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1. Wstep

Organizacja przestrzenna naturalnych populacji ro§linnych nalezy do bardziej
frapujacych, cho¢ niewatpliwie trudnych zagadnien ekologicznych. Wiasciwy pro-
blem polega na zbadaniu przyczyn tworzenia si¢ okreslonych struktur przestrzennych
1 skutkow, jakie dla populacji, a takze dla jej otoczenia wynikajg z roznych sposobow
zajmowania przestrzeni. Tym niemniej koniecznym etapem poprzedzajacym takie
badania musi by¢ precyzyjne okreélenie typu struktury przestrzennej populaciji.

W literaturze przedmiotu wyrdznia si¢ trzy uproszczone modele rozmiesz-
czenia osobnikow: (1) rozmieszczenia rownomiernego, (2) rozmieszczenia losowego
i (3) rozmieszczenia skupiskowego.

Rozmieszczenie réwnomierne obrazuje model idealnego uporzadkowania
przestrzennego populacji, to znaczy rownego ,,podzialu” przestrzeni pomigdzy
wszystkimi osobnikami. Warunkiem takiej organizacji jest homogenno$§¢ biotopu
(lub szerzej: Srodowiska) badz tez antagonistyczne stosunki miedzy osobnikami
(Chapman 1960, Walter 1962, MacArthur i Connell 1971, Symonides 1979a).

Przy losowej organizacji przestrzennej miejsce, jakie zajmuje osobnik, jest
zupelie przypadkowe, podobnie jak przypadkowe sa relacje przestrzenne miedzy
osobnikami populacji. Oznacza to, Zze organizacji przestrzennej nie porzadkuja zadne
czynniki wewnatrzpopulacyjne lub Srodowiskowe. Losowe rozmieszczenie osobni-
kow w populacjach roslinnych jest rownie rzadkie jak réwnomierne (Gounot 1962,
Brereton 1971, Kwiatkowska 1972).

Rozmieszczenie skupiskowe wystepuje wowczas, gdy liczba osobnikow w pew-
nych wycinkach przestrzeni jest wif,;ksza niz w innych, przy czym zgrupowan osobni-
kéw 1 miejsc nie zasiedlonych Jest wigcej niz wymkaloby to z rozkladu losowego.
W celu scharakteryzowania rozmieszczenia zarowno pOJedynczych osobnikow, jak
ich naturalnych, przestrzennie wyodrgbnionych grup, przyjmuje si¢ niekiedy dodat-
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kowo wystepowanie trzech innych typow rozmieszczenia osobnikow: réwnomier-
nie-skupiskowego, losowo-skupiskowego 1 grupowo-skupiskowego (hierarchicznie-
-skupiskowego). Wyrdznia si¢ zatem poziomy skali przestrzennego zrdznicowania
populac;i.

We wspolczesnym piSmiennictwie mozna znalez¢ dwie podstawowe kategorie
metod okreslania typu struktury przestrzennej populacji rodlinnych: analizy sta-
tystycznej 1 analizy kartograficznej. Przeglad tych metod wydaje si¢ celowy ze wzgledu
na brak tego typu opracowan w piSmiennictwie polskim, zwlaszcza wobec wzmo-
zonego obecnie zainteresowania fitoekologow problematyka populacyjng. Ograni-
czone ramy artykulu nie pozwalajg na szczegéolowe omowienie przykitadéw zasto-
sowan poszczegolnych metod, ktore jednak zainteresowany czytelnik moze znalezC
w cytowanej literaturze. Z tego samego powodu nie podajemy takze sposobow
obliczania $redniej, wariancji 1 funkcji gestoSci omawianych rozkladow; sa one
przedstawione w podrecznikach statystyki: Oktaby (1966), Perkala (1967), Weber
(1972) 1 innych. Stosunkowo duzo miejsca poSwigcamy natomiast prezentacji mate-
matycznych zalozen poszczegdélnych modeli, uwazajac, ze ich analiza jest na_]lepsza
dyskusja zakresu przydatnosci ekologicznej modelu.

2. Teoretyczne modele rozkladow zmiennej. Testowanie zgod-
nosci rozkladu empirycznego z rozkladem teoretycznym

2.1. Podstawowe zalozenia

Ocena typu struktury przestrzennej populacji metoda analizy statystyczne]
polega na probie sprowadzenia rozkladu empirycznego zaggszczenia do wybranego,
teoretycznego modelu rozkladu losowego. Jezeli bowiem sposob rozmieszczenia
osobnikow daje si¢ opisa¢ jakimkolwiek modelem rozkladu losowego, to mozZzna
przyjaé, ze miejsce ich wystgpowania'jest wylacznie kwestig przypadku. Tym samym
zbedne staje si¢ poszukiwanie przyczyn takiej, a nie innej struktury przestrzenne;j
populacju.

O wyborze modelu decyduje w pierwszym rzgdzie typ zmiennej, zalezny bez-
posrednio od sposobu pobierania prob w terenie. I tak jezeli przy pobieraniu prob
postugujemy si¢ zmodyfikowanym schematem tzw. kraty Greig-Smitha, transektu
lub metoda kwadrantow (Kwiatkowska i Symonides 1978a), notujac jedynie fakt
wystapienia badZ nieobecnosci osobnikow badanej populacji, to zmienna skokowa
moze przyjmowac niektore, z gory okreSlone dlugo$cig serii, wartoSci ze zbioru
liczb naturalnych. Na przyktad jezeli kwadraty na transekcie pogrupujemy po
osiem, to w serii sktadajacej sie¢ z oSmiu kwadratéw osobniki moga nie wystgpowac
w ogole lub tez mogg wystgpi¢ na jednym, dwéch lub wigkszej liczbie kwadratow;
zmienna moze zatem przyjaé¢ wartosci 0, 1, 2, ... 8. Z tego rodzaju zmienng zwigzane
sg rozktady: Bernoulliego, czyli binomialny (Oktaba 1966, Platt 1974), 1 ujemnie
binomialny (Weber 1974).

Najczgscie] w badaniach typu struktury przestrzenneJ populacji roslinnych
ustala sie jednak liczbe osobnikéw na powierzchniach prébnych o okreSlonym roz-
miarze. W tym przypadku mamy do czynienia ze zmienng skokowa, ktorej wartoSci
s3 nie znane, a ich zakres ustala si¢ empirycznie. Prawdopodobienstwa, z jakimi teo-
retycznie poszczegolne wartosci zageszczenia moga wystgpowaé w probie okreslajg
rozklady: Poissona (Oktaba 1966, Kershaw 1973, Platt 1974), Thomasa (Tho-
mas 1949) i Neymana (Neyman 1939, Weber 1972).

W badaniach typu rozkladu czesto tez wykorzystywane sg wyniki anali_zy
zaggszczenia przeprowadzonej metodami bezpowierzchniowymi (zwlaszcza najbliz-
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szego sasiada, punktowa i ruchomego kata), w ktorych dokonuje si¢ pomiarow
odleglosci pomigdzy osobnikami populacji lub pomigdzy osobnikiem a punktem
(Kwiatkowska 1 Symonides 1978a). Z tego typu pomiarami zwigzana jest
zmienna losowa ciggta, za$ powszechnie przyjmowanym modelem dla tej zmienne;j
jest rozktad normalny (Oktaba 1966, Gren 1974, Platt 1974). Rozktad normalny
stosuje si¢ takze wowczas, jezeli miarg zaggszczenia jest pokrywanie powierzchni
biochory przez nadziemne czgsci osobnikow badanej populaciji.

Sposob pobierania prob w terenie 1 zwigzany z nim typ zmiennej decyduja
o wyborze okreslonej grupy modeli teoretycznych. W wyborze konkretnego rozktadu
teoretycznego moze pomoc analiza jego matematycznych zalozen.

We wszystkich opisanych przypadkach wnioskowanie o zgodnosci rozkiadu
empirycznego z odpowiednim modelem rozkladu teoretycznego polega najczgsciej
na porownaniu czesto$ci, z jakimi zmienna przyjmuje poszczegolne warto$ci w obu
typach rozkladow. Poprawno$¢ wnioskowania zalezy zatem od reprezentatywnosci
statystycznej proby, a wigc od wystarczajaco duzej liczby pomiaréw (Gren 1974).
Szczegbélowy sposdb pomiaru zageszczenia populacji ro§linnych jak réwniez problem
reprezentatywnosci statystycznej proby omowione sg w oddzielnym artykule (Kwiat-
kowska 1 Symonides 1978a).

2.2. Rozklad Bernoulliego (binomialny)

W badaniach ekologicznych rozkiad Bernoulliego moze stuzy¢ jako model
teoretyczny przy szczegdlnym sposobie pobierania prob, roznym od schematow
stosowanych dla pozostalych rozkladéw. Jedynie w tym przypadku ustala si¢ nie
liczbe¢ osobnikéw na powierzchniach probnych, ale fakt wystapienia badz nieobec-
nosci gatunku w okreslonej dtugosci serii powierzchni probnych lub — dla metody
kwadrantéow (Cottam i Curtis 1956, Kwiatkowska 1 Symonides 1978a) —
w serii sektorow.

Rozklad zmiennej Bernoulliego jest jednoznacznie okreslony, jezeli znane s3
dwie wielko$ci: prawdopodobienstwo p sukcesu i wielko$¢ (dlugos¢) serii k£ (Oktaba
1966). W omawianych zagadnieniach sukces oznacza wystapienie przynajmniej jed-
nego osobnika na powierzchni préobnej (lub w sektorze); dlugos¢ serii — to liczba
zgrupowanych powierzchni (lub liczba przyleglych sektoréw w metodzie kwadran-
tow).

Prawdopodobienstwo sukcesu oblicza si¢ z danych empirycznych wedlug
wzoru!:

»

1 =
(1) . $ e

gdzie X — warto$¢ Srednia wystapien w rozkladzie empirycznym.

Prawdopodobienstwa P;, ze zmienna losowa przyjmie wartosci 0, 1, 2, ... x,
oblicza sie ze wzoru:

k!
2 P -y = x (k—.t)’

(2) P B By 6
gdzie g=1—p. Indeks i oznacza jakakolwiek warto$¢ ze zbioru liczb od 0 do x.

Oczekiwane liczebno$ci teoretyczne nP; odpowiadajace poszczegolnym war-
tosciom, jakie moze przyjmowaé zmienna, sg iloczynami warto$ci prawdopodobienstw
ze wzoru definicyjnego (2) i sumy (réwnej n) poszczegdlnych czgstosci empirycznych
n; dla warto$ci zmiennej réwnej 0, 1, 2, ... x.

1 Symbolika lacinska odnosi sie do parametréw rozkladu empirycznego;
symbolika grecka — do parametréw rozkiadu teoretycznego.
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Rozklad empiryczny z rozkltadem Bernoulliego poréwnuje sie metodg testu
¥v% na zgodnoéé, opartego na funkcji testowe;j:

> (n;—nP;)?
3 - § R
1.7 SR 5

Warto$¢ graniczna y? odczytuje si¢ przy liczbie stopni swobody rownej k —2.

Jezeli obliczona warto$¢ * jest mniejsza od warto$ci granicznej, to nie ma
podstaw do odrzucenia hipotezy o losowym rozkladzie osobnikéw. Niezgodno$¢
rozkladu empirycznego z rozkladem teoretycznym moze by¢ dwojakiego rodzaju:
(a) moze wynika¢ z poddyspersji rozktadu empirycznego, jes§li wariancja jest mniejsza
niz wynikatoby to z modelu Bernoulliego (gdzie o*=kpq) albo (b) moze byé¢ zwig-
zana z naddyspersja rozkladu empirycznego, jezeli wariancja jest wigksza niz w roz-
ktadzie Bernoulliego. Pierwszy przypadek wskazuje na rownomierny rozktad osob-
nikow; drugi Swiadczy o rozkiadzie skupiskowym.

Warto$¢ wyrazenia:
S?—k b
(4) - P;q 6; = ]/” .
kpq ]/ - ¥ ot )
kpg

ktore ma rozklad normalny o Sredniej O 1 wariancji 1, pozwala sprawdzi¢ istotnos$¢
odchylenia wariancji empirycznej od teoretycznej.

Jezeli obliczona warto$¢ funkcji testowej jest wigksza od 1,96, to na poziomie
ryzyka bledu 0,05 wariancja empiryczna istotnie rézni si¢ od teoretycznej.
Poniewaz badania typu rozkladu przestrzennego populacji zwigzane s3 za-
zwyczaj z analiza jej zagegszczenia szacowanego metoda powierzchniowa, rozkilad
Bernoulliego tylko sporadycznie byl stosowany jako teoretyczny model rozkitadu
zmiennej losowej. Modelem tym postuzyt si¢ np. Bray (1962) w analizie struktury
przestrzennej populacji kilku gatunkéw drzew w lasach Kanady, a takze Vasilevi¢
(1969) w badaniach rozmieszczenia osobnikéw populacji Potentilla acaulis L. na
suchym stepie?.

Zmienna losowa przyjmuje warto$ci z prawdopodobienstwami okreSlonymi
wzorem (2), jesli seria dos§wiadczen jest wykonywana zgodnie ze schematem Ber-
noulliego. Schemat ten jest zachowany pod warunkiem, Ze: (a).doSwiadczenia prze-
prowadza si¢ w stalych warunkach; (b) wynik doswiadczenia nie zalezy od wynikow
innych do$wiadczen; (¢) prawdopodobienstwo sukcesu w kazdym doSwiadczeniu jest
takie samo, réwne p; (d) w kazdym doswiadczeniu mozna si¢ spodziewac albo
sukcesu, albo niepowodzenia (Platt 1974).

Nie ulega watpliwosci, ze warunki a—c w przypadku naturalnych populacji
ro§linnych moga by¢ spelione niezmiernie rzadko. Wynika to cho¢by z istoty zja-
wisk rozmnazania i rozprzestrzeniania si¢ ro$lin. Wystapienie osobnika w dowolnym
punkcie przestrzeni uwarunkowane jest wigc blizszym lub dalszym sgsiedztwem
osobnika macierzystego. Sposéb rozmnazania i rozprzestrzeniania si¢ ro$lin moze
wplywaé jedynie na odleglo$¢ migdzy poszczegélnymi osobnikami. Zwykle odlegio$¢
ta jest bardzo mata w przypadku roélin tworzacych polykormony lub klony (Symo-

2 Bray (1962) stosowal metode kwadrantéw, stagd tez kazdy gatunek mogl
w danym kwadrancie wystapi¢ 0, 1, 2, 3 lub 4 razy. Autor stwierdzil wystgpowa-
nie wszystkich podstawowych typoéw rozkladu przestrzennego populacji: réowno-
miernego (Acer saccharum L.), skupiskowego (Abies balsamea L.) i losowego (Popu-
lus tremuloides L.). Vasilevié¢ (1969) natomiast zastosowal metode transekiu
zlozonego z 500 kwadratéw (o boku 1 m kazdy), grupowanych po 5 w serii; struk-
ture populacji Potentilla acaulis L. okreslil jako skupiskowa.
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nides 1979b, 1979¢), a takze w przypadku barochoréw, ktérych nasiona gromadza
si¢ W poblizu osobnikéw macierzystych (Wilkon-Michalska 1976). Nawet jednak
u roSlin rozsiewanych z wiatrem budowa owocdéw i diaspor proteguje gromadne
pojawianie si¢ osobnikéw potomnych (Salisbury 1942, Harper 1977).
Powszechnie takze wiadomo, iz dzialalno§¢ zyciowa roslin w swoisty sposéb
przeksztatca pierwotnie jednolite siedlisko powodujac wtérne zréznicowanie biotopu
(np. Wilkon-Michalska i Symonides 1974). Tym samym prawdopodobien-

stwo wykietkowania 1 przezycia rosliny jest rozne w roznych czeSciach biochory
(Harper, Williams 1 Sagar 1965).

2.3. Rozklad Poissona

W odroznieniu od modelu Bernoulliego rozklad Poissona jest najczeSciej
stosowanym modelem teoretycznego rozkladu osobnikéw przypadajacych na jed-
nostke¢ powierzchni.

W analizie zaggszczenia szacowanej metoda powierzchniowa liczba osobnikéw
na powierzchni probnej nie jest z gory wiadoma. W konsekwencji nie jest z gory
okreS§lona dlugos$¢ serii (tak jak w rozktadzie Bernoulliego), ktdra wyznacza sie
jedynie empirycznie. Jezeli wielko§¢ serii jest bardzo duza, a réownocze$nie prawdo-
podobienstwo sukcesu jest bardzo mate (k— oo, p—0), prawdopodobienistwa, z jakimi
zmienna losowa moze przyjmowa¢ poszczegdlne wartosci x, opisuje funkcja gestosci
rozktadu Poissona:

(5) Pm= p o,
x!

gdzie A oznacza parametr rozkltadu Poissona réwny warto$ci $redniej rozkladu,
e jest podstawa logarytmow naturalnych.

Rozktad Poissona opisany jest tylko przez jeden parametr (1), poniewaz
w modelu tym zachodzi réwnoé$¢: A=pu=0c?, gdzie u oznacza S$rednia rozkladu
Poissona, za§ o2 jego wariancje.

Warto$¢ A szacuje si¢ z rozkladu empirycznego, dla ktérego trzeba ustalié
jedynie wielko$¢ X (§rednie zageszczenie). Ze stosunku warto$ci §redniej do liczeb-
nosSci proby, podobnie jak w rozkladzie Bernoulliego, oblicza sie¢ prawdopodo-
bienstwo sukcesu.

Dla zweryfikowania hipotezy o zgodnosci rozktadu empirycznego z rozkladem
Poissona opracowano wiele testow istotnoéci; bardzo czesto ich konstrukcja wyko-
rzystuje fakt réwnos$ci migdzy warto$cig $redniej i wariancji.

Jedna z najwczeéniejszych i powszechnie stosowanych metod testowania typu
rozkladu przestrzennego populacji opiera si¢ na zalozeniu, Ze rozklad empiryczny
jest zgodny z rozkladem Poissona, jezeli stosunek wariancji do $§redniej w rozktadzie
empirycznym réwny jest jedno$ci. Istotno$é réznicy pomiedzy oczekiwang (teore-

S2
tyczna) i obserwowang warto$cia wskaznika ? sprawdza si¢, wedlug Blackmana

(1942), w nastgpujacy sposob: jezeli odchylenie od jedno$ci mieSci si¢ w granicach
+2BS, to rozklad empiryczny zgodny jest z rozktadem Poissona, a odchylenia od

jednoSci uwaza¢ nalezy za przypadkowe®. Warto§é bledu standardowego BS sto-
sunku wariancji do Sredniej oblicza si¢ ze wzoru:

3 Wskaznik BS w oryginalnej pracy Blackmana (1942) symbolizowany
jest jako S. W artykule wprowadzono inne oznaczenie, aby unikngé moziiwoscl
pomylenia tego wskaznika z odchyleniem standardowym 1 wariancjg, symbolizo-
wanymi odpowiednio jako S i1 S2.
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y (i N0
(6) BS N=1)?

gdzie N oznacza liczb¢ powierzchni probnych, badz tez ze wzoru:

(7) BS=]/ S
N-1

jezeli liczba powierzchni probnych jest bardzo duza.

Sz
Roéznica miedzy obliczong a oczekiwang wartoScia ——— moze by¢ takze

X
sprawdzona za pomoca testu ¢ Studenta (Kershaw 1973). Funkcje testowa 7,
opisuje rownanie:

SZ

X
(8) o BS

Warto§¢ graniczng ¢ na poziomie przyjetego ryzyka bledu odczytuje sie dla
liczby stopni swobody rownej N—1.
SZ

Wskaznik ? nazywany ,,indeksem Leksisa” (Steinhaus 1936, 1947),

,,Wwspolczynnikiem rozproszenia’” (Blackman 1942) lub ,,wspolczynnikiem wzgled-
nej wariancji”’ (Clapham 1936), stosowany byt przez wielu badaczy badz jako
miara losowoS$ci rozmieszczenia osobnikow, badz tez jako wskaznik skupiskowosci
ro§lin (Svedberg 1922, Clapham 1936, Archibald 1948, Dice 1952 i inni).

Nieco inng metode¢ testowania zgodnosci rozkladu empirycznego z rozkladem
Poissona zastosowali David 1 Moore (1954), obliczajac tzw. ,,wskaznik rozpro-
szenia I’ rowny:

v T

[l ;

X

gdzie nS? oznacza sume kwadratow odchylen od $redniej x*.
Warto$§¢ wskaznika I porownuje si¢ nastepnie z warto$cia y*, odczytana przy
liczbie stopni swobody rownej N— 1. Niekiedy stosuje si¢ w tym celu warto§¢ wyra-

zenia: Y21 — )/2N—1. Jezeli lezy ona w granicach +1,96, nie ma podstaw do

odrzucenia hipotezy o losowosci rozkladu, z ryzykiem biedu 0,05 (Pielou 1974).
Do okreSlenia stopnia odchylenia rozktadu empirycznego od rozktadu Poisso-
na Moore (1953) zaproponowat wskaznik ¢ rowny:

2n, n
(10) ¢=—"-2,

n

gdzie n,, n,, n, oznaczaja liczbe powierzchni probnych — odpowiednio — bez wy-
stgpienia osobnika danej populacji, z jednym 1 z dwoma osobnikami.

W przypadku wskaznika ¢ do poréwnania rozktadow wystarcza zatem usta-
lenie czgstosci trzech najnizszych klas wartosci x.

Teoretycznie dla rozkltadu Poissona warto$§¢ ¢ réwna jest jednosci; jezeli
@>1, to osobniki populacji rozmieszczone sa skupiskowo; przy rozmieszczeniu
rownomiernym ¢ <1.

Metoda ta nie jest jednak uniwersalna; mozZna jg stosowac¢ jedynie wowczas,
jezeli suma liczebno$ci prob reprezentujacych najnizsze klasy warto$ci x stanowi

|

4 Oznaczenia we wzorach i symbolike poszczegdélnych wskaznikéw przyjeto
wedlug ich autorow.
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znaczng czes¢ catkowitej liczebno$ci proby. Nie jest takze dostatecznie sprawdzona.

Greig-Smith (1964) sygnalizuje na przyktad, ze w niektérych przypadkach réwno-

mierne rozklady charakteryzuja si¢ wartosciag wskaznika ¢ wigksza od jednosci.

Stosunek liczby osobnikéw w jednostce probnej do ogdlnej liczebno$ci osob-
nikow catej proby jest podstawq konstrukcji wskaznlka I; — Morisity (1959).
Okresla go nastepujacy wzor:

q

Znt (n,—1)

11) I=g-—-= -
(11) I;=q N(N=1),

gdzie g — liczba wszystkich powierzchni probnych, n; — liczba osobnikéw w i-tej
probie, N — liczba osobnikéw na g powierzchniach.

Wskaznik 7; rowny jest jednoscit w populacji o rozktadzie losowym, zgodnym
z rozkladem Poissona; I;<1 — dla rozkladu rownomiernego, natomiast I;>1 —
dla rozkladu skupiskowego. I; moze przyja¢ maksymalnie warto$¢ g, gdy wszystkie
osobniki wystepuja na jednej powierzchni probne;.

Warto$¢ wskaznika I; nie zalezy od $redniej liczby osobnikéw, lecz zmienia
si¢ zaleZznie od rozmiaru powierzchni probnej. Analiza tych zmian moze stuzy¢ do
oceny stopnia skupiskowosci populacji.

Istotno$¢ odchylenia empirycznej wartosSci I; od jednoS$ci sprawdza si¢ za
pomoca funkcji F wedlug wzoru:

qg—1

Jezeli F jest wigksze od wartosci granicznej Fa odczytanej dla przyjetego
poziomu ryzyka bledu i liczby stopni swobody réwnej g—1 i oo, to odchylenie od
rozkladu Poissona jest statystycznie istotne.

Poza wymienionymi w literaturze spotyka si¢ czgsto wskazniki, ktére wpraw-
dzie nie sluzg do oceny zgodno$ci rozkladu empirycznego z rozkladem Poissona,
sa jednak miarg stopnia skupiskowosci rozktadu.

(12) F=

Na przyklad: (a) Ashby (1935) 1 Stevens (1937) zaproponowali wskaznik skupiskowosci ¢,
obliczany z nastepujacego roOwnania:

(13) E=N (1 -—l—)s [14s(s—1) ],
N

gdzie E jest liczba powierzchni ,,pustych’, N — liczebnoscia proby, s — sumaryczng liczba osob-
nikOw w probie, a ¢ — wskaznikiem skupiskowosci. (b) Whitford (1949) w ocenie stopnia skupis-
kowosci wykorzystat wskaznik wynikajacy ze stosunku $redniego zageszczenia, obliczonego dla
powierzchni probnych z wystgpieniem choc¢by jednego osobnika, do frekwencji. Frekwencje oblicza
si¢ tu jako iloraz liczby powierzchni ,,zajetych’ przez populacje do ogoélnej liczby powierzchni

1 : ; L ¥ . Mops, — Mgpi,
prébnych. (¢) Fracker i Brischle (1944) uzywaja wskaznika zdefiniowanego: 4

mﬂb!.z
gdzie m,,, jest empiryczna wartoscia zageszczenia, a m,,;. — wartoscia zageszczenia wyliczona
przy zalozeniu losowosci rozkladu. Na podobnych zasadach oparty jest takze wskaznik zapropo-
nowany przez Curtisa i McIntosha (1950). (d) Numata (1949, 1954) podaje tzw. wskaznik
nhomogenicznosci /4, obliczany wedlug wzoru:

(14) h=ty" ol
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gdzie n jest liczebnoscia proby, S — odchyleniem standardowym, x — $rednim zageszczeniem
a t, — wartoscia graniczna funkcji ¢ Studenta, odczytang dla liczby stopni swobody rownej n—1
i przyjetego ryzyka bledu. Bardziej szczegdélowe omoOwienie i dyskusje tych wskaznikOw podaje,
Greig-Smith (1964).

W badaniach struktury przestrzennej populacji, oprocz oceny typu rozkiadu
(losowego, rownomiernego, skupiskowego), konieczne jest niekiedy porownanie
stopnia skupiskowo$ci dwoch réznych populacji. Stosowanie w tym celu wskaznika
Leksisa jest niewlasciwe ze wzgledu na jego zalezno$§¢ od wielkoSci powierzchni
prébnej i wartos$ci §redniego zageszczenia. Steinhaus (1947) zaproponowal w tym
celu indeks w, niezalezny od wielkoSci powierzchni probnej. Jest on zdefiniowany
nastg¢pujaco: '

1 N 9
'—--Z-Xf—'l.
N  j=1

Chcac stosowac ten indeks trzeba jednak najpierw ustali¢ wielko$§¢ powierzch-
ni probnej tak, aby Srednia liczba osobnikow przypadajacych na jednostk¢ po-
wierzchni wynosita 1.

David 1 Moore (1954) zaproponowali metod¢ porownywania stopnia
skupiskowosci dwoch populacji na podstawie wskaznika zdefiniowanego wzorem:

s
(16) w= X log e %! .
2 » PRE )

(15) we=

R S . . ; .9

Jezeli warto$¢ w zawiera si¢ w przedziale + VN
skupiskowos$ci obu populacji jest nieistotna. Wzor (16) mozna jednak stosowac
tylko wowczas, gdy obie populacje charakteryzujg si¢ podobng frekwencja, a suma
powierzchni préobnych z 0, 1 i 2 osobnikami stanowi mniej niz polowe ogolne;j
liczby uwzglednionych prob.

ot to réznica w stopniu

R ; A . i \
Réwnie czgsto jak wskaznik — przy testowaniu zgodnosci rozktadu liczby
X

osobnikéw przypadajacych na jednostke powierzchni z rozkiadem Poissona stosuje
si¢ test y*. Liczebnosci teoretyczne okreslaja tu warto$ci iloczynu n (liczebnos$¢
proby) 1 warto$ci prawdopodobienstw P; obliczone ze wzoru definicyjnego (5) lub
odczytane z tabel rozkladu Poissona dla A=x. Dla przyjetego poziomu ryzyka
bledu warto$¢ graniczng y* odczytuje si¢ przy liczbie stopni swobody réwnej liczbie
wyrazen w szeregu uzytym do obliczenia sumy y? minus 2.
W badaniach ekologicznych czgsto stosowano dwa wskazniki rownoczesnie:
2
—‘ST'_— 1 test y*. W wielu przypadkach daja one jednak znacznie roZnigce si¢ oceny zgod-
X

nosci rozkladow empirycznych z rozkladem Poissona. Na przyklad Singh 1 Das

(1939) dla populacji kilku gatunkow ro$lin wykazali zgodnoé¢ rozkladu empirycznego

z rozkladem Poissona przy pomocy testu y?, za$§ skupiskowos$¢ tych samych popu-
2

lacji, jeSli zastosowali wskaznik §—- W literaturze znana jest takze sytuacja od-

X
wrotna: Blackman (1942) dla populacji Poterium sanquisorba Mill. stwierdzil

- . - . L] " r 82
testem x? istotne odchylenie rozkladu od rozkladu Poissona, mimo iz warto§¢ —
X

miescila si¢ w przedziale 1+2BS.
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-

Krytyczna analiz¢ przydatnosci obu metod przeprowadzit Evans (1952) dla

przypadku hipotetycznego, w ktorym warto$§¢ Sredniej 1 wariancji wynosila 1 (tym

S ' S : ik

samym - — = 1) . Autor wykazal, ze suma kwadratow roznic migdzy liczebnosciami
¥

teoretycznymi a empirycznymi znacznie przekracza odpowiednia wartos¢ graniczng
z7*. Cytowany przyktad jest dobitnym Swiadectwem watpliwej warto$ci wskaznika
S2

— Jako kryterium zgodno$ci rozkladu empirycznego z rozkladem Poissona.
X

2
Jones (1955, 1956) podkresla przy tym, ze interpretacja wartoSci wskaznika o

X
jest niejednoznaczna szczegolnie wtedy, gdy warto$¢ Sredniego zageszczenia populacji
jest bardzo wysoka lub bardzo niska. Przeciwko stosowaniu tego wskaznika opowiada
si¢ takze Skellam (1952), ze wzgledu na uzaleznienie jego warto$ci od rozmiaru
powierzchni probnej®>. Na ten fakt zwrocit uwage juz Steinhaus (1947) propo-
nujac badanie indeksu Leksisa ,,jako funkcji boku kwadracika stanowigcego kratke.
Zamiast indeksu otrzymuje si¢ krzywg. Jakkolwiek taki wykres charakteryzuje gle-
boko typ rozmieszczenia osiedli w danym terenie, nie zadowala on geografow, ktorzy
chcieliby mie¢ dla danego obszaru jedng liczbg, ktorej wyliczenie byloby latwe,
a ktorg mozna by porownac¢ z liczbami uzyskanemi dla innych obszarow’. Warto
zaznaczy¢, ze wedlug Kershawa (1973) w podobny sposéb obcigzone sg wszystkie
metody wykrywania nielosowego rozmieszczenia osobnikow.

Réznice w ocenie typu rozktadu przestrzennego osobnikéw, przeprowadzone;j
. . Sz . . N r [ r
metodami y* i —, Vasilevi¢ (1969) tlumaczy réing ,,czuloscia” obu testow.
X

2
Jego zdaniem wskaznik 2k bardziej wydobywa rdznice w skrajnych klasach war-

X

tosci x. Vasilevié (1969) zwraca takze uwag¢ na moment taczenia klas mato licz-
nych w przypadku stosowania testu y?*, cho¢ trudno przypuszcza¢, by zabieg ten
powodowatl rozbiezno$ci w weryfikacji zgednosci rozkladu empirycznego z rozkla-
dem Poissona miedzy obiema metodami. Mozna si¢ chyba zgodzi¢ z Kershawem
(1973), wedtug ktorego ,, ... sprawdzenie za pomoca testu y? zgodno$ci pomi¢dzy
ciggiem warto$ci obserwowanych 1 oczekiwanych w rozkladzie Poissona daje wiary-

godng ocene wystepowania nielosowego rozmieszczenia osobnikow...”, mimo iz
ocena ta zalezy od wielko$ci powierzchni probne;.

Rozktad Poissona jest od dawna najczeséciej stosowanym modelem rozkladu
osobnikow (Gleason 1920, Svedberg 1922, Blackman 1935, 1942, Clapham
1936, Archibald 1948, Whitford 1949, Dice 1952, Moore 1953, David 1 Moore
1954, Kershaw 1958, 1959, 1973, Kershaw 1 Tallis 1958, Greig-Smith 1964,
Kwiatkowska 1972, Symonides 1974 i inni). Jest on postacig graniczng rozkiadu
Bernoulliego. Rozklad binomialny przechodzi w rozklad Poissona woéwczas, jezeli
3cria doSwiadczen przeprowadzona jest zgodnie ze schematem Bernoulliego, ale

4 . . y)
prawdopodobienstwo sukcesu p jest bardzo male (11m p—>0, przy czym p=ﬂ&—),
nato miast liczebno$§¢ proby N jest dostatecznie duza (teoretycznie N—o0).

SZ
5 Wplyw wielkosci powierzchni prébnej na oceng¢ wskazinika -— moze kyé
X

wykorzystany do analizy skali zréznicowania przestrzennego, w jokiej realizuje
sie rozmieszczenie skupiskowe.

3
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Z powyzszego twierdzenia wynika, Zze na rozklad Poissona nalozone sg wa-
runki zawarte w schemacie Bernoulliego, niestety, zwykle nie rozpatrywane przy
wyborze modelu. Warto tez zaznaczy¢, ze mozliwo$¢ stosowania rozktadu Poissona
wymaga uwzglednienia bardzo duzej liczby prob (N =>100).

Teoretycznie rozmieszczenie osobnikéw na powierzchni zgodne z rozkladem
Poissona mozna by otrzymaé wowczas, gdy spelnione bylyby nastepujace warunki:
(a) Dla dwéch dowolnych obszarow o powierzchni £ czgsto$¢ zdarzenia A (tzn.
wystapienia osobnika) w jednym z nich nie zalezy od zaj$cia tego zdarzenia w drugim®.
(b) Dla dowolnego obszaru prawdopodobienstwo zajScia zdarzenia A4 zalezy tylko
od jego powierzchni, czyli od wielkos$ci A. (¢) Prawdopodobienstwo zdarzenia A jest
proporcjonalne do wielkoS$ci /4 z blgdem zmierzajacym do zera szybciej niz wielko§¢
h. (d) Dla obszaru o malym rozmiarze powierzchni prawdopodobienstwo zajscia

zdarzenia A czeSciej niz raz jest mate. Oznacza to, ze zdarzenia 4 nie moga zachodzié
parami (Platt 1974).

Dla osobnikéw realnej populacji roslinnej, bytujacej w jakimkolwiek §rodo-
wisku naturalnym, warunki takie moga by¢ spelnione tylko w wyjatkowych przypad-
kach. Dotyczy to zwlaszcza warunku pierwszego, co przedyskutowano w rozdziale 2.1.

W populacjach o skupiskowej strukturze przestrzennej warto$¢ Sredniego za-
geszczenia zmienia si¢ w obrgbie powierzchni. W konsekwencji (a) prawdopodobien-
stwo znalezienia osobnika jest niejednakowe w kazdym punkcie biochory i (b)
prawdopodobienstwo znalezienia drugiego osobnika na powierzchni wzrasta, jezeli
uprzednio znalazilo si¢ pierwszego. W ukladach naturalnych zdarzenia zachodza
zatem parami, a prawdopodobienstwo znalezienia osobnika jest nie tylko funkcjg
wielko$ci powierzchni prébnej, ale wypadkowa wielu przyczyn tkwigcych w same;j
populacji (np. sposéb rozmnazania, interakcja migdzy osobnikami) lub tez w jej
§rodowisku (np. interakcje miedzy populacjami, mikromozaika biotopu). Kom-
pleksowe oddzialywanie czynnikOw wewnatrzpopulacyjnych 1 Srodowiskowych
prowadzi do wytworzenia si¢ specyficznej — w danym ukladzie ekologicznym —
struktury przestrzennej populacji (Kwiatkowska i Symonides 1979). Tym sa-
mym niemozno$¢ sprostania zalozeniom metodologicznym schematu Poissona jest
oczywista. Niemniej jednak z uwagi na sposéb pobierania prob, w ktorym diugos¢
serii i prawdopodobienistwo sukcesu ustala si¢ empirycznie oraz ze wzglgdu na
prosta formule matematycznego modelu mozna oczekiwaé, Zze rozkiad Poissona
pozostanie nadal powszechnie stosowanym modelem teoretycznym. |

2.4. Ocena typu przestrzennego rozmieszczenia populacji przy zastoso-
waniu pomiaréw odleglosci

2.4.1. Rozklad normalny

Modele opisane poprzednio odnosily si¢ do zmiennej skokowej, tj. uwzgled-
nialy liczbe osobnikéw lub liczbe wystapien w jednostce powierzchni. Rozklad nor-
malny jest natomiast teoretycznym modelem rozkladu dla zmiennej losowej ciagle;.
Analiza typu rozktadu jest w tym przypadku zwigzana albo z pomiarem pokrywania,
je§li nie mozna wyodrebnié¢ jednostki policzalnej — osobnika (np. u wigkszo$ci ga-
tunkow porostow, mszakow, niektorych gatunkow traw), albo z pomiarem zaggsz-
czenia przy uzyciu metod bezpowierzchniowych (Dice 1952, Cottam, Curtis

6 < Obszar” w tych rozwazaniach to powierzchnia prébna o dowclnej wiel-
koSci i dowolnego ksztaltu, zlokalizowana w obrebie arealu populacji.
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i Halle 1953, Morisita 1959, Catana 1963). Rozklad normalny moze takze
stuzy¢é jako model teoretyczny w analizie typu przestrzennego rozmieszczenia bio-
masy (Kwiatkowska nie publ. — ,,Analiza statystyczna problemu homogeniczno$ci
fitocenozy™).

Rozklad normalny opisuja dwa parametry: Srednia u 1 odchylenie standar-
dowe o, ktore szacuje si¢ na podstawie warto$ci Sredniej X i odchylenia standardo-
wego S z duzej, reprezentatywnej statystycznie proby. Wartosci, jakie przyjmuje
zmienna w probie, nalezy zgrupowac w szereg rozdzielczy, a nastepnie ustali¢ czesto-
§ci m;, z ktorymi zmienna przyjmuje te wartosci w poszczegdlnych przedziatach.
CzestoSci empiryczne poréwnuje si¢ z liczebnosciami teoretycznymi nP;, ustalanymi
wedlug ogdlnie znanych regul (Oktaba 1966, Gren 1974).

Do zweryfikowania zgodno$ci rozkladu empirycznego z rozkltadem normal-
nym sluzy test y2. Warto$§¢ graniczng y* odczytuje si¢ przy liczbie stopni swobody
rownej liczbie wyrazen uzytych do obliczenia sumy »* minus 3, z uwzglednieniem
przyjetego. poziomu ryzyka bledu. :

Jezeli warto§¢ x> jest mniejsza od wartosci granicznej, nie ma podstaw do
odrzucenia hipotezy o losowym rozkladzie osobnikéw. Z reguly odrzucenie hipotezy
wynika z naddyspersji rozktadu empirycznego, ktora Swiadczy o skupiskowym typie
rozmieszczenia osobnikow.

Z wlaSciwosci krzywej Gaussa wynika, ze wielkie 1 mate wartosci cechy wy-
stepujg bardzo rzadko; tym rzadziej im bardziej odbiegaja one od $redniej zbioro-
wosci generalnej u. Formuluje to regula trzech sigm, poprzez okre§lenie prawdo-
podobienistwa zdarzen odleglych od p o jedna, dwie i trzy wartosci o.

W populacji, w ktérej badana cecha ma rozklad normalny, prawdopodo-
bieistwo natrafienia na warto$¢ cechy wigksza lub mniejsza niz u+ 20 jest bardzo
male, rowne 0,0428 (okolo 4 przypadki na 100). Jeszcze mniej prawdopodobne sa
warto§ci wykraczajace poza przedzial u+ 30 (okolo 3 przypadki na 1000).

Z powyzszej wlaSciwoéci rozkladu normalnego mozna korzystaé przy rozpa-
trywaniu problemu naddyspersji rozkladu empirycznego. Jesli bowiem juz w pierw-
szej serii prob pojawiaja si¢ wartoéci spoza zakresu + 30, §wiadcza one o wiekszej
niz normalna zmienno$ci cechy, a zatem o naddyspersji rozkladu. Po uporzadkowaniu
danych empirycznych w szereg rozdzielczy, a nast¢pnie po ich przetransformowaniu
na warto$ci zmiennej losowej standaryzowanej u, mozna z tablic funkcji # odczytaé
warto$ci sumy prawdopodobienstw dla poszczegélnych przedzialéw wartoéci zmien-
nej i sprawdzi¢, czy mieszcza si¢ one w zakresie +2g.

Istotno$¢ réznic pomigdzy rozkladem empirypznym 1 normalnym w zakresie
odchylen, jakie przyjmuje zmienna, oraz w zakresie czgsto$ci odchylen sprawdza
si¢ testem y 2.

W literaturze mozna znalez¢ tylko nieliczne przvklady zastosowania modelu
Gaussa w ccrie (ypu rozkladu populacj, przede vi:cz,stkim dlatego, ze analizy
takic pizeprowadza si¢ zwykle metodami powierzchniowymi i to dla populacji
z dobrze wyodrgbnionymi osobnikami (w rozumieniu Rabotnova 1964). Do ana-
lizy rozktadu wartoéci pokrywania populacji kilku gatunkéw roélin zielnych rozktad
normalny zastosowal Vasilevi¢ (1969). Kwiatkowska (nie publ. — ,,Analiza
statystyczna problemu homogenicznosci fitocenozy”) pordwnywala z modelem
Gaussa rozklad warto$ci biomasy kilkunastu gatunkow roélin runa w placie boru
§wiezego, a Kwiatkowska i Symonides (1978b) — typ rozkladu populacji Vac-
cinium myrtillus L. w borze mieszanym na podstawie warto§ci zageszczenia szaco-
wanego trzema roznymi metodami bezpowierzchniowymi. We wszystkich przykla-
dach rozklad empiryczny wskutek naddyspersji réznil si¢ istotnie od rozkladu
normalnego.
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2.4.2. Wskazniki typu rozkladu przestrzennego

Wszystkie wskazniki oceny typu rozkladu przestrzennego populacji oparte
na pomiarze odleglosci polegaja na poréwnaniu ocen zageszczenia uzyskanych nie-
zaleznie dwiema roznymi metodami (Holgate 1965a).

Clark i Evans (1954) proponuja stosowa¢ wskaznik R nierdwnomiernosci

rozkladu przestrzennego populacji okre§lony wzorem:

hp g el

Irg o

gdzie 7, jest wartoScig Sredniego odstgpu (odleglosci) pomigdzy losowo wybranymi
1
wang warto$¢ $redniej odleglosci (przy zalozeniu losowego rozmieszczenia osobni-
kow) obliczong z warto$ci zaggszczenia (p) uzyskanej metodami powierzehniowymi.
W przypadku maksymalnie skupiskowego rozmieszczenia osobnikow wskaznik R
ma wartos$¢ 0, a w przypadku rozktadu rownomiernego R rowne jest 2,1491.
Wedhug Clarka i Evansa (1954) warto$¢ 7 mozna takze obliczac stosujac —
zamiast metody powierzchniowej — metod¢ kwadrantow. Powierzchni¢ wokoét loso-
wo wybranego osobnika dzieli si¢ wowczas na k sektorow 1 dokonuje si¢ k pomiarow
odleglosci do najblizszych osobnikow w obrebie sektorow. Warto$¢ 7 oblicza sie
nast¢pujaco:

(18) fE‘= kr:_ ’

2V p
gdzie p — liczba osobnikow przypadajacych na jednostke powierzchni ustalona przy
zastosowaniu metody kwadrantéow (Kwiatkowska 1 Symonides 1978a). Maksy-

2,1491
Vg

Hopkins (1954) skonstruowat wskaznik 4 typu rozktadu, oparty na porow-
naniu wynikow oceny zaggszczenia przeprowadzonej dwiema metodami bezpo-
wierzchniowymi: punktowa 1 najblizszego sasiada. Wskaznik ten jest zdefiniowany

jako:

- oznacza oczeki-

osobnikami a ich najblizszymi sgsiadami, natomiast 7z rowne -

malna warto$¢ wskaznika R dla rozktadu rownomiernego wynosi

o s

gdzie P oznacza odleglos¢ od losowo wybranego punktu do najblizszego osobnikas
I — odlegloé¢ od losowo wybranego osobnika do jego najblizszego sgsiada. Wedlug
autora przy losowym typie rozkladu populacji srednia warto$¢ 7 jest rowna $redniej
wartosci P, a warto$¢ wskaznika 4 rowna jest jednosci.

Do obliczenia wskaznika a (Pielou 1959) potrzebne sg wyniki pomiarow
zageszczenia szacowanego metodami: punktowa 1 powierzchniowa. a oblicza sig
Ze WZOru:

(20) a=nDo,

gdzie @ oznacza warto$¢ $redniej odleglosci od punktu do najblizszego osobnika,
natomiast D — $rednig liczb¢ osobnikow na jednostce powierzchni. Dla populacji
rozmieszczonych losowo a=1, a zmienno§¢ wskaznika okreS§lona wariancjg S
WYnosi:

(21) S;=l % n+1 (mA+:rrmu |
n mA mAD + n
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We wzorze tym n oznacza liczbe zmierzonych odlegloéci, m — liczbe powierzchni
probnych, A — wielko$¢ powierzchni probne;.
a—1

Y&
w granicach +1,96, to rozklad osobnikow jest losowy.

Konieczno$¢ stosowania dwéch réznych metod analizy zageszczenia w opi-
_sanych wyzej wskaznikach jest ich istotnym mankamentem. Na uwage zashuguje
zatem wskaznik r,, zaproponowany pirzez Holgate (1965b), do obliczenia ktérego
wystarczaja wyniki pomiaru odleglo$ci przy zastosowaniu tylko jednej metody bez-
powierzchniowej (punktowej). Sposob wykonywania pomiaréw jest jednak w tym
przypadku nieco inny niz w klasycznej metodzie punktowej. Mierzy si¢ mianowicie
odleglo$¢ migdzy losowo wybranym punktem a przynajmniej dwoma najblizszymi
mu osobnikami. Najcz¢Sciej pomiary ogranicza si¢ do uwzglednienia odlegto$ci po-
migdzy punktem a pierwszym 1 drugim najblizszym mu osobnikiem. Jezeli odle-
glodci te oznaczymy — odpowiednio — przez s 1 ¢, to dla serii punktéw mozna
obliczy¢ warto§¢ stosunku z,, Sredniej odlegtosci od losowo wybranego punktu do
pierwszego (s-tego) — X, 1 drugiego (z-tego) — X, osobnika. A zatem:

Jezeli dla badanej populacji obliczona warto§¢ wyrazenia miesci Si¢

= e

(80) i b et
et - " g
przy czym §<I.

Na podstawie warto$ct kwadratow odlegtosci od punktu do s-tego i 7-tego
najblizszych osobnikow oblicza si¢ nast¢pnie wspolczynnik korelacji ry,. W przypadku

rozkladu losowego warto$¢ z;, rowna si¢ stosunkowi —, a zmienno$¢ wskaznika

[
okre§lona odchyleniem standardowym S, wynosi:

S s(t=s) )5 ;
b (r2 (t+1)

Na przyklad jezeli zmierzymy odleglo$¢ od punktu do pierwszego 1 drugiego
najblizszego punktowi osobnika i s=1 a r=2, to z,,, rowna si¢ 0,500, a S, rowne
jest 0,289. Rozklad empiryczny istotnie rézni si¢ od rozkladu losowego wowczas,
gdy obliczona ze wzoru (22) warto$¢ z rozni si¢ od oczekiwanej (0,500) o wigcej niz

29,
v ; .

Oczekiwang dla rozkladu losowego wielko§¢ wspolczynnika korelacjyi ry,
oblicza sie ze wzoru:

(24) r, = (i)*.

4

Dla omawianego przykladu oczekiwana wielko$¢ r,,, wynosi 0,707, a zmien-
nos$¢ wskaznika r,, okreslona wartoscig odchylenia standardowego rowna jest 0,7906.

W przypadku rozkladu skupiskowego obliczone na podstawie pomiaréw od-
leglos$ci wartosci z,, 1 ry, sa wigksze od oczekiwanych, a w przypadku réwnomier-
nego — mniejsze.

Ocena typu rozmieszczenia populacji przy stosowaniu metody ruchomego
kata (Catana 1963) moze by¢ przeprowadzona (ze wzgledu na szczegdlny sposob
pobierania proby) za pomoca nieparametrycznego testu serii. W tym celu nalezy
jednak przetransformowaé¢ wartos$ci zmiennej cigglej na warto$ci zmiennej zero-je-
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dynkowej. Najprostsza transformacja polega na przyjeciu za 1 wartosci odleglo$ci
wigkszych i rownych Sredniej odleglo$ci miedzy osobnikami, a jako 0 warto$ci mniej-
szych od S$redniej. Nieparametrycznemu testowi serii poswigcony jest rozdziat 3.

2.5. Rozklad Cole’a

Wspdlng cecha rozkladow: Bernoulliego, Poissona 1 normalnego jest zatoze-
nie o0 niezaleznym wystgpowaniu osobnikOw w przestrzeni; modele te postuluja
zatem niezalezno$¢ zdarzen A. Rozklad Cole’a (1946) nalezy natomiast do tej
kategorii rozkladow teoretycznych, ktore uwzglgdniaja wystgpowanie osobnikéw
w grupach (skupieniach) i w ktérych warunek niezaleznoS$ci zdarzen odnosi sie nie
do poszczegdlnych indywidudéw, lecz do ich ugrupowan.

Model skonstruowany przez Cole’a zaklada wigc niezalezne wystgpowanie
w przestrzeni skupisk osobnikéw, przy czym kazde skupisko moze skladaé sie
z 1, 2, 3 ... x osobnikow. Catkowita liczba grup », jest zdefiniowana:

(25) n,=ny+n,+nz+ ... +n,,

gdzie ny, n,, ny ... n, oznacza liczebno$¢ grup ztozonych odpowiednioz 1, 2, 3 ... x
osobnikow.
Srednia liczba grup przypadajacych na jednostke powierzchni m, odpowiada
wyrazeniu:
n
(26) mﬂ="—g' )
N

gdzie N oznacza liczbe powierzchni probnych, oraz wyrazeniu:
(27) m,=m+m,+mz+...+m,,

gdzie m,, m,, my ... m, oznaczajg §rednig liczb¢ grup z 1, 2, 3 ... x osobnikami,
przypadajaca na jedng powierzchnig.

Prawdopodobienstwo, ze na powierzchni probnej nie bedzie ani jednej grupy
dowolnej liczebnosci réwna si¢ iloczynowi poszczegdlnych prawdopodobienstw.
Korzystajac z rOwnosci:

(28) “Ns=N(e=™ -g"Mrvg™s (. v &™),
a zatem:
(29) N0=Ne"""’,

gdzie N, oznacza liczbg¢ powierzchni ,,pustych’, mozna latwo obliczy¢ Srednig liczbe
grup m, przypadajacych na jedna powierzchni¢. Ostatecznie zatem:

log N—-log No

(30) m,=
loge

=1nN—lIlN0 .

Znajac warto$¢ mg mozna na podstawie wzoru (26) ustali¢ catkowitg liczbe
grup ng, poniewaz:

(31) n,=Nm,.

W analogiczny sposob jak dla N, szacuje si¢ liczbg powierzchni zawierajacych
grupy z 1, 2, 3 ... x osobnikami. Obliczenia te prowadzi si¢ dopoty, dopoki suma
Sredniej liczby grup z kolejno wzrastajaca liczba osobnikow begdzie bliska obliczone]
wartosci m,. Dopiero wowczas mozna przystapi¢ do ustalenia liczebnosci teoretycz-
nych.
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Oczekiwana liczba préb Ny, Ny, N,, N3, ... N, z grupami zawierajagcymi —
odpowiednio — 0, 1, 2, 3, ... x liczb¢ osobnikéw oblicza si¢ wedlug nastepujacych
WZOrow:

(32) N0=Ne"'z'"r, N1=Nm1 E'I'“:, N2=Nm2 e""'"'r, itd.
Weryfikacje zgodno$ci rozkiadu empirycznego z rozkladem Cole’a przepro-

wadza si¢ testem y2. Jezeli m, +m,~m, oznacza to, ze praktycznie w populacji

nie wystepuja grupy zlozone z wigkszej niz 2 liczby osobnikéw.

Rozklad Cole’a ma ograniczone zastosowanie w badaniach rozkladu natu-
ralnych populacji ro§linnych. Opracowywanie danych ta metoda jest szczegdlnie
ucigzliwe w przypadku, gdy skupiska zlozone sa z duzej liczby osobnikéw, przy
czym liczebno$¢ poszczegdlnych grup jest bardzo zmienna.

2.6. Rozklad Thomasa

Na podobnych zasadach jak model Cole’a oparty jest model Thomasa
(1949). Zaklada on, ze skupienia osobnikéw w przestrzeni rozmieszczone s3 losowo,
przy czym liczba skupien przypadajacych na jednostke powierzchni jest zgodna
z liczebno$ciami w rozktadzie Poissona. -

Model Thomasa opisuje sytuacje, kiedy wokol pierwszej rosliny wyroslej
na powierzchni osiedlaja si¢ osobniki potomne, tworzac wraz z nia przestrzennie
odgraniczone skupienia, a poszczegélne ro§liny macierzyste, inicjujace powstanie
takich skupien, sa — w obrebie biochory — rozmieszczone wzgledem siebie losowo.

Prawdopodobienstwa, ze w poszczegdlnych skupieniach oprécz roéliny ma-
cierzystej bedzie wystgpowalto 1, 2, 3 ... x osobnikéw potomnych podaje funkcja
gestosSci Poissona; $rednia liczba w skupieniu wynosi zatem 1+ 4.

Prawdopodobienstwo P, zdarzenia, Zze na dowolnej powierzchni nie bedzie
ani jednego osobnika (lub skupienia) wynosi:

(33) Po=e™",

gdzie m oznacza Srednig liczbe skupien na powierzchni podstawowe;j.
Prawdopodobienstwo P; wystgpienia na powierzchni jednego skupienia zlo-
zonego z jednego osobnika wynosi dalej:

(34) P,=me ™ e *

Ogdlnie prawdopodobienstwo P, znalezienia x osobnikéw na powierzchni
opisuje rownanie:

x m e ™ f/‘{ i e-—:tr
(35) Pyy= E -( ) ;
~ r! (x—r)!

przy czym x osobnikow moze tworzy¢ tylko jedno skupienie, x osobnikéw moze
tworzy¢ rownoczes$nie x skupien, zawierajacych po jednym osobniku kazde, a takze
x osobnikéw moze wystgpowaé w zbiorze skupien o réznej liczebnos$ci kazde.

Jezeli wielko$¢ (liczebno$¢) skupienia oznaczymy przez «; (gdzie a; oznacza
liczb¢ osobnikéw tworzacych dane skupienie), to na zbidr skupien nalozony jest
warunek opisany rownaniem:

(36) a,+a+az+...+a,=x.

W réwnaniu tym a,, a,, a3 ... a, oznaczaja wielko$¢ poszczegdinych skupien,
uporzadkowanych wedlug wzrastajacej liczby osobnikow.

39
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Srednia arytmetyczna p, rozkladu Thomasa wynosi:
(37)  wuy=m(1+4),
a warlancj¢ U, tego rozkladu opisuje rownanie:
(38) p,=m(1+31+42%).

Do obliczenia Sredniej i wariancji rozkladu Thomasa potrzebna jest wiec
znajomoS$¢ wartosci m i A. Parametry te oblicza sie ze wzordw:

(39) e""=f—9-, stad m= — In— "
N N

oraz

(40) me~ et | stagd A= —In 28 ;
ng mhng

gdzie ny 1 n; oznaczaja — odpowiednio — liczbg prébnych powierzchni ,,pustych”
1 zawierajacych jednego osobnika, za§ N jest calkowita liczbg powierzchni prébnych.

Zgodno$¢ rozktadu empirycznego z rozkltadem Thomasa weryfikuje si¢ testem
x*, przy czym liczebno$ci teoretyczne ng, ny, n5 ... nx oblicza si¢ ze wzoréw:

—(m+2)
(41) nh=Ne-™ ny=Ne-"e=* ny=N_"¢ Jp Gm, id

Ogdlnie zatem:

- m X=Tr,—Ar
(42) n__NZme (rA)*7e
(x—r)!

Warto$¢ graniczng y* odczytuje sie przy liczbie stopni swobody rownej liczbie ciggu
wyrazen uzytych do obliczenia sumy x* minus 3. Jezeli rozklad empiryczny jest
niezgodny z rozkladem Thomasa, to w badanej populacji: (2) skupienia sg rozmiesz-
czone nielosowo, co wynika z nielosowego rozkladu osobnikéw macierzystych,
(b) liczba osobmkow w grupach przyporzgdkowana jest w sposob nielosowy, badz
tez (c¢) zachodzg jednocze$nie oba przypadki.

Z badan Thomasa (1949) nad rozkladem przestrzennym populacji Armeria
maritima (Miller) Willd. wynika, Ze opisany model daje dobrga zgodno$¢ z modelem
Neymana.

Niewatpliwym Walorem modelu Thomasa jest uwzglednienie tendencji do
skupiania si¢ roslin, jednak z uwagi na dos§¢ skomplikowane obliczenia dotychczas
byl rzadko stosowany (Archibald 1950)7.

2.7. Rozklad Neymana

Na nieco innych zalozeniach niz model Cole’a 1 Thomasa oparty jest rozklad
Neymana (1939). Zgodnie z zaloZzeniami autora rozklad ten zostat skonstruowany
do opisu zjawisk epidemicznych.

7 Archibald (1950) zastosowal model Thomasa w badaniach rozkladu
przestrzennego 16 gatunkéw roslin; w wiekszosci przypadkéw nie bylo podstaw
do odrzucenia hipotezy o losowym rozmieszczeniu skupisk i zgodnym z modelem
Poissona rozkladzie liczby csobnikéw potomnych w skupiskach.
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W odniesieniu do przestrzennej struktury populacji w modelu Neymana
przyjmuje si¢, ze: (a) osobniki wystepuja w grupach, przy czym grupy rozmieszczone
sg na powierzchni losowo 1 (b) liczba osobnikow w poszczegdélnych skupiskach
jest losowa, zgodna z rozkladem Pmssona Model ten jest zatem postacig ztozonego
rozkladu Poissona.

Rozktad Neymana charakteryzuje si¢ dwoma parametrami: m,, okreslonym
przez Srednia liczbg¢ skupien na powierzchni prébnej oraz m, odnoszacym si¢ do
Sredniej liczby osobnikéw w skupieniu. Wartosci m, 1 m, s3 zdefiniowane wyrazeniem:

(43) m, = 4“2—#1 .im1_el ;
' § R m,
gdzie p,, u, to pierwszy i drugi parametr rozktadu, czyli — odpowiednio — % i S°.
Wartosci m, 1 m; mozna zatem obliczy¢ nastepujaco:
AR - S X
(44) my=—""" imy=—"

X m,

Prawdopodobienstwo P znalezienia powierzchni prébnej z x osobnikami
WYynosi:
"

mym,e ™ m,*
45) Pix=k+1}= | z
bt } k+1 ¢!

=k—1}. |

t=0

W rownaniu tym kA=x-—1.
Prawdopodobienstwo P,, zec na powierzchni probnej nie wystapi zaden
osobnik, jest rowne:

(46) P, =e™™ (E=aT"y)

Podstawiajac do wzoru (45) w miejsce k wartosci, kolejno, O, 1, 2, 3, ... x
1 mnozac prawdopodobienstwa przez liczebno$¢ proby, mozna otrzymac oczekiwang
(teoretyczng) liczbge powierzchni z 0, 1, 2, 3 ... x osobnikami.

Dla k=0 prawdopodobienstwo P -, znalezienia jednego osobnika na po-
wierzchni réwne jest:

ml mz e_ml
|

(47) Pi=n= Py,

a znalezienia dwoch osobnikow (dla k=1) wynosi:

n, m, M
2
Zgodnos¢ rozkladu empirycznego z rozktadem Neymana weryfikuje si¢ testem
x*. Warto$¢ graniczng y* odczytuje si¢ przy liczbie stopni swobody réwnej liczbie
ciagu wyrazen uzytych do obliczenia sumy y* minus 3.
W literaturze mozna znalez¢ przyklady $wiadczace o zgodnoS$ci rozkladu
przestrzennego naturalnych populacji roélinnych z rozkladem Neymana. Zadowala-
jaca zgodno$¢ rozmieszczenia wielu, choé nie wszystkich badanych gatunkow z mo-

delem Neymana (a takze z modelem Thomasa) stwierdzili np. Archibald (1948,
1950) oraz Barnes i Stanbury (1951)%. Wedlug Thomasa (1949) natomiast

8 Barnes i Stanbury (1951) badali strukture przestrzenng roslin w
pierwszym stadium sukcesji wtornej. |

(48) P(x=2)= (Py+m, P,), itd. (Weber 1972).
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tylko jeden na trzy testowane gatunki miat rozklad zgodny z modelami Neymana
i Thomasa.

2.8. Rozklad ujemnie binomialny (dwumianowy ujemny)

W ukladach naturalnych najczgSciej nie moze by¢ spelniony postulat statych
warunkéw przebiegu doswiadczenia, wynikajacy ze schematu Bernoulliego. Wystar-
czajaca, cho¢ nie jedng przyczyna przestrzennej zmienno$ci zageszczenia populacji
w obrebie biochory jest np. pierwotna mikromozaika siedliska (lub wtérna mikro-
mozaika biotopu). Jezeli jednak pozostate warunki schematu Bernoulliego s3 zacho-
wane (rozdz. 2.2) mozna spodziewa¢ si¢ zgodnoS$ci rozkladu empirycznego z teore-
tycznym modelem rozkladu ujemnie binomialnego. Matematycznie zgodno$¢ ta
moze zaistnie¢ przy zalozeniu, ze warto$¢ Sredniej liczebno$ci zmienia si¢ zgodnie
z III typem krzywych Pearsona (David i Moore 1954) albo w przypadku, gdy
liczba osobnikéw w skupieniu przyporzadkowana jest zgodnie z logarytmicznym
rozkladem Fishera, a liczba grup przypadajacych na jedng powierzchni¢ prébng —
zgodnie z rozkladem Poissona (Quenouille 1949).

W rozkladzie ujemnie binomialnym czgstoSci wzglgdne (prawdopodobien-
stwa) sq okre§lone za pomoca rozkladu dwumianowego, ale z indeksem ujemnym,

czyli (g—p)~*.

Prawdopodobienstwo P, znalezienia x osobnikéw na powierzchni probne;]
WYynosi:
(k+x—1)! R

x!'(k—=1)!4g"

gdzie k oznacza dlugos$¢ serii, za§ wielko§¢ R oblicza si¢ ze wzoru:

k+x—1

X

(49) P(r)_( )pxq-<*+*’=

g " R ) R
W réwnaniu (50) u, — pierwszy parametr rozkladu — rowny jest $redniej
arytmetyczne;j.
Rozklad ujemnie binomialny opisany jest parametrami u; i K, przy czym:

fZ

51) K= .
( S2—x

WartoS$ci Sredniej 1 warlancji oblicza si¢ tak, jak w rozkladzie binomialnym:
X=kp i S*=kpq. |

Teoretyczng liczb¢ powierzchni probnych H zawierajacych x osobnikow
oblicza si¢ ze wzoru:

(K+x—1R
2 o

(52) Hx= er'l'

Teoretyczna liczba probnych powierzchni ,,pustych” H, wynosi:

(53) H0=kP0=—£C—.

qx
Odpowiednio liczbg powierzchni probnych z jednym osobnikiem /; ustala
si¢ wedlug wzoru:
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(54) H,=KTH,,
q
(za§ z dwoma osobnikami H, wynosi:

55) H2=K;_1 P H.. itd. (Weber 1972).
q
Rozklad empiryczny porédwnuje si¢ z rozkladem ujemnie binomialnym za
pomoca testu y?. Warto§¢ graniczng yx* na poziomie ustalonego ryzyka bledu
nalezy odczyta¢ przy liczbie stopni swobody rownej liczbie wyrazen uzytych do
obliczenia sumy y* minus 3.
Wedlug Vasilevic¢a (1969) rozklad ujemnie binomialny dobrze opisuje roz-
ktad przestrzenny naturalnych populacji, poniewaz z zatozenia uwzglednia niejedno-
rodnos$¢ Srodowiska.

2.9. Zgodnos¢ rozkladu empirycznego z modelami teoretycznymi
a rzeczywista struktura przestrzenna populacji

W warunkach nalozonych na wszystkie modele rozkladu zawiera si¢ postulat
niezaleznos$ci zdarzen, praktycznie nie realizujacy si¢ w ukladach naturalnych.
W realnej populacji ro$linnej prawdopodobienstwo znalezienia jednego osobnika
(lub skupienia) zalezne jest od sasiedztwa innych osobnikéw (lub skupien) tego
samego albo innych gatunkdéw, a z uwagi ha heterogenicznoé¢ $rodowiska jest ono
niejednakowe na calym obszarze wystgpowania populacji. Wynika to z przestrzennej
organizacji populacji, ksztaltujacej si¢ zaréwno pod wptywem czynnikow wewnatrz-
populacyjnych, jak tez Srodowiskowych. W Swietle powyzszych rozwazan zrozumiala
staje si¢ zalezno$¢ oceny typu rozktadu od wielko$ci powierzchni prébne;.

Wiele danych wskazuje, ze dla tej samej populacji i przy zastosowaniu tego
samego modelu teoretycznego, ale przy réznej wielkoSci powierzchni prébnych,
mozna uzyskaé inng warto$¢ wskaznika zgodno$ci, zarowno y2, jak tez S%/x. Wedlug
Kershawa (1973) w jakiejkolwiek populacji skupiskowej typ rozktadu bedzie zmie-
nial si¢ w kierunku — od losowego poprzez skupiskowy do réwnomiernego —
w miare zwiekszania wielkoSci powierzchni probnej. Dobitnie powyzsza zalezno$¢
udokumentowat Greig-Smith (1952) na ukladach modelowych.

Mozliwo$¢ uzyskania dla tego samego obiektu trzech rdéznych ocen typu
rozkladu przestrzennego nie jest jednak artefaktem, wynika bowiem z okreslonej
organizacji przestrzennej populacji. Warto zaznaczy¢, ze nawet te modele matema-
tyczne, ktore przyjmuja realne istnienie skupisk osobnikéw, postuluja rownoczesnie
losowe ich rozmieszczenie, jak rowniez zakladaja wystgpowanie tylko jednej skali
skupiskowosci.

' Tymczasem skupienia w przestrzeni moga by¢ wprawdzie rozmieszczone
losowo, czesto jednak mogg one tworzy¢ skupienia wyzszego rzedu (druga skala
skupiskowosci) badz tez moga by¢ rozmieszczone rownomiernie.

Kolejno$¢ pojawienia si¢ réznych typow rozktadu przy zwigkszaniu powierzch-
ni probnej zalezy wiasnie od skali struktury, swoistej dla danej populacji 1 dla ca-
loksztattu warunkow Srodowiskowych, w jakich populacja bytuje.

Jakkolwiek kazdy poziom organizacji przestrzennej (skali struktury) uwarun-
kowany jest zazwyczaj oddziatywaniem kilku lub wielu czynnikow rownoczeénie,
mozna wskaza¢ czynnik przewodni, z ktérym rozmieszczenie osobnikow koreluje
w najwyzszym stopniu. Na przyklad rozmieszczenie osobnikow w mikroskali za-
zwyczaj okreSlone jest tzw. wzorcem morfologicznym (zwigzanym z forma wzrostu,
pomnazaniem wegetatywnym, itp.), podczas gdy na przestrzenne rozmieszczenie
skupisk moze wplywaé¢ mikromozaika biotopu, ksztaltujgca tzw. wzorzec $rodo-
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wiskowy struktury populacji 1 — dodatkowo — efekt interakcji migdzygatunkowych.
W ostatnim przypadku skupiska osobnikow zasiedlaja przestrzen zgodnie z tzw.
wzorcem socjologicznym (Watt 1955, Kershaw 1958, Anderson 1961a, 1961b,
Zinke 1962, Brereton 1971, Hall 1971).

Z rozwazan tych wynika, Zze ocena typu rozkladu przestrzennego populacji
powinna uwzglednia¢ rézne wielkosci powierzchni probnych; tylko wéwczas mozna
uzyska¢ pelny obraz rzeczywistego wzorca struktury przestrzennej populacji. Jesli
natomiast stosuje si¢ w badaniach ty]ko jedng wielkos¢ powmrzchm mozna zanali-
zowa¢ jedynie sposOb rozmieszczenia osobnikow w skali mmniejszej niz rozmiar
powierzchni probne;.

Ztozono$¢ 1 zmienno$¢ przestrzennego rozmieszczenia osobnikéw w ukladach
naturalnych powoduje, ze przy obecnym stanie wiedzy konstrukcja uniwersalnego
modelu matematycznego dla oceny typu struktury przestrzennej populacji jest nie-
mozliwa, za§ obok modeli coraz cz¢sciej stosowane sa metody kartograficzne.

3. Analiza przestrzennego nastepstwa wartosci zageszczenia
(nieparametryczny test serii)

Metody omowione w poprzednim rozdziale sprowadzaja w istocie problem
rozkladu przestrzennego populacji do problemu jednorodnosci proby losowej. Pole-
gaja zatem na weryfikacji hipotezy zerowej o braku istotnej réznicy migdzy rozkla-
dem z proby a odpowiednim modelem teoretycznym.

Stosujac do weryfikacji test y* mozna sprawdzi¢, czy rozklad wartosci, jakie
przyjmuje zmienna w probie, jest losowy 1 czy pod tym wzgledem proba nalezy do
tej same]j klasy dystrybuant co model; a zatem, czy proba jest statystycznie jednorod-
na. Ten typ analizy statystycznej nie pozwala jednak zbada¢ nast¢pstwa przestrzen-
n2go wartos$ci, jakie moze przyjmowac zmienna, tym bardziej Zze ze wzgledow sta-
tystycznych proba powinna by¢ pobierana losowo.

Informacjt o przestrzennym uporzadkowaniu wartosci zaggszczenia nie za-
traca si¢ jedynie przy systematycznym schemacie pobierania proby, w metodach
transektu lub kraty; ostatnia moze by¢ traktowana jako zbiér przyleglych transek-
téow. Rownoczesnie jednak przyjecie schematu systematycznego uniemozliwia stoso-
wanie testow parametrycznych.

W tej sytuacji jedynie poprawne statystycznie jest stosowanie nieparametrycz-
nego testu serii do prob pobieranych metodg transektu.

Nastgpstwo przestrzenne wartosci zageszczenia na transekcie jest zgodne
z losowym typem rozkladu przestrzennego, jezeli na poszczegolnych poletkach
zmienna przypisuje te warto$ci w sposob losowy, niezaleznie od polozenia poletek
na transekcie. Jezeli natomiast wystgpienie wysokiej wartos§ci zaggszczenia na pew-
nym poletku zwigksza prawdopodobienstwo wystgpienia podobnych wartosci w sg-
siedztwie, to w efekcie tworza sie serie wysokich wartosci zmiennej o skupiskowym
rozkladzie.

Test serii analizuje bezpo$rednio nastgpstwo przestrzenne warto$ci zmiennej.
Przedmiotem analizy moze by¢ cecha jakoSciowa, czyli wystapienie badZ nieobec-
no$¢ osobnika na poletku, albo tez cecha iloSciowa, zatem liczba osobnikow na
poszczegolnych poletkach. W drugim przypadku wartoSci cechy nalezy przetrans-
formowa¢ na warto$ci zmiennej zero-jedynkowe].

NiezaleZznie od rodzaju badanej cechy testuje si¢ losowo$¢ nastepstwa serii
waloréw plus (+) i minus (—). Suma waloréw plusoéw (m) i suma waloréw minu-
sow (n) lacznie (czyli m+n) odpowiada liczbie poletek na transekcie. Zaleznie od
uktadu poletek z walorami + 1 — mozna otrzymac rozng liczbe serii u, przy czym
kazda sklada si¢ z fragmentu transektu opisanego jednym rodzajem znakow.
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Prawdopodobienstwo Py otrzymania u serii z walorow m 1 n wynosi:
I .
(56) Puwy=——f(u), gdzie
n
m+n
B iU
f)=2Cr-] - C5Z1, jezeli liczba serii u jest parzysta i k= 3
lub
f@)=2CaZi- Cui+ Cali- Culi,
W, = gy . u+1 :
jezell liczba serii u jest nieparzysta a k= 5 (Weber 1972); C oznacza liczbg

kombinacji m 1 n.
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W tescie serii trzeba obliczy¢ prawdopodobienstwa dla wszystkich liczb serii

i dla kazdej mozliwej wartoSci m i n. Nalezy takze sprawdzié, ktorym liczbom serii
odpowiadaja mate prawdopodobienstwa, mieszczgce si¢ w przedziale 5%,.

Obliczanie prawdopodobienstw uzyskania u serii przy duzych warto§ciach
m 1 n jest zatem klopotliwe. Dlatego tez jezeli obie wartosci: m 1 n sg wyzsze od 10,
stosuje si¢ mzatodg przyolizona. Wykorzystuje si¢ w niej fakt, ze w przypadku loso-
wego rozkladu przestrzennego $rednia liczba obserwowanych serii jest rowna:

pr) g R
m-+n

a obserwowane dlugosci serii maja rozklad normalny 1 oscyluja wokot §redmej
Z wariancja rowna:

2mn (2mn—m—n)
(m+n)? (m+n—1)

(58) S?=

Jezeli rozkltad przestrzenny badanej populacji jest losowy, to liczba obserwowanych

seril na poziomie ryzyka blgdu 0,05 zawiera si¢ w przedziale: x—1,96 S<u<x+
+1,96 S.

Mozna takze obliczy¢, jakie prawdopodobienstwo odpowiada uzyskanej licz-
bie serii r, przeprowadzajac jej standaryzacje. WartoS¢ u oblicza si¢ wowczas ze
WZoru:

( 2mn )
r + 1
(395 | i m+n

2mn (2mn—m—n)
(m+n)* (m+n—1)

a nastgpnie odczytuje sie z tablic rozktadu normalnego prawdopodobienstwo wy-
stapienia takiej warto$ci funkcji u. O przyjf,;ciu lub odrzuceniu hipotezy o losowym
typie rozktadu decyduje bezposrednio warto$¢ prawdopodobienstwa zwigzana z 3
hipotezs.

Dla wartosSci sumy m+n réwnej: 16, 20 1 32 sg tablice granicznych wartos$ci
liczby serii (Gounot 1962, Zielifiski 1972)9

9 Spos6b postugiwania sie tablicami podaje Kwiatkowska (1972)
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Stosowanie nieparametrycznego testu serii w badaniach struktury przestrzen-
nej populacji godne jest szczegdlnego polecenia ze wzgledu na jego walor meryto-
ryczny: mozliwo$¢ testowania sposobu nastepstwa przestrzennego wartosci zagesz-
czenia.

Test serii byl dotychczas bardzo rzadko stosowany w badaniach struktury
przestrzennej populacji ro$linnych; po raz pierwszy zastosowal go Jones (1955)
w badaniach populacji laséow tropikalnych. Gounot (1962) postuzyt si¢ nim w ana-
lizie typu rozkiadu okolo 50 populacji budujgcych murawe kserotermiczng, a Kwiat-
kowska (1972) w badaniach nad jednorodno$cia runa przeanalizowala za jego
pomoca typ rozkladu 90 populacji ro$lin runa w $wietlistej dabrowie.

4. Sposoby kartograficznego przedstawiania struktury prze-
strzennej populacji

Metody kartograficzne najogdlniej biorgc polegaja na sporzadzeniu mniej
lub bardziej dokladnego planu rozmieszczenia osobnikéw. Uzyskany w ten sposob
obraz zrdoznicowania przestrzennego populacji mozna zazwyczaj zinterpretowaé ze
wzgledu na typ struktury. |

W przeciwienstwie do metod statystycznych, dla ktorych najbardziej po-
prawny jest losowy schemat pobierania proby, metody kartograficzne z zalozenia
oparte s3 na systematycznym ukladzie préb. Zaleznie od wielkoSci obszaru objetego
badaniami stosuje si¢ albo metod¢ kraty, w ktorej kazde ,,poletko” (jednostka pod-
stawowa kraty) scharakteryzowane jest okre§long warto$cia cechy, albo metode
sieci (Kwiatkowska i Symonides 1978b).

W pierwszym przypadku rozmieszczenie osobnikow mozna przedstawi¢ dwo-
jako, zaleznie od celu i obiektu badan. Mozna wiec zastosowaé tzw. zasade roz-
mieszczenia topograficznego lub tzw. zasadg¢ rozmieszczenia kartogramicznego (K o-
cimowski 1 Kwiatek 1976).

Najwierniejszy obraz przestrzennych relacji miedzy osobnikami daje plan
rozmieszczenia kazdego z nich w obrgbie powierzchni biochory reprezentowariej
przez kratg. Na mapie kropkowej punkty zlokalizowane sg (w odpowiedniej skali)
zgodnie z rzeczywistym rozmieszczeniem osobnikow w populacji, a zatem zgodnie
z zasada topograficznego rozmieszczenia. W efekcie takiego postgpowania uzyskuje
si¢ wiec tzw. mape kropkowa jednowagowa (rys. 1) *°.

Jezeli liczba osobnikéw przypadajacych na jednostk¢ powierzchni jest bardzo
zmienna, przy czym czgsto wystepuja wysokie warto$ci zaggszezenia, mozna stoso-
wac zroznicowang wielkoé¢ ,,kropek™, odpowiednio do liczby elementow, ktore
kropki symbolizuja. Dobér odpowiedniej wagi jest jednym z najistotniejszych pro-
blemow przy wykonywaniu tzw. mapy kropkowej wielowagowej (rys. 2) 1 czgsto
wymaga przeprowadzenia odpowiednich obliczen. Szczegétowy sposob ustalania
wlasciwego doboru wagi punktéw podaja Kocimowski i Kwiatek (1976).

Sporzadzanie planéw i map kropkowych praktycznie jest mozliwe tylko
w odniesieniu do populacji mato licznych, z dobrze wyodrgbnionymi osobnikami
(Falinska 1979, Symonides 1979a). Jezeli ze wzgledu na duze warto$ci zageszcze-
nia populacji badz tez duzy obszar objety badaniami kartowanie poszczegolnych
osobnikéw byloby zbyt pracochlonne, w sporzadzaniu map przyjmuje si¢ zasad¢
kartogramicznego rozmieszczenia punktéw.

10 Przez wage punktu nalezy rozumieé liczbe elementéw, ktére] odpowia-
daja znaki: dwukropek, kropka, tréjkacik, itp. (Kocimowski i Kwiatek
1976).
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Rys. 1. Rozmieszczenie kep Corynephorus canescens (L.) P. B. Przyktad mapy krop-
kowej jednowagowe]j, wykonanej wedlug zasady rozmieszczenia topograficznego
Distribution of tussocks of Corynephorus canescens (L.) P. B. Example of one
weight pointed map mad§ acc. to the principle of topographical distribution
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Rys. 2. Rozmieszczenie kep Corynephorus canescens (L.) P. B. Przykilad mapy
kropkowej wielowagowej, wykonanej wedlug zasady rozmieszczenia topograficz-
nego : |

Distribution of tussocks of Corynephorus canescens (L.) P. B. Example of multi-
weight pointed map made acc. to the principle of topographical distribution

Zasada rozmieszczenia kartogramicznego przyjmuje jednakowe natezenie
zjawiska, a wigc 1 jednakowa gesto$¢ kropek dla calej powierzchni podstawowej
(,,poletka’ kraty). W efekcie obrazem struktury przestrzennej populacji na powierzch-
ni objetej kratg jest tzw. kartogram (Kwiatkowska 1 Symonides 1978b). Zmienne
zageszczenie osobnikow na poszczegdlnych poletkach kraty przedstawia si¢ albo
zroznicowanymi barwami, albo — jak na kartogramach jednobarwnych — poprzez
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zroznicowanie intensywnos$ci barwy. W drugim przypadku narastaniu intensywnosclt
zjawiska zwykle odpowiada wzrost .zaggszczenia szrafu (rys. 3). Niekiedy poletka
o zblizonej liczbie osobnikéw laczy si¢ liniami (i1zonomami), wskutek czego na

kartogramie zostaja odgraniczone obszary o roznym zagegszczeniu (Ashby 1 Pid-
geon 1942).
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Rys. 3. Rozmieszczenie kep Corynephorus canescens (L.) P. B. Mapa sporzadzona
wedlug zasady rozmieszczenia kartogramicznego (wg Symonides 1979a)
Distribution of tussocks of Corynephorus canescens (L.) P. B. Map made acc. {o
the principle of cartogramic distribution (after Symonides 1979a)

Jezeli badania nad strukturg przestrzenng populacji obejmuja calty lub znacz-
ng cz¢$¢ duzego areatu populacji, to zbidr informacji o warto$ci zageszczenia w kaz-
dym ,,punkcie” areatu przy zastosowaniu matej powierzchni prébnej jest praktycznie
niemozliwy. W takim przypadku uwzgiednia si¢ tylko wybrane ,,punkty’’ przestrzeni,
za$ uklad ,,punktéow” moze odpowiadac sieciom geometrycznym regularnych (fo-
remnych) szeSciobokow lub przesuni¢tych kwadratow (Kocimowski 1 Kwiatek
1976). W obu przypadkach laczac geometryczne Srodki jednostek odniesienia (kwa-
dratow lub szeSciobokow) uzyskuje sie siatke trojkatow.

Ze wzgledu na dalszy, kartograficzny sposob opracowywania danych popraw-
ne, a réownocze$nie najprostsze, jest przyjecie sieci przesunietych kwadratow. Srodek
kazdego z nich stanowi punkt odniesienia, reprezentujacy- cale pole kwadratu;
punkt ten przyjmuje okreslong warto$¢ statystyczna pola kwadratu. Poprzez taczénie
punktow odniesienia liniami prostymi otrzymuje si¢ siatk¢ tzw. osi interpolacyjnych
(rys. 4a).

W interpolacji proporcjonalnej jako zasad¢ przyjmuje si¢ rownomierng zmien-
nos$¢ natezenia zjawiska (zageszczenia) migdzy koncowymi punktami osi interpola-
cyjnych. W dalszym toku postgpowania odcinek mi¢dzy punktami odniesienia dzieli
si¢ na takg liczbe jednostek, ktora pozwoli na okreslenie wiasciwego polozenia na
osiach punktow o warto$ciach izarytm, rownych koncom przyjetych przedzialow
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a

L

Rys. 4. Interpolacja matematyczna na podstawie sieci przesunietych kwadratow
(dla zageszczenia populacji Anemone nemorosa L.)

a — sie¢ osi interpolacyjnych nalozona na sie¢ przesunietych kwadratéw: war-
tosci zageszczenia w prébach o pow. 0,1 m? wpisane sg posrodku kwadratow, b —
przebieg izarytm zageszczenia badanej populacji; cyfry oznaczajg wartosci poszcze-
golnych izarytm

Mathematical interpolation on the basis of grid of shifted squares (for density of
population of Anemone nemorosa L.)

a — grid of interpolation axes placed on grid of shifted squares; density values
in samples of a surface area 0.1 m? indicated in the middle of squares, b — course
of population density interpolation lines; figures indicate values of particular inter-
polation lines

klasowych'!. Punkty interpolacyjne o jednakowych warto$ciach przedzialéw klaso-
wych 1gczy si¢ liniami (rys. 4b). Odgraniczone pola odpowiadaja poszczegdlnym
przedzialom warto$ci zageszczenia. Podobnie jak na kartogramach, pola migdzy

11 Jzarytmy (linie teoretyczne) 1gczg punkty o jednakowej wartosci nateze-
nia zjawiska. Ich teoretyczny charakter wynika z tego, ze punkty odniesienia re-
prezentuja warto$é liczbowg pola odniesienia, nie sg wiec punktami rzeczywistego
pomiaru wielkosci zjawiska (zageszczenia osobnikow).

4
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izarytmami pokrywa si¢ odpowiednig barwa lub szrafem, co zwigksza czytelnos§¢
obrazu relacji pomiedzy obszarami o réznych warto$ciach zageszczenia.

Stopien szczegolowo$ci powstalej w ten sposdb mapy izarytmicznej (interpo-
lacyjnej) zalezny jest od zaggszczenia punktdw pomiarowych, a takze od liczby
przedzialow, na ktore dzielimy zakres warto§ci zmiennej.

Mapy zageszczenia naturalnych populacji ro§linnych maja najczesciej charak-
ter mozaikowy. Plamy, jakie tworzg obszary o duzym zageszczeniu, sgsiaduja z ob-
szaraml niskich lub zerowych wartosci (Pielou 1974). Wielko$¢, liczba 1 rozmiesz-
czenie tych plam sag w duzym stopniu charakterystyczne dla populacji 1 tworza
uklad o swoistej organizacji przestrzennej warto$ci zageszczenia (Kwiatkowska
i Symonides 1978b, 1979).

Najczesciej prawdopodobienstwo uchwycenia okreslonej warto$ci zaggszcze-
nia zalezy od dwoéch czynnikéw: (a) od wielko$ci obszaru scharakteryzowanego
dang wartoscia i (b) od polozenia powierzchni prébnej w obrgbie biochory. Zwykle
warto$¢ tego prawdopodobienstwa rozni si¢ w roznych czgSciach biochory.

Nie zawsze uzyskany na mapie interpolacyjnej obraz przestrzennego zrozni-
cowania populacji pozwala na jednoznaczng ocen¢ typu rozkladu. W wigkszosci
przypadkow do precyzyjnej oceny konieczne jest zastosowanie nieparametrycznego
testu serii.

5. Uwagi koncowe

Wspdlng cechg oméwionych w artykule modeli teoretycznego rozktadu zmien-
nej jest zalozenie o niezaleznoS$ci zdarzen oraz przyje¢cie tylko jednego poziomu
organizacji przestrzennej populacji. W ukladach naturalnych tylko w wyjatkowych
przypadkach mozna uzyska¢ zgodnos$¢ rozktadu empirycznego z modelem teoretycz-
nym, przy czym zgodno$¢ ta §wiadczy o losowym rozmieszczeniu osobnikow (lub
ich skupisk) tylko w skali okre§lonej wielkos$cig powierzchni prébnej. Nie mozna
jednak na tej podstawie wnioskowaé, Ze jest to jedyna skala zroznicowania struktu-
ry przestrzennej badanej populacji. Kwestie ich liczby mozna rozstrzygna¢ jedynie
wowcezas, jezeli analiza uwzglednia réznej wielko$ci jednostki podstawowe; jest to
konieczny warunek zbadania zgodnego z rzeczywisto§cig wzorca struktury przes-
trzennej populacji.

Metody analizy statystycznej, uwzgledniajace zréznicowang wielkoSC po-
wierzchni podstawowych s3g jednak — w stosunku do wagi informacyjnej wyniku —
bardzo pracochlonne Stad tez rownolegle rozwuajq si¢ metody kartograficzne.
Mimo rezygnacji z matematycznej precyzji opisu pozwalaja one na odzwierciedlenie
przestrzennych relacji migdzy osobnikami i skupieniami osobnikow, a czgsto takze
na oceng¢ typu struktury populacji.

W populacjach naturalnych rozmieszczenie osobnikéw i ich ugrupowan za-
lezy od wielu réwnoczesnie dzialajacych czynnikéw, zaréwno wewnatrzpopulacyj-
nych, jak tez Srodowiskowych. Stad tez najczeSciej wytwarza sie ztozona struktura
przestrzenna populacji roSlinnych. Charakteryzuje si¢ wystepowame kilku skal
zréznicowania przestrzennego, chociaz okreélona skala wzorca rozmieszczenia moze
by¢ wuzalezniona od jednego czynnika przewodniego (Philips 1954, Kershaw
1959, 1973, Agnew i Hainer 1960, Wilkon-Michalska 1976). W przypadku
skupiskowej struktury przestrzennej samo stwierdzenie nielosowo$ci wystgpowania
osobnikow jest wiec zaledwie wstepem do badan rzeczywistego wzorca. Szczegoélowa
analiza wymaga uwzglednienia dwoch istotnych cech strukturalnych populacji:
,intensywnosci”, zatem stopnia kontrastu pomigdzy zaggszczeniami i rozrzedzeniami
oraz ,,ziarnisto$ci”, czyli wielkos$ci skupien i rozrzedzen (Pielou 1974). W ostatnich
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latach wypracowano juz pierwsze metody i wskazniki sluzace do pomiaru obu
tych cech (zwlaszcza intensywnoS$ci wzorca); zagadnienie to wykracza jednak poza
tematyczne ramy artykuhu.
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Summary

Methods for determining the type of population spatial structure belong to
two main categories: methods of statistical analyses and methods of cartographic
analysis. The former are an attempt to reduce empirical distribution density to
the theoretical model of random distribution. Theoretical distributions have in
common the assumption about independent occurrence of individuals (models of
EBernoullie, Poisson and normal model) or their agglomerations (models of Cole,
Thomas, Neyman and negatively binomial) in space.

If in empirical studies it is only ascertained whether the species is ahsent
or present in a determined length of series of sample areas or sectors (in point
centered quarter method, Cottam and Curtis 1956) then Bernoullie’s model
1s used as a theoretical distribution. The probability P; that the random wvariable
will assume values 0, 1, 2, ... x is calculated according to equation (2), and expected

theoretical numbers — as products of probability values and totals of empirical
frequencies n; for the wvariable equal 0, 1, 2, ... x.
As opposed to Bernoullie’s distribution — Poisson’s distribution is the most

frequently used theoretical model of distribution of the individual number per
unit area. Probabilities with which the random variable may assume particular
values x is described by the density function of Poisson’s distribution (5), where
A is equal to mean value calculated from empirical distribution. Theoretical num-
bers are determined as in Bernoullie’s distribution. Several tests have been ela-
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borated for concordance verification of empirical distribution and Poisson's di-

S2
stribution, e.g. Blackman’s (1942) index -—, dispersion index I (9) (David and

e —

X <

Moore 1954), index ¢ (10) (Moore 1953), index I sof Morisita (1959 — (11),
etc.

Models of Bernoullie and Poisson are for step variable, whereas the theo-
retical 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-
silevic¢ 1969) or with measurement of density by means of non-surface methods
(Kwiatkowska and Symonides 1978b). Empirical frequencies are compared
with theoretical numbers according to generally accepted rules (Oktaba 1966).

Cole’s distribution (1946) is of limited use in studies of the type of di-
stribution of natural plant populations. Elaboration of data using this method
is especially troublesome if agglomerations consist of large, varying numbers of
individuals.

Thomas’s model (1949) assumes that agglomerations of individuals are
distributed at random and the number of agglomerations per unit area is con-
sistent 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 spatially separate agglomerations. Probability P¢x) of finding
x individuals on the surface area is illustrated by equation (35).

Neyman’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 individuals in particular agglomerations; thus it is

a form of complex Poisson’s distribution. Probability P of finding sample surface
with x individuals is calculated using equation (45).

It can be expected that the empirical distribution will be consistent with
negatively binomial theoretical distribution if the assumptions of Bernouillie’s
scheme (Platt 1974) are fulfilled except the one about constant conditions
under which the experiment is being carried out. Probability P¢x) of finding =x
individuals 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 agglomera-
tions only in the scale of sample surface area. In order to obtain a true spatial

differentiation of population structure it is indispensable to use sample surface
of different size when analysing the same object.

In studies of spatial sequence of density values good results are obtaired

using a nonparametric series test for samples taken by means of transect method
(Kwiatkowska 1972, Weber 1972).

As opposed to statistical methods, for which the most correct is the ran-
dom sampling scheme, cartographical methods are based on systematical arrange-
ment of samples. Depending on the size of investigated area either the ,1laitice”
method is used, where each basic unit is characterized by a determined character
value, or the ,,grid” method (Kwiatkowska and Symonides 1978b). In the
first case the place of occurrence of individuals can be shown according to the
principle of topographical distribution obtaining the so-called one weight or muiti-
weight pointed map (Figs. 1, 2), or according to the principle of cartogramic dis-
tribution obtaining the so-called cartogram (Fig. 3). In the grid method only
chosen ,,points” of space forming a system of regular sexpartites, or more fre-
quently shifted squares, are taken into consideration (Fig. 4a) and the final elfect
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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 variable is divided.
Cartographical methods illustrate spatial relations between individuals and
their agglomerations and frequently allow to estimate the type of spatial structure
of population. In doubtful cases the ncnparametric series test should be additio-

nally applied.



