8,15), som er
anfgrt, idet sort 8 er mest beslagtet med sort 15, og sort 15
er mest beslagtet med sort 8. Da en sort for et givet karakter-
set ikke behgver at ligne begge sine foraldre lige meget, er
det valgt ved den videre vurdering af de enkelte karaktersat at
se bort fra disse to sorter. (Bemzrk, at sort 8 er gulfrget og

sort 15 er grgnfrdget).

De bedste karaktersat er de, der giver sm& rangtal for alle sor-
ter. Nederst i tabel 4.3.10 er anfgrt summen samt maximum af
rangnumrene for de enkelte sorter (exclusiv sort 8 og 15). Her-
af fremgdr det, at de bedste karaktersat er de, som inkluderer
alle karakterer, nemlig "sum" og "komb.". Der synes ikke at va-
re forskel pid de to - her prgvede - metoder til beregning af

afstandsmdl ud fra alle karakterer.

Blandt de 7 karaktersat, som ikke omfatter alle karakterer, sy-
nes sat nr. 5 og 2 at vare de darligste, mens karaktersat 6 og

4 synes at vare de bedste.

For at undersgge om de beregnede afstande kan benyttes til at
afggre, hvilke sortspar, der ligner hinanden mest, er det un-
dersggt om de 5 gulfrgede henholdsvis 5 grgnfrgede sortspar med
de mindste afstande er sortspar, som er beslagtede eller af
fagfolk anses for at ligne hinanden (tabel 4.3.11). De fleste
af de heri viste sortspar er beslzgtede. Nogle sortspar, som
ikke her er blevet betragtet som beslagtede (jvf. tabel 4.3.9)
kan findes flere steder i tabellen. Det drejer sig om sortspar-
rene 7-8, 8-9, 2-3, 17-19, 3-5 og 18-19, som forekommer hen-
holdsvis 12, 9, 8, 4, 3 og 3 gange samt i sortspar 3-4, 4-7 og
14-15, som forekommer 2 gange. Dertil kommer 4 sortspar, 2=4
2-5, 2-7 og 4-8, som hver forekommer 1 gang. Sort 7 og 8 kom-
mer fra det samme firma, og det er derfor tankeligt, at ogsd
disse to sorter er beslagtede. Sorterne 2 og 3 kommer ogsa fra
det samme firma, og kan ligeledes vare beslagtede. For alle gv-

rige sortspar synes der ikke at vare nogen narliggende forkla=-
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ring pd, at disse har sd smd afstande som de, der er fundet
her, idet der er tale om sortspar, hvor de to sorter kommer fra
hvert sit foradlerfirma. Det drejer sig om ialt 7 sortspar i
1976 og 21 sortspar i 1977 (understreget i tabel 4.3.11). Af
disse 28 sortspar forekommer henholdsvis 4, 4, 2, 4, 6 og 2 og
1 i karaktersattene 1 til 7. Der er 2 henholdsvis 3 sortspar i

hvert af de to karaktersat, som omfatter alle karakterer.

Sortsparret 17-18, som er det mest beslazgtede sortspar blandt
de grgnfrgede, har den mindste afstand i 1976 for karaktersat-
tene "komb." og "sum". I 1977 har dette sortspar imidlertid
henholdsvis den 11. og 6. mindste afstand blandt de ialt 28

grgnfrgede sortspar.

En anvendelse af afstandsmdl, for at afggre hvilke sortspar,
der ligner hinanden mest (jvf. tabel 4.3.11), synes sdledes at
vere ret usikker. Derimod synes afstandsmdlene at vere rimelig
gode til at afggre, hvilken/hvilke sort(er) en given sort lig-
ner mest (jvf. tabel 4.3.10), isar hvis alle karakterer anven-

des.

Ved den sidstnavnte anvendelse (hvilken/hvilke sort(er) en gi-
ven sort ligner mest) sammenlignes afstande, hvor den ene af de
to gennemsnitsvektorer indgdr i beregning for alle de sammen-
lignede afstande, mens der ved den fgrstnazvnte anvendelse ogsa
sammenlignes afstande, hvori ikke ngdvendigvis indgdr nogen
fzlles gennemsnitsvektor (jvf. 2.3.7). To afstande, som har en
fzlles gennemsnitsvektor, md forventes at vare sterkere posi-
tivt korrelerede end to afstande, som ikke har nogen fazlles
gennemsnitsvektor. Da variansen pd en differens - for fastholdt
varians pd de enkelte tal - bliver mindre jo stgrre positiv
korrelation, der er mellem tallene, md man forvente at sammen-
ligning af afstande med en fazlles gennemsnitsvektor er sikrere
end en sammenligning af afstande, hvor begge gennemsnitsvekto-

rer er forskellige.

Det kan derfor ikke udelukkes, at afstandsmdlene ogsd kan an-
vendes til at afggre, hvilke sortspar, der ligner hinanden

mest, hvis variansen pad disse gg@res mindre f.eks. ved at ¢gge




antal gentagelser og/eller antal frihedsgrader til bestammelse

af residualvariansen.

4.4 UNDERS@PGELSE FOR ENSARTETHED

Undersggelserne er baseret p& talmateriale fra &rene 1969, 19-
70, 1971, 1975, 1976 og 1977, idet enkelte karakterer er ude-~
ladt. Karakter 7 og 8 er ikke medtaget, da det er antalsvari-
able, som sadvanligvis kun antager 3 eller 2 forskellige var-
dier. Karakter 10, 28 og 32 er udeladt, da der for disse ka-
rakterer ikke er fundet et ensartethedsmdl, som er tilnarmel-
sesvis uafhangigt af gennemsnit. lUecsuden er karakter 13 og 24
ikke medtaget, da de ikke lazngere benyttes. I 1977 er frgméle-
ne, karakter 22, 23 og 36, kun registreret for 6 af de ialt 17
sorter, hvorfor disse karakterer er udeladt i 1977. Alle gvrige

karakterer, nazvnt i tabel 4.1.2 og 4.71.3, er medtaget.

Ensartethedsmdlene er baseret pd spredninger og variansmatri-
cer. En razkke karakterer er transformeret fgr beregning (jvf.
tabel 4.4,1). Logaritmetransformationen svarer til, at man be-
nyvtter variationskoefficienterne som ensartethedsmdal. For nogdle
fa karakterer er der benyttet to forskellige transformationer.
Dette skyldes, at der for disse karakterer ikke er fundet en
enkelt transformation, som gav spredninger, der var tilnarmel-

sesvis uafhzngige af gennemsnitstallene i alle ar.

Transformation Karakterer

Utransformeret 14 og 15

Logaritme 1-4, 9, 11-12, 16-27,(33%), (34-37), 5° og 6
Kvadratfod 5¢ cg 6

Reciprok (31 og 33d)

a) 1 1970, 1971 og 1975 b) i 1970, 1971 og 1975
d) 1 1976 og 1977 Bg) 1 19695 1976 og 1977

Tabel 4.4.1 Oversigt over transformationer benyttet ved under-

sggelse for ensartethed. Karakter 1 parentes er ikke benyttet
ved beregning af generaliseret varians.
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Ved sortsforsggene har man gnsket at sikre sig imod, at en sort
fejlagtig erklares for uensartet. Da der ved undersggelse for
ensartethed skal tages hensyn til den for arten og karakteren
sedvanlige variabilitet (Anon 1974%a og Anon 1974b), er det nap-
pe muligt a priori at fastsztte en graznse for, hvor stor varia-
bilitet, der kan accepteres i de enkelte karakterer. Dertil
kommer, at variabiliteten md forventes at vare afhazngig af dyrk-
ningsforholdene - for eksempel vejret. Der er derfor benyttet
en test, hvor en nyanmeldt sort sammenlignes med det geometris-

ke gennemsnit af referencesorterne (jvf. 3.3.7).

4.4.,1 Univariate test

Indledningsvis benyttedes en model for data som (3.3.4). Ved
denne metode fik man - da spredningerne for referencesorterne
varierer mere end det, der kan skyldes den tilfzldige variation
fra parcel til parcel - for mange sorter betragtet som uensar-

tede (tabel 4.4.2).

Alene p& baggrund af materialet for 1976 og 1977 synes det sd-
ledes klart, at en sddan testmetode ikke er anvendelig, da man
i begge drene har fdet vasentlig mere end de forventede - 1%

henholdsvis 5% - signifikante udslag.

For at undersgge om logaritmerne af de enkelte sorters stan-
dardafvigelser kan approximeres ved en normalfordeling, blev
der udfgrt probitanalyser - pa tilsvarende vis som ved under-
sggelse af parcelresidualernes fordeling (afsnit 4.2.2). Stan-
dardafvigelsen for sort i's &'te karakter, s%, blev beregnet

ved

. L |2 g 53
57 = V;Si1) + (si2) 174

hvor s% og s% er sort i's standardafvigelse i henholdsvis

11 1.2
blok 1 og blok 2 for karakter % (oftest transformeret). For de
fleste karakterer/&r kombinationer synes antagelsen om, at data
kan beskrives ved en normalfordeling, at vare rimelig. Kolmogo-

rov-Smirnovs test (jvf. afsnit 4.2.2.2) gav de i tabel 4.4.3
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Tabel 4.4.2 Oversigt over antal sorter, hvor spredningen er
signifikant stgrre end det geometriske gennemsnit af de gvrige

sorter, nar den tilfzldige variation fra parcel til parcel be-

nyttes som "fejl".
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viste resultater. Det fundne antal signifikante udslag - 12 pa
5% niveau og 3 pd 1% niveau - er nzppe signifikant stgrre end

det teoretisk forventede antal pa henholdsvis 6.4 og 1.3.

Ar
69 .70 71 . 75 76 77

Karakternummer

2 XX X X

3 X

L XX X
11 X
16 = XX
21 - - = X
23 3 e
31 X
36 X -

x signifikant pa 5% niveau
signifikant p& 1% niveau
- karakter ikke registreret/ikke medtaget

Tabel 4,4.3 Oversigt over signifikante Kolmogorov-Smirnov test

ved undersggelse af, om logaritmerne til de enkelte sorters
standardafvigelser kan antages normalfordelte. Ialt er 128 ka-

rakter/dr kombinationer undersggt.

For videre at undersgge om (3.3.10) kan benyttes til at teste
den hypotese, (3.3.7), at en nyanmeldt sort er lige sa ensar-
tet som referencesorterne, er samtlige sorter efter tur blevet
betragtet som en nyanmeldt sort og testet i (3.3.10) udfgrt ter
hver enkelt karakter. Resultaterne heraf er vist i tabel H4.h.h.

Af samtlige udfgrte test udviste 5.3% signifikans pd 5% niveauw
et 6g 1.2% signifikans pd 1% niveauet. Dette er meget nzr de
teoretisk forventede antal. Af de i tabel 4.4.4 viste margina-
le, er der kun et, som synes meget stgrre end det tilsvarende
forventede antal. Det er de 5 signifikante udslag pa 1% niveau-

et for karakter 3, hvor det forventede antal er 1.h4.




Karakter- a = 0.01 a = 0.05

nr. €9 70 71 75 76 77 sum % 69 70 71 75 76 77 sum %
1 - 0 0 0 0 0D 4 0.0 - 0 1 0 1 1 3 4.7
2 6] 0 0 0 0 0 0 0.0 0 0 0 1 2 0 3 4.2
3 1 0 1 0 7 1T & Tl 1 0 1 1 2 1 6 B8.5
L 0 1 0 1 0 0 2 2.8 0 1 0 1 0 2 4 5.6
5 B 0 0 0 0 0 0 0.0 0 0 1 1 1 0 3 4.2
& 0 D 0 1 0 (L 1.4 0 1 o 1 1 1 4 5B
9 0 1 0 0 0 0 1 1.4 1 1 1 q 0 0 4 5.6
11 0 0 0 0 0 C 0 0.0 0 1 0 1 0 0 2 2.8
12 0 1 0 0 0 0 1 1.4 1 1 1 1 1 1 6 B8
14 - 0 0 0 0 1 1 1.6 - 0 0 0 2 1 3 4.7
15 = 0 1 0 0 o 1 1.6 = 1 1 1 1 1 5 7.8
16 - 0o 0 0 1 0D 1 1.6 - 1 o 0 101 3 u.7
17 - 4] 0 0 0 0 0 0.0 - 0 1 0 1 1 3 4.7
18 - - - 0 0 0 0 0.0 - - - 1 0 1 2 4.6
19 - - - 0 0 0 0 0.0 - = - 0 1 0 1 2.3
20 - - 0 0 0 0 0 0.0 - - 1 s} 0 0 1 1.9
21 = - = 0 0 0 0 0.0 b = = 0 1 1 2 4.6
22 0 0 0 0 0 - 0 0.0 0 1 0 1 2 - 4 7.4
2.3 0 1 0 0 0 - 1 1.9 0 1 0 8] 0 - 1 19
25 - - - 0 1 0 2:3 = o= - 1 1 2 L 9.1
26 - - - 0 0 1 1 2% 3 - - - 1 1 1 3 6.8
2551 - - - - - 0 0 0o.0 - - - - - 1 1 5.9
31 1 0 0 0 g 1 1.4 0 1 1 1 i “1 5 7.0
33 - 0 0 1 0 0 1 1.6 - 1 0 1 1 2 5 7.8
3k - - - 0 1 1 2 4.5 = - - 1 1 1 3 6.8
35 - - - 0 0 0 0 0.0 = - - 0 1 1 2 4.5
36 0 0 0 0 0] - 0 0.0 0 1 0 V] 0 - 1 1.6
38 - - - 0 0 0 0 0.0 - - 0 o 4 91 2.3
Sum 1 5 2 3 5 b 20 3 12 9 16 23 22 8%

% 12 3.7 1.0 1.21.0 0.9 1.2 3.6 7.4 4.3 6,6 4,7 5.2 5.3

Tabel 4.4.4 Antal sorter for hvilke standardafvigelsen er sig-

nifikant stgrre end det geometriske gennemsnit af de gvrige

sorter, nar testen udfgres ved (3.3.10).

Af tabellen fremgar ogsé, at procent signifikante udslag i de
enkelte ar er nogeniunde konstante, og der synes sdledes ikke
at vare nogen afhazngighed mellem type I-fejlen og antal sorter.
(Antal sorter varierer fra 7 i 1969 til 18 i 1976). Testen kan

dog kun anvendes, hvis der er mindst to referencesorter.

I tabel 4.4.5 er det totale antal signifikante udslag fordelt
péd de enkelte sorter, idet disse dog - for sammenlignings skyld
- er omregnet til procent af antal undersggte karakterer/ar

kombinationer for pagzldende sort. Af tabellen fremgar det, at

der er nogen forskel pa procent signifikante udslag i de enkel-
te sorter. Iszr antallet af signifikante udslag p& 5% niveauet
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for sort 9 er stort. En narmere gennemgang viser, at 6 af de i-
alt 19 udslag skyldes, at karakter 25 og 26 er signifikante i
alle de tre dr, hvor sort 9 er med i forsggene. Karakter 30 er
signifikant i 1975 og 1977, mens de ¢gvrige 11 signifikante ud-
slag er fordelt pd 11 andre karakterer (4 i 1975, 1 i 1976 og 6
i 1977). Dette kunne tyde pd, at denne sort er noget mere uens-
artet end de gvrige - tydeligst for karakter 25 og 26 samt are-
ne 1975 ¢g 19877,

[
- Antal undersggte
i Procent karakterer/ar
Sortsnr. a = .01 o = .05 kombinationer
1 3.9 10.5 76
2 0.8 5.5 128
3 0.0 2.9 68
i 0.0 2.9 68
5 4.0 5.9 101
6 0.0 3.9 76
7 0.0 3.8 2
8 1.3 10.1 79
9 2+5 24,1 79
10 0.0 T 7 5.2
11 3.8 T 52
12 0.0 0.6 18
13 0.0 0.0 19
14 T il 2.5 79
15 0.0 1.9 52
16 0.0 4,7 6u
17 1.0 4.0 101
18 0.8 3.1 128
19 Db 3.8 79
20 0.0 0.0 79
21 1.6 243 128
22 4.0 4.0 25

Tabel 4.4.5 Procent undersggte karakterer, hvor standardafvi-
gelsen er signifikant stgrre end det geometriske gennemsnit for

de gvrige sorter, ndr testen udfgres ved (3.3.10) samt antal

undersggte karakterer/dr kombinationer.

Hvis en sort betragtes som uensartet, sdfremt blot en karakter
udviser signifikans, kan man f& urimelig mange sorter erklaret
uensartet (jvf. tabel 2.1.2). Dette kan man sikre sig imod ved

at benytte Bonferronis ulighed (3.3.11). Anvendes (3.3.11),
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bliver antal signifikante sort/dr-kombinationer 1 og 2 p& hen-
holdsvis 1% og 5% niveauet (tabel 4.4.6), hvilket synes i god
overensstemmelse med det forventede antal pa& henholdsvis 0.7 og
3.6,

Ar Sort Karakter Signifikans
69 1 3 < 1%
70 B 4 og 9 < 5%

Tabel 4.4.6 Ar/sort-kombinationer, hvor standardafvigelsen for

mindst 1 karakter er signifikant stgrre end det geometriske
gennemsnit for de ¢gvrige sorter i det pagzldende dr, nar testen
udfdgres ved (3.3.11).

b,4,2 Multivariate test

Der er unders¢ggt to mdl for ensartethed, som omfatter alle ka-
rakterer. Det er den generaliserede varians - herefter kaldet
z - og produktet af de enkelte karakterers spredninger - her-
efter kaldet n. Ved testning er der benyttet en testmetode a-

nalog til (3.3.10), idet Yi er givet ved henholdsvis:

Yi = ln(Ci) (4.4.1)
hvor T = |S.|
H [
- 1
S; = 2(854 + 8;9)
i = variansmatrix for den i'te sort i den j'te blok
og
Yi = ln(ni) (4.4,2)
5 D
hvor n, = i (si)2
2=1
L _fa g 7 g 2
sy 2((Si1) + (Si2) )
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sij = spredningen for den %'te karakter i den i'te sort i den
j'te blok.

Ved beregning af r er kun benyttet de oprindelige registrerede

karakterer (dog ofte transformeret, jvf. tabel 4.4.1). Selv om

kvotienterne ikke kan antages uafhzngige af de oprindelige ka-

rakterer, er de medtaget ved beregning af n, da disse karakte-

rer skal undersgges for ensartethed, sdfremt de har varet be--

nyttet til at adskille en nyanmeldt sort fra referencesorterne

(ivE. afsnit 1.2.2).

For at undersgge antagelsen om, at logaritmerne til de to ens-
artethedsmdl kan approximeres ved normalfordeling, er der ud-~
fgrt probitanalyser og Kolmogorov-Smirnovs tests (jvf. afsnit
4.2.2.2). Disse undersggelser viste, at navnte antagelse synes

rimelig.

Ensartet- @ 2 005 An- a = 0.05 An-~
hedsmd&l |69 70 71. 7% 76 77 tal 69 70 71 75 76 77 tal %

of

- = - 9 - -1 1.4 - 5 18 9 9 8 5 7.0
n - = = = o= = 0,01 6 5 - 9 = 9,8 5 7.0

Tabel 4.4.7 Sortsnumre for de sorter, hvor de generaliserede

ensartethedsmidl er signifikant stgrre end det geometriske gen-

nemsnit for de gvrige sorter, ndr testen udfgres ved (3.3.10).

Som for de univariate ensartethedsmdl er hver sort efter tur

blevet betragtet som en nyanmeldt sort og testen i (3.3.10) ud-
fgrt for hver af de to generaliserede ensartethedsmdl (tabel 4.
4.7). Det her fundne antal signifikante udslag synes at vare i
god overensstemmelse med de forventede antal pa 0.7 og 3.6 for

henholdsvis 1% og 5% test.

I 1975 og 1977 var sort 9's spredning signifikant stgrre end
det geometriske gennemsnit for de ¢gvrige sorter i1 mange karak-
terer (tabel 4.4.5). Dette synes at afspejle sig i n og i no-
gen grad ogsa 1 § (sort 9 har den naststgrste Z-vardi i 1977 og
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er nesten signifikant, P = 6.4%). Sort 9 er i gvrigt den eneste
af de undersggte sorter, som har et signifikant stort genere-
relt ensartethedsmdl i mere end 1 ar. Dette synes at vare i god
overensstemmelse med de mange signifikante udslag for de enkel-
te karakterer (tabel 4.4.5).

De to undersggte generelle ensartethedsmidl synes at vare lige
velegnede. n er imidlertid vasentlig simplere at beregne end L,
hvorfor det synes rimeligt at valge dette mal. Dertil kommer,
at beregning af r ikke er mulig, safremt antallet af karakterer
bliver stgrre end antal frihedsgrader ved beregning af S; (e-

stimat for den enkelte sorts variansmatrix).

I de foranstaende undersggelser for ensartethed er medtaget
flest mulig karakterer, selv om man ved undersggelse af en gi-
ven nyanmeldt sort nappe vil betragte alle karakterer som va-
sentlige, ndr der undersgges for ensartethed (jvf. afsnit 1.2,
213
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5. KONKLUSTIONER

5.1 SELVSTANDIGHEDSUNDERS@GELSER

5.1.1 Forudsatninger for statistiske analyser

Ved den benyttede opggrelsesmetode forudszttes, at gennemsnits-
tallene for de enkelte parceller er normalfordelte med ens va-
rians. Begge disse forudsatninger synes at vare rimelig opfyldt
i de fleste tilfazlde. Forudsaztningerne synes dog at vare 1lidt
bedre opfyldte, dersom man benytter logaritmetransformerede da-
ta i stedet for de oprindelige data i disse analyser. At dette
er tilfzldet bestyrkes af, at spredningen pa registreringerne 1
en parcel for mange karakterer er tilnarmelsesvis proportiocnal

med gennemsnittet.

Derimod synes der at vare nogle afvigende observationer (parcel-
ler). Da der kun er to parceller pr. sort, har det imidlertid
ikke varet muligt at afg@gre, hvilken af de to parceller, der er
den afvigende. Det vil derfor vare af vaerdi, at forsggene bli-
ver anlagt med mindst tre parceller pr. sort. Der kunne sé& re-
gistreres forholdsvis farre planter pr. parcel, sdledes at der
registreres det samme totale antal planter pr. sort (det er ik-
ke undersggt, om det totale antal planter pr. sort 1 sd fald
kan nedsattes). Dette vil nazppe fordyre forsggene vasentligt,
da en meget stor del af udgifterne hidrgrer fra registrerings-

arbejdet.

For enkelte karakterer har man hidtil benyttet en forkert for-
sggsenhed, idet man har undladt at notere, fra hvilken af de to
parceller med samme sort en given registrering stammer. En sd-
dan simuleret undladelse for de gvrige kontinuerte karakterer i
1976 og 1977 viste, sammenlignet med en analyse, hvor der blev
taget hensyn hertil, at mange sortspar i sd fald fejlagtig vil-

le blive betragtet som forskellige.

5.1.2 Karakterantallets betydning

Ved den hidtil anvendte testmetode for selvstazndighed er sand-

synligheden for, at en sort bliver betragtet som selvstandig
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stezrkt afhangig af det antal karakterer, der benyttes. Sdledes
bliver sandsynligheden herfor stdrre jo flere karakterer, der
er med i forsgget. Dette galder ogsda, selv om den nyanmeldte
sort skulle vare identisk med en af referencesorterne. I det
enkelte forsgg kan denne sandsynlighed (for type I-fejl) blive
meget stor. Virkningen heraf pa den endelige afggrelse af om
den nyanmeldte sort er selvstandig afbgdes dog noget af, at

forskellene skal vare til stede i mere end et ar.

For at kunne fastholde sandsynligheden for type I-fejlen (test-
niveauet) i det enkelte forsgg (og samlet) péd en given stgrrel-
se, foreslds der zndrede testmetoder. Her er der undersggt to
metoder: 1) En univariate metode, som den nu benyttede, men
med en korrektion for antal karakterer ved anvendelse af Bon-
ferroni's ulighed. 2) En multivariate metode, der bygger pa
Hotellings TQ—test.

Ved tecretiske beregninger fandtes det, at af de to navnte test
havde den multivariate den st¢grste styrke, dersom forskellen
mellem par af sorter er fordelt ligelig pé alle karakterer.
Derimod havde metoden, som anvender Bonferroni's ulighed, den
stgrste styrke, dersom forskellen mellem par af sorter er sam-

let 1 en enkelt karakter.

5.1.3 Referencesortsantallets betydning

Antal af referencesorter kan ogsd have indflydelse pa sandsyn-
ligheden for type I-fejlen, idet denne bliver mindre, sdfremt der
er mange referencesorter, som ligner den nyanmeldte sort meget.
I modsatning til forholdene med antal karakterer synes det ik-
ke muligt at foresld nogle @ndringer, som kan modvirke indfly-
delsen af referencesortsantallet. Dette er dog nazppe sa vasent-
ligt her, da et stort antal referencesorter ikke kan ¢ge sand-
synligheden for type I-fejlen ud over den forud fastlagte var-
di, men derimod kan formindske denne, sdledes at sandsynlighe-
den for type I-fejl bliver mindre (og sandsynlighed for type
II-fejlen bliver stg¢rre).
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5.1.4 Sortsadskillelse

Ved benyttelse af datamateriale for kogearter 1975-1977 syntes
den univariate metode at have en lidt bedre teststyrke end den
multivariate metode. Den multivariate test har imidlertid en me-
get didrlig teststyrke, hvis der er fa frihedsgrader til bestem-
melse af residualvariansen. Af denne grund vil en fordeling af
de registrerede planter (50 pr. sort) pa mere end to parceller

vare sarlig vardifuld, hvis man ¢nsker at anvende de multivari-

ate test.

For at undersgge om det er muligt at ngjes med et fazrre antal
karakterer, end de her registrerede, blev et antal karakterseat,
pd hver 8 eller 10 karakterer, undersggt. Med det formdl at tes-
te, om de enkelte sorter er signifikant forskellige, synes det
muligt at udpege et karaktersat p& 10 karakterer, der er til-
nermelsesvis lige sd velegnedetil at adskille de aktuelle sor-

ter 1 13976 og 1977, som alle karakterer.

5.1.5 Afstandsmal

Som afstandsmdl er benyttet Mahalanobis afstand - eller simpli-
ficerede former heraf. Anvendes alle karakterer, synes der ikke
at vare forskel p&, om man ved beregning tager delvis hensyn til
korrelationen mellem karaktererne (summering af afstandsmdal for
hver af 6 karaktergrupper) eller blot summerer afstandsmdlene
for hver enkelt karakter. Begge disse afstandsmdl - baseret pa
alle karakterer - synes velegnede til at afggre, hvilken anden
sort, en given sort ligner mest. De synes derimod usikre, sa-
fremt man gnsker at undersgge, om et givet sortspar ligner hin-

anden mere end et andet sortspar.

Afstandsmdl (hvor der blev taget hensyn til karakterenes ind-
byrdes korrelation) baseret pd 7 karaktersat (pa hver 8 eller 10
karakterer) blev ogsd prgvet. Disse var i ingen tilfzde sa vel-

egnede, som de to ovennavnte afstandsmdl baseret pd alle karak-

terer,
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5.2 ENSARTETHEDSUNDERS@GELSER

5.2.1 Ensartethedsmal

I den opgg@grelsesmetode, som hidtil har veret anvendt, har det
veret forudsat, at variationskoefficienten er et godt mal for
ensartethed. Dette synes da ogsd at vare tilfaldet for hoved-
parten (ca. %) af de undersggte karakterer. For nogle af de ¢gv-
rige karakterer er spredningen anvendelig. For en del andre ka-
rakterer har spredningen pa en transformation af de oprindelig
malte karakterer varet uafhangige af middelverdien og derfor
betragtet som anvendelige. For enkelte (5) karakterer har det
ikke varet muligt at finde et anvendeligt ensartethedsmal. I et
tilfzlde skyldtes dette, at karakteren var registreret i sa
grov en enhed, at spredningen af denne grund blev nazsten helt
afhangig af gennemsnittet. Tilsvarende gjaldt for et par antals-

variable, som normalt kun antog fa (2-3) forskellige verdier.

5.2.2 Hidtil anvendt testmetode

T den hidtil anvendte testmetode har sandsynligheden for, at en
sort bliver betragtet som ikke tilstrzkkelig ensartet, varet
sterkt afhzngig af sdvel antal undersggte karakterer som antal
referencesorter. Som for den hidtil anvendte test for selvstan-
dighed galder, at navnte sandsynlighed ¢ges jo flere karakterer
der undersgges, og jo mindre antallet af referencesorter er. I
modsatning til forholdene ved selvstandighedstesten - hvor
sandsynligheden for type I-fejlen kun kan blive st¢grre end for-
ud fastlagt pa grund af et stort antal karakterer - kan dette
for den hidtil anvendte test for ensartethed ogsd& blive fordr-

saget alene af et 1ille antal referencesorter.

5.2.3 Foresldet testmetode

De gzngse metoder (bl.a. F-test, Bartletts test) for sammenlig-
ning af varianser (og spredninger) forudsaztter normalfordelte

data, og er meget fglsomme over for visse former for afvigelser
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herfra. Da flere af de anvendte karakterer (bl.a. antalsvaria-
ble og kvotienter) ikke kan antages at vare normalfordelte, sy-
nes disse test ikke anvendelige. Det forslds i stedet, at tes-
ten baseres pd logaritmetransformerede spredninger, idet det da
synes muligt at anvende de sadvanlige test for sammenligning af

gennemsnitstal.

En indledende undersggelse viste, at forskellen mellem de enkel-
te sorters ensartethedsmidl (spredninger, eller spredninger pa
transformerede tal - herunder variationskoefficienten) ikke a-
lene kan tilskrives den tilfzldige variation fra parcel til
parcel. Metoder som forudsaztter, at forskellene mellem referen-
cesorterne kun skyldes den tilfazldige variation mellem parcel-

lerne, er derfor ikke anvendelige.

Logaritmerne af de enkelte sorters ensartethedsmdl synes pa til-
fredsstillende vis at kunne beskrives ved en normalfordeling.
Det foreslds derfor at benytte en t-test til at undersége, om
logaritmen af den nyanmeldte sorts ensartethedsmdl kan tilhgre
den samme normalfordeling som referencesorterne eller en anden
normalfordeling med en stgrre middelvardi. Sandsynligheden for
type I-fejlen ved anvendelse af denne test vil vare uafhangig

af antal referencesorter.

Nar der undersgges mange karakterer, kan sandsynligheden for
type I-fejlen blive urimelig stor, sdfremt der ikke tages hen-
syn hertil. Dette kan - som for selvstandighedstesten - undgds
ved at benytte enten Bonferroni's ulighed eller et generelt
ensartethedsmdl (som inkluderer alle karakterer, der skal tes-
tes for ensartethed). Her er undersggt to sddanne generelle
ensartethedsmdl: Den generaliserede varians samt det geometri-
ske gennemsnit af karakterernes varianser (spredninger). Som
for de enkelte karakterers ensartethedsmdl synes logaritmerne
af disse to generelle ensartethedsmdl at kunne beskrives ved en
normalfordeling, og testene derfor udfgres som for en enkelt
karakter (ved t-test). De to undersggte generelle ensartetheds-

mal synes at vare lige anvendelige.
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APPENDIX A

Beregning af sandsynligheden for at en nyanmeldt sort bliver

betragtet som selvstandig ved anvendelse af en enkelt karakter
i et enkelt forsgg (afsnit 2.1.1.1).

Kender vi forsggets stgrrelse (parametrene n, m og ko) samt
sorternes (nyanmeldt sorts og referencesorters) middelvardi og
varians (parametrene Hgs Hqs Hps oo My Og 02), kan vi be-
regne sandsynligheden for at den nyanmelgte sort bliver betrag-
tet som forskellig fra alle referencesorter ved anvendelse af
en enkelt karakter i et enkelt a&r. Kalder vi denne sandsynlig-

hed for o fadr vi:

»]5

. _
a, = PC A {|X; - L LSD, _,} |

1=1
kg .. _ 2

= P(irzw1 {lxi. - XO.I / (s¥ n) > t1_a/2,m})
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i=1
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Indfgrer vi her: (Xi--XO.)/(U n) = Zi_ZD’ hvor ZD’Z1""’Zk
er uafhengige og normalfordelte med samme varians VAR(Zi)
= 1 og forventningerne: E(ZO) = Dy E(Zi) g Ai = (ui—uo) Yn/o,
12 1,2,0005kps € = V2 t samt S = g, kan vi skrive:
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En tilsvarende beregningsmetode er benyttet af Dunn og Massey
(1965) til at finde P( max |til > u), hvor t; = X./s,
i=1,2,...,k0

X = [X1,X2,...,Xk0]' fglger en multivariate normalfordeling

i T

T o? :
N(O, » ‘ )

T T ° 162

I tabel 2.1.1 side 11 er o, vist for k0=3, A1=U; A=A3—*A2=

0s15...,103 @ = 0.05 og 0.01 samt m = 20 og «;




Beregning af sandsynligheden for at to sorter bliver betragtet

som forskellige ved anvendelse af LSD, . _for en rakke karakte-
rer 1 et enkelt forsgg (afsnit 2.1.1.2).

Betegner vi sandsynligheden for at to sorter bliver betragtet
som forskellige i et enkelt forsgg for a,, far vi ved anvendel-
se af LSD

10

P -
&, = PC O (|2 - | 2 LD 1)
2 _ M. 70 1=
£=1
P - =
= 1-P( N {ng e | < LSDY b
1 0. 1 -
=1
hvor ig = gennemsnit af karakter % for en nyanmeldt
sort
i% = gennemsnit af karakter % for en reference-
sort
g 2
Loy g = Y. B 't1-u/2,m
sg = standardafvigelse for karakter 2

m = antal frihedsgrader ved estimering af 52
n = antal blokke

t = (1-a/2)-fraktilen i Student's t-fordeling
1-0/2,m

med m frihedsgrader

p = antal karakterer.

Hvis alle karaktererne kan antages at vare uafhzngige, og de to

sorter er identiske, kan vi beregne a, eksakt, idet vi da har:

og vi far da:



P
a, = 1-(1-a) (A.1)

For p > 1 bliver type I-fejlen sdledes stgrre end den tilstrab-
te verdi a (tabel 2.1.2).

Kan karaktererne ikke antages at vare uafhzngige, galder oven-
stdende beregninger ikke generelt. For p = 2 kan de ovenfor
beregnede type I-fejl (az) betragtes som en gvre granse, idet
Halperin (1967) har vist, at hvis Y = [Y1,Y2]' fglger en to-
dimensional normalfordeling med forventning EY = [0,0]"' og

vilkarlig variansmatrix, I, sa galder:

PO|IT | < eq 0 [Ty] < c,) 2 PC|T, | < eg) PO|T,| < ey)

5|

T2 = vn YQ,/SZ’

og er centrale estimater for henholdsvis

hvor T, = YH Y, / og hvor sf og sé er uaf-

s
1
hengige af Y, og ¥

2.
Var(Y,) og Var(Y,). Heraf fas:

PCIT, [ > eq 0 T, > ¢y) £ 1-PC|T, | < ) PUIT,| < ¢y)

g U 1T,

Sattes c, =c fir vi, at venstre siden er den sdg-

2 Y-a/2,m
te sandsynlighed, G,s OF vi far da:

a, £ 1-C1-a)? . (A.2)

For vilkarligt antal karakterer er den tilsvarende ulighed kun
vist under forudsatning af en speciel korrelationsmatrix
(Siddk, 1971).

En ¢vre graznse kan imidlertid beregnes ved hjzlp af Bonferro-

nis ulighed, som giver:

O [}
a, = P(gg1{|x1_-x0.| > LSDy _ 1) (A.3)
P R
L3 PCC|E -FD | - nemy W)
=1 co
o= p(_l




Beregning af hvilke fraktilvardier, der skal benyttes, for at

sikre at testniveauet er h¢gjst a ved en enkelt sortssammenlig-

ning i et enkelt forsgg (afsnit 2.1.1.2).

For uafhengige karakterer kan vi sikre os, at type I-fejlen er
hgjst a, hvis vi i stedet for at benytte Ty /2 .m ved beregning
2

af LSD-verdien benytter t ., hvor a¥* = 1—(1~a)1/P, thi

1-a*/2.,m
vi far da:

a, = 1=(1-a*)P = 1-(1=-(1-(1-a) /P))P = 4

jvf. formel (A.1).

Er karaktererne ikke uafhzngige, kan vi pd lignende vis benytte

Yy ea®/2 .m ved beregning af LSD~vardien, men a* er nu givet ved:
L " 34
1=/ - for p = 2
o =
L oa/p for p 2 3

og vi f&r da ved benyttelse af (A.2) henholdsvis (A.3) at o, 2

O .

Foruden ovennavnte ¢gvre grznser for type I-fejlen kan man be-
regne et andet szt gvre graznser ved hjzlp af simultane konfi-
densgraznser for linearkombinationer af variable i en flerdimen-
sional normalfordeling (Hotellings Tz-test). Disse graznser vil
imidlertid oftest give graznser, som er videre end de, der oven-
for er beregnet ved Bonferronis ulighed. Kun hvis der benyttes
mange beregnede karakterer (som linearkombinationer af de regi-
strerede karakterer), er det muligt at fa 1lidt snavrere granser

ved den sidstnevnte metode.



Beregning af det antal karakterer for hvilke man skal forlange

for at sikre, at type I-fejlen er hgjst a

=% =f
at |X;-Xg| > LSD, _,

ved en enkelt sortssammenligning i et enkelt forsgg (afsnit 2.1.

1.2}

Vi antager, at karaktererne kan betragtes som indbyrdes uafhazn-

gige. Vi indfgrer nu p nye variable Az (2=1,2,...,p), og satter
. 1'2 .,.—’Q' £
g hvis X Xo.’ $ LSD,_,
at -
. s ol 2
1 hvis !X1'“X0°i > LSDY _,

Er de to sorter identiske, vil Am vare binomialfordelt Bi(1,a).
Det antal karakterer, A, for hvilke !i? afg | > LSD%EQ, vil da

vare givet ved:

A vil da vare binomialfordelt Bi(p,0), og vi far:

p N
P(A 2 a) = & <§)a“(1—a>P %
L=a

Vi kan nu bestemme a sdledes at P(A 2 a) < a

Betragtes de to sorter kun som forskellige, hvis A 2 a, vil ty-
pe I-fejlen vare hgjst a. I tabel 2.1.2 side 13 er a beregnet
for g = 0.01 og 0.05 samit p = 142535%564,8,10415,20,25,30,50 O
100.




fod
~1

Beregning af sandsynligheden for at et sortspar i en b-&rig af-

prgvning med en karakter bliver betragtet som forskellig (af-
snit 2.1:2)-

For at et sortspar bliver betragtet som forskellig, skal fgl-

gende vare opfyldt for mindst en af karaktererne

=2 ot 2 : i
Xy =Xy | > LSDy_, i et ar
2) If% -ig | > LSD,?_Y i et af de ¢gvrige ar

) : o
3 X,I —X0 har samme fortegn i alle &r.

Kaldes disse tre handelser for henholdsvis Af, Ag og Ag samt

hzndelsen at det givne sortspar bliver betragtet som forskellig

for karakter & for A§1 , har vi:

L. _ xk AR £
01 - A1 na, naA

= ? 3

I stedet for at betragte de tilfzlde, hvor punkt 1) og 2) er
opfyldt, kan vi i stedet betragte de tilfazlde, hvor de ikke
begge er opfyldt. Vi indfgrer derfor handelserne:

87 : X} -X{ | < LsD}__ i alle ar
B% [if--ig.| > LSD%_G i pracist et &r og
|f$.—ig.[ : LSD%_Y i alle gvrige &r.
Vi far da:
aynal=pedued

Hvis de to sorter er identiske, far vi fglgende sandsynlighe-

der:




Pcsf) = gD
P(Bg) = pa(1-y)2]
PCAZ) = (3P

Da BR

4 og B% er disjunkte hzndelser, har vi:

P(A% N Ag) 5 1-?(3%) . P(B%) = 1-(1-a)P-bac1-y)P?

Udnytter vi, at en numerisk differens er uafthengig af differen-

sens fortegn, fir vi:

P(Ag,) = [1-(1-0)P-ba(1-y)P T 3)P" (A.4)




Beregning af sandsynligheden for at en nyanmeldt sort bliver

betragtet som selvstendig (afsnit 2.1.2).

Kalder vi hzndelsen at en nyanmeldt sort, nr. 0, bliver betrag-

tet som selvstazndig for Ays kan vi skrive:

kg P
Ag = n°CU AR
i=1 %=1
hvor Agi betegner hazndelsen, at den nyanmeldte sort bliver be-

tragtet som forskellig fra referencesort i pa karakter £.

Fra sandsynlighedsregningen har vi:

k
P(nh,) € min  P(A)).
1=1 121,2,.;;,k0
Vi far da:
Kg " P q . Py
P(AO) = PCn (U ADi)) < min PC U Aoi) .
iz1 =1 121,200 00k, 221

Er den nyanmeldte sort identisk med en af referencesorterne,

har vi:

P
min PC U A
121,2,...,k, 2=1

hvor o, er sandsynligheden for at den nyanmeldte sort bliver

betragtet som forskellig fra den referencesort, den er identisk
med (se side 16-17).




Beregning af forventning og varians for Dg ;1 samt et centralt

2 % i
3t tafsnit 2.3.%1).,

estimat for §

Da Di X kan transformeres til en ikke-central F-variabel (Rao
9

1973), (jvf. ogsa £2.3.3)), far wi:

m

2 ~ cmp I 2
EDy iv) = mepriy B (Fy 30) = gop=7 85,50 * eP)
2 _ (S m py2
Vap(Di,i') = (m'P‘1) Var(Fi?i,) (A.5)
2 m? 4 2 2
B L 2{6i ii+2c(m-~‘l)<‘3i st p(m=1)]1]
(m-p~-3 }(m-p-1) ; v
hvor F, ., er ikke-central F-fordelt (p,m-p + 1,c ' &2 .,).
3 l,l
E(F. .,) = (ptc 162 . ).BP* (patnaik, 1949)
ja Ll,it * P i,i' D m—p~‘l ?
-1 =1 2 /
2(m-p+1) %[ (l=1) (p*2c 5§,i,)+cc 85 1107
Var(F. .,) = '
1, 2 7
p (m-p=1)"(m-p-3)
(Patnaik, 1949)
1 1
c = — +
ne. 1'1-,
i 4
ﬂi = antal gentagelser af sort i.

Som et centralt estimat for ég oo kan vi benytte:
3

52 .. = TPl Di j17CP (A.6)

(6? .y + epl)l-ep = g2

m
i m mep-1 Ci,i 1,17




~

Dette estimat, Gi j1 s €T ligeledes foresléet som anvendeligt
k]
ved beregning af sandsynligheder for fejlklassificering i

diskriminantanalyse (Lachenbruck, 1968).

Variansen pa det centrale estimat er givet ved:

m~p=~1 < 'm p ]?
m (m=-p+1)

—

iy o
Vdr(éjgi') Var(}"j jr) (.7)

2

- [0 ., + 2c(m=1) 6? .y * czp(m~1)]

m-p-3° 1,1 1



A 12

Beregning af variansen pda ln(Di i') {afenit 2.3.7).
)

: _ 2 N g ; 5 _
Satter vi Zi,i' z 1n(Di,i')’ fadr vi at variansen pa Zi,i' ap
proximativt er givet ved:
. i LE 2
Var(Z. .,) ~ G*~7T———4 Var'(Di i') (A.8)
Lyl ECDE ;4) ;
iyl
[—2 (52 +cp)]_2 2m’ (s} +2c(m=1)62 ., +
S s C o sy < oy
m=p~=1""1;1 (m—p—3)(m~p~1)2 1yl R
e?p (m-1)]
y 2 2
) 5 Gi,i' + 2c(m-1) ai,i' + ¢ p(m=-1)
T m=~p—3 4 2 2.2
di,i' + 2Cp6i,i' + P

Her er E(D2 w¢ ) O Var(D? .,) givet ved (A.5) side A10).
l!l 1,1




A13

Berepning al granser for teststyrken i et enkelt lorage (afsnit
2:8:2 7.

s !

Vi kalder sandsynligheden for at forkaste nulhypoteserne HOi i
3

og Hy. for henholdsvis Bi ;1 08 Bi

?

Vi har (Morrison, 1976, p 160):

B. . = T
e P(Fl,l' > F1—u,p,mmp+1

hvor Fi,i' er ikke-central F-fordelt (p,m—p+1,ki,i,), Ai,i' =

% Gf ;1 08 éi ;1 €r Mahalanobis afstand mellem sort i og sort
= i 2
i'l

Da vi forkaster HDi’ hvis alle Fi (i' = 1,2,...,ki), far vi

1!
at teststyrken for HQi er givet ved
k.
i
. = . . > A,Q
B3 PciqziFl,l' f1—a,p,m-p+4) ¢ )
Fra sandsynlighedsregningen har vi, at P(A1nAzﬂ...ﬂAa) £
min P(Ah), hvorfor vi far, at
W2t 925 s wd
B. = min PLE s = ; B _ )
1 it=1,2, s s 1 1-a,p,m-pt+1
= Py g, ® F‘I-oz,p,m--p+1) "B
0 0
. . 2 ; 2
hvor i, er den sort, for hvilken 6. = min 8>
0 s - sy 1,1
0 l‘1,2,oo-,k.
i
Bi ; er altsa en ¢gvre graznse for Bi. En nedre granse kan be-
2

regnes, idet vi ved hjalp af sandsynlighedsregningen fdr:

ky
- >
By = P(iqzqu,i’ - F1—a,p_,m—p+1)



Sammensattes
1
- = < - - <
kiBi,iO (ki 1) —ili1si’i' (ki 1) & B

k.
i
=1 - P v s
(i'U:‘]Fl’l' ) F1—a,p,m—p+1)
k.
: i
21 - i'Z: P(Fi,i' < F1_a,p,m_p+1)
k.
1
=1 - I (1-B. .,)
ir=d g
k.
i
= i§:18i,l' - (ki_1)
> -
2 kil min ) = (k.-1)
LVE 5000 5 Pina S

ovenstdende uligheder, far vi:

81

(A.10)



A15

Beregning af testniveauet ved anvendelse af flere multivariate
test (afsnit 2.3.5).

Sandsynligheden for at HOi X forkastes ved anvendelse af
9

(2.3.19) er givet ved:

q
P =p(y {FS

> F
st
s=1 1,1

9]

1'asspsam-PS + 1

Er de enkelte test uafhzngige, har vi:

q
P=PCU({FS ., >F b
o] i i 1was,ps,m—ps + 1
1 - PCn {FS F })
= - . <
g=q 1.1 1-a_,pgsm-p, + 1
1 T p(rS )
) g=1 11’ 158 sPel=py * 1
p./P .
Valger vi o_ = 1-(1-a) » har vi under H,. .,
S 0i,1
P = 1 T p(ES )
B o= 1 144" 1-=a_sp ,m=Pg + 1

1]
i

I
FanY
-

!
Q
N

9]
1}
Y

Er de enkelte test ikke uafhangige, kan vi ikke beregne et ek-
sakt udtryk for testniveauet men alene en gvre grznse. Vi far

da ved Bonferronis ulighed:



_ q
P( U (F

i,1
s=1 ?

Vaelger vi -

1-0;pgsm=p+1

o
1

sdledes at

I Mo

5

b <

:0;,

far vi under HO:



A7

Beregning af variansen pad logaritmen af estimat for den gene-

raliserede varians (afsnit 3.4.1).

For store stikprgver gzlder (Anderson, 1958 p 173):
vE (|s|/]z|-1) ~ N(0,2p)

hvor populationens kovariansmatrix

1]

estimat for I

antal frihedsgrader ved beregning af S.
Heraf fas:

ECIS])
Var(|s|)

|z
2p |2

il

12 /¢

Setter vi ¥ = 1n(lS]), far vi (Rudemo, 1979 p 100-101):

var(Y) ~ 2p|z|?/£/]2]% = 22 . (A.11)



Beregning

af variansen pd summen af p uafhzngige logaritmerede

varianser

(afsnit 3.4.1).

Setter vi
rakter 2%,
1959):

L
hveor v . =

Setter vi

vt =

er variansen pad Y

ln((sg)z), hvor s* er standardafvigelsen for ka-

approximativt givet ved (Scheffé,

Hhiro
+

Var(Y ) =

‘:Jl-<
2

;

kurtosis for karakter R
antal frihedsgrader ved bestemmelse af sE

. L
antal observationer ved bestemmelse af s

y", fidr vi for uafhangige karakterer:

D
=
=

2
£

. 2
Var(Y) =~ L et = &8 &
L5 £ jg 2

Y (A.12)
1

Fof =
i oo
=




Beregning af den systematiske fejl ved afrunding af karakterer
(afsnit 4.2.1.2).

Antager vi, at Xh er normalfordelt N(u,cz), og at Xh registre-
res i hele enheder, som anfgrt i (4.2.1), bliver sandsynlighe-

den for, at registreringen antager en given vardi:

P(Nh=a) P(a - 0.5 £ X_ £ a + 0.5)

h
B a¥0.5=~pny _ a~0.5-u
= ¢(___E___) @(___E__m)
2
hvor &(z) = ffm Ao o RIE g
vam

Den forventede vardi af den registrerede variabel bliver:

[ea]

L aP(Nh=a) (A.13)

a=-—eo

E(Nh)

i

_ a+f.5-uy ..a=0.5-u
I a [¢(——~7;———) ¢(-w-1;———)]

a
17 a [o(202TH) g (220:57H))

hvor a, £ u - 50

v

u + 50

Denne vardi skal sammenlignes med den forventede vardi af den

uafrundede variabel:
E(Xh) I VR
og vi fadr da den systematiske fejl:

b=y - E(N) (A.14)

I tabel 4.2.1 side 71 er A vist for nogle kombinationer af o

og ¥ - ent(u).

—



Beregning af Maximum Likelihood estimater for parametrene i mo-

del (4.2.1) og disses variansmatrix

For modellen i (u.2.2) fads likelihood-funktionen:

k n T Moso +.0.5-ui. N

o =05, .
L= T 1 1 (el 1) - a2 30y (A.15)
i=1 §=1 h=1 ‘
Logaritmen heraf er
k n r N.. + 0.5-u.. N...-0.5~-u..
L= B 2B X lo[tl=mdd = Ay o g2l - 11y
i=1 §=1 h=1 _
(A.16)
Differentierer vi partielt med hensyn til uij (3 B 1525060303
j = 1,2,.+:5n) 0og 0 samt s=ztter disse lig nul, far vi lignin-
gerne.:
D BlD, o J5HL T, s )
z @(Z%%h)“®(Yl?h) =0, 1= 1,2,0005k3 J 7 1,2,...50 CA T
h=1"""13jh 17h
] £ L]
k n r $ (Zijh) ¢ (Yijh) )
I L ey = 0 (A.18)
174 J21 he igh” T Tijh
N.. + 0.5 = U,
_ 13h 1]
hvor Zijh £ =
) Nljh = Wal. o ulj
ijh = o
2
dp(x) = L e /2
vam
2
¢'(x) = QT%LEA = -x¢(x) = - 2= e * /2
& vam

Léses dette ikke-linezre ligningssystem, fdr vi maksimum like-

lihood estimaterne.




AV

Variansmatricen for estimaterne 6% = [u?1,u;1,...,u§n,c*]‘ er
for store stikprgver givet ved (Kendall & Stuart, 1973):
_ -1 ‘
vV = [- E(H)]
52 in L 22 1n L 32 1n 1. 32 in kL
au211 Iy 49Uy QUqqMyy  Buqqd0
a4l i 52 1n L 9° ia L 52 1 L 9% 1n L
g L = =5 &8 b 2 TP 7 ETTPPET 3,30
dae Hame Py Buy T LT
32 1n L 32 1n L
h303u11 302 |
er matricen af 2. ordens partielle differentialkvotienter
T
-1 E {¢ (Z52p)- e (Yllh) (¢(213h} (¥ ) S
T~ 2
: 0 @(z ) ~5(Y. 3h (25, )-8(Y 5 )
3 1In L -
Mgy Mg iz, §o=3"
L 0, ellers
" 1"
32 In L _ 1 § [_¢ (255,04 (Y53
301, 80 T g7nsq (23 08(T 40
L] 1
\ (¢(Z ) ¢(Yl]hD(¢ (leh) ) (Yijh))
7
(@(leh) ?(fljh))
L B B T
o’ e, 4 £ B F [¢ (ZlJQ) ¢ (Y'jh)
302 o2 121 521 h=1 ¥ Zign ¥ ¥igy)
¢'(Z ) = ¢'(Z )—¢'(Y.. )
( @(z ) 50T, lj? " 8z ) (Y. )h ]
17h ijh
1 - 2
o' (x) = (x"=1)¢(x)
$1UN(X) = (3x-x°)(x)

l;lllllllllIIlllllllllllllllllllllllllIIIIIlIIllllllllllllllllllllllllllllli



I stedet for at beregne E(H) er variansmatricen for estimaterne
, 0%, her approximeret ved:

V o~ [He%]“’1 (A.19)

hvor Hp* er H udregnet for 6 = 8%, Dette udtryk er benyttet her
som en approximation, selv om det kun er korrekt, nér der fin-
des et sat af kn+1 sufficiente statistics for de her kn+1 para-

metre {Kendall & Stuart, 1973).

Til l¢sning af det ikke-lineare ligningssystem i (A.17) og (A.-
18) er anvendt subroutinen ZSYSTM (Anon, 1977), der benytter
Browns metode (Brown, 1962). Som et indledende estimat er an-
vendt iij for uij og s = /82-0.10 for G, hvor ;? er estimatet
for 02 fra en almindelig variansanalyse pd de registrerede tal.
Korrektionen svarer ca. til Sheppards korrekticn for grupperede
tal. P& baggrund af lgsningerne til (A.17) og (A.18) er V 1

(A.19) udregnet.




APPENDIX B

SYMBOLLISTE

Symbol Forklaring

y Sandsynlighed for type I-fejl

o Testniveau

Parameter i regressionsanalyse

B Parameter 1 regressionsanalysen
Teststyrke

Bi,i‘ Teststyrke for test af HOi,i'

B Teststyrke for test af Hg.

Bj Effekt af den j'te blok (kan vare en

vektor). De enkelte blokeffekter er
pdlagt en restriktion, sdledes at de

summerer til nul (Z Bj=0).
v Testniveau

Vit Kurtosis for fordelingen af registre-
ringer i parcellen med den i'te sort
i den j'te blok

6i i Mahalanobis afstand mellem sorterne
3
i og i’
Eij Tilfazldig virkning af den i'te sort 1

den j'te blok. Kan vare en vektor.

4 Generaliseret varians.
n Produktet af de enkelte karakterers
varianser.
Ai X Ikke-centralitetsparameter 1 en F-
3

fordeling ved sammenligning af sor-

terne 1 og i'

u Populationens middelvardi

Side

71y

7

32

33

20

52

24

20

56

57

32

W



¢ (x)

®(x)

Forklaring

Middelvardi for den i'te sort

(kan vare en vektor).
Populationens spredning
Populationens varians

Spredning for karakter & 1 par-
cellen med den i'te sort i den

j'te blok.

Variansmatrix for fordelingen af
registreringerne i parcellen med

den i'te sort i den j'te blok.

Variansmatrix for X.. og €..-
1] 1]

Tathedsfunktionen for en standardi-

seret normalfordeling (er lig diffe-

rentialkvotienten af ®{(x) i punk-

tet x).

Fordelingsfunktion for en standar-

diseret normalfordeling, d.v.s.

sandsynligheden for, at stokastisk

variabel, som er normalfordelt med

middelverdi 0 og varians 1, anta-

ger en verdi mindre end eller lig

Index for ar

Antal ar i forsgget

Variationskoefficientsestimat for

fordelingen af registreringerne 1

parcellen med den i'te sort 1 den

j'te blok.

Stikprgveversionen af Mahalanobis

afstand mellem sorterne i og 1i'

Stgrste heltal mindre end eller lig x

Side

71

52

56

20

A20

A2

49
16

75

26

71



Symbol

E(X)

f(x)

F(x)

t
T= o P s=pP+]

H.s: =
SN

Forklaring

Forventning af den stokastiske

variabel X
En funktion af x

Fordelingsfunktion for en stokastisk
variabel, d.v.s. sandsynligheden for
at den pagzldende variabel antager

en verdi mindre end eller lig x.

Den inverse fordeling af fordelings-

funktionen

F-vaerdi for test af nulhypotesen

Hog 47

(1-a)-fraktilen i en F-fordeling med
p frihedsgrader i tzlleren og m-pt]

frihedsgrader 1 navneren.

Index for plantenummer inden for par-

cel

Nulhypotesen at den nyanmeldte sort i

har samme middelvaerdi som reference-

sorten i

Nulhypotesen at den nyanmeldte sort i

har samme middelvaerdi som en af refe-

rencesorterne.

Den alternative hypotese til nul-

hypotesen HOi,i'

Den alternative hypotese til nulhypo-

tesen Hn-
s il

Tndex for sortsnummer (nar det er ngd-

vendigt at skelne mellem reference-

sorter og nyanmeldte sorter benyttes i’

for en referencesort og 1 for en nyan-

meldt sort).

B3

Side

27

48

82

82

22

22

72

21

22

21

6



In(x)

N(usdg)

P(A)

SAK

S. .
1]

Forklaring

Index for den referencesort, som
ligner den nyanmeldte sort mest

(evt. identisk med denne).
Index for bloknummer.
Antal sorter i forsgget.

Antal referencescrter ved afprgvning

af sort 1i.
Index for karakternummer.
Naturlig logaritme af X.

Least Significant Difference udreg-

net pa 100a% niveauet.

Antal frihedsgrader i residualvari-

ans, m = (k=1)(n-1J.

Antal blokke i forsgget.

Normal fordelt med forventning W Og
varians a?.

Antal karakterer.

Sandsynligheden for handelsen A.
Antal karaktergrupper.

Antal registrerede planter pr. par-

cel.
summen af afvigelsernes kvadrater.

Index for gruppenummer.

Estimat for C.

Spredning for fordelingen af regi-
streringer i parcellen med den i'te

sort i den j'te blok.

Estimat for 02

Estimat for o%.n
1]

Side

23, 33

21

15

27

92
16
45

5e

89

52



B5

| Symbol Forklaring Side
_—9{_-_ . . 1
t1-a/2,m (1 2) fraktilen i en Students 6
t-fordeling med m frihedsgrader.
| Var(X) Varians af den stokastiske variabel X. 27
; X En stokastisk variabel.
in Gennemsnit af registreringerne for den
i'te sort i den ]'te blok (kan vare en 20

vektor). (Er identisk med X.:: ).

Xijh Registrering for den h'te plante 1 72
parcellen med den i'te sort 1 den
| j'te blok.
9] Cennemsnit af registreringerne for 6, 22
den i'te sort. (Kan vare en vektor).
Y En stokastisk variabel (oftest ved 52

tpransformation af en eller flere

yandret streg over symbol angiver 6
gennemsnit. Benyttes 1 forbindelse

med . (punktum) pa et index's plads.

Summation/gennemsnit over den/de 6

index med . (punktum). F.eks.

n
Xi I T
= Xyp#X50% oor Hn
i. i N
! nifferentialkvotient af en funktion. 48
Transponering af en matrix 22
Index til adskillelse af symboler, som 6

1 ellersville have varet ens (se f.eks.

symbolet i).

_




1A

v

Forklaring Side
Approximativt lig med. 27
Mindre end. T
Mindre end eller lig med. 13
Stgrre end. 15
Stgrre end eller lig med. 37
Forskellig fra. 21
Logisk symbol for og. 23
Logisk symbel for eller. 21
Komplementarmaengde. A7
Fellesmengde. Al
Foreningsmazngde. 17
Element i. 98
Ikke element 1i. A2
Bestemt integral af funktionen f fra A1
& til b.

Hat over symbol. Mindste kvadaaters 22

estimat for symbolet. F.eks. Bj er

mindste kvadraters estimat for Bj.

Index ved symbol. Maximum likelihood 73

estimat for symbolet.

Index til adskillelse af symboler, 86

som ellers ville have varet ens.

Over symbol. Et estimat for symbolet. 26
Nummerisk vardi. 6
Determinant af en matrix. 56
Mzngden af de elementer der er an- 6

givet. F.eks. "{Eij} antages nor-
malfordelt" betyder, at alle de enkelte
Eij*vmrdlor (€12, Cqg, Ekn) antages
normalfordelt.
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Forklaring

Multiplikation over index & for
alle hele tal af & fra 1 til p.

Summation over index £ for alle hele
tal af & Fra 1 TiL P

Fallesmazngde over index & for alle

hele tal af 2 fra 1 til p. Eksempel

X2 = X1ﬂX20onaﬂXP

e Lo o)

£=1

Foreningsmangde over index & for alle
hele tal af & fra 1 til p.

Den stgrste vardi over index % for

alle hele tal af % til p.

Den mindste verdi over index i' for

alle hele tal af i' fra 1 til ki.
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