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Die Auswertung von Versuchsserien balancierter
und unbalancierter einfaktorieller Blockanlagen
A-Bl mit Hilfevon SAS

Die varianzanalytische Auswertung von Versuchsserien mit statistischer Standard-Software ist im Falle
orthogonaler Versuchsserien und balancierter Daten problemlos durchzufihren. So bietet beispielsweise
die SAS-Prozedur MIXED fur alle Modelle mit fixen und zuféligen Effekten adaguate Losungen. Im
Falle unbalancierter Daten ist eine Auswertung als gemischtes Modell mit der REML-Methode prinzipiell
maoglich. Die Verwendung multipler Testprozeduren mit der Prozedur MIXED ist aber mit einem Ach-
tungszeichen zu versehen. Die Ergebnisse multipler Testprozeduren mit versuchsbezogenem Risiko 1. Art
sind fur gemischte Modelle - wenn die fixen Stufen des zu vergleichenden Faktor nicht in alen Einzelver-
suchen dieselben sind - nicht verwendbar. Alternativen sind dann beispielsweise die Bonferroni-, die
Sidak-Prozedur oder das Simulationsverfahren von EDWARDS und BERRY . In dieser Arbeit wird auch
ein Kompromiss fur eine Versuchsserie gegeben, die in den Orten und Jahren nicht orthogonal ist. Des
weiteren wird ebenfalls am Beispiel einfaktorieller Blockanlagen A-Bl die Auswertung von Versuchsse-

rien auf der Grundlage von Priufgliedmittelwerten der Einzel versuche betrachtet.

1 Einfihrung

Der Feldversuch kann as einzelner Versuch nur tber die
Wirkung der Prifglieder am jeweiligen Versuchsstandort und
im jeweiligen Jahr eine Aussage liefern. Das ist im algemei-
nen eine wesentliche Einschrankung, denn es geht gerade im
Freilandversuch darum, die Prifgliedwirkung unter Beach-
tung der Wechselwirkung zwischen Prifglied und Umwelt
durch die Auswertung einer geplanten Versuchsserie an
verschiedenen Versuchsstandorten und in verschiedenen
Versuchgahren einzuschétzen. Der Vorteil einer geplanten
Versuchsserie liegt darin, dass fur die Einzelversuche dassel-
be varianzanalytische Modell und damit dieselbe - natirlich
jewells neu randomisierte - Versuchsanlage zugrunde gelegt
wird und dass in allen Einzelversuchen dieselben Prifglieder
eingesetzt werden, d. h. deren mittlere Wirkung hinsichtlich
der Wiederholungsanzahl mit der gleichen Genauigkeit
geschétzt wird. Zur somit formulierten Voraussetzung der
Balanciertheit, gleiche Wiederholungsanzahl der Prufglieder
in den Einzelversuchen ohne Fehlwerte, und der Orthogonali-
tét der Prifglieder, in alen Einzelversuchen werden diesel-
ben Prifglieder angelegt, kommt noch die Orthogonalitét
hinsichtlich der Umwelten, der Versuchsorte und -jahre
hinzu.

Wenn diese Voraussetzungen nicht nur zum Zeitpunkt der
Versuchsplanung, sondern auch zum Zeitpunkt der Ver-
suchsauswertung noch gegeben sind, dann ist die statistische
Analyse beispielsweise mit der SAS-Prozedur MIXED und
der Redtricted Maximum Likelihood (REML)-Methode
unproblematisch (PIEPHO, SPILKE 1999; RICHTER u. a
1999). Bis zum F-Test bzw. zur Wald-Statistik sind die
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Grundlagen und SAS-Anweisungen flr die Auswertung von
Versuchsserien mit zwei Priffaktoren fur vollstdndige
Blockanlagen mit fixen und zuféligen Effekten von
RICHTER u. a. (1999) zusammen gestellt.

Am Beispiel von Versuchsserien aus randomisierten ein-
faktoriellen Blockanlagen A-Bl wird in dieser Arbeit die
statistische Analyse einschliefdlich der Anwendung multipler
Testprozeduren auch fir Versuchsserien gezeigt, die von den
genannten V oraussetzungen abweichen.

2 Modé€le von Versuchsserien randomisierter en-
faktorieller Blockanlagen

Ausgehend von der randomisierten einfaktoriellen Block-
anlage A-BI wird der Priffaktor mit A bezeichnet und steht
algemein fir Behandlungen, Sorten und dergleichen. Fur die
Versuchsorte steht der Buchstabe O und fir die Versuchgah-
re J. Die Symbolik der Modelle von V ersuchsserien randomi-
sierter einfaktorieller Blockanlagen ist angelehnt an
RICHTER u. a (1999). Die zufélligen Effekte werden durch
Unterstreichen gekennzeichnet. Die Aussagebereiche der
Modelle fur die Versuchsserien orientieren sich an BATZ
und STEGEMANN (1981) und MOLL u. a. (2000). Mit der
Entscheidung, ob die Effekte fix oder zufédlig sind, gibt es
bei der Annahme, dass die Effekte des Priffaktors A fix sind,
acht Modelle, die in der Tabelle 1 zusammengestellt sind.
Die Wahl eines dieser Modelle der Versuchsserien hat nicht
nur Auswirkungen auf die varianzanalytische Auswertung,
sondern auch auf die Wahl und Interpretation multipler
Testprozeduren zum Vergleich der mittleren Effekte.
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Art der
Versuchs- Modell Symbol Aussagebereich
serie
) Ackerflachen der Versuchsorte und Witterungsbe-

1 Jatr, 1 | Ortefix O/(A-Bl) | gingungen des Versuchg ahres
mehrere Orte Anbaugebiet, das durch die Versuchsorte und

2 | Orte zufélig OI(A-BI) Witterungsbedingungen des Versuchg ahres

reprasentiert wird

10, ) Witterungsbedingungen der Versuchgahre und die
mehrere 3 | Jahrefix J(A-BI) | Ackerflachen des Versuchsortes
Jahre . Ackerflachen und klimati sche Bedingungen des

4 | Jahrezufdlig J(A-BI) Versuchsortes
mehrere Ortefix, Ackerfléachen der Versuchsorte und die Witte-
Orte 5 | Jahrefix (OxJ)/(A-BI) rungsbedingungen der Versuchsjahre
mehrere Ortefix, s .
Jahre 6 Jarh?e IZ)l(Jf Alig (OxJ)/(A-Bl) | Ackerflachen der Versuchsorte und deren Klima

Orte zuf4lli Anbaugebiet, das durch die Versuchsorte und die
7 | Jahrefi 9 (OxJ)/(A-BI) | Witterungshedingungen der Versuchgahre
re fix = P .
reprasentiert wird
Orte zuféllig, Anbaugebiet, das durch die Versuchsorte und das
8 | shrezufallig | (O%)/(A-BI) | Klima des Anbaugebietes reprasentiert wird

Tab. 1: Modelle und Aussagebereiche der Versuchsserien einfaktorieller Blockanlagen

3 Auswertung einer Versuchsserie einfaktorieller
Blockanlagen und multipler Vergleich der Effek-
te des Priffaktors A auf der Grundlage der Ein-
zelwerte

Im folgenden wird der Priffaktor A — beispielsweise Sor-
ten oder allgemein Behandlungen — als fix betrachtet. Das
Prufmerkmal ist einheitlich mit Merkmal und der Priiffaktor
A mit FaktorA bezeichnet. Das jeweilige Modell der
Versuchsserie ist gekennzeichnet durch seine Nummer, wie
sie in der Tabelle 1 aufgefthrt ist. Bei der SAS-Prozedur
MIXED werden die fixen Effekte in die MODEL-Anweisung
und die zufélligen Effekte in die RANDOM-Anweisung
aufgenommen.

Die Option NOBOUND sollte nur im balancierten Fall ge-
nutzt werden, um die Reduktion des Modells um Varianz-
komponenten, deren Schéatzwerte Null oder negativ sind, zu
verhindern. Wegen der Mdoglichkeit des Auftretens einer
nicht-positiv definiten Varianz-Kovarianz-Matrix bei unba-
lancierten Daten (PIEPHO und SPILKE 1999) sollte sie in
diesen Féllen nicht eingesetzt werden. Die SAS
Programmzeilen fir die acht Modelle der Tabelle 1 sind in
der Tabelle 2 aufgefiihrt. Da die Auswertung einer geplanten
Versuchsserie betrachtet wird, ist mit unterschiedlichen
Wiederholungszahlen der Einzelversuche nur in Ausnahme-
fallen zu rechnen.

Eine wichtige Voraussetzung fur die Durchfiihrung der
Varianzanalyse ist die Homogenitét der Fehlervarianzen. Fir
den einfaktoriellen Fall bietet die SAS-Prozedur GLM den
Levene-Test auf Homogenitét der Varianzen an. Ein ver-
gleichbarer Test ist fUr Feldversuchsanlagen derzeit in SAS
nicht implementiert. Da es fur Versuchsserien gerechtfertigt
erscheint, von heterogenen Fehlervarianzen auszugehen, wird
vorgeschlagen, prinzipiell zu wichten. Das redlisiert die
Anweisung (siehe Tabelle 2)

REPEATED / GROUP =ver such
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Die Variable ver such kodiert den Einzelversuch, d. h.
sie beinhaltet eine dem Einzelversuch eindeutig zuzuordnen-
de numerische oder Zeichenketten-Zuordnung. Einzelversu-
che mit hoher Prézison werden entsprechend vorteilhaft
berticksichtigt. Naturlich kommt die Wichtung vor allem
dann zum Tragen, wenn heterogene Fehlervarianzen vorlie-
gen.

Zur Wichtung der Freiheitsgrade wird die Option
DDFM=SATTERTH bzw. ab der Version SAS 8 auch
DDFM=KENWARDROGER herangezogen (s. Tab. 2). Die
SATTERTH Option implementiert eine allgemeine Sat-
terthwaite-A pproximation, die urspriinglich von
GIESBRECHT und BURNS (1985) fiir den Test von einfa-
chen Hypothesen (t-Tests, paarweise Vergleiche, Hypothesen
mit einem Freiheitsgrad) in gemischten Modellen vorge-
schlagen wurde. Diese Methode erweiterten FAI  und
CORNELIUS (1996) auf komplexere Hypothesen (Global-
hypothesen wie die Gleichheit aller Behandlungen, F-Tests,
Hypothesen mit mehr as einem Freiheitsgrad). Die
KENWARDROGER Option implementiert die Methode von
KENWARD und ROGER (1997). Im Falle des Tests kom-
plexer Hypothesen mit Hilfe des Wald-F-Tests arbeitet das
Verfahren mit Approximationen der Prifverteilung Uber
"gestreckte F-Verteilungen'. Diese Methode umfasst eine
veradlgemeinerte Satterthwaite-Approximation, die die
Wirkung des Schétzfehlers der Varianzkomponenten auf den
Standardfehler linearer Kontraste der fixen Effekte beriick-
sichtigt und daher vor allem bei unbalancierten Daten ,, besse-
re” Ergebnisse liefert, wie Simulationen von SPILKE,
PIEPHO und HU (2001) zeigen. Allerdings bringt die Option
KENWARDROGER aufgrund einer anderen Schétzung der
Varianz-Kovarianz-Matrix der festen Effekte fir Hypothesen
mit einem Freiheitsgrad nicht dasselbe Ergebnis wie die
Option SATTERTH. Auf die Darlegung weiterer Details
wird hier mit Hinweis auf die genannte Originalliteratur
verzichtet.
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Modell

1..8 |PROC M XED nobound;

1 CLASS FaktorA orte bl ocks;

/ ddf mekenwar dr oger ;

MODEL Merknmal = FaktorA orte

Fakt or A*orte bl ocks(orte)

2 CLASS Faktor A orte bl ocks;
MODEL  Mer knal

= Faktor A / ddf nekenwar dr oger ;
RANDOM orte FaktorA*orte bl ocks(orte);

MODEL  Mer knal

3 CLASS Faktor A jahre bl ocks;
MODEL Merkmal = FaktorA jahre FaktorA*jahre bl ocks(jahre)
/ ddf mekenwar dr oger ;
4 CLASS Faktor A jahre bl ocks;

= Faktor A / ddf mekenwar dr oger ;
RANDOM | ahr e Fakt or A*j ahre bl ocks(j ahre);

bl ocks(orte*jahre);

5 CLASS FaktorA orte jahre bl ocks;
MODEL Merkmal = FaktorA orte jahre FaktorA*orte FaktorA*jahre
orte*jahre FaktorA*orte*jahre bl ocks(orte*jahre)
/ ddf mekenwar dr oger ;
6 CLASS FaktorA orte jahre bl ocks;
MODEL Merkmal = FaktorA orte FaktorA*orte / ddf nrkenwar droger;

RANDOM j ahre Faktor A*j ahre orte*jahre FaktorA*orte*jahre

MODEL  Mer knal

bl ocks(orte*jahre);

7 CLASS FaktorA orte jahre bl ocks;
= Faktor A jahre Faktor A*jahre / ddf nekenwardroger;
RANDOM orte FaktorA*orte orte*jahre FaktorA*orte*jahre

8 CLASS FaktorA orte jahre bl ocks;

MODEL Merkmal = FaktorA / ddf mekenwar dr oger ;

RANDOM orte jahre FaktorA*orte Faktor A*jahre orte*jahre
Fakt or A*orte*j ahre bl ocks(orte*jahre);

REPEATED / GRQOUP = versuch;
LSMEANS ... [ ...;
run;

Tab. 2: Auswertung einer Versuchsserie mit der Prozedur MIXED fir Einzelwerte (die Option nobound wird nur bei

balancierten Daten eingesetzt).

Die Auswertung einer Versuchsserie wird nach der
Tabelle 2 vorgenommen. Der Blockeffekt fur die Modelle 1,3
und 5 wird formal als fix angesetzt, weil ale Behandlungsef-
fekte fix sind und die Randomisation der Versuchsanlage die
Annahme zufdliger Blockeffekte nicht rechtfertigt. Bei
Zufdligkeit der Umwelten (Jahre und/oder Orte) kann
dagegen ein mehrstufiger Stichprobenmechanismus zugrun-
degelegt werden (Umwelten/Blocks/Parzellen), wobei auf der
zweiten Stufe eine Klumpenstichprobe von Blocks gezogen
wird. Die positive Korrelation der Blocks wird durch zufalli-
ge Umwelteffekte modelliert, die Versuchseinheiten sind die
Parzellen. Die positive Korrelation der Versuchseinheiten
(Parzellen) wird durch zufélige Blockeffekte modelliert. Das
ist im Modell mit fixen Umwelteffekten nicht mdglich. Falls
in den Modellen 1, 3 und 5 zuféllige Blocks angenommen
werden sollen, muss der Blockeffekt in die RANDOM-
Anweisung (Tabelle 2) verschoben werden. Probleme treten
auf, wenn die Versuchsserie nichtorthogona in den Ver-
suchsorten und —ahren ist. Mit Blick auf die Planung einer
Versuchsserie sollte garantiert werden, dass die Einzelversu-
che an alen Versuchsorten und in alen Versuchgahren
durchgefiihrt werden. Die Auswertung nicht orthogonaler
Versuchsserien ist bisher nur fir orthogonale Kerne oder
Uber den Faktor Umwelten anstelle der beiden Faktoren Orte
und Jahre moglich. Als Beitrag zur Uberwindung dieser
Probleme soll hier generell fir die Auswertung einer Ver-
suchsserie die Reduktion des Modells um nichtsignifikante
Wechselwirkungen (fixer Effekte) unter Berticksichtigung
ihrer Hierarchie empfohlen werden (NELDER 1994). Dem
kommt entgegen, dass mit der Modellreduktion gegen keine
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Randomisationsstruktur verstoflen wird und das Ergebnis
einfachere Modelle sind. Das ist auch die Grundlage dafr,
dass die Modelle 1 bis 4 durchgehend zweifaktoriell und die
Modelle 5 bis 8 durchgehend dreifaktoriell ausgewertet
werden konnen, was nachstehend detaillierter vorgestellt
wird.

Die Reduktion des Modells um nicht signifikante Wech-
selwirkungen unter Berticksichtigung ihrer Hierarchie geht
vom vollen Modell (s. Tab. 2) aus. Ist die Wechselwirkung
FaktorA x Orte x Jahre (Modell 5) signifikant, wird keine
Modellreduktion vorgenommen. Dann ist allerdings in
Anlehnung an DORFEL und BATZ (1980) ein multipler
Vergleich der Stufen des Priffaktors A Uber die FaktorA x
Orte x Jahre-Mittelwerte auf derselben Orte x Jahre-Stufe zu
reaisieren. Wenn eine fixe zweifache Wechselwirkung
(Modell 5: FaktorA x Orte, FaktorA x Jahre, Modell 6:
FaktorA x Orte, Modell 7: FaktorA x Jahre) nicht signifikant
ist, wird das Modell um diese Wechselwirkung(en) reduziert.
Ist eine der Wechselwirkungen signifikant, wird der multiple
Vergleich der Stufen des Pruffaktors A Uber die Mittelwerte
der entsprechenden Faktorkombination auf derselben Stufe
der Orte bzw. Jahre durchgefihrt.

Mit der Wahl eines multiplen Mittelwertvergleiches fur die
Stufen des Priffaktors A kann ein weiteres Problem zum
Tragen kommen: Eine Testprozedur mit versuchsbezogenem
Risiko 1. Art, beispielsweise Tukey- oder Dunnett-Prozedur,
ist fur das gemischte Modell, d. h. Orte und/oder Jahre
zuféllig, bel nicht orthogonalen Stufen des Priffaktors
ebenso nicht anwendbar wie bei heterogenen Fehlervarian-
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zen. Falls nach einem gemischten Modell ausgewertet wird,
tritt im unbalancierten Fall trotz Schétzbarkeit aller Sorten-
mittelwerte das Problem auf, dass die Varianz-Kovarianz-
Struktur der Prifgliedmittelwerte von der , Compound-
Symmetry“-Struktur (konstante Varianz der Mittelwertdiffe-
renzen) abweicht und die Mittelwertdifferenzen im Gegen-
satz zum Modell mit fixen Effekten Kontraste nicht einer
multivariaten t-Verteilung folgen. Die von der Prozedur
MIXED auch im Fall gemischter Modelle verwendete faktor-
analytische Approximation von HSU (1992) [V= AA" mit V:
Varianz-Kovarianz-Matrix, A: Matrix von Faktorladungen, in
der die Spalten den Faktoren entsprechen] wurde nur fur
unbalancierte Blockmodelle im Modell mit fixen Effekten
bei homogener Fehlervarianz durch Simulation untersucht,
nicht aber flr das gemischte Modell und/oder bei heteroge-
nen Varianzen. Von einer generellen Anwendung wird daher
abgeraten. Fur gemischte Modelle sind anstelle der Ublichen
Testprozeduren mit versuchsbezogenem Risiko 1. Art (Tu-
key-, Dunnett- und andere) verschiedene Wege denkbar, so
beispielsweise multiple t-Tests mit einer Bonferroni- oder
einer Sidak-Korrektur (HSU 1996), schrittweise Verfahren
zur Korrektur der adjustierten p-Werte, der Uberschrei-
tungswahrscheinlichkeiten, wie das Bonferroni-Holm-
Verfahren, das auch in der SAS-Prozedur MULTTEST
integriert ist, oder das Simulationsverfahren von EDWARDS
und BERRY (1987), welches Uber die
ADJUST=SIMULATE Option der LSMEANS Anweisung
verflgbar ist — ein Verfahren, was favorisiert werden sollte.
Eine ausfihrliche Darstellung dieser und weiterer Optionen
findet sich bel WESTFALL et a. (1999).

4 Auswertung einer Versuchsserie auf der Grund-
lage der Prifgliedmittelwerte der Einzelversuche

Bei Verwendung der Prifgliedmittelwerte der Einzelversu-
che erfolgt die varianzanal ytische Auswertung zweifaktoriell,
fur die Modelle 1 bis 4, bzw. dreifaktoriell fir die Modelle 5
bis 8. Die Prifgliedmittelwerte kdnnen wie Einzelwerte ohne
weitere SAS-Anweisungen behandelt werden, wenn ihnen
gleiche Wiederholungszahlen zugrunde liegen und ein
gemischtes Modell gewahlt wird, d. h. wenn Orte und/oder
Jahre zufdlig sind, und wenn die Fehlervarianzen der Ein-
zelversuche gleich sind. Die Option NOBOUND kann wie
bei der Analyse der Einzeldaten auch hier nur fir den balan-
cierten Fall und bel homogenen Fehlervarianzen eingesetzt
werden. Bel Homogenitét der Fehlervarianzen der Einzelver-
suche kann eine gemeinsame Fehlervarianz geschétzt werden

k
durch SQFehler(i)

MQREStgepoolt = I;
> Foranier()
1=1

wobei die Summation der Summe der Abweichungsquadrate
(SQ) und der Freiheitsgrade (FG) Uber die k Einzelversuche
erfolgt. Dieser Schétzwert wird in der Regel so viele Frei-
heitsgrade ausweisen, dass er wie ein bekannter Wert behan-
delt werden kann. Bei gleicher Zahl von Wiederholungen in
jedem Versuch (r) ist die Fehlervarianz eines Priifgliedmit-
telwertes gegeben durch MQRest, gepoolt M Qges;, gepoolt / -

Zur Umsetzung in ein SAS-Programm wird die PARMS-
Anweisung bendtigt, mit deren Option EQCONS der
Schétzwert fur die gemeinsame Fehlervarianz (eines Priif-
gliedmittelwertes) bei Varianzhomogenitét fur die REML-
Iterationen unverénderbar festgehalten wird. Die Tabelle 3
zeigt fur die Modelle 1 und 2 die Realisierung. Fur das
Modell 1 (Orte fix) ist der Schéatzwert fir die gemeinsame
Fehlervarianz die einzige Zufalskomponente, die mit
EQCONS=1 fixiert wird. Die numerische Gréfe in der
Option EQCONS= gibt eine Position an, die in diesem Fall
nur 1 sein kann, da nur auf die einzige Zufallsgrél3e Bezog
genommen wird. Falls Orte und/oder Jahre zuféllig sind,
missen in der PARMS-Anweisung Startwerte fir die ent-
sprechenden weiteren Varianzkomponenten vor der Fehler-
varianz in Korrespondenz mit der RANDOM-Anweisung
aufgefiihrt werden. Fur das Modell 2 sind das die vorzugebe-
nen Startwerte fir die zufédlligen Effekte Orte und Fakto-
rA*Orte. Diese Startwerte kdnnen beispielsweise 1 sein (s.
Tab. 3). Fur das Modell 2 muss die Option zur Fixierung der
Fehlervarianz nun EQCONS=3 sein. Auf die fir die F-Tests
bei Modellen mit ausschliefdlich fixen Effekten notwendig
vorzugebenen Nenner-Freiheitsgrade, die mit 500 angegeben
sind, wird an spéterer Stelle genauer eingegangen.

Von einer Varianzgleichheit kann wie gesagt im allgemei-
nen nicht ausgegangen werden. Das ist auch der Ansatzpunkt
fur die klassische Vorgehensweise zur ungewichteten Aus-
wertung einer Versuchsserie mit Heterogenitét in den Fehler-
varianzen. Aus den Fehlervarianzen der Einzelversuche wird
eine gemittelte Fehlervarianz der Versuchsserie berechnet,
wie sie beispielsweise auch bei BATZ u. a (1982) zu finden
ist:

MQReﬂgeﬂlNeﬂ =

1 MQres, | MQges, MQges, O_ 1 & MQres,
T2+ teeef A=

k D r1 rz rk D k 1= r\

k: Anzahl der Einzelversuche der Versuchsserie
r: Anzahl Blocks desi-ten Einzelversuches
(bei geplanter Versuchsserie: r; = rVi).

Modell

Tabelle 3: Auswertung einer Versuchsserie

1..8 | PROC M XED nobound;

am Beispid der Modelle 1 und 2 mit der

1 CLASS FaktorA orte;
PARMS (17.54) /| EQCONS = 1,

MODEL Merkmal = FaktorA orte FaktorA*orte / ddf =500 500 500;

Prozedur MIXED fur homogene Fehlervari-
anzen mit dem angenommenen Schétzwert

2 CLASS FaktorA orte;

RANDOM orte FaktorA*orte;
PARMS (1) (1) (17.54) / EQCONS = 3;

MODEL Merknmal = FaktorA / ddf nekenwar dr oger;

MQRest, gepoolt M Qgest, gepooit = 17,54
(Die Option nobound wird nur bei balan-
cierten Daten eingesetzt.)

1..8 [run;
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Bel dieser Vorgehensweise werden die Blocks als fix be-
trachtet, was durchaus der seinerzeit Ublichen Betrachtung
entspricht. Dieses einfache Herangehen wird vor alem fir
ungewichtete Serienanalysen noch genutzt. Diese Form der
ungewichteten Mittelwertbildung berticksichtigt nicht die
ungleiche Varianz der einzelnen Summanden.

Die SAS-Prozedur MIXED bietet eine gewichtete Auswer-
tung der Prifgliedmittelwerte. Deren Handhabung liegt im
Zusammenwirken der WEIGHT- und der REPEATED-
Anweisung. Ausgangspunkt (PIEPHO 1999, PIEPHO und
MICHEL 2000) ist das gemischte lineare Modell fur eine
Versuchsserie tiber die Priifgliedmittel werte

y=XB+Zu+e

: Vektor der Prifgliedmittelwerte je Versuch,
: Designmatrix fur fixe Effekte,

: Parametervektor fur fixe Effekte,

: Designmatrix fur zuféllige Effekte,

: Parametervektor fur zufélige Effekte und

: Fehlervektor.

® S N®X< 3

Die Zufallsvektoren u und e sind stochastisch unabhéngig.
Ihre Varianzen sind var(u) = G und var(e) = R. Die Blockef-
fekte werden bel dieser Betrachtung formal als fix angese-
hen. Dieses begriindet sich dadurch, dass Blockeffekte beim
Vergleich von Mittelwerten im Einzelversuch Uber die
Mittelwertdifferenzen nicht mehr auftreten. Fir die Serien-
auswertung auf Basis von Mittelwerten hat das den Vorteil,
dass die Elemente in e als voneinander unabhéngig betrach-
ten werden konnen. Man beachte, dass das Modell fir die
Mittelwerte die Blockeffekte nicht mehr umfasst. Stattdessen
ist der Mittelwert der Blockeffekte mit dem Umwelthauptef-
fekt vermengt. Bei der REML-Analyse fur obiges Modell der
Versuchsserie kann die Matrix R as fix vorgeben werden
(FRENSHAM et a., 1997). Dabei werden die Elemente von
R auRBerhalb der Diagonale gleich Null und das i-te Diago-
nalelement gleich dem Quadrat des Standardfehlers fur den i-
ten Mittelwert im Mittelwertsvektor y gesetzt. Die Matrix R
wird in der REML-Analyse as bekannt angenommen. Die
Kehrwerte der Diagonalelemente der Matrix R realisieren
dabei Gewichte.

Tab. 4: Auswertung

PROC M XED nobound;

einer  Versuchsserie

CLASS
1 MODEL
PARMS

Faktor A orte;
(1) / EQCONS = 1;

Merkmal = FaktorA orte FaktorA*orte / ddf =500 500 500;

mit der  Prozedur
MIXED fir gewichtete

CLASS FaktorA orte;
> MODEL  Mer kmal
RANDOM ort e FaktorA*orte;

PARMG (1) (1) (1) / EQCONS = 3;

= Faktor A / ddf nekenwar dr oger ;

Prifgliedmittelwerte
(Die Option nobound
wird nur bel balan-

CLASS FaktorA jahre;
3 MODEL  Mer knal
PARMS (1) / EQCONS = 1;

= Faktor A jahre Faktor A*jahre / ddf =500 500 500;

cierten Daten einge-
Setzt.)

CLASS FaktorA jahre;
MODEL
RANDOM j ahr e Fakt or A*j ahre;

Merkmal = FaktorA / ddf nekenwar dr oger ;

PARMS (1) (1) (1) / EQCONS = 3;

CLASS FaktorA orte jahre;

MODEL Merknmal = FaktorA orte jahre FaktorA*orte FaktorA*jahre
5 orte*jahre FaktorA*orte*jahre

/ ddf =500 500 500 500 500 500 500;

PARMS (1) / EQCONS = 1;

CLASS FaktorA orte jahre;

MODEL Merkmal = FaktorA orte FaktorA*orte / ddf mekenwar droger;
6

RANDOM j ahre Faktor A*j ahre orte*jahre FaktorA*orte*jahre;

PARMS (1) (1) (1) (1) (1) / EQCONS = 5;

CLASS FaktorA orte jahre;

MODEL Merknal = FaktorA jahre FaktorA*jahre / ddf nekenwardroger;
7

RANDOM ort e FaktorA*orte orte*jahre FaktorA*orte*jahre;

PARMS (1) (1) (1) (1) (1) / EQCONS = 5;

CLASS FaktorA orte jahre

MODEL Merkmal = FaktorA / ddf mekenwar dr oger ;
8 RANDOM orte jahre FaktorA*orte FaktorA*jahre orte*jahre

Fakt or A*orte*j ahre;
PARME (1) (1) (1) (1) (1) (1) (1) / EQCONS = 7,
VEI GHT gew cht;
1..8 REPEATED;
run;
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Das einfachste Gewicht, das fur alle Prifgliedmittelwerte

eines Einzelversuches (i = 1, 2, ..., k) gleich ist, wére
gewicht; = i
Res;

Dieses Gewicht setzt alerdings Balanciertheit des Einzelver-
suches voraus. Allgemeingultiger und auch fir die Analyse
einer Versuchsserie mit unbalancierten Einzelversuchen auf
der Grundlage der Priufgliedmittelwerte ist das Heranziehen
der Maf3zahl Standardfehler des adjustierten Mittelwertes sA
(Std Error) (PIEPHO 1999), die man bei der Auswertung des
Einzelversuches mit der Prozedur MIXED unter der Teil-
Uberschrift Least Squares Means neben den adjustierten
Mittelwerten (LSMEAN) fur Stufen des Pruffaktors findet.
Dieses Gewicht ist nach PIEPHO (1999)

gewicht;; =21— ’
sAij
wobei j fur jeden Prifgliedmittelwert des Einzelversuches i
steht.

Die Variable GEWICHT ist im separaten DATA-Schritt zu
bilden und den Prifgliedmittelwerten zuzuordnen. Dann wird
entsprechend des Modells der Versuchsserie (Tabelle 1) die
Prozedur MIXED aufgerufen. Die Tabelle 4 zeigt fur die acht
Modelle die Programmzeilen, wobei auf die Anweisungen
zum multiplen Testen verzichtet wird.

Zur Umsetzung dieses Ansatzes werden die Gewichte, also
die Kehrwerte der quadrierten Standardfehler der Prifglied-
mittelwerte, in die WEIGHT-Anweisung der SAS-Prozedur
MIXED geschrieben. MIXED erstellt hieraus eine Wich-
tungsmatrix W, welche die quadrierten Standardfehler als
Diagonalelemente enthélt. Die R-Matrix wird durch
WY?ROW™Y?  ersetzt, wobei wegen des Aufrufs der
REPEATED-Anweisung ohne weitere Spezifikationen und
der Fixierung der Restvarianz bei Eins (siehe unten) fir Ry
die Einheitsmatrix angesetzt wird, so dass R wie gewtnscht
die quadrierten Standardfehler auf der Diagonalen enthélt
(R = WYRowW ™2 = W™, [Diese Darstellung lehnt sich an
die Beschreibung im SAS Handbuch (SAS Institute 1997) an,
wohl wissend, dass die Art der Darstellung verwirrend sein
kann]. Die Fixierung der Restvarianz erfolgt mit der
PARMS-Anweisung. Fir ale zu schétzenden Varianzkom-
ponenten missen Startwerte vorgegeben werden. Die Zuord-
nung der Startwerte zu den zu  schétizenden
Varianzkomponenten erfolgt entsprechend der Reihenfolge
der zufélligen Effekte in der RANDOM-Anweisung. Hinzu
kommt der (Start-)Wert fur die Varianzkomponente des
Restes mit dem Wert 1. Um diesen Wert festzuhalten, wird
mit der Option EQCONS=n mit der Position n angegeben,
welche der Varianzkomponenten konstant bleiben soll.
Beispielsweise ist fir das Modell 2 die vierte Varianzkompo-
nente die des Restes: EQCONS = 4 (Tabelle 4). Die ersten
drei mit dem Wert 1 vorgegebenen Startwerte beziehen sich
auf die zu schétzenden Varianzkomponenten fir die zufélli-
gen Effekteort e,

Faktor A x orteundbl ocks (orte).

In einer einstufigen Analyse basierend auf Einzeldaten
koénnen die Nennerfreiheitsgrade immer mit Hilfe der Ken-
ward-Roger-Methode berechnet werden. Im balancierten Fall
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und bei homogenen Varianzen liefert dieses immer die
bekannten exakten F-Tests (KENWARD und ROGER 1997).
Im unbalancierten Fall wird die vorgegebene Wahrschein-
lichkeit fir einen Fehler 1. Art Gber einen weiten Bereich von
Versuchsanlagen gut eingehalten (KENWARD und ROGER
1997, SPILKE, PIEPHO und HU 2001). Bei der einstufigen
Analyse werden auch die Fehlerfreiheitsgrade in die Berech-
nung der Nenner-Freiheitsgrade der Wald-Statistiken einbe-
zogen.

Beim zweistufiges Verfahren, in welchem die Fehlervari-
anzen als Gewichte verwendet werden, ist zur Berechnung
der Nenner-Freiheitsgrade eine zusétzliche Approximation
erforderlich. Das kann am Beispiel der Modelle 1, 3 und 5
verdeutlicht werden, in denen alle Effekte fix sind. Um die
Gewichte (siehe oben) bei der Auswertung zu berticksichti-
gen, missen die jeweiligen Fehlervarianzen formal als
bekannt betrachtet werden. Im Fall balancierter Daten und
homogener Fehlervarianzen hat das zur Folge, dass man die
Wald-Statistiken gegen eine entsprechende F-Verteilung mit
unendlichen Nenner-Freiheitsgraden priift. Dagegen sind mit
0 = Anzahl der Orte, j = Anzahl der Jahre, a = Anzahl der
Stufen des Priffaktors A und r = Anzahl der Blocks die
exakten Freiheitsgrade des Restes der Versuchsserie bei
homogenen Varianzen und balancierten Daten gegeben
durch:

Modell 1: FG =o(a-1)(r-1)
Modell 3: FG=j(al)(r-1)
Modell 5: FG=0j(al1)(r-1) .

Rechnet man statt dessen mit unendlichen Nenner-
Freiheitsgraden, werden die Wald-Tests etwas libera. In
Versuchsserien ist allerdings von sehr hohen Fehler-
Freiheitsgraden auszugehen, so dass die Annahme bekannter
Gewichte (unendlicher Fehler-Freiheitsgrade) nur eine
unwesentliche  Wirkung hat, denn bei  Nenner-
Freiheitsgraden, die grofer als 30 sind, sind die Unterschiede
Zu den TestgrofRen mit grofReren Nenner-Freiheitsgraden
minimal. Zwar kénnte man in einigen einfachen Fallen die
exakten Freiheitsgrade "von Hand" berechnen und vorgeben,
aber fur den algemeinen Fall ist dieses Vorgehen nicht
praktikabel. Deshalb wird vorgeschlagen, im Fall von aus-
schliefdlich gegen den Fehler zu testenden Hypothesen (alle
Effekte in Modellen 1,3,5; hochste Wechselwirkungen bei
allen anderen Modellen) fur alle vorzugebenen Nenner-
Freiheitsgrade 500 (oder eine groflere Zahl) zu wahlen (s.
Tab. 3 und 4). Bedingung ist, dass die Freiheitsgrade des
Restes des Einzelversuches mindestens 30 betragen. Andern-
fals ist eine einstufige Analyse vorzuziehen. Diese ist bei
dem dann geringeren Versuchsumfang auch vom Rechen-
aufwand her vertretbar.

Die hier vorgeschlagene Auswertung auf Basis der Prif-
gliedmittelwerte ist approximativ. Eine voll effiziente Aus-
wertung modelliert die Einzelwerte direkt (CULLIS et al.
1998), ist aber sehr viel rechenintensiver.
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5 Beispidl

Von 11 verschiedenen Sorten Kdrnermais wurde an 2 Ver-
suchsstandorten in 3 Jahren der Kornertrag ermittelt. Die
Daten sind in das Programm 1 integriert und liegen als
Sortenmittelwerte mit ihren Standardfehlern vor. Auf die
genaue Sorten- und Ortshezeichnung wird verzichtet. Zu
erkennen ist, dass nicht alle Sorten in allen Einzelversuchen
angebaut wurden. Die Versuchsanlage war jeweils eine
einfaktorielle randomisierte Blockanlage mit 4 Wiederholun-
gen. Die Varianztabelle fur das vollstandige Modell (Output
1) zeigt, dass aul3er der Dreifachwechselwirkung ale (fixen)
Effekte signifikant sind. Das Modell wird nun um den Effekt
der Dreifachwechselwirkung reduziert und der Vergleich der
Sorteneffekte wird mit den Sorten-Orte-Mittelwerte auf
gleiche Stufe der Orte und mit den Sorten-Jahre-Mittelwerten
auf gleicher Stufe der Jahre vorgenommen. Die Ergebnisse
der Varianzanalyse mit dem reduzierten Modell sind im
Output 2 aufgefihrt. Die Mittelwertvergleiche zeigen das
Output 3a bzw. 3b. Zu erkennen ist, dass einige Vergleiche
nicht vorgenommen werden konnen, weil in dem Ort oder
Jahr die zu vergleichende Sorte fehit.

Zu den Programmzeilen den Programms 1 wird noch der
Hinweis gegeben, dass der zweite PROC MIXED-Aufruf mit
ODS-Befehlen von SAS 8.1 geschrieben wurde. Diese
Befehle des Output Delivery Systems (ODS) von SAS
gestatten die Ausgabe auf Dateien und somit die gezielte
Ausgabe der Schatzwerte und Testergebnisse fur die Mittel-
wertdifferenzen fir gleiche Orte bzw. Jahre. Fur denjenigen,
dem das noch zu wenig vertraut ist, sind diese Zeilen mit *;
markiert. Ohne die dieser Markierung folgenden Befehlszei-
len wird seitens der Prozedur alles ins Output-Fenster ge-
schrieben. Fir die Mittelwertvergleiche heildt das, dass dann
nur die heranzuziehen sind, bei denen die Orte bzw. Jahre
gleich sind.

6 Diskussion

Die vorgestellte Auswertung einer Versuchsserie auf der
Basis der Einzelwerte oder der Prifgliedmittelwerte geht von
einer geplanten Versuchsserie aus, deren Einzelversuche
balanciert und mdglichst orthogonal sind. Basis ist die SAS-
Prozedur MIXED. Allerdings hat sie gegenwartig nicht die
notwendige volle Flexibilitét der Modellierung, wie sie
beispielsweise im Paket ASREML
(ftp://ftp.res.bbsrc.ac.uk/pub/aar/) verflgbar ist. Das wirkt
sich bei routinemafdiger Auswertung von Einzelwerten mit
MIXED bei komplexeren Modellen &ufferst unglnstig auf die
Rechenzeit aus. Aus diesem Grunde ist derzeit die Serienana-
lyse auf der Grundlage der Priifgliedmittel werte vorzuziehen.

Die zur Wichtung herangezogenen Standardfehler der
Prifgliedmittelwerte werden anlagebezogen und unter
Berticksichtigung der tatséchlichen Wiederholungszahlen des
Prifgliedes geschétzt. Dieser Weg ermdglicht auch die
optimale Beriicksichtigung verschiedener Versuchsanlagen je
Einzelversuch sowie unterschiedlicher Auswertungsmodelle
je Versuch (Gitterversuche mit und ohne Nutzung der Inter-
blockinformation, geostatistische Ansétze, etc.).
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Programm 1: Beispiel fur die Auswertung einer Versuchsse-
rie mit gewichteten Prufgliedmittelwerten, Modell 5

data daten;
input orte $ jahre Sorten $ ertrag stderr;
gewi cht = 1/(stderr*stderr);

cards;

Otl 1996 Sort01 88.3750 1.5091
Otl 1996 Sort02 90.0750 1.5091
Otl 1996 Sort03 89.6250 1.5091
Otl 1996 Sort04 91.8750 1.5091
Otl 1996 Sort05 89.0500 1.5091
Otl 1996 Sort06 91.8250 1.5091
Otl 1996 Sort07 90.5250 1.5091
Otl 1996 Sort08 96.1000 1.5091
Otl 1996 Sort09 89.9750 1.5091
Otl 1997 Sort01 98.6000 2.9014
Otl 1997 Sort02 93.2500 2.9014
Otl 1997 Sort03 104.070 2.9014
Otl 1997 Sort04 93.8000 2.9014
Otl 1997 Sort05 89.1750 2.9014
Otl 1997 Sort06 99.7250 2.9014
Otl 1997 Sort07 86.9250 2.9014
Otl 1997 Sort08 95.1250 2.9014
Otl 1997 Sort09 88.9750 2.9014
Otl 1997 Sortll 103.050 2.9014
Otl 1998 Sort02 68.3000 2.7328
Otl 1998 Sort03 69.9250 2.7328
Otl 1998 Sort05 61.3000 2.7328
Otl 1998 Sort07 63.2500 2.7328
Otl 1998 Sort08 74.9000 2.7328
Otl 1998 Sortll 67.6000 2.7328
Ot2 1996 Sort01 78.8000 2.4060
Ot2 1996 Sort02 87.7500 2.4060
Ot2 1996 Sort03 89.0250 2.4060
Ot2 1996 Sort04 81.1000 2.4060
Ot2 1996 Sort05 88.1500 2.4060
Ot2 1996 Sort06 94.6250 2.4060
Ot2 1996 Sort07 82.5500 2.4060
Ot2 1996 Sort08 97.8500 2.4060
Ot2 1996 Sort09 90.1000 2.4060
Ot2 1996 Sortl0 85.4500 2.4060
Ot2 1997 Sort0l1 94.0250 2.5581
Ot2 1997 Sort02 98.0500 2.5581
Ot2 1997 Sort03 101.700 2.5581
Ot2 1997 Sort04 80.2750 2.5581
Ot2 1997 Sort05 94.2500 2.5581
Ot2 1997 Sort06 100.950 2.5581
Ot2 1997 Sort07 89.9000 2.5581
Ot2 1997 Sort08 93.8750 2.5581
Ot2 1997 Sort09 92.9750 2.5581
Ot2 1997 Sortl10 113.250 2.5581
Ot2 1997 Sortll 95.3250 2.5581
Ot2 1998 Sort02 96.8250 3.0968
Ot2 1998 Sort03 82.6500 3.0968
Ot2 1998 Sort05 79.9000 3.0968
Ot2 1998 Sort07 87.3750 3.0968
Ot2 1998 Sort08 101.580 3.0968
Ot2 1998 Sortl0 99.4250 3.0968
Ot2 1998 Sortll 91.2000 3.0968

title "Mdell 5 - vol | standig";
PROC M XED DATA=dat en nobound;
CLASS sorten orte jahre;

MODEL ertrag = sorten orte jahre sorten* orte sor-

ten*jahre
orte*jahre sorten* orte* jahre / ddf=500 500 500 500
500 500 500;
PARMG (1) / EQCONS = 1;
VI GHT gewi cht;
REPEATED;
run;

*: ods listing exclude
covparms fitstatistics tests3 iterhistory modelinfo Irt
convergencestatus classlevel s dimensions parmsearch
[smeans diffs;

*:. ods output tests3=vatab
| smeans=I sneans
di ffs=difftest;

title "Modell 5 - reduziert”;
PROC M XED DATA=dat en nobound;
CLASS sorten orte jahre;
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MODEL ertrag = sorten orte jahre sorten* orte sor-
ten*jahre
orte*jahre / ddf=500 500 500 500 500 500 500;
PARMS (1) / EQCONS = 1;
VI GHT gewi cht;
REPEATED;
LSMEANS sorten*orte / pdiff;
LSMEANS sorten*jahre / pdiff;
run;

*. proc print data=vatab noobs;

*. proc print data=difftest (where=(orte=_orte or
jahre=_jahre)) noobs;
var Effect Sorten orte jahre _Sorten _orte jahre Estimate

tValue Probt;
un;
itle;
ods listing close;

$ o+ =

Output 1: Varianztabelle fur das vollstéandige Modell

Model | 5 - vol I standi g
Type 3 Tests of Fixed Effects
Num Den

Ef f ect DF DF F Val ue Pr > F
Sorten 10 500 13. 60 <. 0001
orte 1 500 50. 10 <. 0001
jahre 2 500 130. 61 <. 0001
Sorten*orte 9 500 4.18 <. 0001
Sorten*jahre 15 500 6.54 <. 0001
orte*jahre 2 500 71.99 <. 0001
Sorten*orte*jahre 13 500 1.52 0. 1070

Output 2: Varianztabelle fiir das reduzierte Modell

Model | 5 - reduziert
Num Den
Ef f ect DF DF Fval ue ProbF
Sorten 10 500 13.42 <. 0001
orte 1 500 51.90 <. 0001
jahre 2 500 131.18 <. 0001
Sorten*orte 9 500 4. 20 <. 0001
Sorten*jahre 15 500 6.53 <. 0001
orte*jahre 2 500 73.52 <. 0001
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Die Auswertung von Versuchsserien balancierter und
unbalancierter einfaktorieller Blockanlagen A Bl mit
Hilfevon SAS (E. Mall, H.-P. Piepho)

Zusammenfassung

Die statistische Analyse von Versuchsserien Uber verschie-
dene Orte und verschiedene Jahre ist in der Regel mit multip-
len Tests verbunden, um die fixen Effekte desPruffaktors
(Behandlungen, Sorten oder dergleichen) zu vergleichen.
SASbietet mit der Prozedur MIXED und der REML-Methode
weitreichende Lésungen.

Bei unbalancierten Daten und Auswertung der Serie nach
einem gemischten Modell ist die Anwendbarkeit der fir
lineare Modelle mit fixen Effekten gangigen Prozeduren fur
multiple Vergleiche (z B.Tukey- und Dunnett-Prozedur)
eingeschrénkt. In dieser Arbeit werden einige einfache,
praktikable Alternativen dargelegt. Losungsansétze werden
auch aufgezeigt flr Versuchsserien, die nichtorthogonal in
den Orten und Jahren sind. Auf3erdem werden Moglichkeiten
der gewichteten Auswertung von Versuchsserien auf der
Grundlage der Prifgliedmittelwerte vorgestellt und die
Realisierung in SAS demonstriert.

Stichworte: Feldversuch, einfaktorielle Blockanlage, Ver-
suchsserie, multipler Vergleich von Mittelwerten, SAS
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Output 3a: Vergleich der Sorten-Orte-Mittelwerte, t-Test auf gleicher Sufe des Ortes

Ef f ect Sorten orte jahre _Sorten _orte _jahre Estimate t Val ue Probt | The analysis of series of
experiments of balanced

Sorten*orte Sort 01 otl _ Sort 02 otl _ . . .
Sorten*orte Sort01 Otl _ Sort 03 ot1 _ . . . and unbalanced one-
Sorten*orte Sort 01 otl _ Sort 04 otl _ 1.6833 0.79 0.4293 |f rial block ign A-
Sorten*orte Sort 01 Ootl _ Sort 05 Ootl _ . . . aCtO. al bloc deﬂg
Sortentorte  Sort0l Ortl T sort0s  Otl - -1.4109 .0.66 0.5077 | Bl with SAS
Sorten*orte Sort01 Ot1l _ Sort 07 otl _ . . . (E_ Moll, H.-P. Piepho)
Sorten*orte Sort 01 otl _ Sort 08 otl _ . . .
Sorten*orte Sort 01 otl _ Sort 09 otl _ 4.1625 1.96 0. 0510
Sorten*orte Sort01 Ot1l _ Sort 11 otl _ . . . Summary
Sorten*orte Sort 01 ot2 _ Sort 02 ot2 _
Sorten*orte Sort 01 at2 _ Sort 03 at2 _ . . . L. .
Sorten*orte  Sort0l Ort2 sortoa  ort2 - 5.5979 2.26 0.0245 | The statistical analysis of
Sorten*orte Sort 01 at2 _ Sort 05 at2 _ . . . series of experiments across
Sorten*orte Sort01  Ort2 _  Sort06 ot2 _ -11.4828 -4.63  <.0001 | different locations and years
Sorten*orte Sort 01 at2 _ Sort 07 at2 _ . . . . .
Sorten*orte  Sort0l Ort2 T sorto8  Ot2 - . . . usually  involves  multiple
Sorten*orte Sort01 Ort2 _ Sort 09 at2 _ -5.1434 -2.07 0.0386 | comparisons of treatment
Sorten*orte Sort 01 at2 _ Sort 10 at2 _ . . . means. The MIXED procedure
Sorten*orte Sort 01 at2 _ Sort 11l at2 _ . . . P ;
Sorten*orte Sort 02 otl _ Sort 03 otl _ -2.5529 -1.35 0.1779 gEl\?ﬁsb prow;ﬁtign ffloe;qﬁ!"es’;
o0 aﬂi
Sorten*orte Sort 08 at2 _ Sort 10 at2 _ -1.6542 -0.75 0.4514 | task. With unbalanced data
Sorten*orte Sort 08 at2 _ Sort 11l at2 _ . . . ; .
Sorten*orte Sort 09 otl _ Sort 11 Otl _ . . . ar.]d analyss acco.rdlng.to a
Sorten*orte  Sort09 Ort2 ~ sort10 Otz - . . . mixed model, applicability of
Sorten*orte Sort09 Ort2 _ Sort 11 ot2 _ . . . multiple comparison proce-
Sorten*orte Sort 10 at2 _ Sort11l at2 _ . . . dures for fixed effects linear
models (e.g. Tukey, Dunnett,
etc.) islimited.

Output 3b: Vergleich der Sorten-Jahre-Mittelwerte, t-Test auf gleicher Sufe des Jahres

Ef f ect Sorten orte jahre _Sorten _orte _jahre Estimate t Val ue Probt | ThiS paper proposes some
simple and feasible alter-

Sorten*jahre Sort 01 1996 Sort 01 1997 -12. 6252 -5.27 <. 0001 !
Sorten*jahre  Sort01 1996 Sort 02 1996 -5.7094 -2.96 0.0032 | hatives. ApproaCheS are
Sorten*jahre Sort 01 1996 Sort 02 1997 -11. 9852 -5.07 <. 0001 i
Sorten*jahre Sort 01 1996 Sort 02 1998 1. 4457 0.58 0.5593 wggeg.ed for the gnalyss
Sorten*jahre  Sort01 1996 Sort 03 1996 -4.7066 -2.44 0.0150 |Of series of experiments,
Sorten-ahre  Sort0l 199  Sort03 Toss 7032 284 00045 | i are non-orthogonal
orten*janre or or . . . - -
Sorten*jahre  Sort01l 1996  Sort04 1996 -2.3091 -1.19 0 2346 |With respect to locations
Sorten*jahre Sort 01 1996 Sort 04 1997 -3.0349 -1.28 0.1998 | and years. Moreover, we
Sorten*jahre Sort 01 1996 Sort 05 1996 -4.7492 -2.46 0. 0141 : il
Sorten*jahre  SortOl 1996  Sorto05 1997 -8.1621 -3.45 0. ooop |discuss possibilities for a
Sorten*jahre  SortO01 1996  SortO05 1998 12. 8874 5.21 <.0001 | weighted analysis based on
Sorten*jahre  Sorto01 1996 Sort 06 1996 -9.1362 -4.71  <.0001 ; _
Sorten*jahre Sort 01 1996 Sort 06 1997 -16. 3827 -6.93 <. 0001 trial m_eans and demon
Sorten*jahre  SortO01 1996 Sort 07 1996 -3.6214 -1.88 0.0609 |Strate implementation in
Sorten*jahre  Sorto01 1996 Sort 07 1997 -4.9047 -2.08  0.0384 | GAG,
Sorten*jahre  Sorto01 1996 Sor t 07 1998 8. 6915 3.51 0.0005
Sorten*jahre  Sorto1 1996 Sort 08 1996 -12.8785 -6.68  <.0001
Sorten*jahre  SortO01 1996 Sort 08 1997 -10. 4582 -4.43  <.0001 Keywords field experi-
(LX) .
Sorten*jahre  Sort09 1996  Sort10 1996 . . . ment, one-factorial ran-
Sorten*jahre  Sort09 1997 Sort 10 1997 . . . domised block des an,
Sorten*jahre  Sort09 1997 Sort 11 1997 -7.8882 -2.90  0.0039 . .
Sorten*jahre  Sort10 1997  Sortil 1997 . . ) series  of  experiments,
Sorten*jahre  Sort10 1998 Sort11 1998 . . . multi ple Compa_rison of

means, SAS
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