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Przegląd metod oceny typu 
rozkładu przestrzennego  
populacji roślinnych
Review of methods for 
determining the spatial 
distribution of plant populations

1. Wstęp

Organizacja  przestr zenna natu ralnych populac ji roślinnych należy do bardziej 
frapujących, choć niewątpliwie trudnych zagadnień ekologicznych. Właściwy pro ­
blem po lega na zbadaniu  przyczyn tw orzenia się określonych stru ktur przestrzennych  
i skutków, jakie dla popu lacji , a także dla jej otoczenia wynikają z różnych sposobów 
zajmowania  przes trzeni . Tym niemniej koniecznym etapem poprzedzający m takie 
badania  musi być precyzyjne określenie typu  struktury przes trzennej populacji.

W literatu rze przedmiotu wyróżnia się trzy uproszczone modele rozmiesz­
czenia osobników: (1) rozmieszczenia równomiernego , (2) rozmieszczenia  losowego 
i (3) rozmieszczen ia skupiskow ego.

Rozmieszczenie równomie rne obrazuje mode l idealnego uporządkowania  
przes trzennego popu lacji , to znaczy równego „po działu” przest rzeni pomiędzy  
wszystkimi osobnikami. Warunkiem takie j organ izacj i jes t homogenność  biotopu 
(lub szerzej:  środowiska) bądź  też antagonistyczne stosunk i między osobnikami  
(C ha pm an  1960, W al te r 1962, M acA rt hu r i C onnel l 1971, S ym on id es  1979a).

Przy losowej organizacji przes trzennej miejsce, jakie zajmuje osobnik, jes t 
zupełnie przypadkowe, podobnie jak przypadkow e są relacje przestrzenne między 
osobnikami  populacji. Oznacza to, że organizacji przes trzennej nie po rządku ją żadne 
czynniki wewnątrzpopulacyjne  lub  środowiskowe. Losowe rozmieszczenie osobni­
ków w popula cjach roślinnych jest  równie rzadkie ja k równomierne (G ounot 1962, 
B re re to n  1971, K w ia tk ow sk a 1972).

Rozmieszczenie skupiskowe występuje wówczas, gdy li czba osobn ików w pew­
nych wycinkach przes trzeni jes t większa niż w innych,  przy czym zgrupowań  osob ni­
ków i miejsc nie zasiedlonych jes t więcej niż wynikałoby to z rozkładu losowego. 
W celu scha rakteryzowania rozmieszczenia  zarówno pojedynczych osobników, jak 
ich natu ralnych , przes trzennie wyodrębnionych  grup, przyjmuje się n iekiedy dodat-
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kowo występowanie trzech innych typów rozmieszczenia osobników: równomier- 
nie-skupiskowego, losowo-skupiskowego i grupowo-skupiskowego (hierarchicznie- 
-skupiskowego). Wyróżnia się zatem poziomy skali przestrzennego zróżnicowania 
populacji.

We współczesnym piśmiennictwie można znaleźć dwie podstawowe kategorie 
metod określania typu struktury przestrzennej populacji roślinnych:' analizy sta­
tystycznej i analizy kartograficznej. Przegląd tych metod wydaje się celowy ze względu 
na brak tego typu opracow ań w piśmiennictwie polskim, zwłaszcza wobec wzmo­
żonego obecnie zainteresowania fitoekologów problematyką populacy jną. Ogran i­
czone ramy artykułu nie pozwalają na szczegółowe omówienie przykładów zasto ­
sowań poszczególnych metod, które  jednak  zainteresowany czytelnik może znaleźć 
w cytowanej literaturze. Z tego samego powodu nie podajemy także sposobów 
obliczania średniej, wariancji i funkcji gęstości omawianych rozkładów; są one 
przedstawione w podręcznikach statystyki: Okt ab y (1966), Per kal a (1967), W eb er  
(1972) i innych. Stosunkowo dużo miejsca poświęcamy natomiast prezentacji mate­
matycznych założeń poszczególnych modeli, uważając, że ich analiza jest  najlepszą  
dyskusją zakresu przydatności ekologicznej modelu.

2. Teoretyczne modele rozkładów zmiennej. Testowanie zgod­
ności rozkładu empirycznego z rozkładem teoretycznym

2.1.  Podstawowe założenia

Ocena typu struktu ry przestrzennej populacji metodą  analizy statystycznej 
polega na próbie sprowadzenia rozkładu empirycznego zagęszczenia do wybranego, 
teoretycznego modelu rozkładu losowego. Jeżeli bowiem sposób rozmieszczenia 
osobników daje się opisać jakimkolwiek modelem rozkładu losowego, to mpżna 
przyjąć,’że miejsce ich występow aniajest wyłącznie kwestią przypadku.  Tym samym 
zbędne staje się poszukiwanie przyczyn takiej, a nie innej struktury przestrzennej 
populacji .

O wyborze modelu decyduje w pierwszym rzędzie typ zmiennej, zależny bez­
pośrednio od sposobu pobierania  prób w terenie. I tak jeżeli przy pobie raniu  prób 
posługujemy się zmodyfikowanym schematem tzw. kraty Greig-Smitha , transektu 
lub metodą kwadrantów (Kwia tk ow sk a i S ym on ides  1978a), notując jedynie fakt 
wystąpienia bądź nieobecności osobników badanej populac ji, to zmienna skokowa 
może przyjmować niektóre, z góry określone długością serii, wartości ze zbioru 
liczb naturalnych. Na przykład jeżeli  kwadra ty na transekcie pogrupujemy po 
osiem, to w serii składającej się z ośmiu kwadratów osobniki mogą nie występować 
w ogóle lub też mogą wystąpić na jednym, dwóch lub większej liczbie kwadratów; 
zmienna może zatem przyjąć wartości 0, 1 ,2 ,. ..  8. Z tego rodzaju  zmienną związane 
są rozkłady: Bemoulliego, czyli binomialny (O kt ab a 1966, P la tt  1974), i ujemnie 
binomia lny (W eber 1974).

Najczęściej w badaniach  typu struktury przestrzennej populacji roślinnych 
usta la się jednak  liczbę osobników na powierzchniach próbnych o określonym roz­
miarze. W tym przypadku mamy do czynienia ze zmienną skokową, której  wartości 
są nie znane, a ich zakres  ustala się empirycznie. Prawdopodobieństwa, z jakimi teo­
retycznie poszczególne wartości zagęszczenia mogą występować w próbie określa ją 
rozkłady: Poissona (O kt ab a 1966, Ker sh aw  1973, P la tt  1974), Thomasa (T ho ­
ma s 1949) i Neymana (N ey man  1939, W eb er  1972).

W badaniach  typu rozkładu często też wykorzystywane są wyniki analizy 
zagęszczenia przeprowadzonej metodami bezpowierzchniowymi (zwłaszcza najbliż-
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szego sąsiada, punktową i ruchomego kąta), w których dokonuje  się pomiarów 
odległości pomiędzy osobnikami populacji lub pomiędzy osobnikiem a punktem 
(K wia tk ow sk a i Sy mon ides  1978a). Z tego typu pomiarami związana jest 
zmienna losowa ciągła, zaś powszechnie przyjmowanym modelem dla tej zmiennej 
jest rozkład normalny (O kt ab a 1966, Gre ń 1974, P la tt  1974). Rozkład  normalny 
stosuje się także wówczas, jeżeli miarą zagęszczenia jest pokrywanie  powierzchni 
biochory przez nadziemne części osobników badanej populacji.

Sposób pobierania prób w terenie i związany z nim typ zmiennej decydują 
o wyborze określonej grupy modeli teoretycznych. W wyborze konkre tnego rozkładu  
teoretycznego może pomóc  analiza jego matematycznych założeń.

We wszystkich opisanych przypadkach wnioskowanie o zgodności rozkładu 
empirycznego z odpowiednim modelem rozkładu teoretycznego polega najczęściej 
na porównaniu częstości, z jakimi zmienna przyjmuje poszczególne wartości w obu 
typach rozkładów. Poprawność wnioskowania zależy zatem od reprezentatywności 
statystycznej próby, a więc od wystarczająco dużej liczby pomiarów (G reń 1974). 
Szczegółowy sposób pomiaru zagęszczenia populacji  roś linnych jak  również problem 
reprezenta tywności statystycznej próby omówione są w oddzielnym artykule (Kwiat­
ko wsk a i Sy mon ides  1978a).

2.2 . Rozkład Bernoulliego (binomialny)

W badaniach  ekologicznych rozkład Bernoulliego może służyć jako model 
teoretyczny przy szczególnym sposobie pobierania prób, różnym od schematów 
stosowanych dla pozostałych rozkładów. Jedynie w tym przypadku ustala  się nie 
liczbę osobników na powierzchniach próbnych, ale fakt wystąpienia bądź nieobec­
ności gatunku w określonej długości serii powierzchni próbnych lub — dla metody 
kwadrantów (C ot ta m  i C urt is  1956, K w ia tk ow sk a i Sy mon ides  1978a) — 
w serii sektorów.

Rozkład zmiennej Bernoulliego jest  jednoznacznie określony, jeżeli znane są 
dwie wielkości: p rawd opod obieństwop sukcesu i wielkość (długość) serii k (Okt ab a 
1966). W omawianych zagadnieniach sukces oznacza wystąpienie przynajmniej j ed­
nego osobn ika na powierzchni próbnej (lub w sektorze); długość serii — to liczba 
zgrupowanych powierzchni (lub liczba przyległych sektorów w metodzie kwadran­
tów).

Prawdopodobieństwo sukcesu oblicza się z danych empirycznych według 
wzoru1 :

( 1 )

k
gdzie x —  wartość średnia wystąpień  w rozkładzie empirycznym.

Prawdopodobieństwa że zmienna losowa przyjmie wartości 0, 1, 2, ...  x, 
oblicza  się ze wzoru:

(2) P{x) =
kł xn (k — x)

(k —x) ! x ł P Q

gdzie <7=1 —p. Indeks i oznacza jakąkolwiek wartość ze zbioru liczb od 0 do x.
Oczekiwane liczebności teoretyczne nPt odpowiadające poszczególnym war­

tościom, jakie może przyjmować zmienna, są iloczynami wartości prawdopodobieństw  
ze wzoru definicyjnego (2) i sumy (równej ń) poszczególnych częstości empirycznych 
nt dla wartości zmiennej równej  0, 1, 2, ...  x.1 Symb olika  łacińska odnosi się do parametrów rozkładu empirycznego; symbolika grecka — do parametrów rozkładu teoretycznego.
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Rozkład empiryczny z rozkładem Bernoulliego porównuje się metodą testu 
y2 na zgodność, opartego na funkcji testowej:
zj. , 2 (n t- nP i) 2

X2 =
nP

Wartość graniczną y2 odczytuje się przy liczbie stopni swobody równej k — 2.
Jeżeli obliczona wartość y2 jest mniejsza od wartości granicznej, to nie ma 

podstaw do odrzucenia hipotezy o losowym rozkładzie osobników. Niezgodność 
rozkładu  empirycznego z rozkładem teoretycznym może być dwojakiego rodza ju: 
(a) może wynikać z poddyspersji  rozkładu empirycznego, jeśli wariancja jest  mniejsza 
niż wynikałoby to z modelu Bernoulliego (gdzie c>2 =kpq)  albo (b) może być zwią­
zana z naddyspersją rozkładu empirycznego, jeżeli wariancja jest większa niż w roz­
kładzie Bernoulliego. Pierwszy przypadek wskazuje na równomierny rozkład  osob­
ników; drugi świadczy o rozkładzie skupiskowym.

Wartość wyrażenia:

(4)  T =
S 2 — kpq

kpq 2 + 1 ~(>pq 
kpq

)/«  >

które ma rozkład  normalny o średniej 0 i wariancji 1, pozwala sprawdzić istotność  
odchylenia wariancji empirycznej od teoretycznej.

Jeżeli obliczona wartość funkcji testowej jes t większa od 1,96, to na poziomie 
ryzyka błędu 0,05 wariancja empirycźn a istotnie różni się od teoretycznej.

Ponieważ badan ia typu rozkładu przestrzennego populacji związane są za­
zwyczaj z analizą jej zagęszczenia szacowanego metodą powierzchniową, rozkład 
Bernoulliego tylko sporadycznie był stosowany jako teoretyczny model rozkładu 
zmiennej losowej. Modelem tym posłużył się np. Bray  (1962) w analizie struktury 
przestrzennej populacji kilku gatunków drzew w lasach  Kanady , a także Vas ile vic 
(1969) w badan iach rozmieszczenia osobników populacji Potentilla acaulis L. na 
suchym stepie2.

Zmienna losowa przyjmuje wartości z prawdopodobieństwami określonymi 
wzorem (2) , jeśli seria doświadczeń jest  wykonywana zgodnie ze schematem Ber­
noulliego. Schemat ten jest zachowany pod warunkiem, że: (a),doświadczenia prze­
prowadza się w stałych w arunkach; (b) wynik doświadczenia nie zależy od wyników 
innych doświadczeń; (c) prawdopodobieńs two sukcesu w każdym doświadczeniu jest 
takie samo, równe p; (d) w każdym doświadczeniu można się spodziewać albo 
sukcesu, albo niepowodzenia (P la tt  1974).

Nie ulega wątpliwości, że warunki a—c w przypadku naturalnych populacj i 
roślinnych mogą być spełnione niezmiernie rzadko. Wynika to choćby z istoty zja­
wisk rozmnażania i rozprzestrzeniania się roślin. Wystąpienie osobnika  w dowolnym 
punkcie przestrzeni uwarunkowane jest  więc bliższym lub dalszym sąsiedztwem 
osobnika  macierzystego. Sposób rozmnażania i rozprzestrzeniania się roślin może 
wpływać jedynie na odległość między poszczególnymi osobnikami. Zwykle odległość 
ta jest  bardzo mała w przypadku roślin tworzących polykormony lub klony (Sym o-

2 B r a y  (1962) stos ow ał  metod ę kw ad ra nt ów , st ąd  też  ka żd y gat unek  mógł 
w da ny m kw ad ra nc ie  w ys tą pi ć 0, 1, 2, 3 lu b 4 razy . Aut or  stw ie rd zi ł w ys tę po w a­
nie wsz ys tk ich po ds tawow yc h typó w ro zk ła du  pr ze st rz en ne go  po pu la cj i: ró w no ­
miern eg o (Acer sa cc ha ru m  L.), sk up isk ow eg o (A bies  ba lsa mea  L.) i losowego  (Po pu-  
lus  trem ul oi de s L.). V a s i l e v i c  (1969) na to m ia st  za stos ow ał  metod ę tr anse k tu  
złożon ego  z 500 kw ad ra tó w  (o bo ku  1 m każdy),  gr up ow an yc h po 5 w se rii ; st ru k ­
tu rę  po pu la cj i Pot en til la  ac au lis  L. ok re śl ił jako  sk up isk ow ą.
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ni de s 1979b, 1979c), a także w przypadku barochorów, których nasiona gromadzą 
się w pobliżu osobników macierzystych ( W ilko ń- M ic ha ls ka  1976). Nawet jed nak 
u roślin rozsiewanych z wiatrem budowa owoców i diaspor proteguje gromadne 
pojawianie się osobników potomnych (S al isbu ry  1942, H ar per  1977).

Powszechnie także wiadomo, iż działalność życiowa roślin w swoisty sposób 
przekształca pierwotnie jednolite siedlisko powodując wtórne zróżnicowanie biotopu 
(np. W ilko ń- M ic hal sk a i Sy mon ides  1974). Tym samym prawdopodobień­
stwo wykiełkowania i przeżycia rośliny jest różne w różnych częściach biochory 
(H ar pe r,  W ill iams i Sa ga r 1965).

2.3. Rozkład Poissona

W odróżnieniu od modelu Bernoulliego rozkład Poissona jest najczęściej 
stosowanym modelem teoretycznego rozkładu osobników przypadających na jed­
nostkę powierzchni.

W analizie zagęszczenia szacowanej metodą powierzchniową liczba osobników 
na powierzchni próbnej nie jest z góry wiadoma. W konsekwencji nie jest z góry 
określoną długość serii (tak jak  w rozkładzie Bernoulliego), którą wyznacza się 
jedynie empirycznie. Jeżeli wielkość serii jest bardzo duża, a równocześnie prawdo­
podobieństwo sukcesu jest bardzo małe (& -> oo , p->0), prawdopodobieństwa, z jakimi 
zmienna losowa może przyjmować poszczególne wartości x, opisuje funkcja gęstości 
rozkładu Poissona:

(5)
x!

gdzie 2 oznacza parametr  rozkładu Poissona równy wartości średniej rozkładu, 
e jest podstawą logarytmów naturalnych.

Rozkład Poissona opisany jest  tylko przez jeden parametr  (ż), ponieważ 
w modelu tym zachodzi równość: ż= /z = u 2, gdzie /z oznacza średnią rozkładu 
Poissona, zaś cr2 jego wariancję.

Wartość 2 szacuje się z rozkładu empirycznego, dla którego trzeba ustalić 
jedynie wielkość x  (średnie zagęszczenie). Ze stosunku  wartości średniej do liczeb­
ności próby,  podobnie jak  w rozkładzie Bernoulliego, oblicza się prawdopodo­
bieństwo sukcesu.

Dla zweryfikowania hipotezy o zgodności rozkładu empirycznego z rozkładem 
Poissona opracowano wiele testów istotności; bardzo często ich konstrukcja wyko­
rzystuje fakt równości między wartością średniej i wariancji.

Jedna z najwcześniejszych i powszechnie stosowanych metod testowania typu 
rozkładu przestrzennego populacj i opiera się na założeniu, że rozkład  empiryczny 
jest zgodny z rozkładem Poissona, jeżeli  stosunek wariancji do średniej w rozkładzie 
empirycznym równy jest jedności.  Istotność różnicy pomiędzy oczekiwaną (teore-

S 2
tyczną) i obserwowaną wartością wskaźnika ~z~ sprawdza się, według B lack m an a •\
(1942), w następujący sposób: jeżeli odchylenie od jedności mieści się w granicach 
+2BS, to rozkład empiryczny zgodny jest z rozkładem Poissona, a odchylenia od 
jednośc i uważać należy za przypadkowe3. Wartość błędu standardowego BS  sto­
sunku wariancji do średniej oblicza się ze wzoru:

3 W sk aź nik BS w  or yg in al ne j pr ac y B l a c k m a n a  (1942) symbo liz ow an y 
je st  jako  S. W art ykule  wpr ow ad zo no  inne  oznaczenie,  ab y un ik ną ć mo żliwo ści  
po m yl en ia  teg o w sk aź ni ka  z od ch ylen iem st an da rd ow ym  i w ar ia nc ją , symbo liz o­
wan ym i od po wiedn io  jako  5 i S 2.
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(6) BS =

gdzie N  oznacza liczbę powierzchni próbnych , bądź też ze wzoru:

(7)

jeżeli liczba powierzchni próbnych jes t bardzo duża.

Różnica między obliczoną a oczekiwaną wartością
S 2

może być także

sprawdzona za pomocą testu t Studenta  (K ersh aw  1973). Funkcję  testową t0 
opisuje równanie:

S 2
-1

BS
Wartość graniczną t na poziomie przyjętego ryzyka błędu odczytuje się dla 

liczby stopni  swobody równej N — 1.
S 2

Wskaźnik —x nazywany „indeksem Leksisa” (S te in ha us  1936, 1947),

„współczynnikiem rozproszenia” (B lack man  1942) lub „współczynnikiem względ­
nej wariancj i” (C laph am  1936), stosowany był przez wielu badaczy bądź jako  
miara losowości rozmieszczenia osobników, bądź też ja ko wskaźnik skupiskowości 
roślin (Sve db erg 1922, C la ph am  1936, A rc hib al d  1948, Dice  1952 i inni).

Nieco inną metodę testowania zgodności rozkładu  empirycznego z rozkładem 
Poissona zastosowali Dav id  i M oo re  (1954), obliczając tzw. „wskaźnik  rozpro­
szenia / ” równy:

n S 2

x
gdzie nS 2 oznacza sumę kwadra tów odchyleń od średniej x*.

Wartość wskaźnika /  porównuje się następnie z wartością / 2 , odczytaną przy
liczbie stopni swobody równej N — 1. Niekiedy stosuje się w tym celu wartość wyra­
żenia: |/2Z  — j/27V—1. Jeżeli leży ona w granicach  ±1,96, nie ma podstaw do 
odrzucenia  hipotezy o losowości rozkładu , z ryzykiem błędu 0,05 (P iel  o u 1974).

Do określenia stopnia odchylenia rozkładu empirycznego od rozkładu Poisso­
na M oo re  (1953) zaproponował wskaźnik (p równy:

W 0̂ —
X

gdzie n0 , n l9 n2 oznaczają liczbę powierzchni próbnych — odpowiednio — bez wy­
stąpienia osobnika danej populacji, z jednym i z dwoma osobnikami.

W przypadku wskaźnika <p do porównania  rozkładów wystarcza zatem usta­
lenie częstości trzech najniższych klas wartości x.

Teoretycznie dla rozkładu Poissona wartość cp równa jest jedności; jeżeli 
(p >1,  to osobniki populacji rozmieszczone są skupiskowo; przy rozmieszczeniu 
równomiernym cp < 1.

Metoda ta nie jest jedn ak uniwersa lna; można j ą stosować jedynie  wówczas, 
jeżeli suma liczebności prób reprezentujących najniższe klasy wartości x  stanowi

4 Oz naczen ia we  wzo rach  i sy mbo lik ę po szczególny ch  wsk aź ni kó w pr zy ję to  
wed ług ich  au to ró w.
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znaczną część całkowitej liczebności próby. Nie jes t także dostatecznie  sprawdzona. 
G re ig -S m ith  (1964) sygnalizuje na przykład, że w niektórych przypadkach równo­
mierne rozkłady charakteryzują się wartością wskaźnika 99 większą od jedności.

Stosunek liczby osobników w jednostce próbnej do ogólnej liczebności osob­
ników całej próby jest  podstawą konstrukcj i wskaźnika I6 —  M or is ity (1959). 
Określa go następujący wzór:

9

(11)  l s =q
/=!
N (N -D , k

gdzie q — liczba wszystkich powierzchni próbnych, nt — liczba osobników w Z-tej 
próbie, N — liczba osobników na q powierzchniach.

Wskaźnik I6 równy jest jedności w populac ji o rozkładzie losowym, zgodnym 
z rozkładem Poissona; I6 < 1 — dla rozkładu równomiernego, natomiast /<5>1 — 
dla rozkładu skupiskowego. I6 może przyjąć maksymalnie wartość q, gdy wszystkie 
osobniki występują na jednej powierzchni próbnej.

Wartość wskaźnika Id nie zależy od średniej liczby osobników, lecz zmienia 
się zależnie od rozmiaru powierzchni próbnej. Analiza tych zmian może służyć do 
oceny stopnia skupiskowości populacji.

Istotność odchylenia empirycznej wartości I6 od jednośc i sprawdza się za 
pomocą funkcji F według wzoru:

Ió (N —V) + q—N  
q - i

Jeżeli F jest większe od wartości granicznej Fa odczytanej dla przyjętego 
poziomu ryzyka błędu i liczby stopni swobody równej q— 1 i 00, to odchylenie od 
rozkładu Poissona je st statystycznie istotne.

Poza wymienionymi w literaturze spotyka się często wskaźniki, które wpraw­
dzie nie służą do oceny zgodności rozkładu empirycznego z rozkładem Poissona, 
są jednak miarą  stopnia  skupiskowości rozkładu.

Na przykład: (a) A sh by  (1935) i S te ve ns  (1937) zaproponowali wskaźnik skupiskowości c, 
obliczany z następującego równania:

[1+5(5- 1) c] ,

gdzie E jest liczbą powierzchni ,,pustych” , N — liczebnością próby, 5 — sumaryczną liczbą osob­
ników w próbie, a c — wskaźnikiem skupiskowości. (b) W hit fo rd  (1949) w ocenie stopnia skupis­
kowości wykorzystał wskaźnik wynikający ze stosunku średniego zagęszczenia, obliczonego dla 
powierzchni próbnych z wystąpieniem choćby jednego osobnika, do frekwencji. Frekwencję oblicza 
się tu jako  iloraz liczby powierzchni ,,zajętych" przez populację do ogólnej liczby powierzchniz
próbnych, (c) F ra ck er i B ri sc hl e (1944) używają wskaźnika zdefiniowanego:

M o b s. W  o b i.
*

m Ob t . 2

gdzie mobs, jest empiryczną wartością zagęszczenia, a mobK —  wartością zagęszczenia wyliczoną 
przy założeniu losowości rozkładu. Na podobnych  zasadach oparty  jest także wskaźnik zapropo­
nowany przez C u rt is a  i M cln to sh a  (1950). (d) N um ata  (1949, 1954) podaje tzw. wskaźnik 
nomogeniczności Z/, obliczany według wzoru:

(14) h= ta -
1

x
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gdzie  n jest  liczebnością próby, S — odchyleniem standard owy m, x —  średnim zagęszczeniem 
a — wartością graniczną funkcji z Stud enta , odczytaną dla liczby stopni swobody równej n— 1 
i przyjętego ryzyka błędu. Bardziej szczegółowe omówienie i dyskusję tych wskaźników podaje,  
G re ig -S m ith  (1964).

W badan iach struktu ry przestrzennej populacji , oprócz oceny typu rozkładu 
(losowego, równomiernego, skupiskowego), konieczne jest niekiedy porównanie 
stopnia skupiskowości dwóch różnych populacji. Stosowanie w tym celu wskaźnika 
Leksisa jest niewłaściwe ze względu na jego zależność od wielkości powierzchni 
próbnej i wartości średniego zagęszczenia. S te in ha us  (1947) zaproponował  w tym 
celu indeks co, niezależny od wielkości powierzchni próbnej.  Jest on zdefiniowany 
następująco:

(15) <u= — . y . x ? - i .
n &

Chcąc stosować ten indeks trzeba jedna k najpierw ustal ić wielkość powierzch­
ni próbnej tak, aby średnia liczba osobników przypadających na jednostkę po­
wierzchni wynosiła 1.

Dav id  i M oo re  (1954) zaproponowali metodę porównywania stopnia 
skupiskowości dwóch populacji  na podstawie wskaźnika zdefiniowanego wzorem:

Jeżeli wartość w zawiera się w przedziale + 1 , to różnica w stopniu
\ / N -  1

skupiskowości obu populacji jest nieistotna. Wzór (16) można jednak stosować 
tylko wówczas, gdy obie populacje charakteryzują  się podobną  frekwencją, a suma 
powierzchni próbnych z 0, 1 i 2 osobnikami stanowi mniej niż połowę ogólnej 
liczby uwzględnionych prób.

S 2
Równie często jak  wskaź nik----przy testowaniu zgodności rozkładu liczby

x
osobników przypadających na jednostkę powierzchni z rozkładem Poissona stosuje 
się test / 2. Liczebności teoretyczne określają  tu wartości iloczynu n (liczebność 
próby) i wartości prawdopodobieństw obliczone ze wzoru definicyjnego (5) lub 
odczytane z tabel rozkładu Poissona dla A=x. Dla przyjętego poziomu ryzyka 
błędu wartość graniczną / 2 odczytuje się przy liczbie stopni swobody równej liczbie 
wyrażeń w szeregu użytym do obliczenia  sumy / 2 minus 2.

W badaniach  ekologicznych często stosowano dwa wskaźniki równocześnie:
S 2 -—  i test / 2 . W wielu przypadkach  dają one jednak  znacznie różniące się oceny zgod- 
x

ności rozkładów empirycznych z rozkładem Poissona. Na przykład Sing h i Da s 
(1939) dla populacji ki lku gatunków roślin wykazali zgodność rozk ładu empirycznego 
z rozkładem Poissona  przy pomocy testu / 2, zaś skupiskowość tych samych popu-

S 2
lacji, jeśli zastosowali wskaźnik — . W litera turze  znana  jest także sytuacja od­

je
wrotna: Black man  (1942) dla populacji Poterium sanquisorba Mill, stwierdził 

S 2
testem / 2 istotne odchylenie rozkładu od rozkładu Poissona, mimo iż wartość —  

x
mieściła się w przedziale 1 + 2BS.
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Krytyczną analizę przydatności obu metod przeprowadził Ev ans (1952) d la 
przypadku hipotetycznego, w którym wartość średniej i wariancji wynosiła 1 (tym 

S 2samym — 
x

1 ,. Auto r wykazał, że suma kwadratów różnic między liczebnościami

teoretycznymi a empirycznymi znacznie przekracza odpowiednią wartość graniczną 
X2 . Cytowany przykład  jest dobitnym świadectwem wątpliwej wartości wskaźnika

—  jako  kryterium zgodności rozkładu empirycznego z rozkładem Poissona.
x

5 2
Jo ne s (1955, 1956) podkreśla przy tym, że interpre tacja wartości wskaźnika —  

x
jest niejednoznaczna szczególnie wtedy, gdy wartość średniego zagęszczenia populacji 
jest  bardzo wysoka lub  bardzo niska. Przeciwko stosowaniu tego wskaźnika opowiada 
się także Sk el lam (1952), ze względu na uzależnienie jego wartości od rozmiaru 
powierzchni prób nej* 5. Na ten fakt zwrócił uwagę już Ste in ha us  (1947) propo­
nując badanie indeksu Leksisa „ jako funkcji boku kwadracika stanowiącego kratkę. 
Zamiast indeksu otrzymuje się krzywą. Jakkolwiek taki wykres charakteryzuje głę­
boko typ rozmieszczenia osiedli w danym terenie, nie zadowala on geografów, którzy 
chcieliby mieć dla danego obszaru jedną liczbę, której wyliczenie byłoby łatwe, 
a którą można  by porównać z liczbami uzyskanemi dla innych obszarów” . Warto 
zaznaczyć, że według K er sh aw a (1973) w podobny sposób obciążone są wszystkie 
metody wykrywania nielosowego rozmieszczenia osobników.

Różnice w ocenie typu rozkładu  przestrzennego osobników, przeprowadzonej 
S2

metodami / 2 i — , V as ilev ic  (1969) tłumaczy różną  „czułością” obu testów.
x

5 2
Jego zdaniem wskaźnik —  bardzie j wydobywa różnice w skrajnych klasach war- 

x
tości  x. Vas ile vi c (1969) zwraca  także uwagę na moment  łączenia klas mało licz­
nych w przypadku stosowania testu  / 2, choć trudno przypuszczać, by zabieg ten 
powodował rozbieżności w weryfikacji zgodności rozkładu empirycznego z rozkła­
dem Poissona między obiema metodami. Można się chyba zgodzić z Kersh aw em  
(1973), według którego „ ... sprawdzenie  za pomocą testu / 2 zgodności pomiędzy 
ciągiem wartości obserwowanych i oczekiwanych w rozkładzie Poissona daje wiary­
godną ocenę występowania nielosowego rozmieszczenia osobników...” , mimo iż 
ocena ta zależy od wielkości powierzchni p róbnej.

Rozkład Poissona jest  od dawna najczęściej stosowanym modelem rozkładu 
osobników (G le as on  1920, Sv ed be rg  1922, Black man  1935, 1942, Claph am  
1936, Arc hib al d  1948, W hi tfor d 1949, Dice  1952, M oo re  1953, Dav id  i M oo re  
1954, K er sh aw  1958, 1959, 1973, Ker sh aw  i Tal li s 1958, G re ig -S m ith 1964, 
K w ia tk ow sk a 1972, S ym on ides  1974 i inni). Jest on postacią graniczną rozkładu 
Bernoulliego. Rozkład  binomialny przechodzi w rozkład Poissona wówczas, jeżeli 
3 eria  doświadczeń przeprowadzona jest  zgodnie ze schematem Bernoulliego, ale

prawdopodobieństwo sukcesu p jest bardzo małe lim p->0, przy czym p=
N

natomias t liczebność próby  N  jest dostatecznie duża (teoretycznie 2V-»oo).

525 Wpływ wielkości  powierzchni próbnej na ocenę wskaźnika —— może być 
xwykorz ystany do analiz y skali zróżnicowania przestrzennego, w jakiej realizuje się rozmieszczenie skupiskowe.

3
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Z powyższego twierdzenia wynika, że na rozkład  Poissona nało żone są wa­
runk i zawarte w schemacie Bernoulliego, niestety, zwykle nie rozp atrywane przy 
wyborze modelu. Warto też zaznaczyć, że możliwość stosowania  rozkładu Pois sona  
wymaga uwzględnienia bard zo dużej liczby p rób  (2V> 100).

Teoretycznie rozmieszczenie osobników na powie rzchn i zgodne z rozk ładem 
Poissona możn a by otrzym ać wówczas, gdy spełnione byłyby następujące  war unk i:
(a) Dla  dwóch dowolnych obszarów o powierzchni h częstość zdarzenia A (tzn. 
wystąpienia osobnika) w jednym z nich nie zależy od zajśc ia tego zdarzenia w drugim6 .
(b) Dla  dowolnego obszaru prawdopodobieństw o zajścia zdarzenia A zależy tylko  
od jego powierzchni, czyli od wielkości h. (c) Prawdopod obieństwo zdarzenia A j est  
prop orcjonalne do wielkości h z błędem zmierzającym do zera  szybciej niż wielkość 
h. (d) Dla  obsza ru o małym rozmiarze powierzchni praw dopodobień stwo zajścia  
zdarzenia A częściej niż  raz  jest małe. Oznacza to , że zdarzenia  A nie m ogą zacho dzić 
para mi (P la tt  1974).

Dla  osobników realnej  popu lacji  roślinne j, bytującej w jak imkolwiek środo­
wisku natu ralnym,  warunki takie  mogą być spełnione tylko w wyjątkowych p rzypad ­
kach. Dotyczy to zwłaszcza wa runku pierwszego, co przedy skutowano w rozdziale  2.1.

W populac jach  o skupiskowej struk turze przes trzennej wartość średniego za­
gęszczenia zmienia się w obrębie powierzchni. W konsekwencji (a) p raw dop odo bień­
stwo znalezienia osobnika  jes t niejednakowe w każdym  punkcie biochory i (b) 
prawdopodobieństw o znalezienia drugiego  osobnika na powierzchni wzras ta, jeżeli 
uprzednio znalazło się pierwszego. W układach  natu ralnych  zdarzen ia zachodzą  
zatem para mi, a prawdopo dobieństwo znalezienia osobnika  jes t nie tylko  funkcją 
wielkości powierzchni próbnej, ale wypadkową wielu przyczyn  tkwiących w samej 
popu lacji  (np. sposób rozm nażania, interakcja między osobnikami) lub też w jej 
środowisku  (np. interakcje między popu lacjami, mikromozaika biotopu) . Kom­
pleksowe oddziaływanie czynników wewnątrzpopulacyjnych i środow iskowych 
prowadzi do wytworzenia się specyficznej — w danym układzie ekologicznym — 
struktury przes trzennej popu lacji  (K w ia tk ow sk a i Sym on id es  1979). Tym sa­
mym niemożność sprostan ia założeniom metodologicznym sche matu Poissona  jes t 
oczywista. Niemniej  jedn ak z uwagi na sposób pob ierania prób, w którym długość 
serii i praw dopodobieństwo sukcesu usta la się empirycznie oraz ze względu na 
pro stą  formułę matematycznego modelu można oczekiwać, że rozkład Poissona  
pozostanie nada l powszechnie stosowanym modelem teoretycznym.

2.4 . Ocen a typu przestrzennego rozmieszczenia  populacji przy zas toso­
waniu pomiarów odległości

2.4.1. Rozkład normalny

xModele opisane  poprzedn io odnosi ły się do zmiennej skokowej, tj. uwzględ­
niały liczbę osobników lub liczbę wystąpień w jednostce  powierzchni.  Rozkład  no r­
malny jes t nato miast teoretycznym modelem rozk ładu  dla  zmiennej losowej ciągłej. 
Anal iza typu  rozkładu jes t w tym przypadku związana albo  z pomiarem pokrywania, 
jeśli nie możn a wyodrębnić jedn ostk i policzalnej — osobnika (np. u większości ga­
tunków porostów, mszaków, niek tórych gatunków  traw), albo  z pom iarem zagęsz­
czenia przy użyciu metod bezpowierzchniowych (D ice 1952, C o tt  am, C urt is

6 „Obszar” w tych rozważaniach to powierzchnia próbna o dow'c-lnej wiel­
kości i dowolnego kształtu , zlokalizowana w obrębie area łu populacji.
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i H al le  1953, M ori si ta  1959, C at an a 1963). Rozkład normalny może także 
służyć jako model teoretyczny w analizie typu przestrzennego rozmieszczenia bio­
masy (Kwiatkowska nie publ. — „Analiza statystyczna problemu homogeniczności 
fitocenozy”).

Rozkład normalny opisują dwa parametry: średnia /z i odchylenie standar­
dowe u, które  szacuje się na podstawie wartości średniej x  i odchylenia standardo­
wego S  z dużej, reprezentatywnej  statystycznie próby. Wartości, jakie przyjmuje 
zmienna w próbie, należy zgrupować w szereg rozdzielczy, a następnie ustalić często­
ści nh  z którymi zmienna przyjmuje te wartości w poszczególnych przedziałach. 
Częstości empiryczne porównuje się z liczebnościami teoretycznymi nPh  ustalanymi 
według ogólnie znanych reguł (Ok ta b a 1966, Gre ń 1974).

Do zweryfikowania zgodności rozkładu empirycznego z rozkładem normal­
nym służy tes t x2 . Wartość graniczną / 2 odczytuje się przy liczbie stopni swobody 
równej liczbie wyrażeń użytych do obliczenia sumy / 2 minus 3, z uwzględnieniem 
przyjętego poziomu ryzyka błędu.

Jeżeli wartość / 2 jest mniejsza od wartości granicznej, nie ma podstaw do 
odrzucenia hipotezy o losowym rozkładzie osobników. Z reguły odrzucenie hipotezy 
wynika z naddyspersji rozkładu empirycznego, która świadczy o skupiskowym typie 
rozmieszczenia osobników.

Z właściwości krzywej Gaussa wynika, że wielkie i małe wartości cechy wy­
stępują bardzo rzadko; tym rzadziej im bardziej odbiegają one od średniej zbioro­
wości generalnej ja. Formułuje to reguła trzech sigm, poprzez  określenie prawdo­
podobieństwa zdarzeń odległych od /z o jedną, dwie i trzy wartości cr.

W populac ji, w której badana cecha ma rozkład normalny, prawdopodo­
bieństwo natrafienia na wartość cechy większą lub mniejszą niż //±2cr je st bardzo 
małe, równe 0,0428 (około 4 przypadki na 100). Jeszcze mniej prawdopodobne są 
wartości wykraczające poza przedział /z± 3u (około 3 przypadki  na 1000).

Z powyższej właściwości rozkładu normalnego można korzystać przy rozpa­
trywaniu problemu naddyspersji rozkładu empirycznego. Jeśli bowiem już w pierw­
szej serii prób  pojawia ją się wartości spoza zakresu ±3 u, świadczą one o większej 
niż normalna zmienności  cechy, a zatem o naddyspersji rozkładu. Po uporządkowaniu 
danych empirycznych w szereg rozdzielczy, a następnie po ich przetransformowaniu 
na wartości zmiennej losowej standaryzowanej w, można z tablic funkcji u odczytać 
wartości sumy prawdopodobieństw dla poszczególnych przedziałów wartości zmien­
nej i sprawdzić, czy mieszczą się one w zakresie ±2cr.

Istotność różnic pomiędzy rozkładem empirycznym i normalnym w zakresie 
odchyleń, jakie przyjmuje zmienna, oraz w zakresie częstości odchyleń sprawdza 
się test em /2 .

W li teraturze  można znaleźć tylko nieliczne przykłady zastosowania modelu 
Gaussa w cc.a ie typu rozkładu populac ji, przede v/tzystkim dlatego, że analizy 
takie przeprowadza się zwykle metodami powierzchniowymi i to dla populacji 
z dobrze wyodrębnionymi osobnikami (w rozumieniu R ab otn ova 1964). Do ana­
lizy rozk ładu wartości pokrywania populacji kilku gatunków roślin zielnych rozkład 
normalny zastosował Vas ile vi c (1969). Kwiatkowska (nie publ. — „Analiza  
statystyczna problemu homogeniczności fitocenozy”) porównywała z modelem 
Gaussa rozkład  wartości biomasy kilkunastu gatunków roślin runa w płacie boru 
świeżego, a K w ia tk ow sk a i Sy mon ides  (1978b) — typ rozkładu populacji Vac- 
cinium myrtillus L. w borze mieszanym na podstawie wartości zagęszczenia szaco­
wanego trzema różnymi metodami bezpowierzchniowymi. We wszystkich przykła­
dach rozkład empiryczny wskutek naddyspersji różnił się istotnie od rozkładu 
normalnego.
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2.4.2. Wskaźniki typu rozkładu przestrzennego *
Wszystkie wskaźniki oceny typu rozkładu przestrzennego populacji oparte  

na pomiarze odległości polegają na porównaniu ocen zagęszczenia uzyskanych nie­
zależnie dwiema różnymi metodami  (H ol ga te  1965a).

C la rk  i Ev an s (1954) p roponują  stosować wskaźnik R nierównomierności 
rozkładu przestrzennego populacji określony wzorem:

(17) R = r̂ -,
rE

gdzie rA j est wartością średniego odstępu (odległości) pomiędzy losowo wybranymi 

osobnikami a ich najbliższymi sąsiadami, natomiast rE równe — — oznacza oczeki-

waną wartość średniej odległości (przy założeniu losowego rozmieszczenia osobni­
ków) obl iczoną z wartości zagęszczenia (p) uzyskanej metodami powierzchniowymi. 
W przypadku maksymalnie skupiskowego rozmieszczenia osobników wskaźnik R 
ma wartość 0, a w przypadku rozkładu równomiernego R równe je st 2,1491.

Według C la rk a i Ev an sa  (1954) wartość f E można także obliczać stosując — 
zamiast metody powierzchniowej — metodę kwadrantów. Powierzchnię wokół loso­
wo wybranego osobnika dzieli się wówczas na k sektorów i dokonuje  się k pomiarów 
odległości do najbliższych osobników w obrębie sektorów. Wartość rE oblicza się 
następująco:

(18) f E'= ,
2 | p

gdzie p — liczba osobników przypadających na jednostkę powierzchni ustalona  przy 
zastosowaniu metody kwadrantów (K wia tk ow sk a i Sy mon ides  1978a). Maksy­

. 2,1491malna wartość wskaźnika R dla  rozkładu równomiernego wynosi
\/ k

H op ki ns  (1954) skonstruował wskaźnik A typu rozkładu , oparty  na porów­
naniu wyników oceny zagęszczenia przeprowadzonej dwiema metodami bezpo- 
wierzchniowymi: punktową i najbliższego sąsiada. Wskaźnik ten jest zdefiniowany 
jako:

y  p 2

<*>

gdzie P oznacza odległość od losowo wybranego punk tu do najbliższego osobnika* 
I — odległość od losowo wybranego osobnika do jego najbliższego sąsiada. Według 
auto ra przy losowym typie rozkładu populacji  średnia wartość /  jest równa średniej 
wartości P, a wartość wskaźnika A równa jest jedności.

Do obliczenia wskaźnika a (P ie lo u 1959) potrzebne są wyniki pomiarów 
zagęszczenia szacowanego metodami: punktową i powierzchniową, a oblicza się 
ze wzoru:
(20) a= tiDlo,

gdzie co oznacza wartość średniej odległości od punktu do najbliższego osobnika, 
natomiast D — średnią liczbę osobników na jednostce powierzchni. Dla populacji 
rozmieszczonych losowo a = l , a zmienność wskaźnika określona wariancją Si 
wynosi:

mA + 7inU5 
m AD + n

1 rt+1  /
mA

(21) 1 +
n
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We wzorze tym zz oznacza liczbę zmierzonych odległości, m —  liczbę powierzchni 
próbnych, A — wielkość powierzchni próbnej.

Jeżeli dla badanej populacji obliczona wartość wyrażenia __ • mieści się
}

w granicach ±1,96, to rozkład  osobników jest  losowy.
Konieczność stosowania dwóch różnych metod analizy zagęszczenia w opi­

sanych wyżej wskaźnikach jest ich istotnym mankamentem. Na uwagę zasługuje 
zatem wskaźnik rst zaproponowany przez H ol ga te  (1965b), do obliczenia którego 
wystarczają wyniki pomiaru odległości przy zastosowaniu tylko jednej metody bez- 
powierzchniowej (punktowej). Sposób wykonywania pomiarów jest jednak w tym 
przypadku nieco inny niż w klasycznej metodzie punktowej. Mierzy się mianowicie 
odległość między losowo wybranym punktem a przynajmniej dwoma najbliższymi 
mu osobnikami. Najczęściej pomiary ogranicza się do uwzględnienia odległości po ­
między punktem a pierwszym i drugim najbliższym mu osobnikiem. Jeżeli odle­
głości te oznaczymy — odpowiednio — przez 5 i t, to dla serii punktów można 
obliczyć wartość stosunku zst średniej odległości od losowo wybranego punk tu do 
pierwszego (.v-tego)— i drugiego (/-tego) — x t osobnika. A zatem:

X

przy czym s<t .
Na podstawie wartości kwadratów odległości od punk tu do 5-tego i /-tego 

najbliższych osobników oblicza się następnie współczynnik korelacji rs t. W przypadku

rozkładu losowego wartość zst równa się stosunkowi —, a zmienność wskaźnika 
/

określona odchyleniem standardowym Sz wynosi:
^( /- ,v ) U 

*2 ( '+ 0 /  ’

Na przykład  jeżeli zmierzymy odległość od punk tu do pierwszego i drugiego 
najbliższego punktowi  osobnika i 5=1 a /= 2 , to zlł 2  równa się 0,500, a Sz równe 
jest 0,289. Rozkład empiryczny istotnie różni się od rozkładu losowego wówczas, 
gdy obliczona ze wzoru (22) wartość z różni się od oczekiwanej (0,500) o więcej niż
2 S Z

Oczekiwaną dla rozkładu losowego wielkość współczynnika korelacji r5t 
oblicza się ze wzoru :

H f '

Dla omawianego przykładu oczekiwana wielkość r lt 2  wynosi 0,707, a zmien­
ność wskaźnika rst określona wartością odchylenia standardowego równa jest 0,7906.

W przypadku rozkładu skupiskowego obliczone na podstawie  pomiarów od­
ległości wartości zst i rst są większe od oczekiwanych, a w przypadku równomier­
ne go — mniejsze.

Ocena typu rozmieszczenia populacji przy stosowaniu metody ruchomego 
kąta  (C at an a 1963) może być przeprowadzona (ze względu na szczególny sposób 
pobie rania  próby) za pomocą nieparametrycznego testu serii. W tym celu należy 
jednak  przetransformować wartości zmiennej ciągłej na wartości zmiennej zero-je-
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dynkowej. Najprostsza transfo rmacja polega na przyjęciu za 1 wartości odległości 
większych i równych średniej odległości między osobnikami, a  jako 0 wartości mniej­
szych od średniej. Nieparametrycznemu testowi serii poświęcony je st rozdział 3.

2.5. Rozkład Cole’a

Wspólną cechą rozkładów: Bernoulliego, Poissona  i normalnego je st założe­
nie o niezależnym występowaniu osobników w przestrzeni; modele te postu lują 
zatem niezależność zdarzeń A. Rozkład Col e’a (1946) należy natom iast do tej 
kategorii rozkładów teoretycznych, które  uwzględniają występowanie osobników 
w grupach (skupieniach) i w których warunek niezależności zdarzeń odnosi się nie 
do poszczególnych indywiduów, lecz do ich ugrupowań.

Model skonstruowany przez Cole’a zakłada  więc niezależne występowanie 
w przestrzeni skupisk osobników, przy czym każde skupisko może składać się 
z 1, 2, 3 ... x  osobników. Całkowita liczba grup ng jest zdefiniowana:
(25) ng=n t  + n2 + n3 + ... +n x9

gdzie «!, n29 n3 ... nx oznacza liczebność grup złożonych odpowiednio z 1, 2, 3 ... x  
osobników.

Średnia l iczba grup przypada jących na jednostkę powierzchni mg odpowiada 
wyrażeniu:

(26) mg=— 9N

gdzie N  oznacza liczbę powierzchni próbnych, oraz wyrażeniu:
(27) mg=Tnr +m 2 + m3 + ... + mx9

gdzie m l9 m29 m3 ... mx oznaczają średnią liczbę grup z 1, 2, 3 ... x  osobnikami, 
przypadającą na jedną powierzchnię.

Prawdopodobieństwo, że na powierzchni próbne j nie będzie ani jednej grupy 
dowolnej liczebności równa się iloczynowi poszczególnych prawdopodobieństw. 
Korzysta jąc z równości:
(28) N 0 = N (e -mL • e'™2 • e~ m' ... • e~ mx)9

a zatem:
(29) N Q=Ne~""’9
gdzie No oznacza liczbę powierzchni „pustych” , można łatwo obliczyć średnią liczbę 
grup mg przypadających na jedn ą powierzchnię. Ostatecznie zatem:

(30) m„= log N —logN 0 
loge

=ln7V— InTVo •

Znając wartość mg można na podstawie wzoru (26) ustalić całkowitą liczbę 
grup ng9 ponieważ:
(31) na=Nmr

W analogiczny sposób jak  dla  No szacuje się liczbę powierzchni zawierających 
grupy z 1, 2, 3 ... x osobnikami. Obliczenia te prowadzi się dopóty, dopóki suma 
średniej liczby grup z kolejno  wzrastającą liczbą osobników będzie bliska obliczonej 
wartości mg . Dopiero  wówczas można przystąpić do ustalenia liczebności teoretycz­
nych.
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Oczekiwana liczba prób No , N l9 N 2, N 3 , ... N x z grupami zawierającymi — 
odpowiednio — 0, 1, 2, 3, ... x  liczbę osobników oblicza się według następujących 
wzorów:
(32) N Q=N e~ Zmx9 N l =N m l itd.

Weryfikację zgodności rozkładu empirycznego z rozkładem Cole’a przep ro­
wadza się testem / 2 . Jeżeli oznacza to, że praktycznie w populacji
nie występują grupy złożone z większej niż 2 liczby osobników.

Rozkład  Cole’a ma ograniczone zastosowanie w badan iach rozkładu natu­
ralnych populacj i roślinnych. Opracowywanie danych tą metodą jest  szczególnie 
uciążliwe w przypadku, gdy skupiska złożone są z dużej liczby osobników, przy 
czym liczebność poszczególnych grup jes t bardzo zmienna.

2.6. Rozkład Thomasa

Na podobnych zasadach jak  model Cole’a oparty jest  model Tho m as a 
(1949). Zak łada on, że skupienia osobników w przestrzeni  rozmieszczone są losowo, 
przy czym liczba skupień przypada jących na jednostkę powierzchni  jest  zgodna 
z liczebnościami w rozkładzie Poissona.

Model Thomasa opisuje sytuację, kiedy wokół pierwszej rośliny wyrosłej 
na powierzchni osiedlają się osobniki potomne, tworząc wraz z nią przestrzennie 
odgraniczone skupienia, a poszczególne rośliny macierzyste, inicjujące powstanie 
takich skupień, są — w obrębie biochory  — rozmieszczone względem siebie losowo.

Prawdopodobieństwa, że w poszczególnych skupieniach oprócz rośliny ma­
cierzystej będzie występowało 1, 2, 3 ... x  osobników potomnych podaje funkcja 
gęstości Poissona; średnia liczba w skupieniu wynosi zatem 1+A.

Prawdopodobieństwo Po zdarzenia , że na dowolnej powierzchni nie będzie 
ani jednego osobnika (lub skupienia) wynosi:
(33) P0 =e~ m,

gdzie m oznacza średnią liczbę skupień na powierzchni podstawowej.
Prawdopodobieństwo Pr wystąpienia na powierzchni jednego skupienia zło­

żonego z jednego osobnika wynosi dalej:
(34) P ^ m e -" 1 e~*.

Ogólnie prawdopodobieństwo P (x) znalezienia x  osobników na powierzchni 
opisuje równanie:

przy czym x  osobników może tworzyć tylko jedno skupienie, x  osobników może 
tworzyć równocześnie x  skupień, zawierających po jednym osobniku każde, a także 
x  osobników może występować w zbiorze skupień o różnej liczebności każde.

Jeżeli wielkość (liczebność) skupienia oznaczymy przez (gdzie at oznacza 
liczbę osobników tworzących dane skupienie), to na zbiór skupień nałożony jest 
warunek opisany równ aniem:
(36) -f- u2 + a3 +. .. ~ł“ dr

= x,

W równaniu tym al9 a2 , a3 ... ar oznaczają wielkość poszczególnych skupień, 
uporządkowanych według wzrastającej liczby osobników.

/
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£
Średnia arytmetyczna /z1 rozkładu Thomasa  wynosi:

(37) fi ^ m Q + X ) ,

a wariancję /z2 tego rozkładu opisuje równanie :

(38) ił2 = m  O + 3 2 + A2).
Do obliczenia średniej i wariancji rozkładu Thomasa potrzebna jest więc 

znajomość wartości m i 2. Parametry te oblicza się ze wzorów:

(39) e~,n = ~ ,  stąd m = —ln— -
N  N

oraz

(40) me~ *=— , stąd 2=  — ln - ^ —,

gdzie «0 i rh oznaczają — odpowiednio — liczbę próbnych powierzchni ,,pustych” 
i zawierających jednego osobnika, zaś N  jest  całkowitą liczbą powierzchni próbnych.

Zgodność rozkładu empirycznego z rozkładem Thomasa weryfikuje się testem 
/ 2, przy czym liczebności teoretyczne n'o, n\, n'2 ... n'x oblicza się ze wzorów:

(41) riQ=Ne~m, n\ =N e~ m e ~ \ ri2= N ________(22 + za2"a), itd.
2!

Ogólnie zatem:

(42) Ą - N  V . w ? !
r\ ( x - r )  !

r = l

Wartość graniczną / 2 odczytuje się przy liczbie stopni swobody równej liczbie ciągu 
wyrażeń użytych do obliczenia sumy / 2 minus 3. Jeżeli rozkład empiryczny jest 
niezgodny z rozkładem Thomasa, to w badąnej populacji: (a) skupienia są rozmiesz­
czone nielosowo, co wynika z nielosowego rozkładu osobników macierzystych, 
(b) liczba osobników w grupach  przyporządkowana jest w sposób nielosowy, bądź 
też (c) zachodzą jednocześnie oba przypadki.

Z badań Tho m as a (1949) nad rozkładem przestrzennym populacji Armeria 
maritima (Miller) Willd. wynika, że opisany model daje dobrą zgodność z modelem 
Neymana.

Niewątpliwym walorem modelu Thomasa  jest uwzględnienie tendencji do 
skupiania się roślin, jednak z uwagi na dość skomplikowane obliczenia dotychczas 
był rzadko stosowany (A rc hi ba ld  1950)7.

2.7. Rozkład Neymana

Na nieco innych założeniach niż model Cole’a i Thomasa  oparty jest rozkład 
Ney m an a (1939). Zgodnie z założeniami auto ra rozkład ten został skonstruowany 
do opisu zjawisk epidemicznych.

7 A r c h i b a l d  (1950) za stos ow ał  mod el Th om asa w ba da ni ac h ro zk ła du  
pr ze st rz en ne go  16 ga tu nk ów  ro śl in ; w wi ęk szości pr zy pa dk ów  nie  by ło po ds taw 
do od rzuc en ia  hipo tezy  o los ow ym  rozm ieszcz en iu  sk up isk i zgod ny m z mo de lem  
Po iss on a ro zk ładz ie  liczby Gso bników  po tomny ch  w sk up iska ch .
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W odniesieniu do przestrzennej struktury populacji w modelu Neymana 
przyjmuje się, że: (a) osobniki występują w grupach, przy czym grupy rozmieszczone 
są na powierzchni losowo i (b) liczba osobników w poszczególnych skupiskach 
jest losowa, zgodna z rozkładem Poissona. Model ten jes t zatem postacią złożonego 
rozkładu Poissona.

Rozkład Neymana charakteryzuje  się dwoma parametrami:  określonym
przez średnią liczbę skupień na powierzchni próbnej oraz m2 odnoszącym się do 
średniej liczby osobników w skupieniu. Wartości i m2 są zdefiniowane wyrażeniem:

(43) m ,=  i
Pi ni

gdzie /i2 to pierwszy i drugi para met r rozkładu, czyli 
Wartości m2 i można zatem obliczyć następu jąco:

S 2 - x  . x  (44) ni2 = ---------  1 777! = ------ .

odpowiednio — x  i S 2

m

Prawdopodobieństwo P znalezienia powierzchni próbnej  z x  osobnikami 
wynosi:

W równan iu tym k = x — 1.
Prawdopodobieństwo Po> że na powierzchni próbnej nie wystąpi żaden 

osobnik , jes t równe:
(l-e-ff’J

Podstawiając  do wzoru (45) w miejsce k wartości , kolejno, 0, 1, 2, 3, ... x 
i mnożąc prawdopodobieństwa przez liczebność próby, można otrzymać oczekiwaną 
(teoretyczną) liczbę powierzchni z 0 1 • • • -A* osobnikami.

Dla &=0 prawdopodobieństwo P<y = 1 ) znalezienia jednego osobnika na po­
wierzchni równe jes t:

(47) m, m2 e m2
r  (x=l)—-------- ------ r O>

a znalezienia dwóch osobników (dla k=V)  wynosi:
/?/ /?/ £ 2̂

(48) P(x = 2 ',=— — i ------ (P l +m 2 P0), itd. (W eber 1972).

Zgodność rozkładu empirycznego z rozkładem Neymana weryfikuje się testem 
X2 . Wartość graniczną / 2 odczytuje się przy liczbie stopni swobody równej liczbie 
ciągu wyrażeń użytych do obliczenia sumy / 2 minus 3.

W literatu rze można znaleźć przykłady świadczące o zgodności rozkładu 
przestrzennego naturalnych populacji roślinnych z rozkładem Neymana . Zadowala­
jąc ą zgodność rozmieszczenia wielu, choć nie wszystkich badanych gatunków z mo­
delem Neymana (a także z modelem Thomasa) stwierdzili np. A rc h ib ald  (1948, 
1950) oraz Barne s i S ta nbury  (1951)8 . Według Tho m as a (1949) natomiast

8 B a r n e s  i S t a n b u r y  (1951) ba da li  st ru k tu rę  pr ze st rz en ną  ro śl in  w  
pi er w sz ym  st ad iu m  su kc es ji w tó rn ej .
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tylko jeden na trzy testowane gatunki  miał rozkład zgodny z modelami  Neymana
i Thomasa.

2.8 . Rozk ład ujemnie binomialny (dwumianowy ujemny)

W układach  naturalnych najczęściej nie może być spełniony postulat  stałych 
warunków przebiegu doświadczenia, wynikający ze schematu Bernoulliego. Wystar­
czającą, choć nie je dną  przyczyną przestrzennej  zmienności zagęszczenia populacji 
w obrębie biochory jest  np. pierwo tna mikromozaika siedliska (lub wtórna mikro­
mozaika  bio topu). Jeżeli jednak  pozostałe warunki schematu Bernoulliego są zacho­
wane (rozdz. 2.2) można spodziewać się zgodności rozkładu empirycznego z teore ­
tycznym modelem rozkładu ujemnie binomialnego. Matematycznie zgodność ta 
może zaistnieć przy założeniu, że wartość średniej liczebności zmienia się zgodnie 
z III  typem krzywych Pearsona (D av id  i M oo re  1954) albo w przypadku,  gdy 
liczba osobników w skupieniu przyporządkowana jest  zgodnie z logarytmicznym 
rozkładem Fishera, a liczba grup przypadających na jedną powierzchnię próbną  — 
zgodnie z rozkładem Poissona  ( Q ue no ui lle 1949).

W rozkładzie ujemnie binomialnym częstości względne (prawdopodobień­
stwa) są określone za pomocą rozkładu dwumianowego, ale z indeksem ujemnym, 
czyli (q— p)~k .

Prawdopodobieństwo P (x) znalezienia x  osobników na powierzchni próbnej 
wynosi:

(49) PM = \ ^ - L \ p - (k + x — 1) ! 
x\  (k — 1) ! qk

gdzie k oznacza długość serii, zaś wielkość R oblicza się ze wzoru:

/'i(50) R = -  = -
q k ( \+ p )  k + Ut

W równaniu (50) /rŁ — pierwszy parametr  rozkładu — równy jest średniej 
arytmetycznej.

Rozkład ujemnie binomialny opisany jest parametrami  /ą  i K, przy czym:

<57) K = x 2

S 2 — x

Wartości średniej i wariancji oblicza się tak, jak w rozkładzie binomialnym: 
x= kp  i S 2 =kpq.

Teoretyczną liczbę powierzchni próbnych H  zawierających x  osobników 
oblicza się ze wzoru:

(52) Hx=̂K+ X~^ R -H X r l .X

Teoretyczna liczba próbnych powierzchni „pustych” Ho wynosi:

(53) HQ= k P Q =

Odpowiednio liczbę powierzchni próbnych z jednym osobnikiem ustala 
się według wzoru :
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(54)  H x —K --H 0 ,

fzaś z dwoma osobnikami  H2 wynosi:

55) H2 = H l9 itd. (W eber 1972).
2 q

Rozkład empiryczny porównuje się z rozkładem ujemnie binomialnym za 
pomocą testu  / 2 . Wartość graniczną / 2 na poziomie ustalonego ryzyka błędu 
należy odczytać przy liczbie stopni swobody równej liczbie wyrażeń użytych do 
obliczenia sumy / 2 minus 3.

Według V as ilev ic a (1969) rozkład ujemnie binomialny dobrze opisuje roz­
kład przestrzenny naturalny ch populac ji, ponieważ z założenia uwzględnia niejedno­
rodność środowiska.

F

2.9 . Zgodne ść rozkładu empiryczn ego z modelami teore tyczn ymi
a rzeczywista struktura przestrzenna populacji

W w arunkach nałożonych na wszystkie modele rozkładu zawiera się postulat 
niezależności zdarzeń, praktyczn ie nie realizujący się w układach naturalnych. 
W realnej populacji roślinnej prawdopodobieństwo znalezienia jednego osobnika 
(lub skupienia) zależne jest od sąsiedztwa innych osobników (lub skupień) tego 
samego albo innych gatunków, a z uwagi na heterogeniczność środowiska jest ono 
niejednakowe na całym obszarze występowania populacji . Wynika to z przestrzennej 
organizacji populacji,  kształtującej się zarówno pod wpływem czynników wewnątrz- 
populacyjnych, jak  też środowiskowych. W świetle powyższych rozważań zrozumiała 
staje się zależność oceny typu rozkładu od wielkości powierzchni próbnej.

Wiele danych wskazuje, że dla tej samej populacji i przy zastosowaniu tego 
samego modelu teoretycznego, ale przy różnej wielkości powierzchni próbnych, 
można uzyskać inną wartość wskaźnika zgodności, zarówno / 2 , jak też S 2/x. Według 
K er sh aw a (1973) w jakiejko lwiek populacji skupiskowej typ rozkładu będzie zmie­
niał się w kierunku  — od losowego poprzez skupiskowy do równomiernego — 
w miarę zwiększania wielkości powierzchni próbnej . Dobi tnie powyższą zależność 
udokumentował Gre ig -S mith  (1952) na układach modelowych.

Możliwość uzyskania dla tego samego obiektu trzech różnych ocen typu 
rozkładu przestrzennego nie jest  jednak artefaktem, wynika bowiem z określonej 
organizacji przestrzennej populacji. Warto  zaznaczyć, że nawet te modele matema­
tyczne, które przyjmują realne istnienie skupisk osobników, postulują równocześnie 
losowe ich rozmieszczenie, jak  również zakładają występowanie tylko jednej skali 
skupiskowości.

Tymczasem skupienia w przestrzeni mogą być wprawdzie rozmieszczone 
losowo, często jedn ak mogą one tworzyć skupienia wyższego rzędu (druga skala 
skupiskowości) bądź też mogą być rozmieszczone równomiernie.

Kolejność pojawienia się różnych typów rozk ładu przy zwiększaniu powierzch­
ni próbnej zależy właśnie od skali struktu ry, swoistej dla danej populacji  i dla ca­
łokszta łtu warunków środowiskowych, w jakich populacja bytuje.

Jakkolwiek każdy poziom organizacji przestrzennej (skali st ruktury) uwarun­
kowany jest  zazwyczaj oddziaływaniem kilku lub wielu czynników równocześnie, 
można wskazać czynnik przewodni, z którym rozmieszczenie osobników koreluje 
w najwyższym stopniu. Na przykład rozmieszczenie osobników w mikroskali za­
zwyczaj określone jest tzw. wzorcem morfologicznym (związanym z formą wzrostu, 
pomnażaniem wegetatywnym, itp.), podczas gdy na przestrzenne rozmieszczenie 
skupisk może wpływać mikrom ozaika  biotopu, kształtująca tzw. wzorzec środo-
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wiskowy struktury populacji i — dodatkowo — efekt interakcji międzygatunkowych. 
W ostatnim przypadku skupiska osobników zasiedlają przestrzeń zgodnie z tzw. 
wzorcem socjologicznym (W at t 1955, Ker sh aw  1958, A nd er so n 1961a, 1961b, 
Zi nk e 1962, B re re to n 1971, H al l 1971).

Z rozważań tych wynika, że ocena typu rozkładu  przestrzennego populacji 
powinna uwzględniać różne wielkości powierzchni próbnych; tylko wówczas można 
uzyskać pełny obraz rzeczywistego wzorca struktu ry przestrzennej populacji. Jeśli 
natomiast stosuje się w badaniach tylko jedną wielkość powierzchni, można zanali­
zować jedynie sposób rozmieszczenia osobników w skali mniejszej niż rozmiar 
powierzchni próbnej.

Złożoność i zmienność przestrzennego rozmieszczenia osobników w układach 
natura lnych powoduje, że przy obecnym stanie wiedzy konstrukcja uniwersalnego 
modelu matematycznego dla oceny typu struktury przestrzennej populacji jest nie­
możliwa, zaś obok modeli coraz częściej stosowane są metody kartograficzne.

3. Analiza przestrzennego następstwa wartości zagęszczenia
(nieparametryczny test serii)

Metody omówione w poprzednim rozdziale sprowadzają  w istocie problem 
rozkładu przestrzennego populacji  do problemu jednorodności próby losowej. Pole­
gają zatem na weryfikacji hipotezy zerowej o braku  istotnej różnicy między rozkła­
dem z próby a odpowiednim modelem teoretycznym.

Stosując do weryfikacji test / 2 można sprawdzić, czy rozkład wartości, jakie 
przyjmuje zmienna w próbie, jest losowy i czy pod  tym względem próba należy do 
tej samej klasy dystrybuant co model;  a zatem, czy próba jest  statystycznie jednorod­
na. Ten typ analizy statystycznej nie pozwala jed nak zbadać następstwa przestrzen­
nego wartości, jakie może przyjmować zmienna, tym bardziej że ze względów sta­
tystycznych pró ba powinna  być pobie rana losowo.

Informacji o przestrzennym uporządkowaniu wartości zagęszczenia nie za­
traca  się jedynie przy systematycznym schemacie pobierania próby, w metodach 
transektu lub kraty; ostatnia może być t raktowana  jako zbiór przyległych transek- 
tów. Równocześnie jednak przyjęcie schematu systematycznego uniemożliwia stoso­
wanie testów parametrycznych.

W tej sytuacji jedynie poprawne statystycznie jest stosowanie nieparametrycz­
nego testu serii do prób pobieranych metodą transektu.

Następstwo przestrzenne wartości zagęszczenia na transekcie  jest zgodne 
z losowym typem rozkładu przestrzennego, jeżeli na poszczególnych poletkach  
zmienna przypisuje te wartości w sposób losowy, niezależnie od położenia poletek 
na transekcie. Jeżeli natomiast wystąpienie wysokiej wartości zagęszczenia na pew­
nym poletku zwiększa prawdopodobieństwo wystąpienia podobnych waitości w są­
siedztwie, to w efekcie tworzą się serie wysokich wartości zmiennej o skupiskowym 
rozkładzie.

Test serii analizuje bezpośrednio następstwo przestrzenne wartości zmiennej. 
Przedmiotem analizy może być cecha jakościowa, czyli wystąpienie bądź nieobec­
ność osobnika na poletku , albo też cecha ilościowa, zatem liczba osobników na 
poszczególnych poletkach. W drugim przypadku wartości cechy należy przetrans- 
formować na wartości zmiennej zero-jedynkowej.

Niezależnie od rodzaju  badanej cechy testuje się losowość następstwa serii 
walorów plus ( + ) i minus ( —). Suma walorów plusów (zw) i suma walorów minu­
sów (ri) łącznie (czyli tn + ri) odpowiada liczbie poletek na transekcie. Zależnie od 
układu poletek z walorami  4- i — można otrzymać różną liczbę serii w, przy czym 
każda składa się z fragmentu transektu opisanego jednym rodzajem znaków.
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Prawdopodobieństwo P(M) otrzymania u serii z walorów m i n wynosi:

1(56) P(u} = HI
m  +  n

f( u ),  gdzie

k - \f( u )  =2 C k _\ • C k
n _ \ , jeżeli liczba serii w jest parzysta  i k = u

2
lub

k - 2 k -  1 Ze — 1/( « )= 2  ck
m-} • c*:?+c m  • c m  ,

jeżeli liczba serii w jest nieparzysta a & =-------  (W eber 1972); C oznacza liczbę
2

kombinacji m i n.
W teście serii trzeba obliczyć prawdopodobieństwa dla wszystkich liczb serii 

i dla każdej możliwej wartości m i n. Należy także sprawdzić, którym liczbom serii 
odpowiadają mił e prawdopodobieństwa, mieszczące się w przedziale 5%.

Obliczanie prawdopodobieństw uzyskania u serii przy dużych wartościach 
m i n jest zatem kłopotliwe. Dlatego też jeżeli obie wartości: m i n są wyższe od 10, 
stosuje się metodę przybliżoną. Wykorzystuje się w niej fakt, że w przypadku loso­
wego rozkładu  przestrzennego średnia liczba obserwowanych serii jest równa:

(57) 2mnx = ------- +1 ,
m + n

a obserwowane długości serii mają rozkład normalny i oscylują wokół średniej 
z war iancją  równą:

(58) S 2 = —2mn (2mn — m — ri)
(/n+w )2 (m + n — 1)

Jeżeli rozkład przestrzenny badanej populacji jes t losowy, to liczba obserwowanych 
serii na poziomie ryzyka błędu 0,05 zawiera się w przedz iale: x — 1,96 S< u< x+  
+1,96 5.

Można także obliczyć, jakie prawdopodobieństwo odpowiada uzyskanej licz­
bie serii r, przeprowadzając jej standaryzację. Wartość  u oblicza się wówczas ze 
wzoru:

r —
u =

2mn 
m + n

+1

2mn (2mn — m—ri)
(m +n )2 (m + n — Y)

a następnie odczytuje się z tablic rozkładu  normalnego prawdopodobieństwo wy­
stąpien ia takiej wartości  funkcji u. O przyjęciu lub odrzuceniu hipotezy o losowym 
typie rozkładu decyduje bezpośrednio wartość prawdopodobieństwa związana z tą 
hipotezą.

Dla wartości  sumy m + n równej: 16, 20 i 32 są tablice granicznych wartości 
liczby serii (G ounot 1962, Z ie lińsk i 1972)9 .

9 Sp osób  po sług iw an ia  się  ta bl ic am i po da  je K w i a t k o w s k a  (1972).
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Stosowanie n ieparametrycznego testu serii w badaniach struktury przestrzen­
nej populacji godne jest szczególnego polecenia ze względu na jego walor meryto­
ryczny:  możliwość testowania sposobu następstwa przestrzennego wartości zagęsz­
czenia.

Test serii był dotychczas bardzo rzadko stosowany w badan iach struktu ry 
przestrzennej populacji  roślinnych; po raz pierwszy zastosował go Jo ne s (1955) 
w badan iach populacji lasów tropikalnych. G oun ot (1962) posłużył się nim w an a­
lizie typu rozkładu około 50 populacji budujących murawę kserotermiczną, a K w ia t­
ko wsk a (1972) w badan iach nad jednorodnością runa  przeanalizowała za jego 
pomocą typ rozkładu 90 populacji roślin runa w świetlistej dąbrowie.

4. Sposoby  kartogra ficzn ego przedstawiania struktury prze­
strzennej  populacji

Metody kartograficzne najogólniej biorąc polegają na sporządzeniu mniej 
lub bardziej dokładnego planu rozmieszczenia osobników. Uzyskany w ten sposób 
obraz zróżnicowania przestrzennego populacji można zazwyczaj zinterpretować ze 
względu na typ struktu ry.

W przeciwieństwie do metod statystycznych, dla których najbardzie j po­
prawny jest losowy schemat pobierania próby, metody kartograficzne z założenia 
opar te są na systematycznym układzie prób. Zależnie od wielkości obszaru objętego 
badaniami stosuje się albo metodę kraty, w której każde „poletko” (jednostka pod ­
stawowa kraty) scharakteryzowane jest określoną wartością cechy, albo metodę 
sieci (K wia tk ow sk a i Sy mon ides  1978b).

W pierwszym przypadku rozmieszczenie osobników można przedstawić dwo­
jako, zależnie od celu i obiektu badań. Można więc zastosować tzw. zasadę roz­
mieszczenia topograficznego lub tzw. zasadę rozmieszczenia kartogramicznego (Ko-  
cimow sk i i Kwia tek 1976).

Najwierniejszy obraz przestrzennych relacji między osobnikami daje plan 
rozmieszczenia każdego z nich w obrębie powierzchni biochory reprezentowanej 
przez  kratę. Na mapie kropkowej punkty  zlokalizowane są (w odpowiedniej skali) 
zgodnie z rzeczywistym rozmieszczeniem osobników w populacji , a zatem zgodnie 
z zasadą topograficznego rozmieszczenia. W efekcie takiego postępowania uzyskuje 
się więc tzw. mapę kropkową jednowagową (rys. 1) 10 .

Jeżeli liczba osobników przypadających na jednos tkę powierzchni jest  bardzo 
zmienna, przy czym często występują wysokie wartości zagęszczenia, można stoso­
wać zróżnicowaną wielkość „kro pek”, odpowiednio do liczby elementów, które  
kropki symbolizują. Dobór odpowiedniej wagi jest jednym z najistotniejszych pro ­
blemów przy wykonywaniu tzw. mapy kropkowej wielowagowej (rys. 2) i często 
wymaga przeprowadzenia odpowiednich obliczeń. Szczegółowy sposób ustalania 
właściwego doboru wagi punktów podają Koc im ow sk i i Kwia te k (1976).

Sporządzanie planów i map kropkowych praktycznie jest  możliwe tylko 
w odniesieniu do populacji  mało licznych, z dobrze wyodrębnionymi osobnikami 
(F al iń sk a 1979, S ym on ides  1979a). Jeżeli ze względu na duże war tości zagęszcze­
nia populacji bądź też duży obszar objęty badaniami kartowanie poszczególnych 
osobników byłoby zbyt pracochłonne, w sporządzaniu map przyjmuje się zasadę 
kartogramicznego rozmieszczenia punktów.

10 Prz ez wa gę pu nk tu  na leż y roz um ieć  liczbę ele me ntó w,  kt ór ej  odpo wi a­
da ją  znaki: dw ukropek, krop ka , tró jkąc ik , itp.  ( K o c i m o w s k i  i K w i a t e k  
1976).
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Rys. 1. Rozmieszczenie kęp Corynephorus canescens (L.) P. B. Przykład  mapy krop ­
kowej jednowagowej, wykonan ej według zasady rozmieszczenia topograficznego 
Dis tribution of tussocks of Corynephorus canescens (L.) P. B. Example of one 
weight pointed map made acc. to the princ iple of topographica l dist ribu tion
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Rys. 2. Rozmieszczenie kęp Corynephorus canescens  (L.) P. B. Przy kład  mapy 
kropkowe j wielowagowej , wykonan ej według zasady  rozmieszczenia topograf icz­
nego
Dis tributio n of tussocks of Corynephorus canescens (L.) P. B. Exam ple of mu lti ­
weight pointed map made acc. to the principle  of topographica l dist ribu tion

Zasada rozmieszczenia kartogramicznego przyjmuje jednakowe natężenie 
zjawiska, a więc i jednakową gęstość kropek dla całej powierzchni podstawowej 
(„po letka” kraty). W efekcie obrazem struktury  przestrzennej populacji na  powierzch­
ni objętej kratą  jest tzw. kar togram (K wia tk ow sk a i Sy mon ides  1978b). Zmienne 
zagęszczenie osobników na poszczególnych poletkach kraty  przedstawia  się albo 
zróżnicowanymi barwami, al bo—jak  na kartogramach jednobarwnych — poprzez
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zróżnicowanie intensywności barwy. W drugim przypadku narastaniu intensywności 
zjawiska zwykle odpowiada wzrost-zagęszczenia szrafu (rys. 3). Niekiedy pole tka 
o zbliżonej liczbie osobników łączy się liniami (izonomami), wskutek czego na 
kartogramie zostają odgraniczone obszary o różnym zagęszczeniu (Ashb y i Pid - 
ge on  1942).

Rys. 3. Rozmieszczenie kęp Corynephorus canescens (L.) P. B. Mapa sporządzona 
według zasady rozmieszczenia kartogramicznego (wg S y m o n id e s  1979a) 
Dist ribution of tussocks of Corynephorus canescens (L.) P. B. Map made acc. to 
the princ iple of cartogramic dist ribu tion  (after S y m o n id e s  1979a)

Jeżeli badania  nad strukturą przestrzenną populacj i obejmują cały lub znacz­
ną część dużego areału  populacji, to zbiór informacji o wartości zagęszczenia w każ­
dym „punkc ie” areału przy zastosowaniu małej powierzchni próbnej jest praktycznie 
niemożliwy. W takim przypadku uwzględnia się tylko wybrane „punkty” przestrzeni, 
zaś układ „punktów” może odpowiadać sieciom geometrycznym regularnych (fo­
remnych) sześcioboków lub przesuniętych kwadratów (K oc im ow sk i i Kwia tek 
1976). W obu przypadkach łącząc geometryczne środki jednostek odniesienia (kwa­
dratów lub  sześcioboków) uzyskuje się siatkę trójkątów.

Ze względu na dalszy, kartograficzny sposób opracowywania danych popraw ­
ne, a równocześnie najprostsze, jest  przyjęcie sieci przesuniętych kwadratów. Środek 
każdego z nich stanowi punkt odniesienia, reprezentu jący• całe pole kwadratu; 
punk t ten przyjmuje określoną wartość statystyczną pola kwadratu. Poprzez łączenie 
punktów odniesienia liniami prostymi otrzymuje się siatkę tzw. osi interpolacyjnych 
(rys. 4a).

W interpolacji proporcjonalnej jako  zasadę przyjmuje się równomierną  zmien­
ność natężenia zjawiska (zagęszczenia) między końcowymi punktami osi interpola­
cyjnych. W dalszym toku postępowania odcinek między punktami odniesienia dzieli 
się na taką  liczbę jednostek , któr a pozwoli na określenie właściwego położenia na 
osiach punktów o wartośc iach izarytm, równych końcom przyjętych przedziałów
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Rys. 4. Interpolacja matematyczna na podstawie sieci przesuniętych kwadratów (dla zagęszczenia populacj i Anem one nemorosa L.)
a — sieć osi interpolacyjnych nałożona na sieć przesuniętych kwadratów: war­tości zagęszczenia w próbach o pow. 0,1 m2 wpisane są pośrodku kwadratów, t> — przebieg izarytm zagęszczenia badanej populacj i; cyfry  oznaczają wartości poszczę- gólnyc h izarytmMath emat ical interpolation on the basis of grid of shifted squares (for density of population of Anem one nemorosa  L.)
a — grid of interpolation axes placed on grid of shifted squares; density values in samples of a surface area 0.1 m2 indicated in the middle of squares, b — course of population density interpolation  lines; figures indicate values of particular inter­polatio n lines > ?
klasowych11 . Punkty interpolacyjne o jednakowych wartościach przedziałów klaso­
wych łączy się liniami (rys. 4b). Odgraniczone pola odpowiadają poszczególnym 
przedziałom wartości zagęszczenia. Podobnie jak na kartogramach, pola między11 Izarytm y (linie teoretyczne) łączą punkty o jednakow ej wartości natęże­nia zjawis ka. Ich teoretyczny charakte r wynika  z tego, że punkty odniesienia re­prezentują wartość liczbową pola odniesienia, nie są więc punktam i rzeczywistego pomiaru wielkości zjawisk a (zagęszczenia osobników).4
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izarytmami pokrywa się odpowiednią barwą lub szrafem, co zwiększa czytelność 
obrazu relac ji pomiędzy obsza rami o różnych wartościach zagęszczenia.

Stopień szczegółowości powstałej w ten sposób mapy izarytmicznej (interpo­
lacyjnej) zależny jes t od zagęszczenia punktów pomiarowych, a także od liczby 
przedziałów, na które  dzielimy zakres wartości zmiennej.

Mapy zagęszczenia naturalnych populacji roślinnych mają najczęściej charak­
ter mozaikowy. Plamy, jakie tworzą obszary o dużym zagęszczeniu, sąsiadują z ob­
szarami niskich lub zerowych wartości  (P ie lou 1974). Wielkość, liczba i rozmiesz­
czenie tych plam są w dużym stopniu charakterystyczne dla populacji i tworzą 
ukła d o swoistej organizacji przestrzennej wartości zagęszczenia (K wia tk ow sk a 
i Sy mon ides  1978b, 1979).

Najczęściej prawdopodobieństwo uchwycenia określonej wartości zagęszcze­
nia zależy od dwóch czynników: (a) od wielkości obszaru scharakteryzowanego 
daną  wartością  i (b) od położenia powierzchni próbne j w obrębie biochory. Zwykle 
wartość tego prawdopodobieństwa różni się w różnych częściach biochory.

Nie zawsze uzyskany na mapie interpolacy jnej obraz przestrzennego zróżni­
cowania populacji pozwala na jednoznaczną ocenę typu rozkładu. W większości 
przypadków do precyzyjnej oceny konieczne jest zastosowanie nieparametrycznego 
testu  serii.

5. Uw agi  końcowe

Wspólną cechą omówionych w artykule modeli teoretycznego rozkładu zmien­
nej jest  założenie o niezależności zdarzeń oraz przyjęcie tylko jednego poziomu 
organizacji przestrzennej populacji . W układach naturalnych tylko w wyjątkowych 
przypadkach można uzyskać zgodność rozkładu empirycznego z modelem teoretycz­
nym, przy czym zgodność ta świadczy o losowym rozmieszczeniu osobników (lub 
ich skupisk) tylko w skali określonej wielkością powierzchni próbnej. Nie można 
jedn ak na tej podstawie wnioskować, że jest to jedyna skala zróżnicowania struk tu­
ry przestrzennej badanej  populacj i. Kwestię ich liczby można rozstrzygnąć jedynie 
wówczas, jeżeli analiza uwzględnia różnej wielkości jednostki podstawowe; jest  to 
konieczny warunek zbadania zgodnego z rzeczywistością wzorca struktury przes­
trzennej populacji.

Metody analizy statystycznej, uwzględniające zróżnicowaną wielkość po­
wierzchni podstawowych są jednak — w stosunku do wagi informacyjnej wyniku — 
bardzo pracochłonne. Stąd też równolegle rozwijają się metody kartograficzne. 
Mimo rezygnacji z matematycznej precyzji opisu pozwalają one na odzwierciedlenie 
przestrzennych relacji między osobnikami  i skupieniami osobników, a często także 
na ocenę typu struk tury populacji.

W populacjach natura lnych rozmieszczenie osobników i ich ugrupowań za­
leży od wielu równocześnie działających czynników, zarówno wewnątrzpopulacyj- 
nych, j ak też środowiskowych. Stąd też najczęściej wytwarza się złożona struk tura 
przestrzenna populacji roślinnych. Charakteryzuje się występowanie kilku skal 
zróżnicowania przestrzennego,  chociaż określona skala wzorca rozmieszczenia może 
być uzależniona od jednego czynnika przewodniego (P hi lip s 1954, Ker sh aw  
1959, 1973, Agnew  i H ai ne r 1960, W ilk oń -M icha lska  1976). W przypadku 
skupiskowej struktury przestrzennej  samo stwierdzenie nielosowości występowania 
osobników jes t więc zaledwie wstępem do badań rzeczywistego wzorca. Szczegółowa 
analiza wymaga uwzględnienia dwóch istotnych cech struktu ralnych populacji: 
„intensywności” , zatem stopnia kont rastu  pomiędzy zagęszczeniami i rozrzedzeniami 
oraz „ziarnistości”, czyli wielkości skupień i rozrzedzeń ( Pi elou  1974). W os tatnich
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latach wypracowano już pierwsze metody i wskaźniki służące do pomiaru obu 
tych cech (zwłaszcza intensywności wzorca) ; zagadnienie to wykracza jednak  poza 
tematyczne ramy artykułu.
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Summary z

Meth od s fo r de te rm in in g th e type  of po pu la tion  sp at ia l st ru ctu re  be lon g to 
two main ca tego rie s:  m etho ds  of st at is ti ca l an alys es  an d metho ds  of ca rtog ra ph ic  
an alys is.  The fo rm er  ar e an  at te m pt to re du ce  em pi rica l d is tr ib ution de ns ity  to
th e th eo re tica l mod el of ra nd om  di st ribu tion . The or et ic al  di st ribu tion s ha ve  in*
comm on th e as su m pt io n ab ou t in de pe nd en t oc cu rren ce  of in di vi du al s (models  of 
Berno ul lie , Po iss on  an d no rm al  model ) or th ei r ag gl om er at io ns  (models  of Cole , 
Th om as, Ney man  an d ne ga tive ly  bino mial) in  spa ce.

If in  em pi rica l stud ie s it is on ly as ce rt ai ne d w he th er  th e spec ies  is ab se nt  
or  pr es en t in  a de te rm in ed  leng th  of se rie s of sample ar ea s or se ctor s (in po in t 
ce nt er ed  quart er metho d,  C o t t  a m  an d C u r t i s  1956) th en  Ber no ul lie’s mo de l 
is use d as a th eo re tica l di st ribu tion . The pro ba bi li ty  Ft th a t th e ra nd om  va ri ab le  
will  assume va lu es  0, 1, 2, ... x  is ca lc ul at ed  ac co rd ing to eq ua tion  (2), an d ex pe ct ed  
th eo re tica l nu m be rs  — as pr od uc ts  of pro ba bi li ty  va lu es  an d to ta ls  of em pi rica l 
freq ue nc ie s nt fo r th e var ia ble  eq ua l 0, 1, 2, ... x.

As opposed  to Ber no ul lie’s dis tr ib ution — Po isso n’s dis tr ib ution is th e mo st 
fr eq uen tly  used  th eo re tica l mo de l of dis tr ib ution of th e in di vi du al  nu m be r pe r 
un it  ar ea . Pro ba bi li ties  w ith which  th e ra nd om  va ri ab le  may  as su me part ic u la r 
va lu es  x  is de sc rib ed  by th e de ns ity  fu nc tion  of Po isso n’s dis tr ib ution (5), whe re  
X is eq ua l to m ea n va lu e ca lc ul at ed  from  em pi rica l di st ribu tion . The or et ic al  num ­
be rs  ar e de te rm in ed  as in  Ber no ul lie’s di st ribu tion . Sev er al  te st s ha ve  be en  el a-
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5 2stributio n, e.g. Blac kma n’s (1942) index — , dispersion index I (9) ( D a v id  and 
x

M o o r e  1954), index cp (10) (M o o re  1953), inde x I óof M o r i s i t a  (1959) — (22), etc. Models of Bernoull ie and Poisson are for step variable, whereas the theo­retica l model for continuous variable is normal distribution. Analysis of the type of distribution is connected in this case either with measurement of cover (V a- s i l e v i c  1969) or with measurement of density by means of non-surface  methods ( K w i a t k o w s k a  and S y m o n i d e s  1978b). Empir ical frequencies are compared with theoretical numbers according to generally  accepted rules (O k t a b a 1966).C o 1 e ’ s distribution (1946) is of limited use in studies of the type of di­stribut ion of natura l plant populations. Elaborat ion of data using this method is especia lly troublesome if agglomerations consist of large, varyin g numbers of indiv iduals.T h o m a s’ s model (1949) assumes that agglomerations of individuals are distributed at random and the number of agglomerations per unit area is con­sistent with numbers in Poisson’s distribution. Thus in the situation described, around paternal plants distributed at random their progeny colonize forming with each paternal plant spatia lly separate agglomerations . Probability P(X) of finding  
x  individuals on the surface area is illustrated by equation (35).N e y m a n ’ s model (1939) in relation to population spatial structure assumes that:  (a) individuals occur in groups distributed at random on the surface area and (b) random numbers of individ uals in particu lar agglomerations; thus it is a form of complex Poisson’s distribution. Proba bility P of findin g sample surface with x  individ uals is calculated using equation (45).It can be expected that the empirical distribution will be consistent with nega tivel y binomial theoretical  distribution if the assumptions of Bernouillie’s scheme ( P la t t  1974) are fulf illed except the one about constant conditions under which the experiment is being carried out. Probability P(X) of finding .r indiv iduals on sample surface in the distribution discussed is illustrated by equation (49).In all theoretical models the consistence of empirical distribution with corresponding model of theoretical  distribution is checked using test X2 (3). This consistency proves about random distribution of individuals or their agglomera­tions only in the scale of sample surface area. In order to obtain a true spatial differenti ation  of population structure it is indispensable to use sample surface of different size when analysi ng the same object.In studies of spatial sequence of density values good results are obtained using a nonparametric series test for samples taken by means of transect method ( K w i a t k o w s k a  1972, W e b e r  1972).As opposed to statist ical methods, for which the most correct is the ran­dom sampling scheme, cartogra phical methods are based on systematical arrange­ment of samples. Depending on the size of investigated area either the ,,lattice” method is used, where each basic unit is characterized by a determined character valu e, or the „gr id” method ( K w i a t k o w s k a  and S y m o n i d e s  1978b). In the first case the place of occurrence of individ uals can be shown according to the princ iple of topographical distribution obtaining the so-called one weight or muiti- weight pointed map (Figs. 1, 2), or according to the principle of cartogramic dis­tribu tion obtaining the so-called cartogram (Fig. 3). In the grid method only chosen „poin ts” of space forming a system of regular sexpartites , or more fre ­quently shifted squares, are taken into consideration (Fig. 4a) and the fina l effect



56 A N N A  JU STY N A  K W IA TK O W SK A  J EW A SY M ONID ES -of cartographic elaboration is the so-called interpolation  map (Fig. 4b). The extent to what this map is detailed depends on the density of measurement points and also on the number of intervals into which the range of variab le is divided.Carto graph ical methods illustrate spatial relations between individ uals and their agglomerations and freque ntly allow to estimate the type of spatial structure of population. In doubtful cases the nonparametric series test should be additio­nally  applied.
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