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Kriging/Cokriging

Klaus Juel Olsen

Resumé

Geostatistik bliver i stigende grad brugt indenfor
jordbrugsforskningen til at beskrive den rumlige
fordeling af malte variable. Til interpolation af data
mellem mélepunkter er der indenfor geostatistik-
ken udviklet den optimale interpolationsprocedure,
kriging. P4 data for fosfortal, mélt i et net med

Summary

Geostatistics has become increasingly popular
within soil science. It is being used to describe the
spatial variability of soil measurements. The kri-
ging procedure interpolates observations to produ-
ce a net of interpolated values with smaller distan-
ces than the original observations. This article
presents a result of the kriging procedure applied to

Indledning

Variable, der méles i jorden, fysiske, kemiske,
hydrologiske mm., er i princippet kontinuerte
fenomener, betragtet som funktion af deres rumli-
ge udstrekning. Ved en mdleproces udtages en,
som regel lille, jordprgve til analyse. Hvis jordprg-
verne udtages meget “tat”, vil den kontinuerte
natur af den mélte variabel vise sig som en samva-
riation af nzrtliggede datapunkter. Hvis prgverne
udtages langt fra hinanden vil der ikke vare nogen
sammenhang mellem deres vardier. Begrebet “tzt”
kommer an p4, hvilken variabel der males, p& hvor
store jordprgver, der udtages, og pd hvilken type
forsggsareal, der undersgges.

Enrumlig variabel kan betragtes p4 to principi-
elt forskellige mader, en systematisk og en stokas-
tisk. Ved den systematiske méde betragtes forlgbet
som en fast given funktion uden en egentlig model
for den rumlige sammenhang. Det svarer f.eks. til
hvad der benyttes ved kortlzgninger. P4 baggrund

sidelengde p4 40 m, estimeres semivariogrammer,
og der foretages interpolation til et net med side-
leengde pa 10 m. Data for organisk fosfor kriges
med fosfortal som hjalpevariabel. Det er den sé-
kaldte cokriging procedure. Beregningerne foreta-
ges i programmet “kriging” udviklet pA Afdeling
for Biometri og Informatik.

extractable phosphorus observed in a net with
smallest distance 40 m. The extractable phosphorus
observations are also used as co-variables in a
cokriging procedure where the main variable is
organic phosphorus. The calculations are perfor-
med in a program “Kriging” developed at Depart-
ment of Biometry and Informatics.

af tilfeldigt eller regelmassigt fordelte mélepunk-
ter, foretages en klassifikation af et omréde. Der
kan f.eks. n&vnes den landsomfattende jordklassi-
ficering efter tekstur (Landbrugsministeriet, 1989).

Den stokastiske betragtningsmide antager, at
den undersggte variabel er en stokastisk variabel.
Den er siledes beskrevet ved en fordelingstype og
en kovariation fra mélepunkt til mélepunkt. Der
benyttes altsd en model for data. Klassiske analyser
af jordvariation har set bort fra kovariationsfeno-
menet, og i stedet er analyserne alene opgjort ved,
eksempelvis, gennemsnit og spredning. Dette er
ogsa tilfeldet for opggrelsen af data fra “Startka-
rakterisering af Systemforskningsarealer”, (Heid-
mann, 1988), hvorfra her senere skal presenteres et
eksempel.

Der har varet en voksende interesse for at
beskrive den rumlige afhengighed af variable i jord
de seneste 10-20 &r, (Burgess and Webster, 1980a,b),
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(Miller et al., 1988), (Meirvenne and Hofman,
1989). Det statistisk-teoretiske grundlag for disse
undersggelser er hentet fra geostatistikken, hvor en
nyere, nemt tilgengelig standardreference, er Jour-
nel and Huijbregts, 1978. Trangmar et al., 1985
resumerer ogsa geostatistikken med specifikt hen-
blik pa jordbrugsanvendelser.

Rumlig variation af jordvariable

Der er to hovedomrader af geostatistikken, som
anvendes i jordundersggelser. For det fgrste esti-
meres der kovariansfunktion/semivariogram, og
for det andet benyttes disse funktioner til at foretage
en interpolation af data mellem mélepunkter. Det
sidste er kendt som kriging proceduren. Semivari-
ogram og kovariansfunktion er alternative beskri-
velser af rumlige afh@ngighed af stokastiske vari-
able. En kovariansfunktion er i sig selv primart
interessant, hvis modellens estimerede parametre
kan relateres til de forhold, der genererer den obser-
verede jordvariation. En meget vigtig parameter for
en kovarians/semivariogram model er den sikaldte
rekkevidde. Rekkevidden er den afstand indenfor
hvilken der forekommer kovariation. To malepunk-
ter, hvis indbyrdes afstand er stgrre end rekkevid-
den, antages at vere ukorrelerede.

Pé forskellige méleskalaer vil der vare forskel-
lige genererende processer pd spil. Ovalles and
Collins, 1988, finder rzkkevidder pa op til 30km i
en undersggelse af jordtekstur. Deres malepunkter
er placeret med en mindste indbyrdes afstand pd
10km, og stgrste afstand p& 380km. Forsggsomré-
det indeholder geologisk forskellige omréder, hvil-
ket afspejles i rekkevidden for semivariogrammer-
ne.

Miller et al., 1988, finder rekkevidder pa 50-
80m for malinger af jord-tekstur variable og hgst-
udbytter. Data er indsamlet p4 400m lange rette
linier med mélinger hver 20’ende meter. Landska-
bet var her bakket, hvor bakkernes diameter typisk
svarede til de fundne r&kkevidder. Der er sdledes
en lang rekke af variationsgenererende processer
som opererer pd mere eller mindre overlappende
skalaer. Udover geologiske formationer og jord-
morfologi, bergrt ovenfor, kan nzvnes at den ensar-
tede pdvirkning, som dyrkning af en mark udggr,
giver anledning til en rumlig kovariation. Endelig

kan pd “lille” skala navnes den kovariation, der
fremkommer ved uensartet spredning af gylle.

Ved siden af de variationsgenererende proces-
ser har méileskalaen ogsa stor betydning for de
fundne raekkevidder. Trangmar et al., 1985, refere-
rer 13 forskellige undersggelser af jordmineraler
mm., hvor mindste afstand mellem mlepunkter
gér fra 0.5m op til 1km. De fundne rekkevidder gér
fra 4m op til 32km. I to af undersggelserne er
ombytteligt aluminium analyseret. Forholdet mel-
lem mindste afstand mellem mélepunkter og den
fundne razkkevidde er for begge undersggelser pa
ca. 8, til trods for at der i den ene er en rekkevidde
pa 4m og i den anden en rekkevidde pé 4 km.

En modellering af rumlig variation kan enten
vare isotrop, i.e. ens i alle retninger, eller anisotrop
i.e. forskellig i forskellige retninger. Begge model-
typer er relevante i undersggelser af jordvariable,
afhengigt af de konkrete forhold.

Kriging
Den anden hovedanvendelse af geostatistikken er
den sdkaldte kriging-procedure, der traditionelt
benyttes til at estimere en variabel mellem observa-
tionerne i milepunkterne. Kriging- teknikken kan
imidlertid ogsd bruges til krydsvalidering af de
fundne kovariansfunktioner /semivariogrammer.
Denne metode har varet benyttet fra dansk side, i
Hansen etal., 1986, 1988. P4 to prgvesteder, Jynde-
vad og Tastrup, er den rumlige variation af jordfy-
siske og hydrologiske variable undersggt. Méle-
punkterne ligger med en mindste indbyrdes afstand
pé knapt 2 m og en stgrste afstand pd 112 m. Der
benyttes en linezr semivariogram model, se formel
(5) i afsnit om statistisk metode. For tekstur-variab-
le og hydrologiske variable findes rekkevidder fra
10 til 50m. De enkelte semivariogrammer er kryds-
valideret ved en kriging teknik, og det giver gene-
relt en bekraftelse af de fundne estimater.

Andersen, 1989, undersgger den rumlige og
tidsmassige variation i tgrstofproduktionen hos
almindelig rajgras. Der findes ogsd her en rumlig
kovariation. Rekkevidden ligger for de fleste vari-
able pd mellem 4 og 81 m. Der er her brugt en
sfaerisk semivariogram model, se formel (6) 1 afsnit
om statistisk metode.

Udover en almindelig grundvidenskabelig in-
teresse i beskrivelse af den rumlige variation af




jordvariable, kan det f.eks. have direkte praktisk
interesse i forbindelse med en forbedring af mark-
forspg. Forudsetningerne for at et almindeligt
markforsgg, lagt ud i et blok-design, kan analyseres
korrekt ved en variansanalyse er at observationerne
er normalfordelte, har samme varians, og er indbyr-
des uafhzngige. Hvis de to fgrste forudsztninger
ikke er opfyldt kan der foretages forskellige trans-
formationer til at bringe disse forhold i overens-
stemmelse med antagelserne. For de fleste typer af
markforsgg vil der vere en rumlig afhengighed af
observationerne, i.e. to nertliggende parceller vil
typisk samvariere. Den rumlige afh@ngighed har
normalt varet imgdegdet ved at benytte blokde-
signs i stedet for fuldstendigt randomiserede for-
s@g, og ved at foretage randomisering af behand-
ling indenfor blokke. Det vil formentlig vere mu-
ligt at benytte en ekstra information om rumlig
afhengighed i design og analyse af markforsgg, i
stedet for blot at forsgge at omga denne variation.

Statistisk metode.

Den efterfglgende beskrivelse af krigingmetoden
hviler primart pd Journel and Huijbregts, 1978,
Trangmar et al., 1985 samt p& Burgess and Webs-
ter, 1980. Fgr kriging metoden omtales, er det
ngdvendigt at bergre en del af det geostatistiske
grundlag for denne metode.

Principperne for kriging metoden hviler pi et
begreb om, som det hedder indenfor geostatistiken,
“regionaliserede variable” (RV). Samme model-
begreb kendes ogsé under navnet “Stokastisk Felt”.
De to betegnelser vil her blive brugt synonymt. En
regionaliseret variabel, Y, er defineret pa et omra-
de, D, som typisk vil vere en delmangde af planen
eller rummet. For et fast punkt, x, der liggeri D, vil
Y (x) vare en almindelig stokastisk variabel. Y(x)
er slledes karakteriseret ved sin fordeling F(y).
Ofte vil man have variable, der er approksimativt
normalfordelte, eller kan transformeres til at blive
det. I det almindelige tilfelde vil udfaldet af Y i to
punkter ikke vare stokastisk uafhengige. Der vil
vare en vis kovarians.

Hvis middelvardien af Y(x) er den samme over
hele D, siges Y at vare stationar. Hvis yderligere
variansen er den samme over hele D siges Y at vaere
2. ordens stationzer p& D. Hvis endelig alle momen-

ter af Y er konstante over hele D, siges Y at vare
strengt stationr.

Begrebet regionaliserede variable opererer s at
sige pé to niveauer. Mest grundlaggende er der en
fordeling som genererer et udfald af Y pa D, kaldet
y(D). I princippet ma man forestille sig uendeligt
mange udfald af Y pd D. Men i praksis vil det ofte
veere sddan, at der kun kan forekomme et udfald,
f.eks. fordi man kun har en mark at méile p4, og
eventuelle andre marker adskiller sig pd en méde, s
det ma formodes, at de fglger en anden fordeling og/
eller kovariansfunktion. y(D) er en fast funktion.
Men da den almindeligvis er ukendt, opfattes ogsi
y(D) som et stokastisk feenomen, der derfor har en
sdkaldt lokal fordeling. Denne fordeling adskiller
sig fra den globale fordeling, og forskellen kaldes
fluktuationsvariansen.

Ved enstgtte, V, for Y, forstds en delmangde af
D, hvorpd Y er malt. V kan enten vere et punkt eller
etomrade. Hvis V er et omrade, antages det dog kun
at gennemsnitsverdien af Y over V er observeret.

Herefter antages det, at Y er mindst 2. ordens
stationer. Samvariationen af nertliggende punkter
beskrives da vha. autokovariansfunktionen, C,

(1) Clanza) = B(Y (21) — m)(¥ (z2) = m))

hvor m er den generelle middelveardi. Det ses, at C
i det generelle tilfelde athanger af hvilke punkter,
der betragtes. Ofte vil det veere en rimelig antagelse
at C kun athznger af den indbyrdes afstand, h,
mellem punkterne. C er da isotrop

(2) C(h)=E((Y(z) - m)(Y(z +h)—m))

hvor retningen altsd er uden betydning. C vil her
béde blive benzvnt kovariansfunktion og autoko-
variansfunktion. Den sidste betegnelse benyttes for
at understrege, at det er den samme variabel der
méles flere forskellige steder.

Et andet begreb der ofte ses benyttet til at
beskrive samvariation er semivariogrammet

(3) (k) = ZE(Y () = Y (e + B)))

Bortset fra det specielle tilfzlde, hvor variansen
ikke eksisterer, gelder der at



@) (k) =C(0)— C(h)

Der eksisterer flere forskellige regelmassigt benyt-
tede semivariogram modeller. To skal n&vnes her.
Den forste er det sdkaldte linezre semivariogram

0 h=0
(5) S = Co+C|% D<h<a
- Co+Cy ash

der ses skitseret i fig. 1.a. C_er den sikaldte “nugget
effect”. Semivariogram funktionen er pr. definition
lig nul i h=0, men den kan alts godt vare diskon-
tinuert i dette punkt. Det viser sig erfaringsmaessigt
at introduktionen af en nugget parameter ofte giver
en forbedring af modellen. Diskontinuiteten kan
skyldes at der kommer méilestgj oveni den rumlige
variation. En anden mulighed er, at semivariansen
stiger meget kraftigt ved afstande der er smé, sam-
menlignet med de afstande der er til rddighed for

estimation af semivariogrammet. C +C, udger til-
sammen den sikaldte sill-parameter. Hvis der ikke
er trends i datamaterialet, vil sill vaere lig variansen
af observationerne. Semivariogrammet antager sill-
niveauet ndr afstanden overstiger a, den sékaldte
rekkevidde (eng: Range of influence). To punkter
med indbyrdes afstand stgrre end rekkevidden er
siledes ukorrelerede. Den line®re semivariogram
model ses ogsi ofte uden sill-niveau. I den situation
vil semivariansen stige uden begrensning, hvorfor
der ikke eksisterer nogen kovariansfunktion.
Den sfzriske semivariogram model

0 h=0
_ CO+CI(%_!.(£)3) D<h<a
©® s=\gie™ ? a<h

er skitseretifig. 1.b. Det ses at der indgdr parametre
analoge til de ovenfor beskrevne. Efterfglgende vil

LINEAERT SEMIVARIOGRAM
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Fig. 1a. Skitse af semivariogram med sill=4, nugget=1 og reekkevidde=150 for en lineer model.




autokovariansfunktionen, C, blive benyttet i dette
afsnit, men tilsvarende resultater kan opskrives ved
at benytte semivariogrammet.

Et centralt begreb for kriging metoden, og for
geostatistik i al almindelighed, er middelautokova-
riansen. Den er en generalisering af autokovarians-
funktionen til ogsi at gelde for ikke-punkt-stgtter.
Antag at der haves 1o stitter v, v,, da er middelau-
tokovariansen gennemsnitsvaerdien af autokovari-
ansen, integreret over hver af stgtterne

D _é(vl,vz)=;3:; [ [ cazdade,

Denne integration af autokovariansfunktionen bli-
ver i den plane situation til et 4. ordens integrale.
Der er principielt to muligheder, enten kan et sddant
integrale Igses analytisk eller numerisk. Den analy-
tiske fremgangsmade kan for visse typer af autoko-
variansfunktion og stgtter af bestemt form, give et

hurtigt resultat. Men generelt vil det vere ngdven-
digt at benytte en numerisk integration.

Kriging metoden.

Antag at der er givet et antal stgtter v, .., v, hvor
Y er mélt. Det gnskes at estimere den gennemsnit-
lige veerdi af Y pd et omrdde V, hvor Y ikke er malt
(eller hgjst mélt pa en del af V). Lad den gennem-
snitlige veerdi vaere Y, og lad estimatoren vare Z,,.
Yderligere gnskes det, at estimatoren skal vare
lineer, altsd

& Zy = ZA;Y(U;)

i=1
Krigemetoden gir derefter ud p4 at finde en optimal
estimator, Z,,, for Y, blandt klassen af linezre
estimatorer. Ved optimalitet forstds, dels at Z,, skal
vare central, dels at estimationsvariansen skal vare
minimal. Kravet om centralitet

SFAERISK SEMIVARIOGRAM
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Fig. 1b. Skitse af semivariogram med sili=4, nugget=1 og reekkevidde=150 m for en sfeerisk model.



9) E(Zyv-Yv)=0
medfgrer at

10) X":/\.:l

i=1

Estimationsvariansen er definerct ved
(A1) ok =E(Zv -W)?)

Krige-vegtene findes derfor ved at minimere esti-
mationsvariansen med bibetingelsen (10). Det ggres
bekvemt ved at benytte en Lagrange multiplikator
teknik. Dette fgrer frem til ligningsystemet

S AC(vi,v;) - = Clon V), Vi

(12) = )
EA" = 1

=1

der bestér af n+1 ligninger, med n+1 ubekendte.
Dette system opskrives bekvemt i matrix notation
som

(13) Kxi=M

hvor K-matricen har formen
Clu,vr) -+ Clug,va) 1
(4 K- . . . .

= C(vi,v0) -+ C(va,vn) 1
1 1

0
Lambda-vektoren er

(15)  X=(n52n—H)

og M-vektoren er

(16) M =(CT(»,V),--,C(va,¥),1)

Lgsningen til (13) bliver

(A7) A=K'xM

som eksisterer ndr den inverse K-matrice eksiste-
rer. K vil altid kunne inverteres, sdfremt der ikke er
to af stgtterne der er fuldstendigt overlappende, og

safremt autokovariansfunktionen er positivt semi-
definit. Det sidste legger kraftige band pé hvilke
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typer af modeller, der kan benyttes. I Journel and
Huijbregts, 1978, og i Trangmar et al., 1985, findes
oversigter over alle almideligt brugte og tilladelige
autokovariansfunktioner. Det kan udledes at krige-
variansen bliver

(18) ot =T(V,V)+p- 2 AC(v,V)
i=1

I'ligningssystemet (12), (13) ses det at krigevagte-
ne ikke afha@nger af observationerne, men kun af
autokovariansfunktionen, C, og af placering og
form af stgtter og omride V. Bade krigeestimator
og krigevarians kan sdledes findes pa forhdnd hvis
autokovariansen kendes. Ved estimation af flere
forskellige omrader kan K- genbruges nér stgtterne
ligger ens, og krige vaegtene kan genbruges hvis
ogsé omridet yderligere er ens.

I praksis beregnes kriging vha. computer kraft.
Der er to trin af krige processen, der kan tage lang
tid. Det fgrste trin er opstillingen af krige-systemet
(12). Som omtalt tidligere findes leddene med de
midlede autokovarianser ved numerisk integration.
Det kan vare en meget tidskrevende proces, hvis
det er ngdvendigt med en fin oplgsning. Neste trin
er lgsningen af krigesystemet. Det kan ogsd vere
tidskrzvende hvis der er mange stgtter.

Hvis der er givet stgtter indenfor et domane D,
vil man ofte vare interesseret i at krige sig frem til
et mere finmasket net af verdier af variablen Y. I
denne sammenh&ng bliver krigemetoden siledes
til en interpolationsrutine. For hvert delomride i det
fintmaskede net, skal der opstilles og lgses et krige-
system. Kriging kan derfor vare en tidskrevende
interpolationsmetode. Til gengald har kriging to
meget vasentlige fordele frem for andre interpola-
tionsrutiner s som “squared inverse distance”. For
det fgrste bygger metoden pa den konkrete autoko-
variansfunktion, og ikke pd et arbitrert valgt af-
standskriterium. For det andet giver kriging ikke
blot et estimat af verdierne i netpunkterne, Z,, men
ogsa et estimat af variansen pd Z,,. Det sidste kan
vere meget nyttigt i en fortolkning af Z ’erne.

Afhzngigt af om domanet, D, der skal estime-
res, er et punkt eller et omréde, tales der om punkt
eller blokkriging. Punktkriging er en perfekt inter-
polationsmetode, i.e. den interpolerede funktion vil
gd gennem alle de mélte dataverdier. Samtidig vil
krigevariansen veare nul i disse punkter. Blokkri-




ging vil ikke gd gennem de mélte datavardier, da
der estimeres en hel blok rundt omkring datapunk-
tet. Variansen vil derfor heller ikke blive nul. For
omréder mellem malepunkter vil blokkriging imid-
lertid give en betydelig mindre varians, idet enkel-
punkters variation omkring blokgennemsnit for-
svinder.

Den sikaldte Jackknifed kriging kan bruges til
en form for modelvalidering. I hver stgtte estimeres
en vardi, Y , ved kriging, idet observationen i
stgtten selv udelades ved opstillingen af krige-
systemet. Differens mellem observation og estimat
i hvert punkt, kan danne udgangspunkt for udregg
ning af to globale stgrrelser

1S (Y(@) - Y (=)
(19) k= n§ oi(zi)

og
2 YI; —y‘:t; 2
oo s=130E ()

ox(z:)
Hvis modellen er korrekt skal R ligge tet p& 0, og
S skal ligge teet pé 1.

Det var en forudstning for opstillingen af
krigesystemet at den betragtede regionaliserede,
stokastiske variabel, Y, var stationar. I praksis vil
der ofte vaere en betydende middelvardivariation,
sakaldte lokale og globale trends. Globale trends
ber almindeligvis korrigeres vek fgr estimation af

r 611(01, “1) . 611(”1, Un)
_E_II(UM 'Ul) . gn(vn, Un)
(22) Cu(vm Vl)

Cn(vl » Vl)

512(”1, Vm)
1

1 1

lambda-vektoren til
(23) A= Ay — 1, —i3)

og M-vektoren til

(24) M_l = (611(01’ V)) b 1EII(UM V)?‘EIZ(VIV V)) hE)
6”(”""1 V)r 11 0)

612("1!1”77!) 622(”m1"1)
1 1

autokovariansfunktion/semivariogram. Lokale
trends kan der tages hgjde for, hvis middelverdi-
funktionen har en kendt form, som f.eks. en 2. grads
funktion. Parametrene i middelverdifunktionen
estimeres da samtidig med krigevagtene. Denne
metode er kendt som universel kriging.

Cokriging

Cokriging er en speciel type kriging hvor der benyt-
tes flere variable. I praksis vil situationen ofte vare
den at der er malt flere variable, med ferrest obser-
vationer af de variable der er dyrest at méle. Hvis de
forskellige variable er krydskorrelerede, er det
naturligt at benytte de billige variable til at interpo-
lere sig frem til et mere fintmasket net for den dyre
variabel. Krydskovariansfunktionen, C, ,, mellem
to variable er defineret som

12°

(21)  Cua(h) = E((Yi(z) — m1)(Ya(z) — m2))

Krigemetoden kan umiddelbart generaliseres til
ogsa at klare situationen med flere variable, idet
princippet stadig er at finde en ikke biased estima-
tor med minimum estimationsvarians. Krigevagte-
ne for hoved variablen skal stadig summere til 1,
men for hver hjzlpevariabel skal de summere til
nul. Opskrevet i matrix notation fds samme system
(13) som for den almindelige kriging. Med hoved-
variabel Y, og hjelpevariabel Y, fis K-matricen til

6]1(”1, Vl) . 611(')1,!/,,.) 1 0]
gu(vm V]) . grz(vm V) 1
022(1'1,1/1) Cl2("l)”m) 01
Elz(l/m,llm) 01
1 00
1 1 00|

Béde for almindelig kriging og for cokriging er det
afggrende at fi estimeret et rimeligt semivario-
gram/autokovariansfunktion. Det betyder bl.a. at
der m& ggres en antagelse om at man har det samme
semivariogram over hele omrédet. Denne type
antagelser vil vere mere restriktive for cokriging
end for almindelig kriging, alene af den grund at der
skal estimeres bide autokovarianser og krydskova-
rianser.
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Data og resultater

Der er foretaget spatiale undersggelser af to kemis-
ke variable fra “Startkarakteriseringen af system-
forskningsarealer”, (Heidmann, 1988). Variablene
er fosfortal og organisk fosfor. De analyserede data
er fra Jyndevad forspgsstation. Her er kun betragtet
mdlinger pd prgver udtaget i dybden 0-20 cin.
Observationerne er foretaget i et net med sideleng-

der p& 40 m. Mindste afstand mellem netpunkter er
saledes 40 m og stgrste afstand 545 m. Ifig. 2 ses en
skitse af placeringen af mailepunkterne. I hvert
netpunkt er der udtaget 12 stik omkring centrum, i
afstandene 1, 2 og 3 m, i hver af de fire hovedretnin-
ger. De 12 stik er blandet sammen fgr analyse. Ved
geostatistiske analyser er udgangspunktet punkt-
observationer. Nar observationerne rent faktisk er
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Fig. 2a. Skitse af mdlepunktsplacering for fosfortal pd forségsarealet.
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en blanding af 12 stik, sd er der fjernet en del af  ville f4 ved at lave en tilsvarende 12 stik udtagning
variationen over de mindste afstande (hvilket selv-  omkring et nyt centerpunkt indenfor forspgsomra-
folgelig ogsd var formélet). Ved punktkriging af  det. Herunder er benyttet blokkriging til et net pa
data som disse, svarer estimationen til hvad man 10x10 m.
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Fig. 2b. Skitse af mdlepunktsplacering for organisk fosfor pd forsggsarealet.
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Fosfortal er mélt i alle 91 netpunkter, mens orga-
nisk fosfor kun er malt i 20 netpunkter jevnt fordelt
over hele arealet. Det vil derfor pd disse data vere
interessant at foretage cokriging af organisk fosfor
til et fintmasket net ved brug af hjzlpevariablen
fosfortal.

Fosfortal variablen blev fgr den strukturelle
analyse undersggt som om den rumlige afhengig-
hed ikke var tilstede. Et shapiro-Wilk test (Shapiro
and Wilk, 1965), viste at en hypotese om normal-
fordeling af data kunne accepteres pé et 10% ni-

veau. For at undersgge om der eventuelt var en ge-
nerel middelverdivariation pa forsggsarealet blev
der foretaget en multipel regression af fosfortal
efter modellen

(25) f=z+y+zi+y*+e¢ e€N(oo?)

hvor f er fosfortallet, og x og y er koordinaterne til
et punkt pd forsggsarealet. Alle fire uafhangige
variable viste signifikans pa et 5% niveau. Et vek-
selvirkningsled, xy, var ikke signifikant.

Fig. 3. Regressionsflade for fosfortal. Enhed mg/100g.
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Fig. 4. Fosfortal interpoleret ved triangulationsmetode. Enhed mg/100g.

Tabel 1. Parameterestimater for regressionsflade  Itabel 1s timaterne af parame ogifig. 3
for middelvaerdien. ses et plot f d timerede regre fl de. Fla-
den har mmm5378g mmmpé
Estimat P-verdi 6.11, samt en MSE p4 0.476. Signifikansen af
regre fl d antyder at der bgr foretages
L 4.668 0.0001 korr k n for middelva d timation f¢r estima-
X 8.07%*10 -3 0.0015 af semivari gamm gkrg gFg4
Y.|-6.90*%10 -3 0.0078 f f rtal interpoleret ved brug af en triangulati
x2|-2.11#1073 0.0004 metode (SAS/GRAPH). Ved sammenlign'mg af
y2 1.57#*10 -5 0.0002 fig. 3 og fig. 4 ses, at der i hovedtrekkene er

15



overensstemmelse, men at der er store lokale afvi- tionen, trods den klare signifikans, ikke er tilfreds-
gelser. Det tyder siledes pa at middelvardi korrek- stillende.

Tabel 2. Parameter estimater for semivariogrammer og krydssemivariogram.

Nugget Sill Rakkevidde
Est std Est std Est Sstd
Fosfortal 0.13| 0.08 0.80{ 0.08| 214| 26
Fosfortal, kor. 0.00| 0.07 0.46| 0.08 57| 14

Organisk fosfor 0.00|44.00(166.60|46.90] 194| 77
Organisk*fosfortal|0.00| 1.91 4.55| 2.02| 169|111

Enhed for nugget og sill gr, for fosfortal (mg/lOOg)Z,
for organisk fosfor (ppm)“, og for krydssemivariogrammet
(ppm) (mg/100g) . Enhed for rzkkevidde er meter.
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Fig. 5. Empirisk og estimeret semivariogram for fosfortal. Enhed (mg/100g).
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Fig. 6. Empirisk og estimeret semivariogram for fosfortal efter korrektion af middelverdivariation.

Enhed (mg/100g).
I tabel 2 er resultaterne fra estimation af semivari- hvor middelvardifunktionen er trukket fra. De to
ogrammer vist. Der er benyttet en isotrop sfzrisk situationer udviser store forskelle. Det ses at sill-
model. For fosfortal er der fundet semivariogram- vardien, ved at foretage middelvaerdikorrektion,

mer b&de for de oprindelige tal og for situationen falder til godt det halve. Dette matte ogsa forventes
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eftersom en del af den totale variation er fjernet p
forh&nd. Nugget-parametern botfalder helt, hvilket
er lidt svarere at forstd. Ved sm4 afstande er for-
skellene i regressionsfladen ikke s store, og derfor
forventes heller ikke store &ndringer i estimationen
af semivariogrammet, for smi afstande, ved at
foretage middelvaerdikorrektion. Nr det alligevel
er tilfzldet, skyldes det formentlig at der kun findes
verdier i det empiriske semivariogram for afstan-
dene h=0, 40 og 57 m, i den nedre ende. Rekkevid-
den flader fra 214 til 57 m nér der foretages middel-
vardikorrektion. Dette fald métte ogs& forventes.
Afstanden mellem prgvepunkterne betyder ngd-
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vendigvis at en rzkkevidde pd 57m er temmlig
usikkert bestemt. Af denne grund, og fordi regres-
sionsfalden i fig. 3 kun i meget grove trek fglger
den triangulationsinterpolerede flade i fig. 4, vil de
ukorrigerede vardier for fosfortal blive benyttet
herunder

Det ses videre af tabel 2 at de fundne estimater
for organisk fosfor ikke er signifikante. Det skyldes
formentlig de relativt f& malepunkter og denrelativt
store indbyrdes afstand. Det samme ggr sig gelden-
de for krydssemivariogrammet. Alle estimater af
rekkevidder har dog en, i forhold til nettets side-
lengde, fornuftig stgrrelse.

40

20

40

Fig. 7. Blokkriging af fosfortal. Sideleengde i net=10m. Omegn=100m. Enhed (mg/100g).
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Fig. 7 viser fosfortallet interpoleret vha. blok-
kriging til et net med sidelengde 10m. De i tabel 2
angivne estimater for det ikke-korrigerede semiva-
riogram er benyttet. Dog er der kun benyttet punk-
ter i en afstand pa op til 100m. For punkter i nettet
der ikke havde observationer indenfor de nermeste
100m (dvs. to hjgrner uden for forsggsarealet), er
estimatet sat til den generelle middelvardi for hele
forspgsarealet. Til at foretage kriging (og den efter-
fglgende cokriging) er benyttet programmet “Kri-
ging” som omtales n&rmere i appendiks A.Ifig. 8

vises krigevariansen for de estimerede vardier i fig.
7. De to hgje omrader svarer til de “ubestemte
hjprmer”. Igvrigt kan det ses hvordan blokke der
omslutter netpunkter svarer til dale, og blokke der
ligger midt imellem netpunkterne giver toppe. Der
haves siledes en varians pa hver enkelt interpoleret
veerdi. Der Igber to linier ned gennem forspgsarea-
let hvor afstandene er stgrre end de 20m (pga.
markskel). Disse linier genfindes ogsa tydeligti fig.
8 over krigevariansen.

Semivar
0.644 - ‘ , ’ ’
i
i il

R i sy //l/,'/»‘o AL«
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Wrset Ny Iy /o o/ 27

,”.'\;’ ' ' X 1/ ///
0.072 A V% X "// 147
520 I;Q"

40
Fig. 8. Krigevarians for fosfortal. Estimat i fig. 7. Enhed (mg/100g)*.
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Fig. 9. Blokkriging af organisk fosfor. Sidelcengde i net=10m. Omegn=150m. Enhed ppm.

Ifig. 9 er visten blokkriging af organisk fosfor. Der
er benyttet en omegn med radius pd 150m. Fig. 10
viser den tilsvarende krigevarians. I fig. 11 og 12 er
vist hhv. interpolerede verdier og krigevarians af
organisk fosfor cokriget vha. fosfortallet. I store
trek frem kommer det samme billede som for
organisk fosfor kriget alene. Dog bemerkes at
variansen er en anelse lavere i den cokrigede situ-
ation, og at en stgrre del af de to hjgrmer uden
observationer estimeres ved cokriging. Organisk

20

fosfor er i alt kriget i 1818 punkter, hvilket gav en
gennemsnitlig krigevarians pa 73.17 (ppm)?. P de
samme 1818 punkter gav cokriging en gennemsnit-
lig varians p& 65.80 (ppm)?, altsa en variansreduk-
tion pd 10%. Derudover er det, med den samme
stprrelse omegn, muligt at estimere flere punkter
ude langs randen ved hjelp af cokriging end ved
hjelp af almindelig kriging. Det kan bl.a. ses ved at
sammenligne de to toppe i fig. 10 og fig. 12.
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Fig. 10. Krigevarians for organisk fosfor. Estimat i fig. 9. Enhed (ppm)*.

Den relative fordel af at benytte cokriging iste-
det for almindelig kriging afh@nger dels af hvor hg;j
korrelationen mellem hoved og bivariable er, og
dels af placering og antal af stgttepunkter for biva-
riablen. I afstanden h=0 kan det af tallene i tabel 2
udregnes, at korrelationen mellem fosfortal og

organisk fosfor er p& 39%, hvilket ma betegnes som
en lille korrelation. Dette estimat er ikke ngdven-
digvis det samme som det man ville f4 ved en
umiddelbar udregning af korrelationen, fordi den
her er indgdet i estimationen af semivariogrammer-
ne.
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Fig. 11. Cokriging af organisk fosfor vha. fosfortal. Omegn=150 m. Sidelengde i net=10 m. Enhed

ppm.
Appendix A
Kriging program knife analyse af data. Der kan valges mellem
Til at foretage kriging er der p& Afdeling for Biome- sfeerisk og exponentiel autokovariansfunktion, el-

tri og Informatik udviklet programmet KRIGING, ler man kan selv specificere en autokovariansfunk-
beregnet for afvikling pA PC’ere under DOS-styre- tion. Hvis data foreligger systematisk pé et net, kan
systemet. Kildeteksten er skrevet i Turbo Pascal  programmet udnytte muligheden for at undgd at
version4.0 (Borland International, 1987). Program-  opstille og lgse krigesystemet for hvert punkt.

met kan foretage almindelig kriging, universel kri- Data indleses fra en fil i ASCIi-format og
ging og cokriging med op til 5 hjzlpevariable. Der  resultater udskrives ligeledes til en fil i ASCII-
kan velges mellem blok-kriging og punkt-kriging, format. P4 grund af den begrensede plads under
og endelig er der mulighed for at foretage en Jack- DOS-styresystemet er der en gvre grense pd om-
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Fig. 12. Krigevarians for cokriging af organisk fosfor. Estimat i fig. 11. Enhed (ppm)*

kring 40.000 punkter hvis data ligger i et regelmzes-
sigt net. Hvis mélepunkterne er placeret tilfzldigt
ligger grensen pd omkring 10.000 datapunkter.
Begge grenser afh@nger af den aktuelle PC-konfi-
guration. Hvis der gnskes cokriging er tallene til-
svarende lavere. For de fleste landbrugsmassige
anvendelser skulle disse begrensninger dog ikke
ve&re noget reelt problem.

Programmet kan hverken foretage beregning af
empirisk eller estimeret autokovariansfunktion/

semivariogram. Dette kan bekvemt foretages i PC-
SAS systemet (SAS Institute, 1985). Det empiriske
semivariogram kan beregnes i et datatrin, og para-
metrene i en autokovariansfunktion/semivariogram
af en given modelform, kan findes ved brug af
proceduren NLIN (SAS Institute, 1987).

Kriging programmet kan, sammen med bruger-
vejledning, fis ved henvendelse til Afdeling for
Biometri og Informatik (Olsen, 1990).
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Flerfaktorstyring af veeksthuses energitilfgrsel

Control of energy supply to greenhouses by means of several input variables

Klaus Juel Olsen, Annette Ersbgll og Kristian Kristensen

Resumé

To forskellige modeltyper er undersggt til beskri-
velse af indetemperaturen i et v&ksthus som funk-
tion af indstraling og opvarmning. Det er en tidsdis-
kret overfgringsmodel og en kontinuert tilstands-
model, opstillet ud fra fysiske antagelser. Data-
grundlaget er en fire dggns tidsrezkke med observa-

Summary

Two types of models describing the temperature in
a greenhouse as function of solar radiation and
thermal heat flux have been investigated. They are
an input-output model in discrete time, and a con-
tinuous time, state space model derived from phy-
sical assumptions. The models are estimated on a

Indledning

Energiforbruget til opvarmning af vaksthuse ud-
ger op mod 20% af de totale omkostninger 1 et
gartneri. Det er derfor vigtigt at benytte en god
temperatur regulering. Gartnerier der far deres
opvarmningsbehov dakket via fjernvarme, betaler
udover energiforbruget ogsd for den maximale
energibelastning. Det er derfor vigtigt at fi begge
stgrrelser nedbragt. Denne artikel beskriver et pro-
jekt der udfgres ved Afdeling for Biometri og
Informatik i samarbejde med Institut for Matema-
tisk Statistik og Operationsanalyse pd DTH, Insti-
tut for Vaeksthuskulturer Arslev, samt Statens
Byggeforskningsinstitut. Malet er at anvise bedre
strategier for temperatur regulering baseret pa
korttidsvejrprognoser, modeller for vaksthuses
klimadynamik og endelig digital regulerings teknik
(Wachmann et al., 1990).

tioner hver andet minut. For begge modeller findes
en kort tidskonstant pd omkring 10 minutter, og en
lang tidskonstant pd omkring en time. I kombina-
tion med en korttidsklimamodel vil der kunne opnas
en forbedret regulering af vaksthuses indetempe-
ratur.

time series, four days in length and with sampling
every second minute. Both kinds of models yield a
small time constant about 10 minutes and a larger
time constant about one hour. Combined with a
short time climate model an improved control of the
greenhouse indoor temperature is possible.

De fleste gartnerier benytter idag en regulering
efter analoge principper, og heraf er den mest
anvendte metode proportional regulering. Abnin-
gen af en blandeventil styres ud fra differensen
mellem aktuel indetemperatur og den gnskede
setpunkts temperatur. Indenfor det sdkaldte *“pro-
portional bdnd” stiger energitilfgrslen séledes pro-
portionalt med temperatur differensen. En propor-
tional regulering holder ikke temperaturen eksakt
pa det gnskede, men vil have en afvigelse, kaldet
belastningsafvigelsen, som afthanger af belastnin-
gen pa systemet. Proportional-Integral- (PI) og
Proportional-Integral-Differential- (PID) regule-
ring, er forbedringer af ordinzr proportional regu-
lering. Integraliedet fjerner belastningsafvigelsen
og differentialledet far regulatoren til at reagere
hurtigt pd ®ndringer i belastningen. I den daglige
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praksis kontrolleres temperaturreguleringen ved at
bestemme et s@tpunkt, som der styres efter. Det
bliver ofte sat til forskellige verdier om natten og
om dagen. Der gives et sikaldt dagtilleg. Ved for
hgj temperatur benyttes skyggegardiner og udluft-
ning ved at 4bne vinduer. Derudover kan man ofte
have en overstyring af hensyn til, at luftfugtigheden
skal holdes under en bestemt grense.

Indfgrelsen af digital regulerings teknik og kli-
macomputere giver en rekke nye muligheder pa
reguleringsomradet, som i dag kun udnyttes i mind-
re udstrekning (Ehler og Rystedt, 1988). Kvalite-
ten af selve temperaturreguleringen (fastholdelse
af veksthusets klima udfra fastleggelse af diverse
setpunkter) vil dog nzppe kunne forbedres meget.
Derimod vil det formodentlig vaere muligt at lave
bedre strategier for styring af s@tpunktet som funk-
tion af registrerede og prognosticerede klimavari-
able. Styringen af s@tpunktet kan ske p& baggrund
af mange forskellige kriterier, f.eks. de ovenfor
navnte; at den maksimale energibelastning skal
holdes lavt, at energiforbruget skal minimeres, samt
at der skal tages hensyn til planternes komfort.
Plantekomforten er igen, bl.a., en funktion af ly-
sindstrdling, temperatur og fugtighed. En regule-
ring af en af disse tre vil typisk pavirke de andre.
F.eks. kan den relative luftfugtighed s@nkes ved at
gge temperaturen ved opvarmning, eller ved at
foretage en udluftning. Hvis mange parametre
inddrages bliver reguleringsproblematikken séle-
des meget kompliceret. Lgsningen pa dette pro-
blem vil formentlig vare at foretage en form for
hierakisk regulering, hvor nogle kriterier karakteri-
seres som overordnede (Udink ten Cate, 1983).
F.eks. kan fastholdelse af den relative luftfugtighed
under en fast gre&nse vare et sddant overordnet
kriterium.

Man kan betragte problematikken omkring
reguleringen af vaksthustemperaturen som et
sammenhangende hele. Men det er her fordelagtigt
at underopdele i delsystemer. For det fgrste er der
selve vaksthusets varmedynamik. Hvis der kan
opstilles en rimelig model for varmedynamikken
vil det vere muligt at beregne vaksthusets respons
pd en given ydre @®ndring. De ydre ®ndringer
kommer fra klimaet, med solindstrling og udetem-
peratur som de vigtigste variable. Hvis der kan
opstilles en model til korttidsprognoser af de to
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klimavariable kan det bruges i reguleringen. Sam-
tidig skal der bestemmes modeller for selve op-
varmningssystemet. Forlgbet vil altsd vare dette:
korttidsprognosen giver et skgn over hvordan ind-
striling og udetemperatur vil a&ndre sig, f.eks. en
time frem. Udfra dette skgn benyttes vaksthusmo-
dellen til at beregne hvordan indetemperaturen vil
opfere sig en time frem. Endelig benyttes regule-
ringsstrategien til at afveje plantekomfort mod
opvarmningsomkostninger. En tilsvarende tanke-
gang er diskuteret i Madsen, 1985, idet emnet dog
(bl.a.) er reguleringen af et almindeligt enfamilie
hus.

Det er muligt at opstille s&kaldt adaptive model-
ler, i.e. modeller som Igbende justerer de indgéende
konstanter, samtidig med at en regulering foreta-
ges. Det er meget relevant i vaksthus sammen-
hang, idet man f.eks. mé forvente at varmekapaci-
teterne i et vaksthus &ndrer sig efterhnden som en
plantekultur vokser frem. Ligeledes vil adaptive
modeller formentlig kunne overfgres fra et vaekst-
hus til et andet, uden behov for manuel kalibrering
af modellen.

Endelig skal det navnes at nér der er estimeret
en troverdig model for varmedynamikken af et
vaksthus, si kan denne, sammen med korttidsvejr-
modeller danne basis for simulering af en given
reguleringsstrategi. Forskellige reguleringsstrate-
gier kan derved afprgves uden det er ngdvendigt at
iverksette praktiske forsgg.

I denne artikel fokuseres pa et forsgg udfgrt i
Arslev i 1989 med det forma4l at estimere og sam-
menligne modeller til beskrivelse af veksthuses
varmedynamik. Det er séledes kun en mindre del af
den samlede problemstilling skitseret ovenfor.

Statistiske metoder

ARIMA modeller

Den statistiske teori til beskrivelse og analyse af
observationer givet p4 en diskret tidsskala er kendt
som tidsrekke analyse. Man antager at variablen,
Y, méles ved tidspunkter, t, der i princippet gér fra
minus uendelig til plus uendelig. Ofte vil man
antage at den enkelte observation er normalfordelt.
ARIMA-modeller (Box and Jenkins, 1976), hvilket
stdr for Autoregressive Integrated Moving Avera-
ge, er de modeller der her skal benyttes til analyse




af tidsreekker. Statistisk set er det interessante ved
tidsrekker, til forskel fra andre statistiske modeller,
at der haves mange udfald af den samme variabel,
og at disse er korrelerede indbyrdes. Man taler
derfor om autokorrelation. En autokorrelations-
funktion beskriver korrelationen mellem en given
observation og dens naboer i tidstrin vak (kaldet i
lags), og er defineret ved

_ E((Y(t) - m)(¥(t i)~ m))
BV (t) - m))

(1) #0)

hvor Y(t) er en observation til tiden t, og m er
middelvaerdien. Autokorrelationsfunktionen esti-
meres ved

7o (Y () = V)Y (¢ —i) - Y)
FLLO®)-Y)y

~ Uden tab af generalitet antages middelvardien
herefter at vere nul. ARIMA-modeller er en kom-
bination af AR, I og MA-modeller, der hver kort
omtales nedenfor.

En autoregressiv model af fgrste orden (AR(1))
er defineret ved

2 =

(3)  Y(£) =aY(t —1) +¢t),€(t) € N(0,07)

Som det ses er observationen Y(t) en funktion af
den foregdende observation samt af et tilfeldigt
fejlled. Fejlledene antages at vere indbyrdes ukor-
relerede. I fig. 1. er vist tre eksempler pd AR(1)-
processer. Det ses at positive vardier af a giver
langsommme variationer i processen, og negative
vardier af o giver hurtige variationer. Fig. 1l.c
eksemplificerer at ndr o numerisk bliver en eller
derover, bliver processen instationar, i.e. den vokser
uden grense. Autokorrelationsfunktionen for en
AR-model antager vardier forskellige fra nul for
alle lag.

AR-modeller af hgjere orden opskrives som en
ligefrem generalisering af AR(1) modellen,

Yt)=aY(t-1)+aY(t-2)+---
@ faY(t-n)+e)

For at f en nem opskrivning introduceres backshift
operatoren, B. Sdledes er Y(t-1)=B*Y(t), og Y(t-
2)=B?*Y(t). Med denne notation kan (4) opskrives
som

B Q-aB- a;B? — ... < @, B")Y(t) = €(t)
og nir ® (B) angiver dette polynomium i B fas
derfor

(6) HABY()=et)

Formen for en m’te orden Moving Average
model (MA) er

Y(2) = e(t) + Bre(t — 1)+ B Y (¢ - 2) +

0 vt aY(t—n)

En aktuel observation er siledes en funktion af de
tidligere fejlled i stedet for af de tidligere observa-
tioner. Som for AR-modellerne kan (7) skrives pa
kort form ved at benytte backshift operatoren, B,

(8)  Y(t)=0(B)(t)

Autokorrelationsfunktionen for en MA(m)-proces
dgr ud efter m trin, s to observationer med en
afstand pa mere end m lags, er ukorrelerede.

Hvis der til hvert tidstrin i en tidsrekke tages
differensen mellem to naboobservationer, Z(t)=Y(t)-
Y(t-1), da vil Z(t) veere en ny tidsrzkke. Man siger
at Y(t) er differenset. En differensning kan pa kort
form opskrives som Z(t)=(1-B)Y(t). Differensnin-
ger benyttes ofte hvis den observerede tidsrekke
udviser instationaritet som vist i fig. 1.c. Hvis
instationariteten bestir i en line®r trend, kan en
differensning af tidsrzkken ggre den stationar.
Hvis forlgbet er kvadratisk skal der to succesive
differensninger til for at fa en stationzr rekke. Det
er meget vasentligt at have en stationar tidsraekke
fordi estimatet af autokorrelationsfunktionen i
modsat fald kan blive helt fejlagtigt. En
ARIMA(n,d,m)-proces kan herefter opskrives som

(9)  e(B)1-BYY(t)=0(B)(t)

eller ved division som

10) Y= g

Udover den ordinzre autokorrelationsfunktion
er ogsd den partielle autokorrelationsfunktion af
stor betydning for praktisk anvendelse af ARIMA-
modeller. Den partielle autokorrelationsfunktion
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Fig. la. Eksempel pd autoregresiv proces af 1. orden med a=0,9

20 Jo a0 50 e0 70 80 20

Fig. 1b. Eksempel pd autoregressiv proces af 1. orden med a=-0.9.
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Fig. lc. Eksempel pd autoregressiv proces af 1. orden med a=1.5.

fas, lgst sagt, ved at fjerne indflydelsen fra observa-
tioner med lag mindre end m, nér korrelationenilag
m skal bestemmes. Nér en tidsrakke skal modelle-
res som en ARIMA proces, sd g&r man groft sagt
frem efter fglgende skema (Box and Jenkins, 1976).

1) Kig pé plot over tidsrekken og foretag diffe-
rensninger indtil man har en stationar rekke.

2) Betragt autokorrelationsfunktion og partiel au-
tokorrelationsfunktion. Hvis autokorrelations-
funktionen dg¢r ud efter lag m, har man en
MA(m) proces. Hvis den partielle autokorrela-
tionsfunktion dgr ud efter lag k, har man en
AR(k) proces.

3) Foretag estimation i modellen efter at modelor-
denen er bestemt.

4) Residualerne i tidsrekken estimeres ved brug
af den netop fundne model, og det undersgges
om der er noget struktur tilbage i dem ved at be-

stemme den empiriske autokorrelationsfunk-
tion. Hvis den ikke er signifikant forskellig fra
hvid stgj har man bestemt en korrekt model.

Estimation af parametrene i en ARIMA-model
foregar ved Maximum Likelihood, eller specielle
former for mindste kvadraters metode. I begge
tilfelde er det ngdvendigt med iterative beregnin-
ger.

Overfgringsmodeller

Ofte vil man have en form for kausal sammenhzng
mellem to variable. Det kan eksempelvis vare
temperaturens variation henover dggnet, som bl.a.
er bestemt af solindstrdlingen. Til at beskrive den
slags sammenhzange benyttes overfgringsfunktions-
modeller

(11) Y(t) =vX{Et-g)+mnX(t—g—1)+ - +e(t)(t)

hvor g(t) ledet antages at vere hvid stgj uden
korrelation med inputprocessen X(t). y-ledene udggr
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den sdkaldte overfgringsfunktion. Hvis q>0 er der
en forsinkelse af responsprocessen, Y(t), i forhold
til inputprocessen X(t). Man har ofte en situation
hvor X-processen mange trin tilbage har indflydel-
se pA Y-processen. Det kan da vere hensigtsmas-
sigt at opskrive overfgringsfunktionen som en ra-
tionel funktion, hvilket, hvis det skrives ud, giveren
uendelig reekke. Y-processen vil, udover at vere
bestemt ved overfgringsfunktionen fra X-proces-
sen, ofte have en egendynamik. Idet V(B) angiver
den rationelle overfgringsfunktion, haves derfor
den mere generelle model

Q(B)

(1) ¥(BY() =75

BX(t) + O(B)e(t)

Fastleggelse af ordenen for en overfgringsmodel er
lidt mere kompliceret end for en simpel ARIMA
model. Det er ngdvendigt at iterere sig frem mellem
fastlzggelse af en model for X-processen, en model
for overfgringsfunktionen, og en model for egen-
dynamikken for Y-processen. Overfgringsfunktio-
nen fastlegges i princippet udfra krydskorrela-
tionsfunktionen, C,

. E(Y(#)X(t - 1))
C =
13 = o EX )

Hvis inputprocessen, X(t), ikke er hvid stgj, men
derimod fglger en eller anden model, vil dette vise
sig i estimationen af overfgringsfunktionen. Til at
afhjzlpe dette problem kan der bruges en teknik der

kaldes prewhitening. Fgrst bestemmes en model
for X(t) og der estimeres residualer. Derefter benyt-
tes den samme model til at “filtrere” Y(t) hvorved
der findes residualer for Y(t). P4 de to tidsraekker af
residualer findes derefter krydskorrelationsfunk-
tionen. Ved at benytte denne metode estimeres den
sande overfgringsfuntion (Box and Jenkins, 1976).

Fysiske modeller for vaeksthuse

Temperaturen i et vaksthus er bestemt af de tre
former for varmeafgivelse: striling, ledning og
konvektion. Under ideelle omstendigheder kan
strdlingen beskrives eksakt ved Plancks strilings-
lov, og ledningstabet kan beskrives eksakt ved den
tredimenstonale diffusionsligning. I praksis er begge
dele dog forbundet med en betydelig usikkerhed for
bygningers, herunder vaksthuses, vedkommende.
Det skyldes, at bygninger er meget komplekse
fysiske fznomener. Overfgrsel af varme ved kon-
vektion er under alle omstzndigheder en meget
kompliceret proces som der ikke findes eksakte
fysiske love for. Til praktiske formdl, sdsom dimen-
sionering af varmetab fra bygninger, benyttes der-
for tilneermede metoder (DS418,1986). Den grund-
leggende formel i DS418, er

(14) W=UPAT:-T.)

hvor W er den totale varmeflux gennem en plan
veg, UPS er varmetransmissionskoefficienten, og

N AVABIAA

i

=6 Wiz W /77247

“oTm //{/4/} PN

Fig. 2. Skitse af vaeksthus med to tilstande, temperaturerne T, 08 T .
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T, 0g T, erhenholdsvis inde og udetemperatur. Hvis
man har en uendelig stor vag og temperatur diffe-
rensen henover vaeggen er konstant i tid og rum,
reduceres diffusionsligningen til en stationer,
endimensional version, der har ligningen (14) som
Igsning. Til reguleringsformal er det et problem at
antage stationaritet som i (14). Derfor m4 man have
en dynamisk model, der samtidig er praktisk hand-
terbar. Den grundl&ggende antagelse i det fglgende
er, at varmekapaciteten i et vaeksthus kan opsplittes.
Hver delkapacitet er knyttet til et legeme (eller
luftvolumen), som har en homogen temperatur. Nar
dette legeme indgdr i et specifikt modelsystem, vil
det vare karakteriseret ved sin varmekapacitet og
ved entidskonstant. Tidskonstanten udtrykker, hvor
lang tid det tager “at bevaege sig 63% hen mod
ligevagts tilstanden”. P fig. 2 er skitseret et vaekst-
hus med de vasentlige parametre. En veksthusmo-
del med to varmekapaciteter, svarende til fig. 2, kan
opskrives som en kontinuert tilstandsmodel (Wach-
mann et al., 1990)

9Tn _ 1 m
(15) s = r‘(T- T..)

W = (T m T+ T~ T+ Wt Wi
hvorc_ogc, er de respektive varmekapaciteter, r, og
r, er modstande mod varmeflux, W_er varmeflux
fra solindstrdling og endelig er W, varmeflux fra
opvarmningssystemet. Modellen har séledes to var-
mekapaciteter med hver sin tidskonstant. Den fgrs-
te beskriver indeluften samt bygningsoverflader og
plantedele. Den anden beskriver de mere massive
bygningsdele, inklusiv gulvet et stykke ned. (15) er
en model i kontinuert tid.

Den approksimative fysiske model m i denne
sammenh&ng videreudvikles ved at inddrage stgj-
led, hvorved (15) efter en omskrivning bliver til

(16)
dT, -7k e ] [T,..J
= ™ m X X dt
[de] [z‘c— alr + %) T
T,
A ERSINARECS
RC G G Wi :

eller kort
(17)  dT = AT + BU + de(t)

Her indeholder A og B funktioner af de parametre,
der skal estimeres, mens T og U indeholder tilstan-
de og endelig de(t) er stgjled. Parametrene estime-
res ved at benytte Maximum Likelihood metoden
og numerisk integration. Tidskonstanterne for sy-
stemet (17) kan findes som minus de reciprokke
egenvardier for A matricen. Hvis en egenvardi er
reel fas et eksponentielt henfald, hvorimod der fas
en dempet svingning hvis den er kompleks.
Systemeti (17) er en sdkaldt stokastisk kontinu-
ert tilstandsmodel. Det kan vises at dette system kan
omformes til en overfgringsmodel pé diskret form.
Overfgringsfunktionen bestér, som tidligere om-
talt, af en kvotient af to polynomier. Rgdderne til
polynomiet i n&vneren, p,, henger sammen med
egenverdierne i A-matricen, ki, ved

(18)  pi=ceap(Xi)

Det kan derfor lade sig ggre at estimere tidskonstan-
terne bade ved hjelp af overfgringsmodeller i dis-
kret tid, og ved hj&lp af tilstandsmodeller i kontinu-
ert tid. Det kan udnyttes til en sammenligning af de
to modeltyper.

PRBS signaler

Som omtalt tidligere si opstér der problemer med
identifikation og estimation af overfgringsmodel-
ler nér inputvariablene er korrelerede, samt ndr
stgj-processerne er korrelerede med input-varia-
blene. I den undersggte model er der to input-
variable, dels solinstrdlingen og dels energitilfgrs-
len fra varmesystemet. Da kun energitilfgrsien kan
styres, er denne blevet fastlagt som et Pseudo
Random Binary Signal (PRBS), se (Godfrey, 1980).
Et PRBS-signal har en autokorrelationsfunktion,
som er tet pd hvid stgj, og vil derfor “med stor
sikkerhed” ogsa vare ukorreleret med solindstra-
lingen. Et PRBS signal antager verdien O eller 1,
med mulige skift til tiderne 0, T, 2T, .. . Igvrigt er
signalet periodisk og i virkeligheden determinis-
tisk. Fig. 3 viser et eksempel pd et PRBS-signal med
T=20 timer og en periode p& 300 timer.
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Fig. 3. Pseudo Random Binary Signal (PRBS)
med n=4 og T=20 timer.

Datamateriale

Ved Institut for Vaksthuskulturer maltes i tidsrum-
met 18. maj til 12. juni 1989, en razkke klima og
energivariable pd vaeksthus nr. 11 (Wachmann et
al., 1990). Mélingerne blev opsamlet hver andet
minut, for at kunne fglge variationen over korte
tidsinterval. Ialt blev 19 variable registreret. De
vigtigste var udetemperatur, globalstriling (mélt
udenfor), vindhastighed, nedbgr, indetemperatur
og vinduesdbning. P4 opvarmningssystemet blev
der registreret fremlgbstemperatur, returtempera-
tur og energiforbrug.

Forsggsperioden var ikke ideel i forhold til
forsggets formal. Det var for varmt. Energitilfgrs-
len blev, som tidligere beskrevet, fastlagt efter et
PRBS-signal. Den mindste tidsenhed var pd 20
minutter, og periodelengden var pi 21 timer. Nér
PRBS-signalet var pé 1, blev der tilstreebt en frem-
lgbstemperatur pd 80 grader. N4r signalet var nul
blev den gnskede fremlgbstemperatur sat pé 5 gra-
der. P4 grund af buffer virkningen i rgrene var det
" imidlertid ikke muligt at fi en varmeafgivelse, der
eksakt fulgte et PRBS-signal. I fig. 4 er vist tre
angivelser af varmetilfgrslen. PRBS-signalet fgl-
ger den angivne firkant-funktion. Belastningen af
energisystemet udviser nogle meget kraftige topp-
pe hver gang opvarmningen szttes igang. Det
skyldes at koldt vand fra rgrene i vaeksthuset Igber
ud og erstattes af varmt vand fra det overordnede
energisystem. Det reelle energiinput fra opvarm-
ningssystemet er beregnet ud fra differensen mel-
lem indetemperatur og en gennemsnitlig rgrtempe-
ratur. Dette forlgb stiger langsommere ndr PRBS-
signalet sldr til, men forskellen er iser, at det tager
lengere tid fgr temperaturen henfalder bagefter.

Af hensyn til planterne i vaksthuset var der en
overstyring pd PRBS-signalet. Ved 35 grader &bne-
des vinduerne, og ved 10 grader slog opvarmningen
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til under alle omstendigheder. Nedre grense blev
ikke aktuel. Skyggegardinerne var kgrt 80% for i
hele perioden, for ikke at f4 alt for stort et strilings
input. Til trods for dette var det i en stor del af tiden
ngdvendigt at dbne vinduerne. Luftskiftet der op-
stér ved &bne vinduer er meget svart at modellere.
Det var derfor ngdvendigt at basere estimation af
modeller pa perioder hvor vinduerne var lukkede.
Tilbage var en periode pa 4 dggn fra 3. julitil 7. juli.
Ifig. 5 ses for 4. juli de vigtigste variable optegnet.

Resultater

Som omtalt under afsnittet om statistiske metoder
blev der anvendt to forskellige modeltyper. Dels
overfgringsmodeller, og dels kontinuerte stokastis-
ke tilstandsmodeller.

Overfgringsmodeller

Overfgringsmodellerne analyseredes ved hjalp af
PROC ARIMA i SAS (SAS, 1988). Kgrslerne blev
foretaget pd 1. halvdel, 2. halvdel og pd hele den
uddragne tidsrekke fra 3. til 7. juli. Det var ialt 2699
observationer med to minutters intervaller. Der har
varet undersggt forskellige overfgringsmodeller,
alle af formen

8(B)

(19) T(t)=u+ V(B)E()+ U(B)I(t) + (B)

(%)

hvor T, er den mélte indetemperatur, V(B) er over-
fgringsfunktionen fra opvarmningssystemet, U(B)
er overfgringsfunktionen fra solindstrdlingen og
det sidste led er stgjleddet, som beskriver vaksthu-
sets egendynamik. Disse to inputvariable valgtes
som de vigtigste. Man kunne ogsé have overvejet at
inddrage udetemperaturen, men den varierede ty-
pisk over l&ngere tidsrum end dem der blev foku-
seret pA med denne undersggelse. Vind og regn
kunne ogsa have veret af betydning, men var det
ikke i den betragtede periode.

Hvis man antager at systemet kan beskrives ved
en 2.ordens kontinuert tilstandsmodel, kan det vi-
ses (Wachmann et al., 1990) at det medfgrer den
tilsvarende overfgringsmodel skal have 2. ordens
polynomier 1 n&vneren, og tilsvarende gelder for
tredje orden. For at fa et overblik over ordenen af
overfgringsfunktionerne blev i fgrste omgang esti-
meret en krydskorrelationsfunktion mellem inde-
temperatur og energitilfgrsel pi et natudsnit af
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Fig. 4. Tre forskellige energiinput.

tidsrekken. Indstrdlingen havde ingen betydning
pa dette natudsnit, hvorfor overfgringsfunktionen
fra opvarmning til indetemperatur kunne bestem-
mes uden hensyntagen til indstraling. Den principi-
elle form af krydskorrelationsfunktionen ses i fig.
6. Det bemzrkes at der er en tidsforsinkelse pa 1 til

2 tidsintervaller, dvs. 2 til 4 minutter. Der kunne
altsd fgrst registreres en temperaturstigning nér
opvarmningen havde varet sldet til i 2 til 4 minutter.
Derudover bemarkes det at krydskorrelationsfunk-
tionens relativt lange hale betyder at der mindst skal
benyttes et 1. grads polynomium i nevneren.
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Fig. 5. Plot af klimavariable, 4. juli, 1989.

1 2 3 4 5 10

LAGIS

Fig. 6. Principiel form af krydskorrelationsfunk-
tionen mellem input fra opvarmningssystemet 0g
indetemperatur.

For indstrélingen var der visse instationaritets-
problemer, hvorfor det fgrst undersggtes hvilke
resultater differensning af bide input- og outputse-
rie gav. Da differensning-er en linezr operator vil
krydskorrelationen principielt vaere upévirket af
differensning af begge rakker. Der blev derefter
fittet en ARMA-model til indstrdlingen, og den
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brugtes til at “prewhite” indetemperaturen med. Til
sidst udregnedes en krydskorrelationsfunktion,
mellem indstrdling og indetemperatur, hvilket ses i
fig. 7. Det bemarkes fgrst at der ikke lader til at
vare nogen forsinkelse. Det indikerer alts at inde-
temperaturen i vaeksthuset responderer hurtigere
ndr indstrdlingen stiger, end n&r opvarmningen slas
til.

.q_
w |—
- —
o b—
S

Fig. 7. Principiel form af krydskorrelationsfunk-
tionen mellem solindstrdling og indetemperatur.




Da solindstréling “rammer” hele vaksthuset mens
opvarmning vha. varmesystemet i fgrste omgang er
lokal, mé det siges at vere et rimeligt resultat. For
det andet bemarkes det, at der er to “blgde toppe”
1 krydskorrelationsfunktionen, hvilket ma modelle-
res med mindst et 2. grads polynomium i n@vneren.
P& baggrund af ovennzvnte overvejelser blev fgl-
gende model udvalgt
wo +w B
1+ 6B+ 6,B* + 6382
(20 + Wo + Wi B
14+ 6B +8,B824 683
+ 1-6,B «
1 ¢,B— ¢,B?
Parameter estimater er angivet i tabel 1. Det ses
heraf at den totale spredning pé indetemperaturen
er 5.13 grader. Residualspredningen nér modellen
er estimeret er 0.092 grad. Dette er pga. den kraftige
sammenh&ng mellem tidsobservationemne en lidt
urimelig sammenligning. Det er mere rimeligt at
sammenligne med den prediktionsfejl der frem-
kommer ved blot at benytte den sidst foregdende
observation som estimat. Det giver en spredning pa
0.156 grad. Sa reduktionen bliver altsa fra 0.156 til
0.092 grad, eller 65%. For nzvnerpolynomiet i
stpjleddet opndedes rédderne 0.9963 og 0.9384. De
tilsvarende tidskonstanter fandtes til hhv. 9 timer
og til 30 minutter. Overfgrselsfunktionen for ener-
gitilfgrslen havde i n@vneren en reel rod p4 0.855
og to komplekst konjugerede rgdder. Den reelle rod
svarede til en tidskonstant p& 13 minutter, og de to
komplekse rgdder svarede til en dempet svingning
med tidskonstant og periode p& omkring 10 minut-
ter. Den dempede svingning skal der nok ikke
legges alt for stor vaegt pd, da den muligvis henger
sammen med det patrykte PRBS signal. For input-
variablen indstriling, var denne model ikke stabil,
1 den forstand at der ikke ikke blev opndet nogen-
lunde ens estimater for de tre perioder der er under-
spgt. I fig. 8 ses autokorrelationsfunktionen af
residualerne efter at model (20) er anvendt. Der er
stadigvaek en vis struktur tilbage som ikke er blevet
fjernet af modellen. Men da den partielle autokor-
relationsfunktion nasten var identisk med selve
auotkorrelationsfunktionen, tyder det pa at der ikke
kan opnés de store forbedringer indenfor klassen af
linezre modeller (Madsen, 1989).
Da overfgringsfunktionen for solindstrdlingen

Ti=pt BE,

1/4

e

e
| ; :
T LT e

i
Fig. 8. Autokorrelationsfunktion af residualer
efter model (20) er benyttet.

ikke var stabil ved estimation i (20) blev det forsggt
at foretage forskellige @®ndringer. Ved kun at
medtage et 2. ordens led i nzvneren for solindstré-
lingen blev den mere stabil. Ved denne estimation
og andre med smé &ndringer, opniedes generelt en
kort tidskonstant pd omkring ti minutter, og en lang
pd mellem en halv og en hel time.

Kontinuert tilstandsmodel

Den kontinuerte tilstandsmodel i (16), (17) kan
estimeres ved Maximum Likelihood metoden.
Estimationen blev foretaget ved brug af program-
mel udviklet pd Institut for Matematisk Statistik og
Operationsanalyse p& DTH (Lynnerup, 1989). De
opndede estimater findes i tabel 2. Indsettes esti-
materne i modelligningen fas

dT,, ] _ [ -3.162¢ 3.624 To ]
d, | T | 31502 -s1066 | X | T,
0

ey

o 0
+ [2.0374 64.303 0.95501] x
Ta
W, xdt+[‘fi‘i'f]
Wi :

Egenvardierne til transitionsmatricen i (21) er -
0.8591 og -7.4999, hvilket giver tidskonstanter pa
hhv. 70 minutter og 8 minutter, idet den benyttede
tidsenhed er en time. De tilhgrende egenvektorer er

1.00 -0.73

@D w= [ 0.73 ] v [ 1.00 }

Det ses, at variationer, der fglger den lange tidskon-
stant vil opfgre sig nogenlunde ens for de to varme-
kapaciteter, mens variationer der fglger den korte
tidskonstant vil opfgre sig forskelligt for de to
varmekapaciteter. Det svarer godt med det forven-
tede, at hurtige variationer T, ikke afspejles i T,
mens langsomme svingninger giver ens udvikling i
T, ogT,.
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De fundne tidskonstanter ligger for begge
modeltyper omkring hhv. 10 minutter og 30-60
minutter, hvor den lange tidskonstant er darligst
bestemt. Sammenlignet med andre bygninger er
tidskonstanterne korte, som det ogsd mé forventes
for vaksthuse. Hansen et al., 1986, fandt eksempel-
vis for en lavenergibolig to tidskonstanter pd hen-
holdsvis 25 minutter og 150 timer. Det skal dog
understreges, at tilstandsmodellen er en approksi-
mation. Det virkelige veeksthus bestar ikke kun af to
ideelle varmekapaciteter, men af kontinuerte lege-
mer, der langsomt varmes op fra den ene ende til
den anden. Derfor vil de konstanter der estimeres til
en vis grad afspejle hvilke signaler der patrykkes
systemet, og i denne undersggelse har der varet
fokuseret pa de hurtige variationer. Det ses endvi-
dereitabel 2, at det effektive areal er estimeret til 67
m? Ved at foretage statiske overslagsberegninger
(Wachman et al., 1990), findes visse grenser for det
effektive areal. Afhengigt af forudsztninger om
solhgjde mv. er grenserne fra 46m? til 210m> Det
fundne estimatet kan altsd ikke umiddelbart forkas-
tes. Varmeovergangsmodstanden mellem inde og
ude estimeredes til 0.469 c/kW. Erfaringsmaessigt
ligger varmetabet for et vaeksthus i stgrrelsesorde-
nen 7w pr. m? overflade og pr. grad. Det giver for
det aktuelle vaeksthus 0.43 c/kW, altsd pracis det
samme. Varmekapaciteten ¢, svarende til den hur-
tige tidskonstant, er ca. 4 gange stgrre end varme-
kapaciteten for et tilsvarende volumen tgr luft. Da
¢, bdde beskriver fugtindhold og ydre dele af planter
mé det siges at vere ganske rimeligt. ¢_ er meget
vanskelig at vurdere. Det estimerede tal svarer ca.
til varmekapaciteten af et lag vand pa 0.5 cm. Men
som nzvnt ovenfor er denne stgrrelse temmelig
usikker da et andet forsggsdesign kunne have givet
en anden varmekapacitet.

Sammenfatning

Sammenfattende kan det siges at de to modeltyper
gav sammenlignelige resultater. Den korte tidskon-
stant var i begge tilfelde omkring 10 minutter og
den lange omkring 1 time. Den kontinuerte til-
standsmodel har den fordel at den beskriver syste-
met direkte ved fysisk fortolkbare stgrrelser som
varmeovergangsmodstande og varmekapaciteter.
Til gengaeld er overfgringsmodellerne nemmere at
estimere, og der eksisterer standard software som
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kan benyttes. Begge modeltyper kunne give en
rimelig beskrivelse af variationen af indetempera-
turen pé det foreliggende datamateriale. Men det vil
vere gnskeligt med en lengere tidsrekke fra en
vinterperiode til at validere modellen med.
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Two-factor experiments carried out in a modified split-

block design

Iwona Mejza and Stanislaw Mejza, Academy of Agriculture, Poznan

Summary

The paper deals with two problems, namely, it
gives a unified approach to model building for
observations obtained in designs with a structure

I. Introduction

Let us consider a two-factor experiment in which
factors occur on v and S levels respectively. The real
experiment is such that the levels of the first factor,
say A, compose varieties and the levels of the
second factor, say B, compose nitrogen fertility
levels.

Let us consider a set of experimental units with
the following structure. The experimental material
is divided into R superblocks such that each super-
block contains b blocks and each block contains &
plots. Let the v varieties (levels of factor A) be
arranged on plots of the considered experimental
material in some incomplete block design. Usually,
it is convenient to arrange the varieties in an in-
complete block design, called o-design or -resol-
vable design (cf Patterson & Williams, 1975). In
such a design every treatment is replicated a-times
in every superblock. Hence, the structure of the
experimental material should be such that awv=bk.
In the paper both (general and for o-designs) situ-
ations will be considered.

Let us assume that the blocks in the superblock
are laid out in one strip. Furthermore, each super-
block is divided (crossly to the plots) into S strips in
such a way that every plot is divided into S small
units (subplots). One of the S levels of nitrogen
fertilizer (levels of second factor) is arranged on
each strip of all the plots of the superblocks.

In the first part of the paper we describe the way
of obtaining the linear model based on the scheme
of randomization appropriate to the above structure

close to the structure of an incomplete split-block
design and it provides an analysis of variance for
such data. Some statistical properties of the consi-
dered design are also examined.

of the experimental material. For the obtained line-
ar model the analysis of variance is given.

In the model building and in the analysis of
variance the Nelder’s, 1954, 1965 (Houtman &
Speed’s, 1983, also Bailey’s, 1981) approach is
adopted.

In the second part of the paper we re-examine
some statistical properties of the considered de-
signs.

I1. Model building

Let us assume that a population of experimental
units has the structure described above.

In the paper the strategy introduced by Nelder,
1965, to the model building and to the analysis of
variance is adopted. It means that the starting point
of our derivation of the model is a “null” experi-
ment.

Let us consider the experiment in which all of
the RSbk units receive the same treatment, no mat-
ter which, so called “null” treatment. Let m, dps
denote the yield (conceptual zero yield, true res-
ponse) of the unit at the intersection of the sth plot
and the dth strip within the pth block of the hth
superblock, h=1,.2,.....R, d=1,2,....,S, p=1,2,....,h,
s=1,2,.....k.

It is assumed that the treatments under conside-
ration are homogenous (or additive) in the sense
that the variation of the responses among the avai-
lable experimental units does not depend on the
treatment received (cf Nelder, 1965, p. 168; White,
1975, p. 560). It means that the treatment applied to
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the experimental unit does not change the disper-
sion structure of the model. The treatment has an
effect only on the constant term of the model.

In the paper we consider the four-step randomi-
zation, i.e. the randomization of the superblocks,
the randomization of the blocks (within the super-
blocks), the randomization of the plots (within the
blocks) as in the incomplete block design and
additionally the randomization of the strips.

Suppose that the randomization is performed as
described by Nelder, 1954, i.e., by random permu-
tation of the superblocks (within the total area of
them), then blocks (within the superblocks), plots
(within the blocks) and in the end by random
permutation of the strips.

The four-step randomization can be characteri-
sed by the following variables (similar to those used
by Kempthomne, 1952)

1, if the superblock originally labelled h
receives label in due to the randomiza-
tion of the superblocks,

0, otherwise.

1, if the block originally labelled p of the
hth superblock receives label t due to
the randomization in that superblock,

0, otherwise.

whp =

1, if the plot of the hth superblock of the
pth block originally labelled s receives
. labelf due to randomization in the tth
block of that superblock.
0, otherwise.

t
gh{;a =

1, if the stripe originally labelled d recei-
ves label j due to the randomization of
strips in that superblock,

0, otherwise.

The independence of randomising the super-
blocks, the blocks within the superblocks, the plots
within the blocks and randomising the strips impli-
es the independence of random variables

{a}{wh}{a}{a}

Because of the structure of experimental units, the
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zero yield my  can be expressed in the form

2.1)
My = m.A..+(mh4..-m.<.A)+(mhd4.-mhm)+(mh4p4-mh...)+

hdps
(mhAps-mh4p.)+(m -mh‘ps-mhd..+mh4..)’

hdps
h=12,...,R,d=12,..5,p=12,...b,s=12,..k,
where the usual dot convention is used to denote
means.

The zero yield of the (h,d,p,s)-th unit with

regard to the labels imposed by the randomization,
can be written as

Yijey = E E E E C;;qgwf.,gg.mhdp.-
A d P o

After some operations, the zero-yield can be
expressed as

(2.2) Yiey = g+ pi s + O+ Sis + iy
where L = m_ denotes the mean,

pi =S ch(mn., —m.)
A

denotes the effect of the ith superblock,
ni5 = 3.3 chgi(mua. —ma.).
A 4

stands for the effect of the jth strip in the ith
superblock,

G“ = chzw;’,(mh.pa - mh)
h p

stands for the effect of the tth block within the ith
superblock, the effect of the fth plot within the tth
block of the ith superblock is equal to

¢"’/ = ZZ E c;\w;uyg:n{u(mh.ya - mh.p.)
h p
and the subplot effect (error) is equal to

Eijty = Z Z Z z: c;lqiw;xpg;ém(mhdpt -
h d p o
Mhps — Mpg. — My..)
Some of the statistical properties of the random

variables of the model (2.2) resulting immediately
from the scheme of randomization are as follows:




E(P,) =O, E (nij) =O, E(e“) =0, E(¢i|f) :O, E(eijlf) =0.
R-1)R™% ifi=1,
(23) CO'U(Pi,Pi') = { (_R—la)gl oﬂ ;f : :,é :”
where ol=(R-1)7Y (ms.-m_)?,
A
(§-1)87%02 ifi=1,j=j,
(24) COU(Y],'J',U,V_.,':) = { —5-1 ?1, ifi = i',j #jl’
o, otherwise.

where o2 =[R(S - 1)]"! ; Y cigimpe. —mn ),

(S — 1)(bk — 1)(Sbk)"*a2,
~(S — 1)(Sbk)"10?,
—(bk — 1)(Sbk) %

2.7

Conleijug, €iyop) =

where g

h d 9

Y(u) = Zh: Ed:; z‘:mbdﬂ(“)

denote the pure effect of the uth treatment (combi-
nation) of the plot (h,d,p,s) where m, dps(u) denotes
the pure yield obtained on the plot (h,d,p,s) by
applying the uth treatment instead of the “null”
treatment.

Moreover, let us note that when observing in
reality the response of the unit, any observation
may be affected by a “technical error”, an error due
to some technical inaccuracy in performing the
experiment and due to some error connected with
measurements of the yield (this error is also called
the measurement error).

We assume that the technical errors are inde-
pendent variables, normally distributed, all with the
same expected values equal to 0 and with the same
variance 62, We also assume that the technical
errors are independent of the superblock, strip,
block and plot (unit) effects.

Inthe paper it is assumed that y(u) is constant for
all units, and also that the joint distribution of the
random variables p,, Ny 8., 9, and €y S well as of
the technical error does not depend on the treatment
applied. This means that the complete additivity of
the treatment effects, the experimental unit effects
and the technical errors is assumed.

Finally, let

" (b—1)p~'0h ifi=it=1,
(2.5) Cov(6y,6pp) =4 —b'a} ifi=it#¢,
0, otherwise.

where 0} = [R(b— 1)) 33 chwh,(ma, —mn. ),

(2.6) (k—1k"0d fi=it=t,f=f,
Cov(dus, purary) = —k"f'g' fi=dt=t,f£f,
0, otherwise.

where 03 =33 zciwipy;’,.(mh.,. ~ma)?,
h »

if i ‘.lij=j')t=t’1f=fli
fi=dj=g\t#t ori=dj=7,f#F,
fi=dj#jt# oxi=j#7,f#£F,
otherwise.

2= [R(S = D)ok = D)7 13 chaiuh, Gy (Madse = Mhpe = mpa. + ),

Under this assumption, the observed yield can
be written as
(2.8) Yijtf(u) =y )+ Pt nij+ en + Ot Eijlf + eijlf’
i=1,2,..., R, j=1,2,..., S, t=1,2,..., b, =12, .., &k,
u=1,2,..., vS,

where e, denotes the technical error affecting the
(1,j,t,£)-th unit, with E(eiju):O and

_f ot ifi=d, j=, t=t’, §=P,
(2.9 Cou(e.-,-,,:e;.j:,',:)_{o’ otherwise.

Let us note that the effect of the treatment
(combination) ¥(u) can be expressed as Y(u) =l + @,
+B_+ (aB), , where o denotes the effect of the ath
level of the factor A (varieties), B, - the effect of the
rth level of the factor B (nitrogen fertilisation),
(aB),, - the interaction effects, u=(a-1)§+r,
a=1,2,...v, r=1,2,....S. ‘

The model (2.8) and its variance-covariance
structure can be written in matrix notation, namely

(2.10) ¥y=A4Y+Dp+Gn+ H8+ M'p+ec+e

where y is an nx1 vector of observations, (n=RSbk),
1 denotes the nx1-vector of ones, A’ is the nxv§
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design matrix for the treatments, ydenotes the vSx1
vector of the treatment effects, D’ is the nxR design
matrix for the superblocks, p is the Rx1 vector of
the superblock effects, G’ denotes the nxRS design
matrix for the strips (within the superblocks), 1 is
the RSx1 vector of the strip effects, H’ stands for the

V,=0)(Ir— RJg),
V¢ = 031}2@15 ® (I — k™4 Jy),

V,= Ugln ®(1s— s_le),

nxRb design matrix for the blocks, 0 stands for the
Rbx1 vector of the block effects, M’ is the nxRbk
design matrix for the plots, ¢ is the Rbkx1 vector of
the plot effects, € and e are nx1 vectors of the unit
errors and the technical errors, respectively.

The dispersion matrices of the random terms of
model (2.10) are as follows:

Vg = aZIR @ (L — 57'3,),

V. =0Ip® {Is ® (Tex — (bk) " Tpi )+
+(Is — S7136) B Jor — (Tone — (SBE) T sen)},

V.=o1, J.=1.1;

The variance-covariance structure of the linear model (2.10) has the form:

(2.11)

IT1. Analysis of variance

The statistical analysis of the model (2.10) can be
based on the Nelder’s (1965) (cf Houtman & Speed,
1983) approach applied to the multistrata experi-
ments with an orthogonal block structure (we will

Po=n"1J,, r(Po)=1,
P, = (bk)"'G'G— (Sbk)"'D'D,
r(P3) = R(b-1),
P;=1,-Py—~P, —-P;-P3—P,,

P, = (Sbk)"'D'D — n~'J,,
r(P;) = R(S-1),
P, = S-'M'M - (Sk)"'H'H,

Cov(y) =V =D'V,D + G'V,G + H'V,H + M'VeM + V., + 021

see later that our design has such a structure). In this
approach the set of pairwise orthogonal projectors
P, 1=0,1,2,3,4,5, summing to the identity matrix,
plays an important role.

In our case we have

r(P1)=R-1,

P, = (Sk)""H'H—(5bk)"'D'D,
r(Py) = Rb(k - 1),

r(Ps) = R(S - 1)(bk — 1).

Then, the variance - covariance matrix V can be written as

(3.1) V=AP+AP+AP+AP +A P +AP,,

where

Ao =02 X\ =Sbkol+0?, X =bkol+0?, Ay =Skoi+o? Ai=S0j+0? As=ol+a?,

From (3.1) and from the properties of the projectors P, f=0,1,2,3,4,5, it follows that the considered designs

have an orthogonal block structure (cf Nelder, 1965).
From the properties of matrices P, it follows that

VP, = APy, f =0,1,2,8,4,5, V-1 =)\ Po+ APy + ;P2 + A P3 + A7'P, + A;'Ps.

Assuming that strata variances A are known - the overall analysis can be based on the normal equation for

Y
(3.2) AP=Q

where

A=A AL+ AT A 3T A+ ATTA + AT As,

Q= 2"Q+27'Q2 + 331 Q3 + 237'Qu + 25 Qs,
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A;=AP;AY, f=1,2,34,5,

Q!=APIYa f=13213s435'



However, the variance components A, A, A, A, A,,
A, are usually unknown. In the situatlon cons1dered
in the paper, the so called within stratum analysis
can be helpful. The within stratum analysis is based
on the model (3.3)
y=Py, E(y)=P A", Cov(yr)=lfPf, f=1,2,3.4,5.

The linear models (3.3) have singular covarian-
ce matrices. It can be proved (see for example,
Bailey, 1981, Houtman & Speed, 1983) that the
BLUE’s of the estimable linear functions in models
(3.3) are equal to the BLUE’s obtainable by the
simple least squares method i.e. by the method
which is based on the linear model
(34) y; = Pfy7 Cov()’;) = ’\IIv f=123,4
(This result follows also immediately from the
Theorem 8.2.1 (i) in Rao & Mitra, 1971).

Note that in this case the normal equations have
the form

(3.5) AP;Ar; = APy,

ie, Al =Qy [f=1,23,4,5

The estimability of a contrast ¢’y within the fth
stratum can be verified by the criterion ¢’A [ A =
¢’ (cf Rao & Mitra, 1971, Theorem 7.2.1).

From the fact that A 1 =0 we have that if a linear
function c’yis estimable in any stratum then it must
be a contrast, i.e. ¢’1 = 0.

If the contrast ¢’y is estimable within the fth
stratum then its BLUE within tllf_it stratum has the
form (cTy)=c’¥’,, wherey’=A |, Q,, is a solution of
the normal equation in stratum f. The within stra-
tum variance of (cT'y) isequal to Ac’A (c,ie.
var((cTy)) = A¢’A ¢, for f=1,2,3, 4 5.

The analySIS of data obtained in the considered
design usually contains the test of general and
particular hypotheses. The tests can be obtained
from the within stratum analysis of variance as
given in the Table 1.

Table 1. Analysis of variance for the stratum f

Source of

variation - df. S.S. E(S.S.)
Treatments (in f) v, SST, vaKf +YAy
Error (in f) vy  SSE, v,

Total (in f) 12 SSY, VA +YAY

The symbols occurring in the Table 1 denote
SSY =y’Py - the total sum of squares,
SST=y’PA’A | AP Y - the treatment sum of squares,
SSE=SSY, SST - the error sum of squares,
vazr(Af), vr=r(Pf), VeV, for the fth stratum,
f=1,2,3,4,5.

If the normal distribution of the random terms
of the linear model (2.10) is assumed then it is easy
to obtain the exact tests (F-tests) of the hypotheses
H,:YAy=0,£=1,23,45, or the test of some sub-
hypotheses defined by the contrast ¢>y estimable in
that stratum, ie., H* :¢’y=0 , where ¢’1=0 and
CA As=c.

The hypothesis H*  can be tested in every
stratum in which the contrast is estimable. The
combined test can also be used to improve the
statistical properties of the stratum tests.

Let us note that the hypothesis H . depends on
the structure of the matrices A.. In some cases the
experimenter is interested in other hypothesis, not
in this one. Then he defines the hypothesis as
H _:Ty=0. It means that in the structure of the matrix
T the experimenter can include the interesting
hypothesis concerning the effects of the levels of
the factor A, the factor B and the interaction effects.

The procedure of testing the hypothesis H :Ty=0
can be as follows:

3 Tf’

1) It is necessary to check the testability of the
hypothesis in the fth stratum (for example by
the criterion TA [ A=T);

2) If the hypothesis is testable in the fith stratum
then its test is based on the F statistic of the form
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F=[Q/A [ T(TA ,T)TA ,Q/i(T)I/(SSE/v,),
which under H_ has the central F distribution
with r(T) and v, degrees of freedom;

3) If the hypothesis H_ is not testable in any stra-
tum then it should be divided into partial sub-
hypothesis, testable in particular strata. The
general test can be based for example on the
partial tests utilising the information from many
strata (cf Miller, 1981, § 2.3).

4) If the hypothesis H_ is testable in some stratum
then the stratum test can be used. To improve
the statistical properties of the stratum tests the
combination of the tests can be helpful (cf
Prasad & Subramanyam, 1986).

A, = (Sbk)'N;N; —n~lrr,
Ay = (bk) ™ NaN; — (S0k) "N Ny,

Finally let us note that precision of comparisons is
highest in the last (fifth) stratum. Hence, the expe-
rimenter should plan the experiment in a way to
contain nearly whole information about contrasts in
the last stratum (if possible).

Let us note that the matrices A, f=1,2,3,4,5, play
the main role in the analysis of the considered
design. Usually, they are expressed by some inci-
dence matrices connected with the structure of the
design. Let N =AD’, N,=AG’, N.=AH’, N,=AM",
denote the incidence matrices representing treat-
ments vs. superblocks, treatments us. strips, treat-
ments vs. blocks, treatments vs. plots. Then partial
tests utilising the information from many strata (cf
Miller, 1981, § 2.3).

r=Al,s (vectorof treatment replications),

As = (SK)'N,N,, — (SbK)IN,N;, A, = S'N,N,, - (Sk)~' NNy,

As = R* — (bk)"'N,N, — S7' NN, + (§6k)"'N;N;,

R* = diag(r1,72, ..., Tys)-

For the o-resolvable incomplete block design we have:

A =0, A, = Ro?(bk)'[3,0(Ts— S713s)], As=(Sk)!(NN'-oa?Rb13,)07s,

Ay =S (Ral, - k"'NN) & I,

As = Ra[I, — (bk)™'3,] @ Is — RaS-)(I, - v-'3,) & Js,

where N denotes the incidence matrix of o-resol-
vable design used for the factor A (varieties).

From the structure of these matrices it follows
(for a-designs) that:

1) all of the contrasts concerning the levels of the
factor B are estimable with full efficiency in the
second stratum (cf Houtman and Speed, 1983);

2) in the third and fourth strata the contrasts con-
cerning the levels of the factor A (varieties) are
estimable with efficiency €, =w/(kRa) and
g,=1-0/(kRa), where @, are eigen values of the
matrix NN’ different from okR;

3) all of the interaction contrasts are estimable
with full efficiency in the fifth stratum.

Because of desirable statistical properties we pre-
fer the ai-designs for applications. It is worth to note
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that the most of them are very effective, i.e., have a
large efficiency factor (cf Patterson & Williams,
1975). It means that in such a case we can use the
fourth stratum as the final one for the whole analy-
sis concerning varieties.

IV. Example

Let us consider an example characterising the struc-
ture of the considered design. As the starting in-
complete block design for varieties we use the BIB
design with parameters v=5, k=2, r=4, b*=10 (Plan
11.2, Cochran & Cox, 1957) with the incidence
matrix N of the form

1001010010
1010001001
N=(0101001100
0100110001
0010100110




Let $=3. Then the (unrandomized) plan of considered design can be as follows:

Superblock 1

strips block 1 block 2 block 3 block 4 block 5
1 2 3 4 2 5 1 3 4 5

! | 1 | ]

B ! ! \ ' '

"R RO A U P
Bz - - + —_— —-]._.._. —_— 1l - - -—.-L_-— e | e
B, ! l | : ! [

Superblock 2
strips block 1 block 2 block 3 block 4 block 5
1 4 2 3 3 5 1 5 2 4
[ | [ ! |

B ! t | ' j .

1 ‘__f‘“‘_r—”_ﬂ““_A*—&“J-ﬁ
B, L 4+

o e i el et e e e e |

B3 | ! | I |

The B, B, BB, denotes the levels of the factor B.

The BIB design used for treatments (and the
whole design also) is the 2-resolvable incomplete
block design. The efficiency factors are equal £,=3/
8 and £,=5/8 for all contrasts among the varieties.
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Planer for vardiafprgvning af sorter

Designs for variety trials

Kristian Kristensen

Resumé

P4 baggrund af sortsforsgg udfert i vinterhvede og
vérbyg ved Statens Planteavlsforsgg samt i vinter-
hvede under Landskontoret for Planteavl blev der
beregnet varianskomponenter for de variationskil-
der, der har betydning for den sikkerhed, hvormed
sorterne sammenlignes. For forskellige planer blev
beregnet et estimat for den forventede spredning p&
differensen mellem to sorter samt sandsynligheden

Summary

Variance components were calculated for winter
wheat and spring barley in Denmark. Variance
components for year by variety were in both crops
greater than location by variety. For a number of
possible designs estimates of the standard error of
variety differences were calculated together with
the probability of proving a real difference of 5 hkg/
ha in winter wheat respectively 3 hkg/ha in spring
barley.

Indledning

Sortsafprgvning foreglr i dag flere steder i Dan-
mark. Séledes foretager b&de Landskontoret for
Planteavl og Statens Planteavisforsgg hvert ar af-
prévninger i en rekke afgrgder. Statens Planteavls-
forsgg foretager den officielle afprgvning. Et til-
fredsstillende resultat her er en betingelse for, at
sorten kan certificeres og dermed forhandles her i
landet. Det er derfor vasentligt at vide, hvor gode
eller darlige afprgvningerne er. De stramme gkono-
miske betingelser for is@r den officielle afprgvning
har desuden aktualiseret behovet for at kunne
sammenligne alternative planer, bl.a. med henblik

for at kunne pavise en udbytteforskel pd 5 hkg/ha i
vinterhvede henholdsvis 3 hkg/ha i varbyg.

Sammenligning af planerne viste, at man kan
opnd den samme sikkerhed som i dag med ferre
ressourcer, hvis man er villig til at strekke afprgv-
ningen over flere &r. En afkortning af afprgvnings-
tiden med 1 &r vil betyde en darligere sikkerhed,
hvis ressourcerne ikke samtidig gges sterkt.

Comparison of the designs showed that the
same confidence could be established with less
ressources, if the duration of the testing was exten-
ded to more years. A reduction of the duration of the
testing from three years to two years would cause
the confidence to decrease if the ressources alloca-
ted were not increased.

pd at vurdere konsekvensermne af eventuelle ned-
skeringer 1 afprgvningen.

Ved afprgvningen og den efterfglgende afgp-
relse af, hvilke sorter, der skal godkendes, kan de
fejl, der matte begds, inddeles i to typer: I) godken-
delse af sorter, som ikke er bedre end sammenlig-
ningssorten (den sort der sammenlignes med) og IT)
diskvalificering af sorter, som er bedre end sam-
menligningssorten. Sandsynligheden for at god-
kende en sort, som ikke er bedre end sammenlig-
ningssorten, kontrolleres af det testniveau, man
benytter, og er normalt hgjst 5%. Derimod er sand-
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synligheden for fejlagtigt at diskvalificere en god
sort afhengig af bdde den plan, der benyttes, og
forskellen mellem de to sorter, der sammenlignes.

Som mél for om de benyttede planer er gode
eller dérlige, findes flere udtryk. Det simpleste
udtryk er variansen pé differencen mellem to sorter,
som bl.a. er benyttet af Elandt (1963) og Sandvad
(1974). P4 baggrund af variansen kan beregnes en
rekke andre mél for en given plans effektivitet.
Talbot (1984) benytter en kritisk vardi, som sikrer
en tilpas lille sandsynlighed for, at en ny sort
tilfeldigt bliver betragtet som bedre end standard-
sorten - en LSD-vardi. Sandsynligheden for fejlag-
tigt at diskvalificere en ny sort kan beregnes ud fra
testens styrke, og er ligeledes benyttet af Talbot
(1984). Den forventede gevinst ved at benytte de
godkendte sorter i stedet for en “blanding” af alle
sorter er benyttet af bl.a. Robinson (1984) og Talbot
& Robinson (1987).

De her nevnte mal er som nzvnt baseret pd bl.a.
variansen pa differensen mellem to sorter, og den
plan, der har den mindste varians pa differensen, vil
derfor ogsd oftest vaere den, der er bedst, ndr en eller
flere af de andre mal bruges. Forskellen mellem
disse mal bestér séledes vasentligst i deres evne til
at anskueligggre den praktiske betydning af, at gi
fra en plan til en anden.

Datamateriale

Statens Planteavlsforsgg udfgrer hvert &r sortsfor-
sgg i mange arter. Til denne opgave valgtes det at
benytte alle tilgengelige data fra sortsforsgg med
vinterhvede og varbyg, som er startet i afprgvnin-
geni19860g 1987. Ved en afprgvnings start har der
vearet mange sorter i afprgvningen. For at undga for
store blokke blev grupper pé ca. 12-14 nye sorter
udlagt i hver sit forsgg (afdeling). Sorterne blev
grupperet efter anmeldelsestidspunkt. I hver afde-
ling har der desuden varet udlagt 2 mlesorter. 1
vérbyg har en af disse varet en sortsblanding. Efter
1. &r reduceres antallet af sorter, hvorfor der i en
afprgvnings 2. og 3. ar er faerre afdelinger - oftest
kun 1 afdeling. I det fgrste &r har de nye sorter kun
varet afprgvet pa 4-6 steder, mens de i 2. og 3. &r har
vaeret afprgvet pd 10-12 steder. Antal sorter, steder
og afdelinger fremglr af tabel 1. P4 grund af et
ufuldstendigt datamateriale, specielt i 1986, er der
kun 1 afdeling i dette &r.
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Tabel 1. Oversigt over det benyttede datamateriale
fra Statens Planteavisforsggs afprgvninger.

Antal
Afgréde Ar  sorter steder afd.
Vinterhvede 1986 11 6 1
Vinterhvede 1987 19 12 2
Vinterhvede 1988 29 11 3
Vinterhvede 1989 18 11 1
Vinterhvede i alt 29 13 7
Vérbyg 1986 9 4 1
Vérbyg 1987 32 5 4
Varbyg 1988 40 10 3
Varbyg 1989 19 10 1
Vérbyg i alt 40 10 9

I alle afprgvninger var der pa hvert sted, i hvert
ar og i hver afdeling to forsgg. I vinterhvede var der
i 1986 og 1987 forsgg, uden vekstregulering, men
med svampebekampelse. I 1988 og 1989 var der
forsgg, uden svampebekempelse, men med vaks-
tregulering. I alle 4 &r har der i vinterhvede desuden
veret forsgg, hvor alle parceller var med bide
svampebehandling og vakstregulering. 1 vérbyg
var der alle &r et forsgg med svampebeka@mpelse og
vaekstregulering og et forsgg uden svampebekam-
pelse men med vakstregulering i hver afdeling p&
hvert sted. Forsggene var udlagt som randomisere-
de split-plot forsgg med 3-4 blokke pr. forsgg og
behandlinger som helplot-faktoren. Udbytte af kerne
omregnet til hkg/ha er benyttet. Dataindsamling og
-validering er foretaget af Afdeling for Sortsaf-
prgvning, Tystofte (Jensen, A., 1990, personlig
meddelelse).

Ved landboforeningerne udfgres hvert ar en
rekke sortsforsgg. Disse udfgres neasten alle af
konsulenter hos landmand. Antallet af forsgg det
enkelte &r er meget stort, hvilket muligggr en opgg-
relse for hver landsdel. Fordelingen af disse forsgg
péregioner i de benyttede 4 &rs data fremgdr af tabel
2.

Forsggene fra Landskontoret for Planteavl er
ikke placeret hos de samme landmand ar efter Ar.
Derfor er der ikke her gjort forsgg pé at stedbestem-
me forsggene nermere end til de ovennavnte regi-
oner. Forsggene var udlagt som blokforsgg med 4-




Tabel 2. Oversigt over antal benyttede forsgg fra Landsforskontoret for Planteavl.

Afgrgde Regioner . 1986
Bornholm
Sjzlland
Lolland-Falster
Fyn

@stjylland
Nordjylland
Vestjylland

I alt

Vinterhvede

—
h W Lh 00 W WO W

(W8]

1987

1988 1989 I alt

3 4 4 14

11 13 17 51
4 2 3 12

11 7 7 28
19 15 17 59
9 12 15 41

8 8 11 30

65 61 74 235

Tabel 3. Oversigt over antal sorter i hvert af &rene i de forsgg, der blev benyttet.

Afgrede 1986 1987

Vinterhvede 15 18

1988

1989 I alt

22 19 33

5 blokke pr. forsgg. Udbytte af kerne omregnet til
hkg/ha blev benyttet.

I de 235 forsgg var der i alt 1373 sortsgennem-
snit. Disse gennemsnitstal er indtastet fra Tabelbi-
lag til Landsforsggene (Ullerup 1989 og 1990 samt
Skriver 1987 og 1988) af Plantevaernscentret (Jgr-
gensen, Lise Nistrup, 1990, Personlig meddelelse).

Statistiske metoder

Beregning af varianskomponenter

Forspg opgjort ved Statens Planteavisforspg

Det er antaget at den totale varians for udbyttet i en
enkelt parcel kan beregnes séledes:

2
oy =0l +o} +oly +os+of toky +
oy +oi+ol

hvor 6% = variansen p4 udbyttet i en parcel

¢’ = varianskomponenten for lokaliteter
¢%, = varianskomponenten for ir

¢? , = varianskomponenten for lokalitet x &r
o’ = varianskomponenten for sorter

o’ = varianskomponenten for sort x lokali-

tet
¢”, = varianskomponenten for sort x &r
0%, = varianskomponenten for sort x &r x
lokalitet

o?, = varianskomponenten for afdeling in-
den for lokalitet og ar
62p = forsggsfejlen i det enkelte forsgg.

Forsgg udfprt af Landskontoret for Planteav!
Det er her antaget, at den totale varians for udbyttet
i en enkelt parcel kan beregnes siledes:

ok =ock+o} +oky +ol+oip+

2 2
oky + o%yr+ oF + ofs + o}

hvor 6%, = varianskomponent for region
6%, = varianskomponent for region x &r
6%, = varianskomponent for sort x region
o%,x= varianskomponent for sort x r x regi-
on

N

¢?, = varianskomponent for forsgg inden
for &r og region
6%, = varianskomponent for forspg x sort

inden for &r og region,
mens gvrige symboler har samme betydning som
ovenfor.

Alle forspg

Varianskomponenterne blev beregnet i to trin.
Forsggsfejlen blev beregnet pd baggrund af data fra
hver parcel som residualvariansen i en variansana-
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lyse med blok og sort som faktorer. Alle data fra
forsgg opgjort ved Statens Planteavlsforsgg blev
benyttet til beregning af estimatet for opz for disse
forsgg. sz for forsggene ved Landskontoret for
Planteavl er estimeret pd baggrund af de forsgg, der
er udstationeret af Statens Planteavisforsgg. I det
andet trin benyttedes sorternes gennemsnitsudbyt-
te pr. forsgg (og afdeling) og varianskomponenter-
ne blev beregnet ved at opskrive forventningsver-
dierne for variansanalysens “mean-squares” og lgse
det derved fremkomne ligningssystem. Beregnin-
gerne i det andet trin blev udfgrt ved hjzlp af
proceduren VARCOMP i SAS (SAS Institute Inc,
1985). Varianskomponenten for 6%, blev dog be-
regnet som differensen mellem error-variansen i
proceduren VARCOMP og variansen pd sortsgen-
nemsnittet pr. forsgg.

Variansen pa differensen mellem to sorters
gennemsnitsudbytte

Under forudsztning af at varianskomponenter esti-
meret pd baggrund af et szt &r, kan antages ogsi at
gzlde i de nermest fglgende Ar, kan variansen pa
differensen mellem to sorter beregnes for en given
plan. For planer, hvor begge sorter har vaeret place-
ret i samme afdeling og varet med i de samme
fors@g, bliver estimatet for sortsdifferensen mellem
sortiogi’idrj:

S | — —
Df = — 3 2(Xiin — Xirie)
m; x

hvor iijk = det gennemsnitlige udbytte for sort i
pé lokalitet k1 &r j.

m, = antal lokaliteter i &r j

Variansen pa dette estimat bliver:

op, = 20o%y + (08 + 8y)/m; + 0,/ (m;b)]

hvor b=1/%(1/8) = det harmoniske gennem-
snit af antal blokke pr. forsgg.

Estimatet for differensen efter y &rs afprgvnin-
ger kan beregnes som et vaegtet gennemsnit af de
enkelte &rs estimater:

D¥ =y v D¥
hvor X v,=1
v, = vaegten for r j
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De benyttede vaegte er oftest proportionale med
antal forsgg i de enkelte &r, s&ledes at vi har

v, = mj/M
hvor M = Zm,_= totale antal forsgg.

Variansen pd estimatet for differensen efter y &r
bliver:
oh = S mich, +4ck T3 myz)
M 7 5
hvor m, = det antal forspg, som er placeret pé
samme lokalitet i b&de ar j og j'.

Sorter i forskellige afdelinger

I ovenstéende beregninger er det forudsat at de to
sorter, der sammenlignes, i alle forsgg har ligget i
samme afdeling. Hvis dette ikke er tilfeldet, indfg-
res der en ekstra usikkerhed, nir sammenligningen
skal ske via en eller flere felles milesorter i de to
afdelinger. Den ekstra usikkerhed kan indfgres i de
ovennavnte formler ved at multiplicere de led, som
indeholder 62 , med en konstant ¢, hvor ¢ er givet i
tabel 4.

Tabel 4. Multiplikationsfaktor for leddene med czp,
nér der sammenlignes sorter, som har veret place-
ret i forskellige afdelinger.

Antal malesorter

benyttet i den Faktor
indirekte sammen- c
ligning
1 2.00
2 1.50
3 1.33
4 1.25
5 1.20

Inddeling af forsgg i regioner

Forsggene udfgrt af landboforeningerne kan indde-
les i regioner. I dette materiale er benyttet 7 regio-
ner (figur 1). Variansen pé estimatet for en sortsdif-
ferens i en enkelt region kan beregnes som skitseret
ovenfor. I planer, hvor forsggene har veret gruppe-
ret i regioner, f&r vi analogt til ovenstdende fglgen-
de estimater og varianser pi disse:




I P -
Dy = ;;(X ik, — Xojn)

hvor Xjk_ = det gennemsnitlige udbytte af sort i
for alle forsgg i region ki &r j

r = antal regioner.
op, = 2Aody +((2 - ;r)agn + oy ) +
ksl (v F) + o3 /(r D))

hvor f=1/T(1/f)
= harmoniske gennemsnit af antal forsgg pr.
region

b antages at vere konstant i alle regioner (eller
s4 nar konstant, at variation fra region til
region kan negligeres).

1

4 = g Z D;;'

’
op =2[osy/y+ (1~ ;)Ugn/" +0gya/(ry) +
ors/(ry) + 2055 30 3" nije + op/(ry b))
E 2]
hvor fogh antages at vare konstante i alle &r

(eller sd neer konstante, at variation fra &r til ar kan
negligeres).

n, . = det antal forsgg, som er placeret pd samme
lokalitet i bdde &r j og j’

Teststyrke

Nér der udfgres en sammenligning af to sorter -
f.eks. ved hjzlp af en LSD-vzardi - kontrollerer man
kun direkte sandsynligheden for fejlagtigt at be-
tragte to sorter som forskellige, selv om de i virke-
ligheden er ens. Ved brug af LSD pé 5%-niveauet,
er denne sandsynlighed 5% for den enkelte sam-
menligning.

Sandsynligheden for at pavise en sand forskel
mellem to sorter er derimod ikke konstant, idet den
afhenger af den sande forskel mellem de to sorter.
Er den sande forskel siledes lille (sammenlignet
med spredningen pa forskellen) er sidstnzvnte
sandsynlighed kun lidt stgrre end test-niveauet. Er
den sande forskel mellem to sorter meget stor, vil
sandsynligheden for at pivise denne veare tet pi
100%. Nar den sande forskel er af samme stgrrelse
som LSD-vardien, vil sandsynligheden for at pAvi-
se denne vere ca. 50%, idet den beregnede diffe-
rens i ca. halvdelen af tilfeldene vil vare mindre

end LSD-vardien, og i den gvrige halvdel vere
stgrre end LSD-verdien.

Et mere pracist billede af sandsynligheden for
at pavise sortsforskelle af en bestemt stgrrelse kan
fas ved at beregne teststyrken for forskellige sande
forskelle. Teststyrken kan beregnes ud fra den ikke-
centrale t-fordeling. Denne har to parametre: antal
frihedsgrader, v, for variansen pi differensen og
ikke-centralitetsparameteren, 8, som er kvotienten
mellem den reelle forskel og spredningen pé diffe-
rensen, dvs. 8 =d/c. I tabel 5 er teststyrken vist for
nogle kombinationer af v og 8.

Tabel 5. Teststyrke ved brug af LSD-vardien pa
5%-niveauet beregnet for nogle kombinationer af
frihedsgrader, v og ikke-centralitetsparametre, & =
dfc . Her er d den sande forskel mellem de to sorter,
der sammenlignes, og G, er spredningen pA estima-
tet p4 differensen mellem de to sorter.

) 1 2 4 10 20 oo
0.00 005 005 005 005 005 005

0.50 009 0.10 0.11 0.12 0.12 0.3
1.00 0.13 0.17 021 024 025 0.26
1.50 0.19 027 035 040 042 044
200 025 038 050 059 061 0.64
250 030 050 066 075 078 0.80
300 036 062 079 087 089 091

350 042 072 0.89 095 096 097
400 047 080 094 097 098 099
450 052 087 098 099 1.00 1.00
500 057 092 099 100 100 1.00

Resultater

Varianskomponenter

Forspg opgjort ved Statens Planteavisforspg

I tabel 6 er de estimerede varianskomponenter vist
for vinterhvede og virbyg. Nar sorter, der skulle
sammenlignes, har varet med i de samme forsgg,
har kun varianskomponenter i tabellens fire neders-
te linier betydning for den sikkerhed, hvormed
sorterne kunne sammenlignes. Det ses, at varians-
komponenterne for vinterhvede var vasentlig stgr-
re end for varbyg. Det gjaldt bdde de varianskom-
ponenter, som har betydning for sikkerheden pé
sortssammenligningen og variationen mellem sor-
ter, &r og lokaliteter. MAlt i hkg/ha var der ikke s&
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Figur 1. Skematisk oversigt over inddelingen af forspg i regioner.




stor forskel mellem sorter af varbyg som mellem
sorter af vinterhvede. For begge arter fandtes, at
varianskomponenterne for &r x sort var vasentlig
stgrre end varianskomponenterne for lokalitet x
sort, hvilket betyder, at sortsdifferenserne variere-
de mere fra &r til r end fra lokalitet til lokalitet.

Tabel 6. Beregnede varianskomponenter for for-
s@g udlagt uden svampebekampelse eller vakstre-
gulering (kolonne 1 og 4), med svampebekampel-
se og vekstregulering (kolonne 2 og 5) samt gen-
nemsnit heraf (kolonne 3 og 6).

Variations-  Vinterhvede Varbyg

arsag 1 2 3 4 5 6
Ar 148 387 297 57 88 6.7
Lokalitet 73.6 56.0 822 94 14 4.7
Ar x lokalitet 45.7 57.4 47.8 12.6 13.5 12.7
Afdeling 79 78 81 63 54 57
Sort 78 61 51 1.7 28 1.2
Ar x sort 8.1 65 72 25 23 3.0

Lokalitet x sort 2.4 00 05 05 06 0.6
Ar x lokalitet

x Sort 170 99 167 4.6 40 4.0
Forsggsfejl 14.8 12.0 134 84 9.6 9.0

For vinterhvede var de varianskomponenter, som
har betydning for sikkerheden pa sortsdifferenser,
mindre nir der bide udfgrtes svampebekampelse
og vakstregulering (kolonne 2), end ndr en af disse
ikke udfertes (kolonne 1). En tilsvarende forskel
fandtes ikke i varbyg (kolonne 5 og 4).

Forspg opgjort af Landskontoret for Planteavl

I tabel 7 er vist varianskomponenter for sortsforsgg
i vinterhvede opgjort af Landskontoret for Plante-
avl. Varianskomponenten for ir x sorter var ve-
sentlig stgrre end varianskomponenterne for region
x sort og &r x region x sort, hvorfor sortsdifferenser-
ne varierede vasentlig mere fra &r til &r end fra
region til region. Da varianskomponenten for loka-
litet x sort var relativ stor, har sortsdifferenserne
ogsé varieret meget fra lokalitet til lokalitet inden-
for region og &r.

Tabel 7. Beregnede varianskomponenter for for-
s¢g med vinterhvede uden svampebekempelse og
uden vakstregulering opgjort af Landskontoret for
Planteavl.

Variationsarsag Varianskomponent
Ar 105.0
Region 25.5
Arx region 1.7
Lokalitet 1024
Sort 5.8
Ar x sort 234
Region x sort 27
Ar x region x sort 3.5
Lokalitet x sort 19.4
Forsggsfejl 14.4

Sikkerhed i forskellige planer

For at vurdere effekten af at benytte forskellige
planer, er der beregnet to stgrrelser: spredningen pé
differensen mellem to sortsgennemsnit samt sand-
synligheden for at pdvise en sand forskel p& 5 hkg/
haivinterhvede og 3 hkg/haivarbyg. Disse forskel-
le svarer til ca. 30% af variationsbredden mellem
den hgjstydende og lavestydende sort.

Forspg opgjort ved Statens Planteavisforspgg
I de seneste 4r er alle nyanmeldte sorter blevet
afprgvet ved to behandlinger i alle forsgg. I det
forste afprgvningsér blev alle sorter afprgvet pa ca.
5 steder. Ca. 50% af sorterne fortsatte til afprgvning
i andet og tredie &r. I andet og tredie &r blev sorterne
hvert &r afprgvet pd ca. 10 faste forsggssteder
(hvoraf ca. 5 ogsd blev benyttet i det fgrste ar). De
opndede sikkerheder ved denne plan er vist i de 6
gverste linier i tabel 8 og 9. Herefter fglger bereg-
ninger for 3 reducerede planer, 3 alternative planer
med approksimativt samme sikkerhed, som i de
nuverende plane