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Zaproponowano podstawowy zestaw instrumentow statystycznych dla oceny bledow oprobowania i analiz chemicznych.
Obejmuje on testy: t-Studenta i rangowanych znakow Wilcoxona dla porownania Srednich wartosci pomiaréw sparowanych,
analize korelacji i regresji liniowej dla wydzielenia i oceny wielkosci bledow: losowego i systematycznych (stalego i proporcjo-
nalnego). Wymienione metody zastosowano do oceny bledow oznaczen pierwotnych i powtornych zawartosci Zn w probkach
pobranych ze zloza Olkusz-Pomorzany. Wskazano na inne mozliwosci zastosowania zaproponowanej metodyki oceny bledow
np. do porownania roznych metod oszacowania parametrow ziozowych w tych samych partiach zloza.

The basic statistical set of tools for estimation of sampling errors on the basis of the two paired data set is proposed. It
includes t-Student and the signed rank tests for a comparison of mean values in paired samples, and analysis of a simple linear
model of regression to distinguish and assess the three types of error in paired data: random error, proportional and fixed bias.
A use of the mentioned methods has been illustrated by examples of evaluation of errors of Zn assay in analytical samples from
the Upper Silesian Zn-Pb ore deposits. The suggested methodology may be applied for geological reporting: a comparison of
resource evaluation by two different methods, or in a case of evaluation based on two different sampling techniques (channel

samples taken from deposit on site and samples taken from broken ore).

Wprowadzenie

Jednym z niezbg¢dnych warunkéw wiarygodnego szaco-
wania zasobow i jakosci kopaliny jest wysoka jako$é oprobo-
wania zloza i oznaczen sktadnikow w pobranych prébkach. Ta
oczywista i nie podlegajaca dyskusji teza czgsto nie znajduje
naleznego zrozumienia u geologow dokumentujacych ztoza. W
konsekwencji ten wazny element rozpoznania z16z nie zawsze
ma wlasciwe odzwierciedlenie w dokumentacji geologiczne;j
stanowigcej podstawe racjonalnej gospodarki ztozem. Opisy
zastosowanej metodyki oprébowania i analiz chemicznych
sa z reguly nader skape a ocena ich wiarygodnosci z reguty
pomijana.

Szeroko rozumiany proces bezposredniego oprobowania
ztoza obejmuje [8]:

*  pobranie probki pierwotnej ze ztoza in situ (oprébowanie
pierwotne),

* przygotowanie tej probki do analizy chemicznej obejmu-
jace redukcj¢ masy probki pierwotnej do wielko$ci probki
analitycznej (oprobowanie wtorne) i wszystkie czynnosci
jej towarzyszace,

« analiz¢ chemiczng nawazki pobranej z probki analitycz-
nej.

W odniesieniu do indywidualnej probki, bledy oprobowania
pierwotnego zwigzane sa z niezachowaniem parametréw probki
przewidzianych w projekcie oprébowania zloza (wielkosci,
ksztattu i orientacji probek). Oszacowanie ilosciowe wielkosci
tych btedow jest trudne z uwagi na niepowtarzalno$é opro-
bowania bezposredniego. Powtdrne pobranie w najblizszym
sasiedztwie probki nie stanowi pelnej, a jedynie przyblizong
podstawe weryfikacji poprawnosci oprobowania pierwotnego.
Oznaczenia zawartosci sktadnikéw w takich probkach moga
wykazywac duze réznice, gdy ztoze cechuje si¢ duza, skokowa
zmiennoscig lokalng mineralizacji.

Bledy oprobowania wtornego zwiazane sg z pomniejsza-
niem préobki pierwotnej do wielkosci probki analitycznej 1 obej-
muja réwniez bledy wszystkich czynnosci towarzyszacych
tej procedurze takich jak: kruszenie i rozdrabnianie materiatu
skalnego oraz jego mieszanie, suszenie i przesiewanie. Btad
standardowy tej procedury moze by¢ oceniony teoretycznie w
oparciu o formute Gy [3, 4, 5]. Uwzglednia ona takie czynniki
jak stopien skruszenia materialu probki przed kazdym etapem
jej pomniejszania, stopien redukcji masy probki, sktad mine-
ralny i granulometryczny, ksztaltt ziaren i stopien uwolnienia
ziaren mineralnych zawierajacych sktadnik uzyteczny ze zro-
stow. Szczegolnie ten ostatni element jest trudny do ilosciowego
oszacowania i moze niekiedy stanowi¢ zrodto watpliwosci, co
do poprawnosci oceny doktadnosci oprobowania wtdrnego
wedhug formuty Gy.

Btedy analiz chemicznych obejmuja btedy pobrania
nawazki z probki analitycznej i bledy zastosowanej metody
analitycznej. Btad samej metody analitycznej uwaza si¢ jednak
za znikomo maty w poroéwnaniu z btgdami pobrania nawazki
z probki analitycznej [8].

Najbardziej wiarygodnych danych dla oceny btedow
oprébowania dostarczaja powtdrne pomiary lub oszacowania
wartosci analizowanego parametru ztozowego dokonane w tym
samym obiekcie geologicznym (np. w bloku eksploatacyjnym,
probee). Dane te zwane dalej w skrocie danymi lub pomiarami
sparowanymi mozna uzyskaé przyktadowo przez oznaczenie
zawartosci badanego sktadnika w dwodch podprébkach otrzy-
manych po pierwszej redukcji potdéwkowej probki pierwotnej
(btedy oprobowania wtornego) lub przez oznaczenia sktadnika
w nawazkach pobranych z tej samej probki analitycznej (bte-
dy analiz chemicznych). W obu przypadkach istnieje wiele
wariantéw otrzymania pomiardw sparowanych wynikajacych
z zastosowania réznych metod, wykonania analiz przez te same
lub rézne osoby, w tym samym lub réznych laboratoriach itp.
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W artykule przedstawiono skrétowo podstawowy zestaw
instrumentdw statystycznych, stuzacych ocenie wielkosci i cha-
rakteru bledow oprobowania wtornego lub analiz chemicznych
w przypadku, gdy dysponuje si¢ zbiorem dwukrotnych pomia-
row parametrow ztozowych. Powinny by¢ one stosowane do
oceny jakosci danych podstawowych przy rozpoznaniu ztéz
a jej wyniki zamieszczane w dokumentacjach geologicznych
716z.

Metodyka badan

Pomiary sparowane jako odnoszace si¢ do tego samego
obiektu geologicznego powinny wykazywac z oczywistych
wzgledow silng korelacj¢. Determinuje to sposob postgpowania
i dobor whasciwych testow statystycznych dla poréwnania po-
miaréw w parach przez weryfikacje istotno$ci roznic wartosci
szacowanego parametru.

Dla potrzeb dokumentowania geologicznego z16z mozna
zaproponowac nastepujacy tok postgpowania majacy na celu
oceng wiarygodnosci danych podstawowych (przede wszystkim
oznaczen zawartosci sktadnikow):

*  wyznaczenie roznic wartosci analizowanego parametru w
parach pomiarow,

+  zilustrowanie rozrzutu wartosci roznic za pomoca wykresu:
»~ramka — wasy”, histogramu lub dystrybuanty,

*  wyrdznienie wartosci anomalnych (ekstremalnych) roznic
pomiardéw sparowanych,

*  wstgpna ocena bledow systematycznych za pomoca testow
t — Studenta lub rangowanych znakéw Wilcoxona,

* wyznaczenie wielkosci btedu losowego i btgdow systema-
tycznych (statego i proporcjonalnego) za pomoca analizy
regresji i korelacji liniowej pomiaréw sparowanych; analiza
taka winna obejmowac: estymacj¢ parametrow liniowego
modelu zaleznosci pomiaréw sparowanych, ocen¢ do-
pasowania modelu do danych empirycznych, testowanie
istotno$ci modelu i jego parametrow oraz sprawdzenie czy
spetnione sg zatozenia stosowalnosci modelu.

Do ilustrowania rozrzutu warto$ci pomiarow coraz czgsciej
stosuje si¢ w ostatnich latach wykres ,,ramka —wasy”, ktory
graficznie lokalizuje potozenie dolnego i gornego kwartyla
oraz granice wartosci ekstremalnych (anomalnych), wyzna-
czane powyzej gornego kwartyla i ponizej dolnego kwartyla,
w odleglosci rownej 3-krotnej réznicy ich wartosci [7].

Porownania $rednich wartosci pomiarow w parach najpro-
$ciej mozna dokonaé za pomoca testu t-Studenta w wariancie
przeznaczonym do badania zmiennych powiazanych (par
skorelowanych danych).

Statystyka sprawdzajaca hipotez¢ zerowa, ze srednia rézni-
ca pomiaréw w populacji generalnej jest rOwna zero ma postac

[2]:

d
t=—-/n—1 €))
54
gdzie:
d — srednia arytmetyczna r6znic pomiardw d, w zbiorze

danych sparowanych (d, = x, - y), x, 1y, — wartosci parametru
wedlug dwdch pomiardw,
s, — odchylenie standardowe roznic d,
n  —liczba par danych.
Statystyka # ma rozktad t-Studenta o (n-1) stopniach swobo-

dy. Duze wartosci statystyki 7, wigksze od wartosci krytyczne;j £,

odczytanej z tablic rozktadu t-Studenta dla przyjetego poziomu
istotnos$ci a (najczesciej 0,05) prowadza do odrzucenia hipotezy
zerowej 1 przyjecia hipotezy alternatywnej o statystycznie istot-
nym zréznicowaniu pomiaréw z matym ryzykiem btedu (= ),
co jest rownoznaczne ze stwierdzeniem wystgpowania bledu
systematycznego. Gdy t < ¢ brak jest podstaw do odrzucenia
hipotezy o identyczno$ci pomiaréw. Warunkiem stosowania
tego testu jest przynajmniej przyblizona normalno$¢ rozktadu
roznic wartos$ci pomiarow.

W przypadku, gdy rozktad réznic wyraznie odbiega od
normalnego nalezy zastosowac test rangowanych znakow
Wilcoxona, ktory nie wymaga spetnienia zatozenia normalnosci
rozktadu i jest najmocniejsza, nieparametryczng alternatywa
testu t — Studenta dla zmiennych powiazanych. W pierwszej
kolejnosci oblicza si¢ réznice wartosci skorelowanych par
pomiaréow a nastepnie porzadkuje si¢ je w niemalejacy bez-
wzgledny ciag wartosci oddzielnie dla dodatnich i ujemnych
roznic. Kolejnym warto$ciom réznic przypisuje si¢ rangi rowne
ich numerom w ciagu. Sumujac rangi oddzielnie dla znakow
dodatnich i uyjemnych uzyskujemy wartosc¢ statystyki 7, spraw-
dzajacej hipotezg¢ o identycznosci pomiaréw sparowanych,
jako mniejszej z dwu sum rang tj. T=min{T *, T -}. Rozklad
statystyki 7 konieczny do testowania mozna znalez¢ w formie
tablic w wigkszosci dostepnych podrgcznikow statystyki ma-
tematycznej. Dla liczniejszego zbioru n par danych (n>25 par)
celowe jest zestandaryzowanie statystki T dla uzyskania staty-
styki W, ktéra ma dobrze znany rozktad normalny (lub bliski
normalnemu) o zerowej $redniej i jednostkowym odchyleniu
standardowym. Statystyke W okresla si¢ ze wzoru:
T-m,

W= )

Gr
gdzie: m, — wartos¢ oczekiwana statystyki T=min{T *, T *}
wyznaczana ze Wzoru:

my =" (n+1) 3)

natomiast - 0. - odchylenie standardowe statystyki 7" wyzna-
czane ze wzoru:

o2 =%(n+l)(2n+lj @)

W przypadku gdy obliczona wartos¢ statystyki I jest wigk-
sza od wartosci krytycznej W na danym poziomie istotnosci ¢
(np. dla a = 0,05 jest W, = 1,96 ) hipotez¢ zerowa o braku
réznic w pomiarach nalezy odrzuci¢ czyli przyjac¢ zatozenie
o statystycznie istotnym zréznicowaniu pomiaroéw sparowanych
z ryzykiem btedu mniejszym od 0,05. W przeciwnym przypad-
ku (W< W ) brak jest podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej,
co w praktyce oznacza przyjecie zatozenia o identycznosci
pomiaréw sparowanych jako hipotezy roboczej.

Oba przedstawione testy pozwalaja tylko na wste¢pne usta-
lenie czy oba pomiary daja te same rezultaty. Precyzyjniejsze
okreslenie rodzaju i wielkosci rdéznic obu pomiaréw moze by¢
osiagniete przez zastosowanie liniowego modelu regresji. Li-
niowy, empiryczny model zaleznosci par pomiaréw y, (zmienna
zalezna, objasniana) i x, (zmienna niezalezna, objasniajaca)
uzyskiwany metoda najmniejszych kwadratow ma postac:

vi=by+tbxte =3 +e, )
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gdzie:
b, —wyraz wolny,
b, —wspdiczynnik kierunkowy prostej,
e, =y,—y, —reszta,skladnik losowy obliczany jako roznica
migdzy wartoscia pomierzona zmiennej (y,) i wartoscia odczy-
tang z modelu liniowego (3,).
Sit¢ zalezno$ci obu zmiennych charakteryzuje si¢ za pomoca
wspolezynnika determinacji R? €[0,1], okre$lajacego udzial
zmiennosci wyjasnionej przez model w catkowitej zmienno-
$ci zmiennej zaleznej. Bliska jednosci (lub 100%) wartosé
wspolczynnika determinacji i jego statystyczna istotnosc, zwe-
ryfikowana za pomoca odpowiednich testow jest warunkiem
koniecznym dla poprawnej oceny btgdow pomiardow.

W przypadku idealnej réwnowaznosci pomiaréw x, i y, ich
zalezno$¢ opisuje linia prosta postaci y=x (rys. 1).

A B

v

v

>

X X

Rys. 1. Rodzaje btedow danych sparowanych odczytywanych
z modelu regresji liniowej [6];

A) blad losowy ¢, zmiennej y, B) btedy: losowy

i systematyczny proporcjonalny, C) bledy: losowy

i systematyczny staly, D) btedy: losowy oraz
systematyczny proporcjonalny i staty

W liniowym modelu zaleznosci, okreslonym na podstawie
danych empirycznych miarg btgdu losowego pomiaru jest
btad standardowy estymacji s,, ktory informuje o przecigtnej
wielkosci odchylen empirycznych wartosci zmiennej zalezne;j
(objasnianej) od wartosci wyliczonych z modelu (teoretycz-
nych) (rys. 1), obliczony ze wzoru:

2 ©)

n—-2

=

gdzie:
e =y —¥, —roznicamiedzy warto$ciag pomierzong zmiennej
(v,) 1 wartoscia odczytang z modelu liniowego ( 3);
n — liczba par pomiaréw
Wzgledny btad losowy mozna oceni¢ odnoszac wielkosé

bledu standardowego estymacji s, do Sredniej wartosci pomia-
réw reprezentowanych na osi y:
5,, - 100% (7

B

Odchylenie wyrazu wolnego b, od zera informuje o wiel-
kosci bledu systematycznego statego natomiast odchylenie
wspotczynnika kierunkowego b, od wartosci 1 o wielkosci
btedu systematycznego proporcjonalnego (rys.1). Przecigtne
wielkosci wzglednych btedow systematycznych mozna wy-
znaczy¢ ze WZorow:

- staty - smbT“-loo% ®)
y

- proporcjonalny - €, = (b, —1)-100% 9)

W praktyce czgsto obserwuje si¢ ztozony charakter bteddw,
przejawiajacy si¢ ich roznym rodzajem i wielkoscia w zalezno-
$ci od przedzialu wartosci mierzonego parametru. Konieczne
w takich sytuacjach jest badanie zaleznosci liniowej pomiarow
sparowanych oddzielnie dla wydzielonych, na podstawie wy-
kresu zaleznos$ci dla wszystkich danych, przedziatdéw warto$ci
analizowanego parametru.

Réwnowaznos¢ wynikdw dwukrotnych pomiaréw parame-
tru weryfikuje si¢ statystycznie przez badanie czy empiryczny
model liniowy nie jest odchylony w sposob statystycznie istotny
od modelu teoretycznego opisanego rownaniem y = x, tzn. czy
jest spetniona ztozona hipoteza zerowa, ze: H,: b,=0i b =1.
Hipotezg zerowa weryfikuje si¢ za pomoca testu ', okreslonego
statystyka [7]:

nb} +2nxby (b, —1) + (b, —1)2(2;:3)

i (10)

2s?

e

gdzie:

X, —wartos¢ pomiaru traktowanego jako zmienna objasniajaca,
x - $rednia arytmetyczna,

s, — btad standardowy estymacji,

n  —liczba par pomiardw.

Statystyka F ma rozktad F-Snedecora z n,=2 i n,=n-2 stop-
niami swobody. Brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej
oznacza w praktyce przyjecie jako hipotezy roboczej zatozenia
o rdownowaznosci obu pomiaréw sparowanych. W przypadku
odrzucenia hipotezy zerowej sprawdza sig, ktory z warunkow
nie jest spetniony, weryfikujac kazda hipotez¢ oddzielnie tzn.
weryfikujac istotno$¢ kazdego parametru modelu osobno:

b,
H,: b,=0 statystyka ¢ = L—OI gdzie: s, - blad standardowy oceny
bn

b

. _ |b, _1|
H,: b,=1 statystyka t = .
oceny b,. b

74

gdzie s,,- blad standardowy

Bledy standardowe ocenia si¢ dla danych empirycznych ze
wzorow [1]:

2 32
Sy, =Shq/sx +(x)

© (12)

5, =
"= n

(11)
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gdzie:

s_—odchylenie standardowe pomiaréw x,

n — liczba par pomiarow.

Obie statystyki maja rozktad t-Studenta o »n-2 stopniach swo-

body.

Wiarygodno$é opisu lub testowania statystycznej istotnosci
modelu linowego uwarunkowana jest od stopnia spetnienia
nastgpujacych zatozen:

a) kazdy ze sktadnikow losowych ma rozktad normalny,

b) warto$¢ oczekiwana sktadnika losowego jest rowna zero
a jego wariancja (reszt) jest taka sama dla wszystkich obser-
wacji (wlasciwos¢ okreslana jako homoscedastycznosé),

c) sktadniki losowe (reszty) sa nieskorelowane (brak autoko-
relacji).

Wymienione zatozenia sg dos$¢ rygorystyczne i rzadko
spelnione w petni w praktyce. Z mocy granicznych twierdzen
centralnych testy istotnosci modelu moga by¢ jednak stosowa-
ne, gdy liczba par danych jest odpowiednio duza i przekracza
40 bez wzgledu na rozktad sktadnika losowego [6].

Rygorystyczne rowniez jest zalozenie statej wariancji
reszt wobec czgsto stwierdzanego wzrostu $redniego bledu ze
wzrostem wartosci pomiarow. Celowe w tej sytuacji jest badanie
zaleznosci liniowej pomiardw sparowanych w wydzielonych
podzbiorach danych, w obrgbie, ktorych spetnienie tego wa-
runku jest bardziej realne.

Statystycznie istotna autokorelacja reszt powoduje, ze
metoda najmniejszych kwadratéw traci swoj optymalny cha-
rakter i moze zachodzi¢ koniecznos$¢ powtérnego oszacowania
parametrow regresji liniowej [2].

W tym miejscu nalezy wspomnied, ze nie bez znaczenia
dla dalszego wnioskowania jest sposob przypisania dwukrot-
nym pomiarom roli zmiennych objasniajacej x i objasnianej y.
Zamiana zmiennych prowadzi do r6znych oszacowan parame-
trow modelu liniowego. W przypadku poréwnywania metod
o zblizonej precyzji, pozyteczne jest przeanalizowanie obu
relacji. Nalezy rowniez dodaé, ze w tym przypadku zaktada
si¢ milczaco, ale niestusznie, ze pomiary reprezentowane przez
zmienng objasniajaca nie sa obarczone btedem. Rozwiazaniem
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Rys. 2.

Graficzna ilustracja rozktadow statystycznych oznaczen podstawowych i powtdrnych Zn dla petnego zbioru danych

i 3 wyrdznionych podzbioréw danych: dystrybuanty empiryczne (A), wykres ,,ramka i wasy” (B) oraz test normalnosci réznic

d(Zn) oznaczen podstawowych i powtdrnych (C)

Objasnienia: do rys. 2B - czerwone kropki - warto$ci anomalne, do rys. 2C - czerwone linie - teoretyczny rozktad normalny réznic

pomiar6w
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tego zagadnienia jest zastosowanie wariantu regresji liniowe;j
okreslanej jako RMA (reduced major axis) opisanej szerzej
m.in. przez Sinclair’a i Blackwell’a [6].

W przypadku, gdy poréwnujemy nowa metod¢ pomiardw
(oznaczenia sktadnika, szacowania zasobow) z metoda uznang
i bardzo doktadng wlasciwsze jest traktowanie pomiaréw we-
dhug nowej metody jako zmiennej objasniane;j y, gdyz obliczane
z modelu regresji odchylenie standardowe estymacji (miara
btedu losowego) odnosi si¢ do zmiennej objasnianej, ktora
reprezentuje metodg testowana.

Przyklad zastosowania metod

Przedstawiona metodyka poréwnywania danych sparowa-
nych zastosowana zostata do oceny btedéw analiz chemicznych.
Przedmiotem badan byty dane archiwalne zaczerpnigte z ksiazek
oprobowan kopaln rud Zn-Pb Olkusz - Pomorzany. Stanowity je
pary oznaczen podstawowych i powtornych zawartosci Zn w 334
probkach analitycznych otrzymanych przez pomniejszenie pro-
bek pierwotnych pobranych ze ztoza w wyrobiskach gérniczych.
Petny zbidr par danych podzielono na 3 podzbiory, w ktérych
zawarto$ci Zn w oznaczeniach powtdrnych wynosily: <2%, 2-5%
1>5%. Ich statystyczng charakterystyke przedstawiono w formie
graficznej na rysunku 2.

nego potwierdzaja koniecznos¢ stosowania przy pordwnywaniu
pomiarow w parach testu rangowanych znakow Wilcoxona, nie
wymagajacego spetnienia zatozenia normalnosci rozktadow.
Wykresy ,,ramka — wasy” pozwalaja wyrdzni¢ wartosci anomal-
ne roznic oznaczen, ktore powinny by¢ przebadane i wyjasnio-
ne np. przez wykonanie dodatkowych analiz w laboratorium
rozjemczym w celu ujawnienia ewentualnych bledow grubych.
Ich wystgpowanie powaznie znicksztalca model zaleznosci
pomiaréw sparowanych.

Wykresy modeli liniowych zalezno$ci oznaczen podstawo-
wych i powtdrnych wraz z oszacowaniami bledéw losowego
i systematycznych przedstawiono na rysunku 3 natomiast
wyniki testowania istotnosci parametréw modelu w tabeli 1.

Dopasowane modele liniowe cechuja si¢ wysokimi i sta-
tystycznie istotnymi wspdtczynnikami determinacji (rys. 3).
Wyznaczone w oparciu o rownania regresji wzgledne bledy
losowe oznaczen powtornych w wyroznionych podzbiorach
maleja ze wzrostem zawartosci oznaczanego pierwiastka.
Najwyzsze wartosci wzglednych btedow systematycznych od-
notowuje si¢ dla przedziatu zawartosci Zn od 2 do 5%, mniejsze
dla przedziatu <2% i jedynie w tych dwoch przypadkach oba
parametry modelu roznig si¢ rownoczesnie w sposob staty-
stycznie istotny od zera (wyraz wolny) i jednosci (wspotczyn-
nik kierunkowy prostej) (tab. 1). Dla pelnego zbioru danych
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Rys. 3.

Modele liniowe zalezno$ci oznaczen podstawowych i powtornych zawartosci Zn w probkach analitycznych: dla petnego zbioru

danych (A), dla Zn(2) <2% (B), dla 2%<Zn(2)<5% (C), dla Zn(2)>5% (D)

R? — wspdtezynnik determinaciji, s,,,
€™ wzgledny btad systematyczny proporcjonalny

Zestawione dystrybuanty zawartosci Zn wedtug obu
oznaczen wykazuja wizualnie duze podobienstwo przebiegu
(rys. 2A). Znalazlo to pelne potwierdzenie w wynikach testu
Kotmogorowa — Smirnowa, ktory wykazat brak statystycznie
istotnych roznic rozktadéw badanego parametru dla obu zbio-
row pomiardw sparowanych. Wykres ,,ramka — wasy” (rys. 2B)
ujawnia dla catego zbioru danych oraz podzbioréw: <2% Zni 2
— 5% Zn wystgpowanie licznych wartosci anomalnych roznic
oznaczen, ktore powoduja znaczace odstepstwa od normalnos$ci
ich rozktadu (rys. 2C). Jedynie w przypadku podzbioru >5%
Zn rozktad empiryczny réznic mozna uwazac za zblizony do
normalnego. Wyniki przedstawionego opracowania statystycz-

— wzgledny blad standardowy losowy, €  —wzgledny btad systematyczny staty,

(i podzbioru z zawarto$ciami Zn>5%) brak jest podstaw do
odrzucenia hipotezy zerowej, co pozwala przyjac jako hipoteze
robocza zatozenie braku zréznicowania migdzy uzyskanym
modelem empirycznym i modelem teoretycznym opisujacym
idealna zgodnos$¢ pomiardw (y=x). Podany przyktad potwierdza
celowos¢ i konieczno$¢ badania zaleznosci liniowej nie tylko
dla calego zbioru danych, lecz réwniez w jego podzbiorach ze
wzgledu na odmiennos¢ uzyskiwanych wynikow.

W pozornej sprzecznosci z wynikami analizy liniowego
modelu regresji pozostaja wyniki poréwnania srednich ozna-
czen w zbiorach za pomoca testu t-Studenta i rangowanych
znakéw Wilcoxona. Rozbieznosci w ocenie btedow systema-
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tycznych obserwuje si¢ w grupach zawartosci 2-5% 1 >5% Zn
(tab. 1).

ale stale zawyza oceng co prowadzi do statystycznie istotnej
roznicy Srednich wartosci pomiarow wedhug testow: t-Studenta

Tab. 1.  Wyniki testowania rownosci srednich oznaczen podstawowych i powtornych zawartosci Zn i istotnosci modelu liniowego ich
zalezno$ci
. 53-8 3 . ] : Test istotno$ci modelu
Test rownosci Srednich wartosci oznaczen e «
Zbiér par danych 1 jego parametrow
iliczba par (n H:b =0ib =1
par (n) test t- Studenta test r:angoyvanych o0 !
znakéw Wilcoxona H,: b="0 | H:b=1
P=0.13 (+
L my P=0.35 (+) P=0.69 (+) )
(n=334) P=048(+) | P=0.05(+)
0 P<0.001 (-
Zn(2)<2% P<0.01 (-) P<0.01 (-) ©)
(n=143) P=023(+) | P=0.00()
0 9 P<0.001 (-
2A<Zn(2)<5% P=0.51 (+) P=0.81 (+) ©
(n=106) P=0.00(-) | P=0.00(-)
2%<Zn(2)<5% P=0.30 (+)
(n=101) P=0.74 (+) P=0.94 (+) . 5
Bez 5 réznic anomalnych P=0.18 (1) P=0.13 ()
0 P=0.11 (+
Zn(2)>5% P=0.04 (-) P=0.04 (-) ®
(n=85) P=0.62(+) | P=0.67(+)

P — prawdopodobienstwo btedu odrzucenia hipotezy zerowej (o réwnosci srednich lub, ze by = 0 lub b, = 1), gdy jest ona prawdziwa; (+)
— brak podstaw do odrzucenia hipotezy zerowej na poziomie istotnosci &=0.05 (P=a=0.05), (-) - odrzucenie hipotezy zerowej (P<a=0.05)

z ryzykiem bledu < 5%

W pierwszym przypadku brak zréznicowania $rednich jest
wynikiem kompensowania si¢ btedéw systematycznych: blad
staly zawyza oceng pomiaru Zn(2) (b,>0) natomiast btad pro-
porcjonalny zaniza oceng (b,<1). W drugim przypadku (Zn>5%)
brak jest podstaw do odrzucenia hipotezy, ze b, r6zni sig istotnie
od zera a b, od jednosci. Wartos¢ b, (0,084) tylko nieznacznie,

i rangowanych znakow Wilcoxona. Nalezy jednak zwrocié
uwage, ze ryzyko bledu odrzucenia hipotezy zerowej o rownosci
$rednich jest stosunkowo duze (0,04) i tylko nieznacznie nizsze
od przyjetego poziomu istotnosci =0,05.

Wplyw wartosci anomalnych na wyniki modelowania za-
leznosci pomiardéw sparowanych zilustrowano na przyktadzie
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Rys. 4.

Graficzna ilustracja rozktadéw statystycznych oznaczen podstawowych i powtdrnych w przedziale 2-5% Zn po odrzuceniu

5 wartosci anomalnych: model liniowy zaleznos$ci oznaczen podstawowych i powtdrnych (A), wykres ,,ramka i wasy” (B),
dystrybuanty empiryczne (C) oraz graficzny test normalnosci réznic d(Zn) oznaczen podstawowych i powtornych (D)
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podzbioru danych 2%<Zn<5%. Po usunigciu 5 wartosci ano-
malnych (rys. 3) znaczacej zmianie ulegla posta¢ zaleznosci
liniowej pomiarow (rys. 4). Testowanie parametréw zmody-
fikowanego modelu wykazato, brak podstaw do odrzucenia
hipotez, ze w populacji generalnej wyraz wolny jest rowny
zero a wspotczynnik kierunkowy prostej jest rdwny 1 (tab. 1).
Wyraznemu obnizeniu ulegt rowniez btad losowy z 12,7% do
7,9%, a systematyczne od okoto 20% do okoto 4 %.

Przedstawione wyniki wskazujace na mozliwo$¢ popetnie-
nia duzych btgdow losowych i systematycznych w pewnych
zakresach zawartos$ci Zn nalezy wigza¢ z btgdem niereprezen-
tatywnosci nawazek pobranych z probek analitycznych a nie
z blgdem samej techniki oznaczenia pierwiastka. Ich zrodta
mozna doszukiwac¢ si¢ w trudnosci doktadnego ujednorodnienia
zmielonego materiatu probki analitycznej lub niestarannego
pobrania nawazki.

Podsumowanie i wnioski

1. Badanie wystgpowania i wielkosci bledéw oprobowania
systematycznych i losowego powinno by¢ nicodtacznym
elementem geologicznego dokumentowania zt6z. W przy-
padku, gdy dysponuje si¢ dwukrotnymi pomiarami wartosci
parametréw (np. podstawowymi i kontrolnymi oznaczeniami
zawartosci sktadnika) mozna rekomendowaé stosowanie
przedstawionych w artykule instrumentow statystycznych:
poréwnania pomiaréw za pomoca testow przeznaczonych dla

danych sparowanych (t-Studenta, testu rangowanych znakéw
Wilcoxona) oraz analizg korelacji i regresji liniowe;.

. Analize taka nalezy wykonywacé nie tylko dla petnego zbioru

danych, ale i dla wydzielonych w mys1 pewnych kryteriéw
podzbioréw danych, gdyz pewne bledy systematyczne moga
si¢ ujawniac tylko w pewnym zakresie wartosci parametru.
Réwniez wielkosci btedow losowych moga wykazywaé
r6zna wielkos$¢ pomigdzy grupami danych.

. Przed wykonaniem analizy regresji i korelacji liniowej nale-

zy kazdorazowo podejmowaé probg wyjasnienia anomalnie
duzych réznic wartosci pomiaréow sparowanych. Wystepo-
wanie wartosci anomalnych prowadzi na ogdt do znaczacego
znieksztatcenia postaci modelu liniowego i nieprawidlowe;j
oceny btedow losowych i systematycznych.

. Nalezy zwrdci¢ uwage na inne mozliwosci zastosowania

przedstawionych metod statystycznych dla pomiaréw spa-
rowanych np. do oceny poprawnosci oszacowan zasobow
lub jakosci kopaliny dokonanych réznymi metodami lub
oszacowan dokonanych w oparciu o rézne zbiory danych np.
na podstawie wynikéw oprobowania wyrobisk gorniczych
i urobku.

. Bogata oferta oprogramowania statystycznego (np. pro-

gramy: Statistica lub Statgraphics) czyni zastosowanie
zaproponowanych metod badania danych sparowanych
zadaniem fatwym i szybkim do zrealizowania. Wymaga ono
jednak od dokumentatora znajomosci podstaw statystyki
i umiejetnosci wlasciwej interpretacji wynikow obliczen.

Praca wykonana w ramach badan statutowych Katedry Geologii Zlozowej i Gorniczejf AGH nr 11.11.140.562.
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