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P* Greig-Smithi "Kvantitatiivne taimedkoloogia"
(mille nimetus meie keelepruugi kohaselt oleks vdinud
olla "Kvantitatiivsed meetodid geobotaanikas'™), on maa-
ilmas esimene sellealane kokkuvotefmis on niuid tdlgitud
mitmesse keelde. Teos on mdeldud uUlikoolidele, kus geo-
botaanikat, nagu autor Utleb, "tdsiselt voetakse' .Raa-
mat eeldab algteadmisi nii botaanilistes erialades (eri®
ti geobotaanikas) kui ka matemaatilises statistikas,
Jtfaidete varal vordleb autor mitmesuguste kvantitatiiv-
sete meetodite efektiivsust geobotaanikas.

Kéesolevas esimeses osas vaadeldakse peale Uldiste
kisimuste proovivalikut ning jaotumuse ja liikide koosesi
nemise uurimise metoodikat.Esimese osa I6pus on ka vaga
vajalikud statistilised abitabelid. Teises osas leiavad
kadsitlust taimkatte seosed kasvukohateguritega ja taime-
koosluste kirjeldamise, vordlemise, klassifitseerimise
ning ordineerimise probleemid.

Tolge on tehtud 11 valjaande (1964) jargi.

.
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1 peatikk

TAIMKATTE KVANTITATIIVNE KIRJELDAMINE

Paljud o6koloogilised™ andmed kujucavad endast taim-
katte kirjeldamist koos vastavate kasvukohatingimuste pro-
tokollimisega voi ilma selleta* Sellised andmed on olnud
enamiku ©6koloogiliste kontseptsioonide ja teooriate pea-
miseks aluseks ja nahtavasti on seda ka edaspidi. Seetdt-
tu on oluline viia taimkatte kirjeldamine nii usaldatava-
le alusele kui vdimalik. Seni on kasutatud (vaid tuhiste
muudatustega) peamiselt kaht taimekoosluse kirjeldamise
viisi. Esimene meetod seisneb koosluses esinevate liiki-
de taieliku nimekirja koostamises koos eri liikide sage-%
duse hinnangute v&i numbriliste vaartuste silmaméddulise
maaramisega. See tuleneb floora liikide subjektiivsest
arvamisest haruldaste, juhuslike, tavaliste jt. hulka ning
on tegelikult samasuguse kasitluse kohandamiseks palju
vaiksemale ja tapsemalt piiritletud alale. Teine meetod
parineb Raunkiaeri (1909» vt* Raunkiaer, 1334-) toost
ja tugineb taimeliigi esinemise ja puudumise kindlakste-
gemisele uuritava koosluse vaikestel proovipindadel.Proo-
vipind (prooviuhik) on kindla suurusega ruut, harvemini
ristkilik voi ring, mis on looduses paigutatud kas juhus-
likult vdi mdnesugusel regulaarsel viisil. Tulemused val-
Jjendatakse frekventsuse protsentides, s.t. mitmes protsen-
dis proovipindadest iga liik esines. Liike v0ib parema
vordluse huvides grupeerida mitmesse frekventsusklassi,
kusjuures klasside piirid moodustavad kas aritmeetilise
vOi geomeetrilise rea. Tavaliselt on kasutatud viit klas-

Siinkohal mbéistab P. Greig-Smith ©6koloogiat eeskatt
sinokoloogiana, nagu see on kombeks anglo-ameerika kirjan-
duses. NOukogude Liidus ja meil Eestis kujunenud tava jar-
gi on okoloogiline selles teoses enamasti sama mis geobo-
taaniline. (T61K).
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si: 0-20 , 20 - 40 ,40 - 60 . 60 - 80 ja 80 - 100
protsenti. Sellist protseduuri on ménikord nimetatud va-
lentsanaltilsiks .

Et neid kahte meetodit on laialdaselt kasutatud, on
tahtis tunda nende vaartust ja kasutatavuse piire. Liiki-
de nimekiri kvantitatiivse osatahtsuse sumbolite vOi suht-
arvudega on niivord labi 166nud , et selle vaartuses on
vaga harva kaheldud. Imestamapanev on kogenud uurijate
poolt saadavate andmete stabiilsus. On tehtud mitmeid kat-
seid hinnata konkreetse uurija subjektiivsuse osatédhtsust
silmamddduliste hinnangute maaramisel. Hope-Simpson (1940)
naitas, et Uks uurija vOib anda margatavalt lahkuminevaid
hinnanguid eri juhtudel, isedranis erinevatel aastaaega-
del. Smith (1944) uuris isikust oleneva vea mgju kdige ta-
valisemal prooviruutude protsentuaalse lUldkattevaartuse
visuaalsel mdaramisel. Ta naitas, et Uksikvaatlejate hin-
nangud kaldusid kaheksaliikmelise grupi keskmisest kdrva-
le kuni 25 % vdrra. Seejuures vOis vaevu margata tendent-
si anda jarjekindlalt madalamaid voi ko&rgemaid vaartusi
kui keskmine. On kahtlane, kas saadakse kokkulangevaid tu-
lemusi, kui vorreldakse samrl proovialal paljude uurijate
poolt mdaratud hinnanguid. Tdepoolest, kui silmas pidada
maaramist mdjutavate tegurite komplekssust, mida kasitle-
takse allpool, vbivad kdrvalekalded olla veelgi suuremad
kui Ulalmargitu. Jargmine individuaalse vea pbhjus on uuri-
Ja enesetunne t66 ajal. Ilga sellekohase kogemusega
okoloog on teadlik, et harvad ja vdhe silmapaistvad lii-
gid kalduvad®™ saama madalamaid hindeid, kui vaatleja on
vasinud, voOrreldes sellega, kui ta on puhanud ,ja taiesti
varske. Seevastu kodunemine taimkatte tuubi ja selles
esinevate liikidega kaldub pdhjustama harvade liikide
Ulehindamise.

Meie oludes naiteks Drude skaala. - Tolk.

~ Vt_lieaks teksti viiteile ka YpaHoB (1935), bwnn.
MOWNM, XHY; WnatoB (1962),botaH. x., 3, (19b4), boTaH. s.,
3; linatos, Kupukosa, /lungemaH (1966), botaH. x., 8.
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Uurija isikust tulene/ad ebatapsused on voib-olla
vahem tahtsad iseseisvale uurijale kui uurimisrihmadele.
Kui dksikuurijal on kullaldaselt kogemusi, et saavutada
soovitud kokkulangevust sama taimkatte korduval Kirjelda-
misel, on tema hinnangud néhtavasti kaunis usaldatavad ka
erinevate koosluste vordlemisel. Siiski on tulemusi vdima-
tu seostada mOnesuguste absoluutsete vaartustega. Seda
enam pole vorreldavad erinevate tootajate tulemused, val-
ja arvatud vaga uldistes joontes. Vordlust hdlbustavad
vahemalt Uhes, parem aga mitmes samas koosluses erinevate
uurijate poolt koostatud kirjeldused. See puudus on nii
tésine, et pdhimdtteliselt vdib osatahtsuse hinnanguid ka-
sutada vaid koosluse uUldkirjeldusena (kui kasutada olev
aeg el vdimalda rakendada mond tépsemat meetodit)..

Mitme tddtaja andmete vdrdlemisega seotud raskused
on er.iti olulised uurijate koostdd puhul. Kahjuks on sel-
lise t66 puhul, nagu taimkatte inventeerimine laial ter-
ritooriumil, sagedasti vajadus just kiire meetodi jarele.
Individuaalsetest erinevustest tulenevaid vigu vOib siis-
ki tunduvalt vahendada hinnangute hoolika Uhtlustamise
teel sama taimkatte Uhisel kirjeldamisel liikmete poolt
enne too»algust ja selle kestel teatud vaheaegade jarel.

Taimeliikide kvantitatiivse osatdhtsuse (hinnangute)
kasutamisele on Uks veelgi tésisem vastuvaide. Nimelt mo-
Jjutavad uurijat kvantitatiivse hinnangu andmisel mitmed
tegurid. Enamikule uurijaist on liigi osatdhtsuse hindami-
sel kdige rohkem maaravaks nahtavasti arvukus eh taimede
loendamisiksuste arv pinnadhikul ja katvus (Kattevaartus)
ehk protsent pinnast,mis on kaetud antud liiki kuuluvate
taimede maapealsete osadega, mitte aga tegelik frekvent-
sus (sagedus), mis fiseendast on kompleksse iseloomuga (vt.
allpool). On raske hoiduda ka eksihinnangutest, mis on tin-
gitud eri liikide kasvuvormide, samuti isendite jaotumuse
erinevustest, sest viimased kaks tegurit mdjutavad oluli-
selt eri  liikide suhtelist silmapaistvust. ldeaalset téap-;
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sust pole voimalik saavutada iségi éiis, kui arvukust ja
katvust vaadeldakse esmalt eraldi, ning seejarel pultakse
hinnata kaht ilmselt iseseisvat muutujat Uhisel skaalal.
Probleemi selgitab naide umbrohustunud muruplatsist, Kkus
leidub Uhe &armusena tutpilisi korrelisi, nagu Poa annua,
millel on suur voérsete arvukus, kuid suhteliselt madal kat-
vus vOsu kohta, ja teiselt poolt rosetjad umbrohud nagu
Plantago liigid, mille iga leht katab suhteliselt suure
oSa maapinnast* Katvus ja arvukus_ esindavad kumbki ainult
uht aspekti paljudest, millega liik kooslusele ilmet an-
nab* Uhe taimkattetiiibiga harjunud vaatleja vdib enese
jJaoks luua suvalise skaala katvuse ja arvukuse suhtelise
tahtsuse seostamiseks, kuid see seos saab vaevalt olla
standardiseeritav ja teiste uurijate poolt kdhkluseta
tunnustatav (seda enam, et see skaala peab olema kohalda-
tav erisuguse ilmega kooslustele).

Segiminekut arvukuse ja katvuse vahel pole véimalik
ara hoida* Kogemuste omandamisel vOib ka teisi vigade al-
likaid vdhendada, kuid mitte ara hoida. Liigid erinevad
oma silmapaistvuse poolest ja on raske valtida silmator-
kavate liikide Ulehindamist ning raskesti margatavate lii-
kide allahindamist. Isegi setiama liik vdib oma silmator-
kavuse poolest eri fenofaasides tugevasti varieeruda. N&ai-
teks annab Deschampsia flexuosa, kasvades vordlemisi vahe-
sel hulgal Erjophorum vaginatumli seas, erilise ilme koos-
lusele Oitseajal, kuid on silmapaistmatu vegetatiivses
seisundis. Sama vaatleja hinnangud seoses aastaaegadest
tingitud muutustega samas koosluses, kui valja arvata
efemeeride osa, olenevad peamiselt silmatorkavuse muutus-
test. Jargmine komplikatsioon tuleneb erinevast jaotumu-
sest, mis on liikidele koosluses omane. Isendid voivad
koosluses olla jaotunud enam-vadhem juhuslikult voi olla
margatavalt koondunud (agregeerunud) rohkem vdi vahem
selgesti eraldatud laikudesse, mille vahel liik puudub
vOi esineb harvalt. Korge koondumise (agregeerumise) as-
te voib olla valjendatud suhteliselt, nagu "kohati ohter"
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""kohati sage'" jne. Kui agregeerumine on vahem margatav,
kiputakse ulehindama seda liiki, mille silmatorkavus on
laigulise esinemisviisi tottu suurem. Ruumilise jaotumu-
se iseloom on vaga tahtis koosluse struktuuri méistmi-
sel, mistéttu jaotumust on detailselt kasitletud (hes
jargmistest peatikkidest.

Liikide osatédhtsuse hinnangute kasutamist kasitleti
kaunis Uksikasjaliselt seeparast, et nende iseloomu ei
tunta sageli killalt pohjalikult, mistfttu seda meetodit
rakendatakse harilikult kui elementaarset ja otsest,mis
nagu ei vaja mingit detailset kaalutlemist. Kui alus on
kontrollitud, on endastmdistetav, et vaartuslike andme-
te saamiseks on tarvilikud hool ja kogenus, ja et kdige
paremal juhul sisaldab see meetod tunduvat viga. Meetod
sobib paremini koosseisult sarnaste ja Uhesuguse valis-
ilmega koosluste kui mitmesuguseid kasvuvorme sisaldava-
te koosluste kirjeldamiseks ning vordlemiseks*

Frekventsuse korgeima astme korral kasutatakse tava-
liselt mdistet "dominant”. See termin on digupoolest eba-
Onnestunud, kuid nahtavasti liiga laialt l1abi 166nud, et
seda uuega asendada. Praktikas ei tédhenda see midagi muud,
kui kdrgeimat arvukuse ja katvuse hinnet uuritavas koos-
luses, Paljud uurijad pooldavad enamal voi vahemal maaral
taimekoosluse organismina kasitlemise seisukohta”,ja kal-
duvad segi ajama dominandi seda kasitlust mOistega domi-
nantsusest kui astmest, mil maaral koosluse teised liigid
olenevad antud liigist (alates allasurumisest } inkurentei
tottu kuni stimuleeriva mgjuni). On selge, et meiesugune
viimast laadi mdju tlejaanutele on sageli nenditav liiki-
de nimestikus dominantidena figureerivatel lIiikidel, kui-
gi peale kdrgeima frekventsuse hinde ei ole mingit muud
alust seda arvata. Liik vOib olla koosluse dominant Uhe-
aegselt molemas mottes, kuid see ei tarvitse tingimata nii
olla, mistdéttu dominantsust teises mOttes ei saa pidada
iseendastmbistetavaks# llmselt oleks parem '‘dominanti’

_ 4 TKtiitika vt. Vaga (1940).Futotsoncloogia pdhikisimu-
si, - Toim .
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osatahtsuselt olulisema liigi mdttes nimetada iseseisva
terminiga. Koosluse dominantliiki vdiks siis defineerida
liigina, mis saavutab suurima moju koosluse teiste liiki-
de ule ja on ise nende poolt minimaalselt mdjustatud .
Koosluste dominantliigi maaramine selles kitsas mdttes
haaraks kestvaid uuringuid kui mitte kdigis, siis ena-
mikus kooslustest, kaasa arvatud auttkoloogilised tdod
koéigi téhtsamate liikide osas. See oleks nahtavasti koi-
ge vaiksemate raskustega seotud metsades,kus puurindes
esineb Uksainus liik. "Dominandi" kolmandat tahendust
esineb juhuslikult Okoloogilises kirjanduses, nimelt
kasutatuna Uksiku puu Kirjeldamiseks, mis ulatub puistu
vorastikust rohkem kui poole vdra suuruse vorra lle <
Sel kujul kasutatakse seda laialdaselt metsanduses koos
taiendava terminiga "predominant' (parem, "uleulatuv'’)
puude kohta, mis ulatuvad pidevast vorastikust ule.
Richards jt. (1940) soovitasid kasutada liigi kdrgeima
osatadhtsuse hindena terminit *dominant™ (6kol.), kui
vOib tekkida arusaamatusi domineerimises m8lemas téhen-
duses .

Et hinnata protsentuaalse frekventsuse meetodi vaar-
tust, tuleb eelnevalt vaadelda mitmesuguseid taimkatte
kvantitatiivseid naitajaid. Selliseid naitajaid on pal-
jJju ning detailselt on oluline kasitleda ainult kdige
tahtsamaid. Need jagunevad kahte kategooriasse: sellised,
mille puhul saadud numbrilised vaartused on (vaatlusvea
piires) nende maaramiseks kasutatud meetodist sdltumatud,
ja sellised, mille vaartused olenevad proovivaliku vii-
sist. Viimased on tahtsad uUksnes koos kasutatud meetod?
iseloomustamisega.Esimesel juhul, absoluutsete naitajate

*

7 See laheneb Sukatsovi (1925) edifikaatori mdistele.
Seetdttu on otstarbekam jatta "dominant” osatdhtsuselt lle-
valitsevat® liikide tahistamiseks, kasutades teises tahen-
duses terminit "edifikaator', nagu on soovitatud ka inglis-
keelses kirjanduses (Goodall, 1966). Vrdl. 16igu ldpuosa-
ga. - Tolk.



seas on kolge "tdhtsamad, arvukus, katvus ja mitmesugused
saagikuse naitajad* Mitteabsoluutsetest nditajatest on
ainsana oluline frekventsus*

Arvukus on ohtruse (isendite arvu) naitaja pinnauthi-
kul* Loendamise objektideks vdivad olla taimeindiviidid
(isendid) vOi taimeosad olenevalt kdsitletavate liikide
morfoloogiast* Hii on puude vOi Uheaastaste taimede in-
diviidid tavaliselt hdlpsasti eraldatavad, seevastu pal-
jude mitmeaastaste, risoome ja rosette moodustavate tai»
mede puhul on Uksikisendi eraldamine raske vOi vdimatu*
Isegi kui isendid on &ratuntavad, ei tarvitse nad alati
olla kdige sobivamaks loendamise Uksuseks nende suuruse
laia varieerumise tottu, naiteks kdrreliete puhmikud,mil-
le puhul on kdige vastuvdetavamaks lksuseks vOsu. Mdiste
""keskmine pind**, mis esitati Kylini (1926) poolt definee-
rituna kui arvukuse poordmdiste, on monikord kasulik.Ar-
vukus on médaratav otsese loendamise teel sobivatel proo-
vipindadel* Arvukus on poordvordeline isendite keskmise
vahekaugusega ja viimasel ajal osutatakse téhelepanu vdi-
malusele kasutada selle kauguse médtmist arvukuse maara-
misel, et valtida proovipindade eraldamise vajadust (vt.
Cottam ja Curtis, 1956)* Kahjuks on keskmise vahekauguse
maaramine raskendatud soltuvalt isendite ruumilisest pai-
gutusest* Sellekohaseid kitsaskohti kasitletakse peati-
kis 2.

Katvust ehk kattevaartust defineeritakse kui osa maa-
pinnast, mis on h8ivatud uuritavate liikide isendite maa-
pealsete osade ristprojektsioonidest. Selle iseloom aval-
dub vdib-olla kdige selgemini markuses, et kui kooslus
maapinna tasemel koosneb ainult Uhest liigist ja on val-
gustatud Ulevalt, siis vari tahistab selle liigi katvust.
Katvus valjendatakse tavaliselt protsentides ja tuleb ro-
hutada, N¥& koosluse kolkide liikide summstarne katvus vOib
uletada ja tihti Uletabici 100 %, valja arvatud avakooslu-
sed* See jareldub\ Uhe liigi isendite osade kattumisest tei-
se voi paljude liikide indiviidide osadega, mis on tavali-
seks néhtuseks liitunud kooslustes.
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Katvust hinnatakse vdi mdddetakse* Hinnangud soltu-
vad uurija uUlalpool kéasitletud subjektiivsest eripérast
(kuigi vahemal méaral, kuna haaravad ainult Uht tunnust).
Katvuse hindamiseks on soovitatud mitmesuguseid viise.
Vastav kirjanduse ulevaade on hiljuti esitatud D. Browni
(1954) poolt.6 Katvuse maaramiseks voib kasutada punkt-
proovi meetodit, mis seisneb liigi esinemise vOi puudu-
mise kindlakstegemises kirjeldatava koosluse paljude punk-
tide kohal. Protsent punktidest, mille kohal liik esineb,
annab protsentuaalse katvuse. Meetodi teoreetiline alus
on lihtne. Kui proovialal on I6plik, kuid minimaalne suu-
rus, vOib see olla uuritava liigi indiviidide maapealsete
osadega (projektsioonid) taielikult kaetud, kaetud osa-
liselt vOi Uldse mitte. Kui proovipinda vahendada, on see
enamasti kaetud kas taielikult voi Uldse mitte, kuni(kui
proovipind on Idpmatult vaike, s.o. punkt) on alati kas
taielikult voi Uldse mitte kaetud. Seni, kuni proovipind
on Idpliku suurusega, vOib kogu uuritavat ala (prooviala)
vaadelda koosnevana suurest, kuid I6plikust arvust sel-
listest proovipindadest, millest igalks vastab Uhele ka-
tegooriatest: taielikult kaetud, osaliselt kaetud, kat-
mata. Kui proovipinna suurus vaheneb, laheneb osaliselt
voi taielikult kaetud proovipindade hulk (vbetud proovi-
pindade koguarvust) jarjest enam liigi katvusele* Lopuks,
kui proovipinna suurus muutub punktiks, on kaetud proo-
vipindade osa I6pmatult suurest hulgast proovipindadest
vordne liigi katvusega. Punktid, mida Uhes uurimistdds
tegelikult kasutatakse, on mdistliku valiku puhul esind-
likuks valjavotteks I6pmatult suurest arvust vdimalikest
punktidest, andes tegeliku katvuse hinnangu, mille t&p-
sust saab suurendada soovitud t&psustasemeni valjavotte
(punktide arvu) suurendamisega.

Praktikas kasutatav proovipinna suurus pole muidu-
gi tdeline punkt. Warren Wilson (M959» a, b) kasutas ke-
pi otsa paigutatud teravat varrast, vdttes arvesse ainult

Venekeelne tdlgec[.bpayH. 1957. MeTofb uccnefoBaHWs w
ydyeTa pacTUTENbHOCTU. M. ~ Tolk.
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puuted varda teravikuga* Winkworth ja Goodall (1962)
kirjeldasid vaatlusseadeldist, milles oli liidetud kaks
niit-ristikut (ristuvate traadikeste paari)* Molemad mee-
todid annavad punktile vaga l&dhedase vaartuse. Sagedamini
on aga kasutatud pikki vardaid, mis lastakse vajuda labi
taimede. Kindla labimddduga varraste kasutamine annab
toelisest katvusest suuremaid tulemusi, kuna varras puu-
dutab ka neid taimi, mida varda telg poleks puudutanud.
Selle efekti suurust sagedasti ei mdisteta.(Vrd. andmete-
ga tabelis 1 ja joonisel 1, m6lemad Goodallilt (1952 b),
kes annab punktproovi meetodi kriitilise arutelu. Tabe-
lis toodud andmed vardale diameetriga O on saadud rista-
tud traatide seadeldisega.)

Basaalpind on, nagu uUldiselt mdistetakse, mdnevor-
ra katvuse sarnane naitaja, kujutades endast maapinna osa,
mis on hdivatud liigi poolt. (Seda terminit on kasutatud
ka katvuse asemel, naiteks West, 1937») Basaalpinnal on
eriline vaartus matastena kasvavate liikide puhul. Selle
hindamine ja m6dtmine toimuvad samuti nagu katvuse maara-
minegi, erinevusega, et maaramisel arvestatakse proovi-
punktis olevaid taimevfsude, tuvede ja mataste aluseid,
mitte aga nende kohal olevaid maapealseid osi (lehti).

Katvuse maaramise teiseks meetodiks on taimeprojekt-
sioonide labildikejoonte kogupikkuse hindamine joontran-
sektil. Osa joontransekti kogupikkusest, kus antud [liik
on Idigatud, annab selle liigi katvuse mdddu. Sel meeto-
dil on ilmseid eeliseid kasutamiskiiruse ja kindla suuru-
sega punktide kasutamisest tuleneva Ulehindamise eirajéa-
mise tdttu, kuid sisaldab mdningat ebatapsust selleparast,
et igal taimeisendil tuleb eeldada kindlat piirkonda,mil-
les tal on 100 %-line katvus. Seega sobib see meetod has-
ti basaalpinna méotmiseks, samuti katvuse maaramiseks ti-
hedaid mattaid moodustavate liikide puhul, kus see tingi-
mus on peaaegu taidetud, kuid on vahese kasutatavusega
taimkattes, kus liigid on omavahel segamini. Meetod on
samuti vastuvbetav puude ja pO0saste vorastiku liitu-
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Joon. 1*

Osa AmmoPhila arenaria matta projektsioonist, kus on
naidatud pinnaosad, mille kohal erineva diameetriga
vardad puudutaksid lehti. Tugevama viirutusega voéond
hélImab ka hdredama viirutusega voondid (Goodall,1952b,
ajakirjast "Australian Journal of Scientific Research').
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Tabel 1

Prekventsus (protsentides) erineva l1abimddduga varraste ja lehtede vaheliste
puudete pdhjal (Goodall, 1952 b, Au3t. J. Sei. Res. loal)

Asukoht Liik Punktide Frekventsus (%) ole- Toéendosus (P) olenevalt née-
arv nevalt varda diameet- la diameetrist
rist (mm)
1.84 4,75 0 - 1,84 mm 1.84 - 4,75 mm
Seaford Ammophila arenaria 200 39,0 66,5 71,0 < 0,001 > 0,05
Ammophila arenaria 200 60,5 74,0 82,0 0,001-0,01 > 0,05
Black Ehrharta erecta 200 74,5 87,0 93,5 0,001-0,01 0,01-0,05
Rock
Sorrento Lepidosperma concavum 200 19,5 22,0 27,5 > 0,05 > 0,05
Spinifex hirsutus 200 35,0 48,5 61,0 0,001-0,01 0,01-0,05
Garlton Fumaria officinalis [20,5 31,5 30,0 0,01-0,05 > 0,05
Ehrharta longiflora 200 24,5 25,5 37,5 > 0,05 0,01-0,05
Puuteta 53,0 42,5 38,5 0,01-0,05 > 0,05
Kokku 98,0 99,5 105,0

Lolium perenne 200 65,0 85,5 82,5 <0,001 > 0,05



vus© modtmiseks, milline tunnus on monikord oluline ja ei
tarvitse tingimata vordne olla nende katvusega, kuivord
katvuse ja vOrastiku liituvuse vastavus oleneb avade hul-
gast lehtede mosaiigis.

Saagikuse naitajad vajavad mdningat eriselgitust.Need
saadakse pinnathikul produtseeritava aine hulga maarami-
sel, mis sooritatakse samaselt arvukuse maaramisega,kus
taimelhikute loendamine on asendatud araldigatud taimeosa-
de kogumisega. Mdnedes niidatliupides saab taimse materjali
massi hinnata kaudsel teel, kohandades punktiproovi meeto-
dit. Kui on protokollitud mitte ainult liikide esinemine
vOi puudumine iga proovipunkti kohal, vaid ka iga liigiga
tehtud puudete koguarv, saab tugineda empiirilisele sol-
tuvusele eri liikide puudete proportsioonide ja neile vas»
tavate taimse materjali kaaluosade vahel. Puudete proportsi-
oonide sellise tdolgendamise kehtivus oleneb ilmselt eeldU*
sest, et eri liikidel on samane kasvuvom. Kus seda vOib
nentida, on meetod eriti vaartuslik, sest vdoimaldab maa-
rata saagikust taimkatet havitamata, nii et vaatlusi saab
korrata edaspidigi, vajaduseta arvestada rikkumisest tule-
nenud muutusi. Saagikuse m &aramised on olnud rakendusbotaa-
nikas*loomulikult laialt kasutusel, naiteks kuivkaal kar-
Jjamaade hindamisel, puiduvaru metsanduses. Suhteliselt pal-
Jju vahem on neid kasutatud geobotaanikas, kuigi saagikus
on oluline selliste probleemide puhul nagu huumuse vdi mi-
neraalainete ringkdigu uurimine, kus on tahtis tunda taim-
se materjali ladestumist mullas.

Ulalkasitletud naitajad on teoreetiliselt sisult liht-
sad, kuid nende tegelikul mddramisel looduses vOib esine-
da raskusi. Frekventsus seevastu on kvantitatiivsetest nai-
tajatest enamasti koige kergemini maaratav, kuid raskem
on mOista tema bioloogilist olemust. Kindla suurusega proo-
vipindadel maaratud liigi frekventsus on selle liigi leid-
mise tdendosus mingil niisama suurel Uksikul proovipinnal.
Frekventsus madratakse kirjeldatavas taimkattes juhusli
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kult paigutatud proovipindade seeria uurimisel, kus pro-
tokollitakse koikidel proovipindadel leiduvad liigid.Proo-
vipindade arv, millel liik registreeriti, valjendatuna osa-
na voi protsentides proovipindade dldarvust, on liigi esi-
nemise tdendosuse hinnang mingil Uksikul proovipinnal,s.o.
frekventsus. Maaramise tapsust vOib suurendada soovitud
tasemeni proovipindade arvu suurendamisega. Definitsioonist
tuleneb, et frekventsuse numbrilisel vaartusel on mdte ai-
nult seostatult kasutatud proovipinna suuruse ja kujuga.
Proovipinna suurendamine pf&hjustab tingimata ka liigi esi-
nemise tdendosuse suurenemise igal Uksikul proovipinnal.
Frekventsuse méaramise lihtsast, vorreldes tiheduse
Jja katvuse maaramisega, on Okoloogid kérgelt hinnanud.
Frekventsuse uUks puudusi seisneb selles, et transekti vo
vorgu mingis teatud Id0igus kehtivat frekventsust pole vd
malik mdarata tavalisel juhuslike proovipunktide meeto-
dil. Vaike ruut arvukuse loendamiseks vOi raam naiteks
10 vdi 20 vardaga kattevaartuse maaramiseks punktre3to-
dil asetatakse kindlasse paika transektil voi vorgul.Saa-
dud vaartus, vaatamata suhteliselt suurele vaatlusveale,
on seostatav kitsa piirkonnaga transektil vdi vorgul _.Pin-
nad, millel maaratakse frekventsust juhuslikes punktides,
peavad olema suhteliselt suuremad ja saadud vaartus pole
nii tapselt lokaliseeritav, kuigi on seejuures vastavalt
vaiksema katseveaga kui arvukuse vdi katvuse Uksikmaara-
mised. Seetdttu on palju raskem kindlaks teha frekventsu-
se korrelatsiooni kasvukohafaktoritega, mis muutu ad ka
vaikestel pindadel. See raskus on 3umures osas likvideeri-
tav, kasutades Usna sarnast naitajat, mida vOiks nimeta-
da lokaalfrekventsuseks. Lihtsa ruudu asemel, milles pro-
tokollitakse esinemine vdi puudumine, koosneb prooviihik
ruudust, mis on jagatdd mitmeks vaiksemaks ruuduks»naiteks
25 cm kuljega ruut, mis on jagatud 25 ruuduks A 5 x 5 cm.
Esinemine v8i puudumine tehakse kindlaks igas allihikus
(sektsioonis). Vaatamata suhteliselt suurele katseveale
on saadud vaartus lokaliseeritav tunduvalt vaiksemale pin-
nale kui pinnasuurus,kus on teostatav ruutude juhuslik pai-
gutamine .
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Liigi alatisus] proovipindadel on télgendatav kahel
erineval viisil. Tavaliselt mbéeldakse proovipinnal juur-
dunud isendit vdi selle osa. Teisel juhul vdib esinemise
tunnusena arvestada taime mdne maapealse osa kohalolu.

Kui frekventsuse maaramisel on vaja eristada neid kaht
erinevat tahendust, tuleks kasutada vastavalt "juurfrek-
ventsust” ja "vOsufrekventsust'. Enamiku liikide puhul
ilmneb samas koosluses selgesti palju kdrgem vosu- kui
Juurfrekventsus. Jargnevalt kédsitletakse frekventsust
Juurfrekventsusena, kui vOsufrekventsus pole eraldi mar-
gitud.

Juurfrekventsus on ilmselt sdltuv arvukuse absoluut-
vaartustest. Kahes muude tunnuste poolest samases koos-
luses, kus Uhes on mingi liigi arvukus suurem kui teises,
on selle liigi frekventsus korgem koosluses , kus tal on
suurem arvukus. Samasugune seos on vdsufrekventsuse ja
katvuse vahel. On tehtud palju katseid frekventsuse ja
arvukuse vahelise tapse sdltuvuse kindlakstegemiseks nii
empiiriliselt kui teoreetiliselt. Raskus seisneb, selles,
et- frekventsus soltub mitte Uksnes indiviidide arvust pin-
nal, vaid ka sellest, kuidas need vaadeldaval pinnal on
jJaotatud, vOiI teiste sOnadega, jaotumusmbsaiigist. Jaotu-
musviisi mdju on illustreeritud graafiliselt joonisel 2.
Igas ruudus on sama arv Uksikuid taimi téhistavaid punk-
te, nii et kdigis kolmes ruudus on tihedus vdrdne. Jooni-
sel 2 (@ on isendid jaotunud regulaarselt. Kui niisugust
kooslust uurida naidatud suurusega ruuduga, saadakse frek-
ventsus 100 %, kuna maksimaalne vahemaa naaberindiviidide
vahel on vaiksem kui ruudu lihim dimensioon. Joonisel 2(b)
on naidatud vastandlik aarmus koigi indiviidide esinemise-

n
Alatisus (presence) on futotsonoloogilises kirjanduses
sagedamini kasutatav konstantsusena, mis on mdaratud mitte
kindla suurusega proovialade, vaid lihtsalt kullalt suure
pindalaga koosluste liiginimekirjade alusel. - Tolk.
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Joon* 2* Kolm erinevat jaotumast sama tiheduse juures.
Prooviruut on paigaldatud joonisel (a),vt.teksti.

Joon. 3» Juhuslik jaotumus.
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ga lahestikku pinna Uhes osas. Siin annab sama ruudusuurus
madala frekventsuse. Joonis 2 (c) esitab vahepealse vdima-
luse, mis on kdige sarnasem looduses tavaliselt esineva
olukorraga, kus indiviidid moodustavad mitmeid Uksteisest
enam-vahem eraldatud gruppe. Siin saadakse kahe eelmise
arvu vahepealne frekventsus .

Frekventsus oleneb seega osalt arvukusest ja osalt jao-
tumusest. Sellel faktil on nii haid kui halbu kiilgi. Uks
puudus ilmneb frekventsuse hinnangute kasutamisel,kus need
kaks erinevat naitajat hinnatakse samal skaalal, mille tu-
lemusena liik vOib omada samasugust frekventsust kooslus-
tes, mille taimkatte ilmestamisel see liik etendab taiesti
erinevat osa. Teiselt poolt kirjeldab frekventsus teatud
maarani Uheaegselt taimkatte kaht téhtsat tunnust, mis teeb
tarbetuks nendevahelise subjektiivse vOordluse. Kui mdlemad
tunnused oleksid kirjeldatavad ilma suure lisatdd vajaduse-
ta, oleks frekventsuse kasutamisest vaga vahe tulu.

Arvukus, nagu me juba nagime, on hdlpsasti maaratav
tingimusel, et uuritaval liigil oleks Uhikuid, mida on voi-
malik loendada, kuid nende arvu mdaramine on sageli aega-
nbdudev. Jaotumus pole kunagi nii korraparane, et seda oleks
voimalik taielikult kirjeldada méne lihtsa matemaatilise
vahendiga. Siiski vOib sageli leida ligikaudse valjendi,
mida saab esitada suhteliselt lihtsal viisil. Jaotumuse
madramise votted(kasitletakse peatiukis 3) on kiirelt are-
nemas, kuid naib, et vorreldes frekventeuse lihtsa hinda-
misega on need alati todmahukad. Paljude eesmarkide puhul
on frekventsuse kasutamisest tulenev vdimalik informatsi-
oonikadu tasakaalustatud suure voiduga taimkatte kirjel-
damise kiiruses. Sellest tulenevalt naib frekventsuse maa-
ramine jaavat endiselt tahtsaks uurimismeetodiks.

Kui isendite jaotumusel on matemaatiliste vahenditega
taielikult kirjeldatav kuju, on vdéimalik arvutada proovi-
ruudu kindlale suurusele ja faktilisele tihedusele vasta-
vat frekventsust, ehkki selle sooritamine vdib olla todma-
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hukas ja peale selle ka vaikese praktilise vaartusega.Siis-
ki, kui isendid on koosluses jaotunud taiesti juhuslikult,
on tegemist kindla ja kergesti arvutatava sdltuvusega ar-
vukuse ja frekventsuse vahel. Sdltuvuse praktiline vaartus
arvukuse maaramisel frekventsuse jargi, millele varasemad
uurijad lootsid, on samuti tagasihoidlik, kuna me teame
nidd, et enamasti pole taimed jaotunud juhuslikult._Siiski
on mittejuhuslike jaotumuste bioloogilise tdlgitsemise sei-
sukohalt tahtis tunda teatud arvukusele ja ruudusuurusele
vastavat juhusliku jaotumuse frekventsust kui alust vaadel-
dud jaotumuste vordlemiseks.

Juhusliku jaotumuse iseloomu ei mdisteta alati kullal-
dase selgusega. Sellise jaotumuse korral on isendi esine-
mine Uhteviisi tdendone kdigis uuritava ala punktides.Joo-
nis 3 illustreerib punktide juhuslikku jaotumust ruudus.
Joonise koostamisel kasutati ruudu kaht kulge koordinaat-
telgedena juhuslike arvude tabelist saadud numbrite paigu-
tamiseks. Vaadeldes regulaarjaotumust (joon. 2a), nagu nai-
teks puude paigutus dunapuuaias, nhaeme, et Uhe indiviidi
leidmise tbéendosus pole kogu alal Uhtlane, vaid on kdrge
kujutletava vorgu sdlmekohtades. Teiste sOnadega, juhusli-
ku jaotumuse puhul ei tdsta ega vahenda Uhe isendi esine-
mine teise isendi esinemise tdendosust esimese vahetus la-
heduses. Regulaarjaotumuse puhul on see tdendosus madalam
ja laigulise (agregeerunud) jaotumuse (joon.2 c) puhul kor-
gem.

Nudd vdime podrduda arvukuse ja frekventsuse soltu-
vuse kasitlusele juhusliku jaotumuse puhul. Oletame, et
pindala A sisaldab n isendit ja seda uuritakse prooviruu-
duga, mille pindala on a.

Tahistame suhte % =r

ja tiheduse j = x.
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Uhe teatud isendi leidmise téendosus mingis ruudus on

Jarelikult on selle isendi puudumise tdendosuseks 1 -

Mitte Uhegi taime (tuhja ruudu) leidmise tdendosus on
seega

@ - £)n.
Kuna n = Ax = a”™ X = axr, vordub 4 - M)n = (@ - 1)632*%

Nutd, kul r on suur, saame

a-» = e-1
(e =1+ 1+2j + . . . , loomulike logaritmide alus),
ja mitte Uhtki isendit sisaldava ruudu tdendaosus on e_ax.
Ainult teatud Uksikut isendit sisaldava ruudu tdenéo-
sus vOrdub
SJLM .
r -r

Et igalks n isendist vOib ruudus lksikult esineda, on min-
git Uht isendit sisaldava ruudu tdendosuseks

1 -unllj-l—l 1
n .= . -n , =
@ r r

1
r ?(S»(l—f_—ﬁh—

a._

= axr . % . (=
r a - i>

Kui r on suur, laheneb ~ nullile ja 1 - j uhele, ning
sellise ruudu leidmise tdendosus saab kuju

ax .e &,
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Samal viisil kujuneb ainult kahe teatud isendi leidmise
tdéendosuseks mingis ruudus

(4->2 = (1 --5-)n " 2.

Kaks isendit vOivad olla n isendi hulgast valitud

viisil, nii et mingi kahe isendi leidmise tdenaosuseks
mingis ruudus

o I - (i2. gl - D n~ 2=

SR B & TR S

axr vaxr - 1) 2
“3-T-——-L"™ (5 =
@a-i )2
«< ax -1 ) X
------- St--------—-— ~1T =6
2

- . e ax (kui r on suur).

Nii on kolme isendit sisaldava ruudu leidmise tdendosus
vordne N -ax _ _
l(gf)% e , ja uldistatult iseloomustab 0, 1,

3» eee» n, <.e isendiga ruutude leidmise tdendosust
jargmine rida:

e-* , axe'"™ , € ..

(e)n -ax
nT e 7 Ke*
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See konvergentne seeria on tuntud. Poisson’ reana. Tdenao-
suste summa peab andma 1, mis on kergesti demonstreeritav

e-a *we-“ * e + e S

,@Qn -ax , -ax , ax)2 RO
+9f?“ i =e @+ ax + 29 @9 31 CL SN

+ (@)n 3 N P

Praktikas véaljendatakse Poisson®™ rida sageli mdrksa so-
bivamal kujul:

e e m2 e—m,tﬁ¥ e—m, _____ma -m ,

kus m = ax on keskmine isendite arv ruudus (tihedus).
Frekventsus on see osa ruutudest, mis sisaldab vahemalt
the isendi, s.o. 1 - e-m, vdi protsentuaalne frekventsus

F =100 (1 e“m).

Seega vordub arvukus ruudul

S6ltuvus arvukuse ja frekventsuse vahel on niisiis loga-
ritmiline ja mitte lineaarne, nagu mdned varasemad uuri-
jad oletasid. Seda asjaolu rdhutasid Svedberg (1922),Ky-
lin (1926) ja teised, kuid sageli ei mdisteta seda veel
praegugi . o 1

Eeldades, et jaotumus on juhuslik, on arvukus maara-
tav frekventsuse jargi. Edasi, mingile soovitud suuruse-
ga ruudule vastav frekventsus on arvutatav teatud suuru-
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sega ruudu frekventsuse alusel. Kui P on frekventsus ruu-
dus suurusega a® ja F2 frekventsus ruudus suurusega a2,
silis:

F+ = 100 (1 - evalx ) ja
F2 = 100 (1 - e"a2x) ning
Fl 1 - e-aT

Tr =

2 1 - e~a2x

vOi kui kasutada s6ltuvusele parema kuju andmiseks prot-
sentuaalset liigi puudumise frekventsust:

100 - F,

100 e "alx ja

100 - F2 100 e”a2x , millest

100 - F,, e -alX

100 - FQ e® —3X Ja
100 - F,
log ( ~—————- =a- a ehk
e 100 f2 d 1
100 - F.
10610 C:-—————- -+ ) = 0.43"3 (az2- a".
100 - £2

Juhuslike jaotumuste suhtelise harulduse tottu ei ole
need seosed eriti olulised. Enne frekventsuse kasutamist
arvukuse méaramisel on vaja teha kindlaks jaotumuse tuup,
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mis tavaliselt on toomahukam Ulesanne kui otsene arvukuse
méédramine. Arvukuse hindamiseks vO8ib frekventsus sobida
Uksikute probleemide puhul, nagu naiteks sama koosluse ti-
heduse vaikeste muutuste uurimine pikema aja jooksul.lsegi
siis, kui jaotumus pole juhuslik, saab sellistel juhtudel
pustitada empiirilise sdltuvuse arvukuse ja frekventsuse
vahel. Nii on mdnikord proportsioonis protsentuaalse puu-
dumise logaritmid ja arvukus, kuid protsentuaalse puudumi-
se alusel arvutatud arvukust tuleb tdeliste véértuste saa-
miseks korrutada mingi konstandiga (Blackman, 1942).Lynch
ja Schumacher (1941) tdestasid lineaarse seose olemasolu
P6hja-Ameerika laanepiirkonna mannikutes tdusmete osana
valjendatud frekventsuse ja tiheduse logaritmi vahel.Goo-
dall (1952 a) margib, et mainitud seosed vihjavad erilist
tldpi mittejuhuslikele jaotumustele.

Parast frekventsuse loomuse sellist kasitlust vajab
koosluste kirjeldamise protsentuaalse frekventsuse meetod
méningaid lisakommentaare. Nilud mdistame, et Raunkiaeri
meetod ei anna iga liigi taimse massi hulka, nagu esial-
gu usuti, vaid on mitme erineva tunnuse ebamddrane koond-
hinnang, mille pdhiline vaartus seisneb selle maaramise
kiiruses. Oma varasematest vaatlusandmetest tuletas Raun-
kiaer (1918, vt. Raunkiaer, 1934) ™frekventsuse seaduse'.
Kui koosluses leiduvate liikide kogusumma on jaotatud
jJéargnevasse viide klassi:

A frekventsus 0 -20%

B 21 - 40 %
C 41 - 60 %
D 61 - 80 %
E 81 -100 %

vaidab frekventsuste jaotumise seadus, et

A> B> C$ D< E.
Viimast illustreerib joonis 4.
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Joon. 4. "Frekventsuse seadus'. Koguandmed naljude Skan-
dinaavia taimekoosluste kohta (Raunkiaer,1934-).
Frekventsusklassid A, B ... on kérvutatud selles-
se klassi kuuluvate liikide protsendiga (vaadel-
dava koosluse liikide koguarvust).

Uldine langus esimeses kolmes v&i neljas klassis vas-
tab botaanikute valiandmetele selles osas, et harva esine-
vaid liike on rohkem kui tavalisi, olenemata uuritavast
alast. Tous viiendas klassis oli ootamatu ja selle sel-
gitusi on arendatud hulgaliselt. Viimased on teinud karu-
teene monelegi assotsiatsiooni defineerimise katselt. Ka-
gu markis Kylin (1926), on pakutud tdlgendused olulise
vaartuseta selle tottu, et saadava kdvera kuju on suures
osas maaratud proovivaliku meetodiga (vaata ka Ashby,1935);
mistdttu neid siinkohal ei késitleta. Raunkiaeri frekvent-
susklasside piiridele vastavad arvukused on toodud tabe-
lis 2. 1lmneb, et kolmas klass haarab arvukuse astmed ku-
ni 0,405-ni ja neljas klass 0,693-ni , kuid viies Kklass
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héivab kdik tihedused, alates 1,609 kuni maksimumini .See
maksimumvéartusoon teoreetiliselt limiteeritud Uhe indi-
viidi suurusega , mis on vaike, vdrreldes tavaliselt ka-
sutatava ruudusuurusega. (Paljud uurijad, jargides Raun-
kiaeri, on kasutanud 1/10-ruutmeetrisi ruute, s.o. ruute
31,6 cm kuljega.) Praktikas esineb sageli arvukust, mis
Uletab mitmekordselt 1,609 . Viies klass hdlmab seega
arvukuse astmeid ulatuses, mis Uletab eelmised klassid
koosvbetuna, ja sinna langeb vastavalt ka suurem arv lii-
ke; s.o. vastavalt ulatuslikumale tihedusastmestikule
liikide arv suureneb rohkem kui vastukaalustamine liiki-
de véaljalangemisega suurenenud tiheduse tdttu. Kui jaotu-
mus on Uhtlasem kui juhuslikkuse alusel eeldatav,on frek-
ventsusklasside arvukuste piirid madalamad ja tdus viien-
das klassis avaldub veelgi enam. Kui liigid on agregee-
runud, siis klasside mahud avarduvad, kuid efekt esineb
siiski, valja arvatud juhul, kui agregeerumine on vaga
tugevaastmeline. Késitledes harvade ja tavaliste liiki-
de arvulisi suhteid, nditas Preston (1948), et Raunkiaeri
frekventsusseadusena valjendanud andmed on kooskdlas ole-
tusega, et harulduse ja tavalisuse eri astmetele vastav
liikide arv Uhtib loomulike logaritmide kdveraga. (Siin-
kohal viitavad “haruldane® ja “tavaline* liigi isendite
arvukusele assotsiatsioonis vdoi mdnes teises statistilises
kotumnis.) Ent niisama hasti voivad tulemused olla koos-
kélas ka teiste oletustega liikide arvuliste vahekordade
(sageduse) kohta erinevates harulduse astmetes (vt.Willi-
ams, 1950). On selge, et niisuguse sageduskdvera tépne
kuju oleneb faktorite kompleksist, kaasa arvatud popu-

8 Vt. ka T.Frey (1967). ENSV TA Toim., 1. - Tolk.
" See fakt tuleneb eeskatt Poisson® jaotuse ebasobivu-

sest juhuslike jaotumuste Uldmudelina, ning viitab «vaja-
dusele rakendada teistsuguseid matemaatilisi vahendeid.

- TOIK.
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Tabel 2

Juhusliku jaotumuse teatud frekventsusele vastavad
arvukused (vt. ka lisa B, tabel 6)

Frekventsus Arvukus Arvukuse ulatuvus Raun-
% (isendite arv ruu- kiaeri frekventsusklas-
du kohta) sides
0 0 0.223
20 0.223 0.288
40 0.511 0.405
60 0.916 0.693
80 1.609 (1.609-st
100 00 maksimumini)

latsioonide moodustamine eri liikide isendite suhtelise ar-
vukuse mottes, eri liikide isendite poolt Kkujundatud jao-
tumusmosaiik, samuti kasutatud ruutude suurus, ja vOimalik
(Williams, 1950), et ka nende arv.

Vorsefrekventsuse ja teiste taimkatte tunnuste vaheli-
sele seosele on osutatud véhe tahelepanu. Vdime oletada,et
vorsefrekventsuse ja katvuse vahel on samasugune seos nagu
Juurfrekventsuse ja arvukuse vahel. Blackman (1935) nai-
tas tugeva korrelatsiooni olemasolu valge ristiku (£rifo-
lium repens) katvuse ja protsentuaalse puudumise vahel nii-
dukooslustes. On endastmdistetav, et katvus el saa olla
jJaotunud juhuslikult, vaid pdhjustab alati agregeerumise
kérge katvuse pindade naol, mille vdhimaks suuruseks on
Uks taimeisend. Seeparast ei ole katvuse juhuslikule jaotu-
musele vastaval voOrsefrekventsuse ja kattevaartuse vaheli-
sel teoreetilisel seosel praktilist vaartust. Blackmani

vt. lisa lk. 180. - To6lk.
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vaatlused naitavad, et vahemalt mdnel juhul on vdimalik
kindlaks teha empiirilist s6ltuvust, millest intensiivse-
te uurimiste puhul on samasugune kasu kui arvukuse ja
Juurfrekventsuse vahelisest empiirilisest seosest. Jargi-
des Archibaldi (1952) soovitust, Onnestus Aberdeenil(1954,
1958) juur- ja vorsefrekventsust seostada, vaadeldes raa-
diust r omavate taimethikute frekventsust arvukuse d pu-
hul ringikujulistel proovipindadel raadiusega R. Kui ole-
tada juhuslikku jaotumust, on vdrsefrekventsus

F =100 (1 - e -~R+r)Xi)F

millest on vBimalik kahesuguse suurusega proovipindade
frekventsuse alusel leida nii arvukust kui ka taime suu-
rust. Ta kohandas samasugust lahenemist ka mulla seente
hindamiseks mahuproovide sageduse alusel, kus (Aberdeen,
1955):

F =100 (@ - (R+r)3d ~

Nagu teistegi frekventsuse akenduste puhul on seose ka-
sulikkus uldiselt piiratud valiolukorras vaadeldava jao-
tumuse korvalekaldega juhuslikust jaotumusest.

Teatud liigi intensiivse uurimise korral on sa-
geli vaja leida mdni naitaja liigi lopsakuse (vitaalsuse)
iseloomustamiseks erinevates tingimustes. Vdimalikke tun-
nuseid on hulgaliselt ja kasutamiseks kdige sobivam neist
peaks so6ltuma liigi kasvuvormist ning uuritava nahtuse
isedrasustest. Olenevalt eriolukordadest vdivad olla vas-
tuvbetavad suuruse ja osade arvu otsesed mootmised VvOi
saagikuse hindamised. Tegelikult on uUheks lopsakuse (vi-
taalsuse) naitajaks katvuse korduvus (keskmine puudete
arv varda kohta punktides, kus toimus véhemalt Uks puude),
kuna see peegeldab isendi lehtedest moodustunud Kkihtide
arvu. Siinkohal pole tarvidust voimalikel naitajatel Uk-
sikasjaliselt peatuda, kuid vdib-olla on kasulik réhuta*
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da, et ka vahem ilmsed tunnused vdivad olla lopsakuse ise-
loomustamisel vaartuslikud. Nii leidis Phillips (19%4- b),
et Erlophorum angustifolium’i lehtede soontetu tipu suhe
renjasse labaosasse kajastab lehealgmete tekkimise Kii-
rust lehe pikenemise véaltel, ja kasutas seda suhet nende
kasvumdarade korrelatsiooni leidmiseks kasvukohatingimus-
tees. Edaspidi naib olevat voimalik, tuginedes paljudele
lopsakuse naitajatele, kasutada otsemfjuvate faktorite*
eritlemisel paljutunnuselist anallisi. Seda laadi késit-
lust on kasutatud nahtavasti ainult agronoomia- ja aian-
dusalases kirjanduses. Nii kasutas Pearce (1958) nelja
Ounapuude suuruse naitajat: Umbermddtu 4-aastaselt ja is-
tutamise ajal, puu kaalu istutamisel ja vdra laienemist
esimese nelja aasta jooksul. Tal olid andmed paljude puu-
de kohta, mis v@imaldas naidata, et suur osa nimetatud
tunnuste varieeruvusest on seletatav kahe faktori abil.
Uks seostus vitaalsusega,(s.o. tendentsiga kdikvdimali-
keks kasvuvaldusteks), ja teine kasvamamineku edumusega
(istutusvigadega), avaldudes selles, et monedel puudel
oli tendents edeneda paremini, teistel halvemini, kui al-
gul vBis arvata. Istutusvead olid omakorda seotud mullas-
tikutingimustega, kuid vitaalsus oli suures osas maara-
tud parilike omadustega. Saaraseid lahenemisi saaks edu-
kalt rakendada ka autdokoloogilistes uurimustes, et anda
vitaalsuse mbistele tapsustatud sisu.

"Faktorit" on kasutatud siin mdistes, mis on vau a kuju-
nenud paljutunnuselise analiisi kéasitlemisel, ja mis eri-
neb tavalisest o©koloogilisest kdsitlusest, viidates ees-
katt erinevate muutujate vaheliste korrelatsioonide vOr-
gu olulisusele. Sellist faktorit tuleb k&sitleda mdjusta-
tuna rohkemal vOi vahemal maaral Uhest vdi rohkemast ©6ko-
loogilisest tegurist, kuid ta vOib olla veel teisiti m0-
Justatud. (Tarnikesega on téhistatud autori joonealused
markused. - Tolk J
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1l peatikk

PROOVIVALIK JA VORDLEMINE.

Taimkatte koosseisu kvantitatiivsete nditajate vaar-
tus oleneb nende saamiseks kasutatud proovivaliku meeto-
ditest. Kuna kvantitatiivsete valiandmete kogumine on ka
parimal juhul aegandudev ulesanne, on oluline, et kogu-
tud andmed annaksid maksimaalsel hulgal informatsiooni
vastavalt kulutatud t66jdule ja ajale. Valja arvatud va-
hesed erandid, langeb taimkatte kvantitatiivse hindamise
eesmark Uhte jargmisest kolmest kategooriast:

a) teatud maa-ala taimkatte Uldine kirjeldamine ees-
margiga vorrelda seda taimkattega teistel aladel vdi sa-
mal alal ménel muul ajal,

b) taimkatte varieeruvuse uurimine antud alal,

c) korrelatsiooni selgitamine taimkatte erinevuste
ja the v6i mitme kasvukohateguri vahel*

See jaotus pole ammendav, ki"id digustab ennast .Naiteks ei
tarvitse liigilise koosseisu uUldiseks Kkirjeldamiseks so-
biv proovivaliku viis olla kdige rahuldavamaks prooviala
taimkatte varieeruvuse kindlakstegemisel. Monikord on vdi-
malik leida kdlblik proovivaliku menetlus rohkema kui Uhe
eesmargi saavutamiseks, kuigi vdib-olla tulemuste madala-
ma tapsusastme hinnaga. See peatikk puudutab peamiselt
esimest, uldise liigilise koosseisu kirjeldamise kategoo-
riat, ehkki mainitakse ka moningaid uUldisi printsiipe,nmis
on kasutatavad igasugusel uurimisel. Pohjalikuma Ulevaate
saamiseks proovivaliku teooriast tuleks tutvuda Sampfor-
di (1962) ja Cochrani (1963) kokkuvotlike toodega.
Proovivalikul esineb paratamatult sub-
Jektiivsuse elemente, sest prooviala piirid, kus voetak-
se prooviseeria, madratakse uurija poolt vastavalt tema
kujutlusele antud eesmargi jaoks sobivast kirjeldusobjek
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tist. See raskus on vahem tahtis agronoomilises 6koloogias,
kus i1nimtegevusel on taimkatte kujundamisele suur osataht-
sus ja tavaliselt mojub see teatud alale uhetaoliselt. Nii-
pea aga, kui rohumaade uurija kasutab pdlde (Vi kultuup-
niite) oma uurimisobjektina, toetub ta oma suvalisele ole-
tusele, et lUhesuguse majandamise mdju pdldudel (niitudel)
tUletab igasugused mullast ja mikrotopograafiast podhjusta-
tud erinevused. Seda subjektiivset elementi ei saa kdrval-
dada, kuid on vdimalik astuda samme selle mdju vahendami-
seks. isiteks on voimalik maa-ala osi, mille homogeensuse
suhtes esineb kahtlusi, uurida eraldi. Kui erinevate osa-
de analuusitulemuste vordlusel ilmneb nende kullaldane
sarnasus, vOib andmeid k&sitleda koos uUhise védrtuse saa-
miseks, kui saadud erinevustaseroed naivad olevat antud
probleemi puhul vastuvoetavad. See sisaldab aga jallegi
subjektiivse otsustuse. Teiseks vOib proovivalik olla soo-
ritatud selliselt, et saadakse informatsiooni ka uuritava
ala homogeensuse kohta, ja parast proovivaliku ldpetamist
on voimalik andmete jaotamine eraldi gruppidesse vastavalt
teatavatele maa-ala osadele. Neid ettevaatusabindusid tu-
leb rakendada labiméeldult. On selge, et kirjeldavatel
eesmarkidel pole maa-ala kaugeleulatuv osadesse jaotamine
teostatav ilma igale Uksikosale vastava informatsiooniko-
guse vahenemiseta, nii et sellel eraldi on vaike vaartus;
vOi siis vajaduseta proovide arvu suurendamiseks, misla-
bi toédkulu pole saadud informatsiooniga enam tasakaalus.
Proovivalik peab olema alati seotud uuritava pro: leemi la-
hendamisel taotletava informatsiooni vaartusega kui ka
nbutava tapsusastmega.

Sel pohimbottel valitud ja piiritletud maa-alal on
proovivalik voimalik kolmel viisil: valides paigad, mis
nadivad olevat tuupilised maa-alale kui tervikule, paigu-
tades proovid (prooviruudud) juhuslikult, vOi paigutades
need slstemaatiliselt mdnesuguse korrapédrase mustri jar-
gi; vOi siis kasutades nende kolme meetodi mingisugust
kombinatsiooni. Tuupiliste proovipaikade valik on kvan-
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titatiivsel lahenemisel ilmselt vastuvdoetamatu, sest nende
valik oleneb uurija eelnevalt kujunenud arvamustest taim-
katte iseloomu kohta ja andmeid sellistelt prooviruutudelt
ei saa kasitleda maa-ala taimkatte esindusliku kirjelduse-
na. Rohkem téhelepaqu vaarib kusimus, kumb on otstarbe-
kam, kas juhuslik vdi silstemaatiline proovivalik. Kui proo-
vid on vbetud juhusliku valiku teel, saab arvukuse vOi md-
ne teise kasutatud nditaja keskmise vaartuse kdrval kind-
laks teha ka selle tapsust. Tavaliselt viimane valjenda-
takse keskmise standardveaga, tunnustades vaidet, et soo-
vitud tdenaosusel paikneb tegeiik vaartus teatud kindla-
tes piirides. Oletame naiteks, et kuuekumnes analuldsiruu-
dus on arvukuse keskmisena leitud 11,5 isendit pinnaihi-
kul standardveaga 1,5» Tabelitest leiame, et 59 vabadus-
astme puhul on 1 %-lise vea tasemel t vaartus ligikaudu
2,7; seega on tdendone, et juhuslik kdrvalekalle tdesest
vaartusest suurusega 2,7 x 1,5 = 4,05 vOi rohkem esineb

1 %-s vaatlusseeriatest, ehk 99 %-lise tdenaosusega paik-
neb tdene vaartus piirides 11,5 - 4,05. Selline aritmee-
tilise keskmise tapsuse hinnang on soovitatav isegi siis,
kui Uhe maa-ala andmeid vaadeldakse eraldi. Kui me aga
soovime vorrelda liigi arvukust kahel erineval alal,on

see hadavajalik. Juhul kui kahe keskmise tépsus on tea-
da, on vdimalik hinnata téendosust keskmiste (vaadeldud
suurusega) erinevuse juhuslikuks esinemiseks sama popu-
latsiooni erinevate prooviseeriate uurimisel. Oletame,et
Uhes koosluses oli arvukus 10 ja teises 19 isendit pin-
nathikul. Uurija, kes proovivaliku pdhimdtteid ei arves-
ta, vOib vaita, et kuna Uks vaartus on teisest peaaegu

2 korda suurem, on arvukuse erinevus oluline. Selline
jareldus el 0Oigusta ennast. Teadmata kahe arvu tap-
sust pole vdimalik otsustada selle uUle, kas on tegemist
olulise arvukuse erinevusega kahes koosluses vdi mitte*
Kui aga kahe keskmise standardvead on teada, on v&imalik
kindlaks teha juhuslikult esineva erinevuse tdenadosust.

Kui oletada, et esimese keskmise standardviga on 3 ja
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teisel 4, on nende keskmiste erinevuse standardviga

Vaadeldud erinevus on 9 ja

t =~=1,8«

Kuna kullaldaselt suurele vaatluste arvule tugineva

5 %-lise t vaartus on ujnbes 2, on sellise suure erinevuse
Juhusliku saamise tb6endosus kahe tegelikult identse po-
pulatsiooni vahel suurem kui 5 %, ja vaadeldud erinevust
ei saa kasitleda tdese erinevuse killaldase tdendusena.
Tuleb rdhutada, et I0plik otsustus on subjektiivne.Sta-
tistiline arvutus saab antud hipoteesi puhul naidata
ainult tulemuse juhuslikest ja pOhjuslikest teguritest
pbhjustatud osade tdendosusi .

Sustemaatilise proovivaliku puhul on vdimalik saa-
da keskmine, mille vaartus vdib tbesest vaartusest, va-
hemalt mdningatel juhtudel, vahem erineda kui juhuslike
proovide keskmine, kuid sellise keskmise tapsus pole
teada ning puudub vdimalus hinnata selle erinevuse olu-
lisust teiste uurimisalade keskmistega vorreldes. Vaata-
mata viimasele puudusele on paljud uurijad eelistanud
stistemaatilist (regulaarset) proovivalikut seetdttu, et
see kirjeldab paremini varieeruvust kogu alal ning naib
seega andvat parema hinnangu kui juhuslikud proovid, ja
on valitoodel kergemini labiviidav. On tehtud mbéningaid
Juhusliku ja suUstemaatilise (regulaarse) proovivaliku
vordlusi, kuid néhtavasti ainult metsades« Hasel (1938)
ja Finney ((1948) jareldasid tagavara ja Bourdeau (1953)
puurinde tiheduse ja rinnaspinna uurimisel, et regulaar-
sel proovivalikul oli tihine eelis tulemuste tépsuses.
Finney (1950) leidis, et kui oli tegemist tugevasti val-
Jjendatud mosaiiksusega Ulepinnalises varieeruvuses, olid
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regulaarsel proovivalikul vaikesed eelised, ja juhul, kui
mosaiiksus oli perioodiline, naisid regulaarsel valikul
saadud andmed olevat vdhem tapsed kui juhusliku valiku omad.
Nendes uurimustes kasutati tapsuse médduna regulaarsetes
proovides vaadeldud varieeruvust, kuid tuleb rdhutada, et
siin kasutatud varieeruvus kui Uhetaolisuse moot sama ala
jarjestikuste proovide vahel pole rakendatav erinevuste olu-
lisuse arvutamise alusena erinevatelt aladelt vdetud proo-
vide vahel. Seega, arvestamata erinevuste hindamise soovi-
tatavust, on ilmne,et see,kas regulaarne proovivalik annab
tapsemaid tulemusi kui juhuslik valik, soltub uurimisala
varieeruvuse iseloomust.

Kui mingi uurimistod puhul on eelistatav siUstemaatiline
proovivalik, on oluline, et kohandatud proovivaliku muster
oleks selline, mis kajastaks kogu ala Uhesuguselt. Vasta-
sel juhul l&heb regulaarse valiku vdimalik eelis kaduma.
Seda asjaolu pole alati tahtsaks peetud. Naiteks tsiteerib
Brown (1954) iht uurimust, kus arvatavasti ristkilikukuju-
lisi proovitikke uuriti proovitiki vastaskulgede keskpunk-
te Uhendavatel sirgetel ja kahel diagonaalil vOrdsete va-
hemaadega paigutatud punktides. See pdhjustab marksa suu-
rema uurimise intensiivsuse proovitiki keskosas - faktili-
selt pooled proovidest vbetakse veerandil maa-alast..

Ulal vaatlesime kas taielikult sistemaatilist voi taie-
likult juhuslikku proovivalikut. On selge, et neist kahest
on enamikul juhtudest parem juhuslik proovivalik, s.o. kui
vajatakse informatsiooni taimkatte uUlepinnalise koosseisu
kohta, nagu paljudel rakenduslikel t6o6del, samuti taimkat-
te klassifitseerimisel. Regulaarne proovivalik, nagu sel-
gub kolmandas peatilkis, on omakorda eelistatavam siis, kui
huvi keskpunktis on prooviala-sisene varieeruvus. Siiski
pole tarvidust teha valik taielikult sistemaatilise (regu-
laarse) ja taielikult juhusliku proovivaliku vahel. Oluli-
ne tunnus, mis vOimaldab proovide juhusliku paigutuse kor-
ral kasutada andmete vaadeldud varieeruvust olulisuse ar-
vutamise alusena, seisneb selles, et igal prooviala punk-
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til on vBrdne tdendosus analllsiruutu sattumiseks* Juhus-
likustamine vdib olla piiritletud sinnamaani, et tlaltoo-
du veel kehtiks. Kui prooviala on jaotatud hulgaks sama
suurusega blokkideks (isegi kui nad pole Uhesuguse kuju-
ga) ja igas blokis vdetakse Uhesugune arv juhuslikke proo-
ve, on see tingimus rahuldatud. Tingimusel, et blokkide
suurused pole.vdrreldavad prooviala varieeruvuse skaala-
ga?ei pbhjusta see blokistamine tapsuse langust puht ju-
husliku valikuga vorreldes ka siis, kui tegemist on peri-
oodilise varieeruvusega, ning kindlustab tépsuse tdusu
tingimustes, kus taielikult sistemaatiline proovivalik on
eelistatavam kui taielikult juhuslik valik. Teoreetili-
selt on kdige kasulikum teha alljaotusi (blokkidena ja
blokkides enestes) niikaua kui vdimalik, kuni 0I0puks igas
blokis vbetakse ainult Uks juhuslik proov. Praktikas tu-
leb saavutada kooskdla selle efekti ja paljude piirjoon-
te mahamarkimisega kaasneva tddkulu vahel. Piiritletud
(blokistatud) juhusliku proovivaliku tédpsuse suurenemist,
vorreldes piiritlemata juhusliku valikuga, on demonstree-
rinud mitmed uurijad, nagu Pechanec ja Stewart (1940) saa-
gikuse, Bourdeau (1953) puurinde tiheduse ja rinnaspinna
ning Goodall (1952, b) kattevaartuse puhul. Blokkidesse
jJagamisel on veel Uks eelis. Parast proovide anallisimist
vOib ilmneda, et prooviala oleks tulnud vaadelda kahe vOi
rohkema eraldi Uhikuna. Kui nii, siis on vOimalik jaotada
vaatlused sellesse vOi teistesse Uhikutesse ja leida iga-
le neist keskmine vaartus. Toepoolest, eriti kui kdik
blokid on uUhesuguse kujuga, on vdrdluse teel teistega hol-
pus otsustada iga proovipinna osa kuuluvuse Ule eraldi.
Ruudu vOi teistsuguse proovipinna juhuslik paigutami-
ne pole nii lihtne, kui mdnikord arvatakse. Sageli usu-
takse olevat kiullaldane, kui koénnitakse lle proovipinna
ja visatakse prooviruudu raam kas selja taha maha vOi su-

letud silmadega ette voi mdnel teisel viisil, mis naib

11
S.o. blokid on pindalalt suuremad kui uuritava taimkat-

te mosaiigielemendid (laigud, grupid jms.). - Tolk.
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korv&ldavat igasuguse vOimaluse prooviruudu asukoha labi-
mdeldud valikuks. On Opetlik katseks seda nii teha(Visan-
dades samal ajal iga ruudu asukoha. Kui ruutude asukohti
hiljem hinnata juhuslikkuse seisukohalt (naiteks kolman-
das peatukis kirjeldatud vorkanaliusi meetodil), leitakse
peaaegu alati, et proovide jaotumus proovialal ei ole ju-
huslik. Tavaliselt on prooviala mdned osad vahele jéetud
ja nendes, kus proove leidub, ilmneb proovide regulaarne
paiknevus. Isegi kui proovipindadena kasutatakse vaikesi,
mdne jala suurusi ruute ja plltakse paisata ruute laiali
suurel pinnal, jJattes arvestusest valja need, mis satu-
vad valjapoole piire, on raske ara hoida proovitukkide
keskosa jarjekindlat tleesindamist (vt. Greig-Smith,1952 a).
Seeparast on mdne objektiivsema juhuslikustamise meetodi-
ga kaasnev lisavaev Uldiselt viga tasuv. Seda on kdige
lihtsam teha, markides maha kaks ristsirget kui teljed
(ristkilikukujulise proovitiki puhul on kdige sobivamad
proovitiuki kaks naaberkiilge) ja kasutades iga prooviruu-
du koordinaatidena juhuslike arvude paare. Vahekauguste
mootmised teljest kuni prooviruudu asukohani ei tarvitse
olla tapsed - suurte proovil ikkide puhul piisab sammude-
ga modtmisest. Juhuslikud arvud on kergesti kattesaada-
vad (naiteks Fisher ja Yates, 1943; Snedecor, 194612).
Prooviala detailuurimine vdib olla méeldud pigem taim-
katte ajaliste muutuste uurimise alusena kui vordlemiseks
teiste alade taimkattega. Tavaliselt vbetakse selleks
sobiv proovide seeria vaatlusperioodi alguses, soovitata-
valt mdnesuguse piiritletud juhusliku valiku alusel, ja
teine seeria perioodi I6pul, kasutades sama valikuprotse-
duuri. Goodall (1952 b) on téstnud esile, et kui samad
proovipaigad (tema vaatles punktproove) on vaatluse all
perioodi algul ja I8pul, on suur osa lksikute punktide-
ga eeotud uurimisveast muutuste hinnangutest kdrvaldatud.
Vene keeles;CHefekop Ox. Y. CTaTUCTUYECKUE METOAb

B NPUMEHEHWN K WUCCNEL0BAHUAM B CENbCKOM XO3ANCTBE W 6UO-
norun. Cenbxosnsgat, M., 1.
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Ta esitab andmed protsentuaalse katvuse muutuste kohta
aasta l0ikes, mis on saadud punktmeetodi abil piUsiruutu-
delt ja punktruutudelt,mis on paigutatud teisel vaatlu-
sel uuesti. Kaheksa liigi ja protsentuaalse katmata maa-
pinna andmetes oli kdigil juhtudel, valja arvatud Uks,
pusiruutude erinevuse varieeruvus vaiksem (enamikul juh-
tudel margatavalt); Uhe liigi puhul oli see vaiksem ko-
guni Uhest viiendikust vastavast sOltumatute (uuesti pai-
gutatud) punktide naitajast. On téhtis, et punktid margi-
taks nii, et see el rikuks taimkatet. Pole soovitatav ka-
sutada Uht keppi analultsipunktis, vaid selle fikseerimi-
seks on parem kasutada kaht veidi eemal paiknevat keppi.
Goodall margib raskust, mis voib ilmneda fikseeritud proo-
vipunktidega, kui tuleb hankida mdéned ajaliselt jarjesti-
kused andmed: s.o. vdimalust, et jarjestikused muutused
mingis punktis voiksid olla omavahel seostatudlb. Pole
kindel, kuivord sj&geli see nahtus loodusliku, tsinkatte
puhul avb_Mub, kuid seda vdimalust tuleb ilmeelt arves-
tada. Raskusest vOib lle saada teise prooviseeria proto-
kollimisega esimese perioodi 18pul, kasutades oeda ka
muutuste hindamiseks teisel perioodil ja nii edasi,s.o.
prooviruute seeriast A kasutatakse esimesel juhul, see-
riast A ja B teisel, seeriast B ja C kolmandal jne.

Enne taimkatte eri tunnuste juurde po6drdumist tuleb
kadsitleda veel UUht proovivaliku protseduuri uUldkisi-
must. Lataulatuslikel to6ddel vdib olla tegemist hulga
vaatlejatega. Eri vaatlejate subjektiivsetes hi angutes
peituv erinev viga (vt. peatikk 1) on hasti tuntud. Et
vaatlejad vbivad eksida ka taimkatte objektiivseid nai-
tajaid (naiteks arvukust) loendades, jaetakse tavaliselt
arvestamata. Enamiku’nditajate ja proovivaliku tuupide
puhul naib see viga olevat vaike ja nahtavasti mitteolu-
line, véalja arvatud juhud, kui uurimistdéos on olulised
ka véaikesed erinevused. Ellison (194-2) leidis tunduvad

13 Siin mdeldakse eeskatt taimkatte rlkkUEISESt (uurimise

kéaigus) tulenevaid jarelmdjusid. - TO
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erinevused (17 kuni 24 %, 2400 punkti kasutamisel) hein-
taime Buchlojj» dactyloides katvuses,mis madarati erinevate

uurijate poolt, kasutades varrastega raami samal proovi-
paigal, kuid varraste igakordse uuestiasetamisega.Goodall
(1952, b) jareldas samasugustest katsetest, kus vardad
jaid samale kohale koigi vaatlejate jaoks, et osa veast
tuleneb varraste nihkumisest ja et selle meetodiga har-
jJunud vaatlejate tulemused on tunduvalt paremini kokku-
langevad. Siiski sai vaatleja C isegi nendes tingimustes
kahe Iiigi osas oluliselt kdrgema hinnangu, ning madalama
vaartuse kolmandale liigile kui vaatlejad A ja B,kelle hin-
nangud olid k&igi seitsme uuritud liigi osas kooskdlas.
Katvuse hindamisel selle meetodiga on individuaalse vea
allikaks otsus varda ja taime kokkupuute kohta. Teiste nai-
tajate puhul vBib oodata analoogilisi lahkuminekuid, nai-
teks otsustamisel, kas isend anallldsiruudu piiril kuulub
sellesse vOi mitte. Individuaalselt otsustada jaab ka ki-
simus, kas kasvama hakanud kae.tlapung on killalt arenenud,
et seda kasitleda uue vdrsena. Kasutades ulatuslikel uuri-
mistoodel, eriti kui need on pikka aega ndudvad, paljusid
vaatlejaid, on viimastel va"a lasta aeg-ajalt oma hinnan-
guid Uhtlustada, voOrreldes hinnanguid samade proovide Kir-
jeldamisel. Kui ilmnevad plsivad samasuunalised erinevused,
on vdimalik arvutada parandustegurid, mis teevad saadud
hinnangud tapselt vorreldavaks. Kui méned uurijad toota-
vad koos samadel aladel, on kindlasti moistlitium jaotada
uurimistod nende vahel selliselt , et individuaalne viga
lisanduks uurimisveale, mitte aga proovitiukkide v0i proo-
vialade vahelistele erinevustele. Kui néiteks kaks vaatle-
jat kirjeldavad proovitikke, voib kumbki Kirjeldada poo-
led iga proovitiki prooviruutudest, mitte aga lasta kum-
malgi kirjeldada kdiki prooviruute pooltel proovitikki-
dest. Vaevalt on vaja rohutada kasutatava proovivaliku
protseduuri tapsete detailide eelneva kindlaksmaaramise
tahtsust mingil uurimistodl, kus tegemist on mitme uuri-
jJjaga, kuna isegi tihised metoodilised kdrvalekalded eri
uurijate vahel vdivad muuta mdttetuks nende andmete
vordlemise.
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Arvukus (tihedus pinnathiku kohta) on eri taimkattetun-
nuste isedrasuste kasitlemisele asudes esimesena huvipak-
kuv naitaja. Prooviala uurimisele asumisel tuleb teha kola
otsustust. Need puudutavad ruudu suurust ning kuju ja ka-
sutatavate proovide arvu. Need otsustused ei tarvitse ol-
la tingimata Uksteisega seostamata. Kui loendatavad isen-
did on proovialal jaotunud juhuslikult, s.o. kui kasutatud
ruutude suuruse ja kuju puhul langeb taimede arvukus ruu-
tudes kokku Poisson* reaga , on kerge naidatat et saadud
hinnangute tapsus oleneb ainult loendatud isendite arvust.
Oletame, et n ruudus on loendatud x indiviidi. Keskmine
arvukus ruudu kohta on siis ~ , ja kuna Poisson™ rea vari-
eeruvus (dispersioon) on vordne selle (aritmeetilise) kesk-
misega, on Uksiku ruudu dispersioon samuti j .

Seega on n ruudu keskmise varieeruvus ~ &) ja selle
keskmise standardviga

Keskmise standardvea suhe keskmisesse = [% . 3 = —

Seega on saadud tulemuse standardviga uUhesugune loendatud
indiviidide sama arvu puhul, Ukskdik kas kasutatakse pal-
Ju véikesi vOi vadhe 3uuri ruute, vOi isegi kui loetakse
ainult Uks proov.Et see sOltuvus sobib isegi Uksikule proo-
vile, pole vdib-olla kohe i]nine, kuid see tuleneb faktist,
et x juhusliku indiviidi loendamine Uksikus ruudus on vaa-
deldav Uhe prooviruuduna selliste proovide seerias. See-
parast on selle prooviruudu varieeruvus vdrdne t aa kesk-

T4
Et Poisson* rida pole juhuslike jaotumuste Kirjeldami-
seks eranditult alati vastuvbetav (vt. ka Prey, 1967.
ENSV 1A Tojjttet., 1) tuleks seoses Poisson’ rea raken-
damisega kasutada mdistet,sporaadiline jaotumus*: - Tolk.

15 Siin ja edaspidi kasutab autor meile mdnevOrra hariuma-
tuid statistilisi naitajaid (nditeks 3tandardLhdlve s ase-
mel siinkohal valjendatud aritmeetilise kestaUe vea

ruut mx), aille.t el maksa end eksitada lasta. - Tolk,



puhul on tapsuse hinnang tegelikult ainult ligikaudne»ku-
na saadud x vaartus vdib tunduvalt kérvale kalduda selle
seeria keskmisest, kuhu see ruut kuulub. Tegelikult vdib
ainult prooviruutude kullalt suure ar-
tavate liikide isendid on jaotunud ju-
huslikult, tuleb kasutada ménesuguse sobiva suurusega ruu-
tu ja korrata loendamisi selles seni, kuni on loendatud n
soovitud tapsuse saavutamiseks killaldane hulk indiviide .

Teoreetiline seos arvukuse andmete keskmise ja selle
standardvea vahel on vajaliku ruutude arvu kindlakstegemi-
sel vaikese praktilise vaartusega. Looduses on uksikisen-
did peaaegu alati jaotunud mitte juhuslikult,vaid mdnevor-
ra agregeerunult. Kaesoleval juhul on agregeerumisega kaas-
nevaks téhtsaks tunnuseks asjaolu, et sel puhul on vari-
eeruvus suurem kui keskmine. Vaga harva voivad isendid,ol-
la jaotunud regulaarselt, mil varieeruvus on vaiksem kui
keskmine. Seega on x loendatud indiviidi puhul keskmise
standardvea ja keskmise suhe 4 .vajaliku proovide arvu
kindlakstegemisel vaga piiratud kasutatavusega. Kdige
rohkem, mida vOib 6elda, on see, et saavutatud tapsus
ei nadi enamasti olevat nii suur, kui naitab teoreetili-
ne suurus, ja vOib olla sellest vaga palju vaiksem.

Kui indiviidid ei ole jaotunud juhuslikult, pole va-
rieeruvus keskmisega vOrdne ning selgub, et isegi mitte
proportsionaalne. Sellistes tingimustes mfjutab kasuta-
tud ruudu suurus, ja voimalik, et ka selle kuju, saadud
arvukuse naitaja tépsust. Tabel 3 esitab andmed samal
alal kahe eri suuruse ruuduga saadud arvukuse keskmise
jJa varieeruvuse kohta ning illustreerib valitingimustes
eri ruudusuurusega tavaliselt leitavat erinevuse maara.
Suurema ruudusuuruse puhul andis vahendatud ruutude arv
keskmise osana véaljendatud standardvea suurenemiset See
on kdige tavalisem tulemus, vdhemalt valiolukorras kasu-
tamiskdlblike ruutude suurusjargu puhul, kuid on Vdima-

6 _.. ~ _ . .Y
Tapsuse tdusu kindlustab asjaolu,et keskmise — — kasv
on kiirem kui selle standardvea mx =~ k a s v 1.-Tolk.
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lik saada ka vastupidist efekti.

Nende v&imaluste taielikum kéasitlus tuleb edasi lukata
Jaotumuse aruteluni peatikis 3. Me vdime seda arutlust en-
netada markusega: kui mittejuhuslikku populatsiooni uuri-
takse ruutudega, mille suurus on vaga palju vaiksem kui
indiviidide keskmised laigud, on vaatluste varieeruvus
keskmisest mitte vaga palju (vOi Uldse mitte) suurem.Ruu-
du suurenemisel "kuni vordumiseni laikude suurusega tfuseb
varieeruvus keskmise suhtes jarsult. Kui laigud paigutu-
vad regulaarselt, langeb varieeruvus ruudu edasisel suu-
rendamisel uuesti, vOrdudes viimaks keskmisega, voi lan-
geb isegi allapoole seda. Kui aga laigud ise on jaotunud
Juhuslikult vOi agregeerunult, sailib kdérge varieeruvus.
Paraku on aga pfgusal vaatlusel vaevalt vdimalik mdarata,
kas laigud paiknevad regulaarselt, eriti seetdttu, et re-
gulaarne paiknevus esineb kéige tavalisemalt tiheduse poo-
lest tiuhiste erinevustega pindade mosaiigina, mis, olles
agregeerunud, peab olema regulaarne selle termini siinko-
hal kasutatud mdttes. Laikude asetus vOib olla (Ja sageli
ongi) veelgi keerulisem, mis avaldub erinevates hetero-
geensuse skaalades (mosaiigielementide erinevate mddotme-
te Uheaegse esinemise naol).

Tabel 3
Samal alal kahe erineva ruudusuurusega maaratud
Mercurialis perennisle vorsete arvukuse hinnangud

Ruudu suurus

5 cm 2500 cm2

Keskmine arvukus ruudus 0.13 0.35
Varieeruvus 0.2343 1.1432
Keskmise varieeruvus sama suurel

uuritud kogupinnal (200 ruutu A 625 0.00117 0.02286
cm ),(50 ruutu A 2500 cm™)

Keskmise standardviga 0.0342 0.1512
Standardvea suhe keskmisesse 0.263 0.432
Arvukuse hinnang ruutmeetril 2.08 1 .40
Arvukuse hinnangu standardviga 0.547 0.605
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lIgasuguse jaotumuse tapne uurimine on palju aegandudvam
kui arvukuse otsene mddramine, nii et el saa olla juttu
jJaotumuse uurimisest enne arvukuse maaramist. Nii selgub,
et kdige kindlamaks mooduseks on arvukuse maaramisel ka-
sutada vahimaid ruute, mis on otstarbekad voi soovitata-
vad teistel pdhjendustel.

Pikemat aega on olnua kombeks kasutada ruudukujulist
proovipinda ja paljud 6koloogid pole vdib-olla Kkunagi
méelnud selle eelistele teiste vdimalike kujudega vorrel-
des. Clapham (1932) naitas, et Uhel Uksikjuhul oli vari-
eeruvus ristkulikukujuliste ribade vahel margatavalt
vaiksem kui ruutude vahel, ja et varieeruvus oli koige
vaiksem, s.o. efektiivsus oli kdige suurem, kui ribad
paiknesid risti uuritud ala eriilmeliste osade vaheliste
piiridega. Seda jareldust on kinnitatud paljude kooslus-
te uurimisel (vt. naiteks Bormann, 1953)» kuid see ei ole
rakendatav taiesti juhuslike”™ jaotumuste puhul (kus jaab
kehtima standardvea olenevus ainult loetletud indiviidi-
de arvust); nahtuse Uldine esinemine on aga iseendast
tdenduseks taimkatte mittejuhuslikkuse laiast levimisest.
On kerge naha, miks see kehtib mittejuhuslikes populat-
sioonides, sest pikendatud proovipinnad haaravad paremi-
ni osi rohkem kui Uhest tiheduse faasist, millest taim-
kate koosneb. Clapham mérkis samuti ribade h&lpsamat ka-
sutatavust valiolukorras (vorreldes ruutudega), kui sil-
mas pidada vajadust hoiduda proovipinna the osa tallamisest
teise osa uurimise ajal kui ka proovipinna jagamisel ieen-
dite loetlemist kergendavateks alluhikuteks. Riba liigse pi-
kendamisega kaasnevad aga puudused servaefekti suurenemise
ndol, sarnaselt olukorraga vaga vaikeste ruutude puhul_Té&p-
ne kuju peab olema maaratud selle liigi kasvuvormiga, mida
kavatsetakse loendada.*

N S.o. sporaadilistele. - Tolk.

= Myers ja Chapman (1953) leidsid, et ristkilikutes oli
suurem varieeruvus kui ruutudes samal alal I1££t£8peiv
mum*1 vOsastikes, kuid tegelikult nditab nenaevarieeru-
vuse anallis siiski suuremat varieeruvust ruutudes.
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Uks kasutatavate ruutude sauruse valiku eesmdrke on and-
mete varieeruvuse vahendamine, kuid arvestada tuleb teisigi
asjaolusid. Esimene neist on praktilise iseloomuga - mida
vaiksem ruut, seda suurem on selle Umbermdddu suhe pindala-
sse, ja seda suurem on jarelikult ka tdendosus selleks, et
vaatleja arvab piirjoonel paiknevad taimed jarjekindlalt
ruudul kasvavate hulka, kuigi osa neist oleks pidanud j&ama
arvestamata (voi siis avaldub vastupidine servaefekt). Uks-
nes sel pdhjusel on oluline, et ruudud ei oleks liiga vai-
kesed, eriti aga kui uuritava liigi Uksikisendid on suured
vOi raskesti mdaratavate piirjoontega.

Teine kaalutlus on vdhem ilmne, ja 16ppude 16puks toimib
see nagu eelminegi vOrdselt juhuslikele ja mittejuhuslikele
populatsioonidele. Vaatleme esmalt juhuslikku populatsioo-
ni, mille puhul indiviidide arv erinevates ruutudes jargib
Poisson® jaotust. Joonistel 5 ... 8 on toodud jaotuskod-
verad, mis naitavad O, 1, 2, jne. isendit sisaldavate ruu-
tude sagedust erinevate keskmiste puhul. Sealt selgub, et
madalate keskmiste korral on jaotuskdver ilsna tugevasti
asummeetriline. Tavalised keskmiste vordlemise statistili-
sed meetodid baseeruvad aga oletusel, et tegemist on
prooviseeriatega, mis parinevad normaaljaotuskdveraga Kkir-
Jjeldatavatest populatsioonidest mille varieeruvused on nen-
de keskmistest sdltumatud. Poieson® jaotus ei rahulda
kumbagi tingimust. Kuil keskmine suureneb, laheneb jaotus-
kévera kuju kall normaalsele (vt. joonisel 8 toodud nor-
maal jaotuse ja Poisson® jaotuse vOrdlust, kus kummagi jao-
tuse keskmine vOrdub 9,0 ja normaaljaotuse varieeruvus on
samuti 9), kuid varieeruvuse soOltumatuse tingimus pole veel
rahuldatud. Feid raskusi on voéimalik valtida juhul, kui
keskmine on kullalt suur (madrgatavalt ule 1), kasutades
mingit sobivat viisi andmete teisendamiseks, mida tuleb
teha alati enne juhuslike populatsioonide keskmiste vordle-
mist olulisuse testiga, Poisson® jaotuse korral tahendab
teisendus iga lugemi asendamist ruutjuurega sellest. Kui
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100r

Joon. 5-7« Poissonl jaotuskover erinevate keskmiste korral.
Uhes prooviruudus leitud isendite arvu vdrre -
dakse niisuguste ruutude protsendiga (uuritud
ruutude koguarvust).
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Joon, 6. Katkendjoon tahistab normaaljaotust, mille kesk-
mine ja varieeruvus on samad kui Poisson” jaotu-
sel (pidev joon).

keskmise vaartus on vaiksem kui 10, kaldub see teisendus
ulekorrigeerima, ja paremini rahuldab teisendus

(vaadeldud vaartus + 0,5)» mida tuleks kasutada siis
kui mdni vorreldavatest vaartustest on vaiksem kui 10.

Kui indiviidide jaotumus on agregatiivne,avaldub ma-
dalate keskmiste puhul jaotuskdvera asummeetri'™ veelgi
rohkem, kuid varieeruvuse olenevus keskmisest r iib halve"
mini valjenduvat eri alade indiviidide jaotumusviisi mo-
Justatavate mitmesuguste tegurite tottu. Kui keskmised
on sobivate ruudusuurustega muudetud kullalt suureks,on
asummeetrilisuse aste olulisuse testi mdojutamiseks ta-
valiselt kiuundimatu. Ruudu suuruse Ule otsustamisel tu-
leb seetdttu taotleda jaotuskdvera vastuvbetavat sim-
meetriat. Praktikas vOib seda télgendada kui ruudu nii-
suguse suuruse valimist, mis el anna rohkem tihje ruute,
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kui ruute Uhe indiviidiga. Enne vordlemist tuleb andmed
1abi uurida, et naha, kas mdned seeriad pole vaga asimmeet-
rilised vdi kas erinevate seeriabe varieeruvused ei kaldu
olema proportsionaalsed keskmistega. Kui nii, tuleb kasuta-
da ruut juurteisendust.

valitoodel méaratava keskmise tiheduse tépsust méjus-
tavad tegurid on seega mitmesugused ja keerukad, ning teo-
reetiline seos juhuslikes populatsioonides loetletud indi-
viidide arvu ja tdpsuse vahel on vaikese praktilise vaartu-
sega. Siiski jaab uldjoontes kehtima, et mida suurem arv
loendatakse, seda suurem on saadava keskmise tapsus. Vari-
eeruvust on vBimalik uurimistéd valtel aeg-ajalt arvutada,
kuid see vOte vaevalt digustab ennast ja ei nai olevat vas-
tuvdetav, valja arvatud juhud, kui uurimistdéds on oluline
teatud minimaalne tapsusaste. Umbkaudseid viiteid vdib
saada uurimistdd jatkudes, arvutades jarjestikku keskmisi
ja hinnates, kas jargmised proovid mdjutavad tunduvalt kesk-
mise tépsust. Arvutatakse naiteks esimese viie, kumne,viie-
teistkimne, kahekimne jne. vaatluse keskmine ja vorreldakse
vaatluste arvuga. Esialgu kdigub keskmine tugevasti, kuid
kéikumised vahenevad jark-.argult vastavalt uurimispinna
suurenemisele. Graafiku Ule saab otsustada ainult subjek-
tiivsel teel, kuid see annab viited uurimistdédd jatkata se-
ni, kuni esinevad veel suured kdikumised.joonisel 9 on too-
dud naide Uhest sellisest graafikust koos keskmise protsen-
tuaalse standardveaga. Standardvea teoreetiline vaartus,mis
vastab indiviidide juhusliku jaotumuse oletusele, on samu-
ti ndidatud ja see toonitab tavaliselt valiandmeid iseloo-
mustavat madalamat tdpsusastet. Leitud standardvea madal
vaartus esimese 10 vaatluse osas tuleneb tdendosusest, et
vaikese arvu vaatluste puhul vdib esineda juhuslikku Uhe-
taolisust. Kogu 100-vaatluselise seeria keskmise standard-
viga on 8,14 %, vOrreldes juhuslikkuse alusel arvutatud
vaartusega 5,21 %.

Teine valiolukorras kasutatav ligikaudne hindamine tule-
neb sdltuvusest standardvea ja andmete ulatuse vahel. K i
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Juhusliku jaotumusega populatsioonist vdetakse jarjestikus-
te proovide seeriad, on seeriate miinimum- ja maksimumvaat-
luste keskmine ulatuvus vdrdne teatud arv kordi suurendatud
standardveaga. Naiteks on viie vaatlusega proovideseeria
keskmine ulatuvus 2,326 korda standardviga. Seega on vdima-
lik ulatuvuse alusel arvutada mingite proovide koguarvule
vastav (aritmeetilise) keskmise protsentuaalne standardviga,
vOoi vastupidi, leida ulatuvuse alusel soovitud tipsusastme
3aamiseks vajalik proovide arv. Lisas B tabel 2 on toodud
v-rinevatele prooviruutude arvule vastavad ulatuvuse kordaja
vaartused. Joonisel 9 esitatud andmete puhul olid viie vaat-
lusega jarjestikuste prooviseeriate ulatuvused 5, 6, 2,£11,
5, 13, 4, 4, 5, 7, 12, 8, 6, 6, 3, 7, 11, 6, 5. Aritmeetili-
ne keskmine vaartus on 6,55 ja arvutatud standardviga

Viimase alusel arvutatud 100 vaatluee keskmine sta™dcjcdviga
on 0,282 ehk 7,93 %t vorrelaes vaadeldud vaartusega .,14 %.

Kui soovitakse maarata uUheaegselt rohkem kui the liigi
arvukust, on ruudu optimaalne suurus ja vajalike ruutude
arv eri liikide puhul sageli erinevad. Sellisel juhul tu-
leb valida vahepealne vdimalus ruudu suuruse ja voimalikult
isegi kasutatava ruudu kuju Ule otsustamisel. Siiaki pole
pdhjust taotleda, et eri liikide puhul kasutatud ruutude
arv oleks niisama suur. Kui suurema ohtrusega liikide loen-
dajnine lIdpetatakse parast ndoutud r utude arx-u, ja hilisema-
tes proovides loendatakse ainult harva wmaevaid * ike, on
tookulu kokkuhoid ilmne.

Saagikuse uurimine oma mitmesugustea vormides
on metoodiliselt lihtsamini teostatav kui arvukuse maarami-
ne, kuna saadud andmed ilmutavad tavalieelt ligikaudu nor-
maal jaotust keskmisest sdltumatu varieeruvusega, ja muutu-
vad pidevalt (matemaatilises mottes, nii et lugem vdib olla
Ukskdik milline suurest voimalike véaartuste arvust; siiski
tuleb hoiduda vaga vaikestest suurusjarkudest, mille kaalu-
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Joon. 9. Bd.Ymi. On fgaafilAPitta’e isendite arv 100 juhusli-
kult valitud ruudus A 10 cm. Abtsissteljel ruu-
tude arv, ordinaatteljel isendite arvu keskmine
ruudu kohta ja paremal keskmise standardviga,mis
on valjendatud protsentides keskmisest, (@; Esi-
mese 5» 10, 15, eee 100 ruudu keskmine, (b) Vaa-
deldud keskmise standardiga esimeses 10, 20, 30,
... 100 prooviruudue. (c) Sama, arvutatuna teo-
reetilisele juhuslikule jaotusele.

mise vOi mOotmise tapsusaste on vaga madal; nditeks kui saa-
gikuse ulatuvus on O kuni 3 grammi ja on vdimalik kaaluda
ainult 0,5 g tapsusega, s.o. vdimalikud on ainult 7 vaar-
tust). Kuna andmete jaotus on normaalne, pole voimalik te-
ha ennustusi vajaliku proovide arvu kohta, valja arvatud
juhul, kui on olemas informatsioon sama liigi varieeruvu-
se kohta teises lahedaselt sarnases koosluses. Vastasel
juhul tuleb kasutatavate ruutude arvu lle otsustada uurimi-
se jatkamisel saadavate andmete pdhjal. VOib ette arvestada,
et mida vaiksem on kasutatud proovilhik, seda vaiksem on
vorreldavate uurimisalade keskmiste varieeruvus. See viitab
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eelistele vaikeste ruutude kasutamisel, kuid nagu arvukuse
puhulgi muutub servaefekt seda margatavamaks, mida véaiksem
on ruudu suurus. Seega tuleb tabada soodsaim kesktee suure-
mate ruutude vaiksema servaefekti (Ja proovivaliku sobivuse)
jJa vaiksemate ruutude suurema efektiivsuse (proovipinna Uhi-
ku kohta) vahel. Pole muid juhiseid kui Uksnes kogemused ja
erinevate pinnasuuruste katsetamine, mida selle kompromissi
teostamiseks saab pakkuda. Vaike prooviruudu suurus vdib md-
nede saagikuse andmete puhul anda margatavalt vildakaid jao-
tuskdveraid, kuid seda vOib sageli logaritmteisendusega kor-
rigeerida (asendades lugemi x log x-ga), nagu soovitab Black-
man (1935)»

Kahe ala keskmise arvukuse vdi saagikuse vordlemist voib
teha t-testi abil. Mitme ala Uheaegne vdrdlemine soorita-
takse tavalise dispersioonanaliisi teel, vajaduse korral and-
meid eelnevalt teisendades. Nende menetluste kasutamisel on
tahtis mdista vastavate nullhipoteeside tépset iseloomu.
Need menetlused on mdeldud 3elleks, et kindlaks teha,kas kaht
vOi enamat proovi vOib kasitleda kuuluvatena samasse normaal-
populatsioonl. See tadhendab, et proovid on ldhedased mitte
ainult keskmise, vaid ka varieeruvuse poolest. Eksperimen-
taalsete too6de puhul botaanikas on eksperimendi tingimused
enamasti sellised, kus varieeruvus jaab erinevates katseva-
riantides samaks, mistdottu esineb tendents vaadelda t - tes-
ti ainult keskmiste erinevuse hinnanguna. Taimkatte uurimi-
sel pole pdhjust oletada, et varieeruvus oleks erinevatel
aladel sama, ja see teeb t-testi tdlgendamise keerukamaks
kui tavaliselt, kuna suure t vaartuse VvOib pbhjustada ka;
erinevus keskmistes vOi erinevus varieeruvustes (dispersioo-
nides), voi molemad.

Keskmiste erinevuse hindamise (mis‘on Uldiselt peaees-
mark) taielik kasitlus heterogeense varieeruvuse puhul on
valjaspool selle raamatu eesmarki, kuid allpool esitatakse
pbgus Ulevaade enamiku Okoloogiliste tddde jaoks piisava-
test ligilahedastest kasutusviisidest . Klisimust on
A Vt. ka VBhandu, 1962. Arvutusmeetodid 1. Tartu, (Pidada

seejuures silmas terminoloogilisi erinevusi*- To6lk.)
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Uksikasjalisemalt tutvustanud ja viidanud detailsematele al-
likatele Snedecor (1946, § 4. 6). Kui tdendid heterogeense
varieeruvuse kohta puuduvad, arvutatakse t-testi rakendami-
sel vaatluste varieeruvuse Uhine hinnang kahe andmeteseeria
alusel. Sellest saadakse (aritm.) keskmise varieeruvuse hin-
nang (Jagades Uhise varieeruvuse proovide arvuga,miliest kesk-
mine koosneb). Kahe keskmise erinevuse varieeruvus on kahe
keskmise varieeruvuste summa. Naiteks kahe andmete seeria

aq, xE, x“, x4, —— x~t ja

Uhine varieeruvus on

S(xX* - x»)2 + S(x** - x" ")2
n" +n" -2

Keskmiste erinevuse varieeruvus vOordub
\Y \Y
n

Keskmiste erinevuse standardviga avaldub

vOi juhul, kui n = n,f, vOrdub erinevuse standardviga
2 S(x* - x1)2 + S(x"™ - x"*)2
1 SC X - X»)2 +S (x1 x*7)2
n-1

- 51 -



M&rkame, et kui proovide arv seeriates on Uhesugune* saa-
dakse sama vaartus, arvutades varieeruvuse kahes seerias
eraldi ja liites kahe keskmise varieeruvueed:

esimese keskmise varieeruvus

1 S o - i")2
—-Fr- e — t

teise keskmise varieeruvus

1 S O - x**)2
n * n-—1

Jja keskmiste erinevuse varieeruvus

1 §'Cz(*—5)2FSCX**—X»»)2

Vaadeldud keskmiste erinevuse suhet selle erinevuse stan-
dardveaeee vOrreldakse t-tabeliga (n* + n** -2) vabadus-
astme jargi.

Kui aga varieeruvueed (dispersioonid) prooviseeriates
on BMargatavalt erinevad, tuleb, soovides hinnata keeksiste
erinevuse olulisust, kasutada erinevat menetlust (Snedecor,
loc. cit.)"

- Kui proovide arv kahes seerias on sama, sisenetakse
tabelisse n - 1 vabadusaatme jargi 2n - 2 asemel. Saadava
tdendosustaseme tapsuseks on kaks kohta parast koma.

Kui proovide arv kahes seerias on erinev, v0ib kasu-
tada ligilahedast menetlust vastavalt Cochran®i ja CoxTi
(1944) toole. Kahe keskmise varieeruvueed arvutatakse eral-
di ja nende erinevuse varieeruvus saadakse liitmisel* Mo-
nesugusele tdendosustasemele vastava t vaartuse saamiseks
kombineeritakse kahe seeria vabadusastmete arvule ja soo-

vitud téendosusele vaetavad t vaartused kaalutud an-
na, kusjuures sobivateks t kaaludeks on vastavate keakmis-
A Vt. Vohandu, 1962. Arvutusmeetodid I. — Tolk.
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te varieeruvused* Oletame naditeks, et Uhe keskmise vari-
eeruvus on 0,14- ja see on saadud 10 proovi alusel ning tei-
se varieeruvus on 0,35% mis tuleneb 25 proovist. Vaetav

5 %-liee t vaartus 9 vabadusastme puhul on 0,262 ja 24 va-
badusastme puhul 2,064. Kahe keskmise vordlemiseks on

5 %-lise t kaalutud vaartus seega

X 2.064 =5 159

Kui mdlemad keskmised baseeruvad suurel vabadusestmete ar-
vul, nagu see on sageli vahemalt arvukuse ja saagikuse and-
mete puhul, on praktikas harva tarvis arvutada t kaalutud
keskmist, kuna kaks tabeli t vaartust on nii lahedased, et
ilmselt on vaadeldud empiiriline t kas suurem vOi vaiksem
mBlemast véaértusest.

Voimalus, kuidas erinevus varieeruvuses vOib keskmiste
vordlemisel olla eksiteele viiv (kui kasutatakse tavalist
t-testi varieeruvuse Uhise hinde baasil), on illuetreeri-
tav jargmise naitega.

Koosluses A naitasid 100 prooviruutu jargmisi arvukuse
aadmeidt

Sx = 960, n = 100, x s 9,6,



Kahe seeria varieeruvuse Uhine hinnang on

= 19.899.
Keskmiste erinevuse varieeruvus 19»899 ) = 0*5970.

Keskmiste erinewvuse standardviga 1/0,5970 = 0,773 ja

t =1 g7 @5 - 2.3

vabadusastme arvuga 148 ja nullhlpoteesi tdenaosusega vahem
kui 5 %e "
Selle testi alusel vOib vaita reaalae erinevuse ole-
masolu kahe keskmise vahel. Kahe keskmise ja nende standard-
vigade jareleuurimine naitab 3iiski, et mblemad vz vad olla
sama toese vaartuse, naiteks 9»7» hinnanguteks, ja rsaalse
erinevuse p7 iumine saab kinnituse muudetud testis*

Keskmise A varieeruvus on 0,05
Keskmise B varieeruvus on 1,00
Keskmiste erinevuse varieeruvus 0,05 + 1900 = 1,05

Keskmiste erinevuse standardviga on yl1,05 = 1,025

t= =1,76

Et 5 %-lisele toendosustasemele vastavad t vaartused on 49
vabadusgstme puhul umbes 2,01 ja 99 vaoadusaetme puhul 1,99
pole tarvidust kaalutud véartuse arvutamiseks, 3est vaadel-
dud t on molemast vaartusest vaiksem ja viited keskmiste
reaalsele erinevusele puuduvad. Tavalise, s.o. eelmise tes-
tiga saadud t oluline vaartus tuleneb seega erinevustest va-
rieeruvustes, mitte aga keskmistes.

Erinevus arvukuse varieeruvuses erinevatel aladel ei nai
omavat otsest tahtsust, valja arvatud tema mdju keskmiste
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erinevuse hindamisele, kuid monikord, naiteks kui isendite
modtmeid kasutatakse lopsakuse (performance) naitajatena,
vOib sellel erinevusel olla bioloogiline téhendus.Seetdt-
tu on tarvis tunda vahemalt varieeruvuste erinevuse oluli-
suse hindamise Uldisi pdhimdotteid. Kui tegemist on ainult
kahe varieeruvuse hinnanguga, vOib suurema suhet vaiksemas-
se vOrrelda dispersioonide suhte (F) tabelitega, kus tabe-
li peast (n,J) valitakse suurem vabadusastmete arv. Kuna
suurem varieeruvus (dispersioon) on alati murru lugejaks,
tuleb tabeli tdendosusi kahekordistada. Kui vdrreldakse
mitmeid varieeruvusi (dispersioone), on kasutatav Bartletfi
test (Bartlett, 1937)® Selle testi Uhe allikana vdib vii-
data Snedecorile (1946, § 10. 13)*

Frekvent suse uurimisel on probleemid iUsna
erinevad nendest, millega puututakse kokku arvukuse ja saa-
gikuse hindamisel, Frekventsuse arvwuline vaartus valjendab
osa prooviruutude koguarvust, milles liik esineb. Sellest
tulenevalt jaotuvad sama populatsiooni jarjestikused see-
riad binomiaalselt.See jaotus kehtib, olenemata uuritava
liigi isendite oaotumusviisist uuritavas koosluses, tin-
gimusel, et proovid on tdie.oi juhuslikud. Juhuslike proo-
vide seeria puhul on isendeid sisaldavate ruutude vaadel-
dud arvu varieeruvus méaratav otseselt vastava binoomrea
alusel, ja vordub npg-ga binoomrea (p+q)n puhul, kus n on
ruutude arv vaatlusseerias, p on téendosus vaatlusaluse
liigi esinemiseks mingis ruudus ja q = 1 - p. Naiteks kui
200 prooviruudus on frekventsus 25 %, s.o. ruutude arv,kus
antud Iiik esines, on 50, on selle ruutude arvu varieeru-
vus 200 x | x 1 = 37»5 ja standardviga on /37»5 = - 6,12.
Vastavalt sellele on standardviga 25 %-lise protsentuaalse
frekventsuse jaoks - 3f06. Binoomjaotus on vaga  “meet-
riline, valja arvatud kui n on suur vOi kui p on lahedane
0,5-le. Seepédrast ei saa vaikeste n vaartuste puhul méara-
ta usalduspiire t-tabeli abil. Mainland jt. (1956) andsid
tipsed usalduspiiride tabelid erinevate n vadrtuste jaok
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tdendosusastmetel 95 % ja 99 %e Vahema ulatusega tabelid
parinevad Snedecor™ilt (1946, § 1.3)# Vaike valik neist
tabeleist on esitatud tabelis 4, vOrrelduna t ja standard-
vea kasutamisel arvutatud vaartustega.

Selles tabelis ilmnevad kaks iseloomulikku joont - stan-
dardvea kasutamise ebasoovitatavus frekventsuse andmete tap-
suse (usalduspiiride kahe &armuse) hindamiseks, valja arva-
tud juhul, kui nad baseeruvad vaga suurel vaatluste arwul,
ja suhteliselt vaikesest proovide arvust tulenev frekvent-
suse vaartuste madal tapsusaste. Viimane asjaolu jaetakse
sageli silmapaari vahele. Pole haruldane leida kirjanduses
koosluste kirjeldusi eri liikide frekventsuse andmetega,
mis on saadud kahekimnest vdi isegi vahemast proovist.

Tabelist 4 nahtub nditeks, et isegi kui votta mitte
eriti aarmuslik 95 %-line tdendosusaste, voib 20 proovi-
ruudus vaadeldud 50 %-lise frekventsuse tdene vaartus ol-
la kusagil 27 ja 73 protsendi vahel. On selge, et tuleb
kasutada proovipindade arvu vahemalt 100 vdi soovitatavalt
veelgi rohkem. Kui asjaolud seda takistavad, tuleb tunnis-
tada, et on voimalik kindlaks teha ainult kooslustevaheli-
sl suuri erinevusi.

Pidades silmas binoomjaotuse Uldiselt asimmeetrilist
kuju ning korrelatsiooni selle keskmise ja varieeruvuse
vahel, pole soovitatav kahe frekventsuse vordlemiseks ka-
sutada t-testi. Selle asemel vdib neid vdrrelda vboimalus-
tabelis. Oletame, et kumbagi ala 200 prooviruudus olid
vaadeldava liigi frekventsused vastavalt 51 ja 62 "»rotsen-
ti. Voimalustabel on jargmine:

Liik esineb Liik puudub i;
B-a A a T 102 b 9 (atb) 200
Ala B / ¢ d 76 (ctd) 200
X (atc) 226 (b+d)174 (at+b+c+d=n)400



(Snedecor,

Vaade ldud
frekvent
sus %-des

10

20

50

70

100

©
©
©

12

19
4
26
@

@7

(9
69

Tabel 4
Binoomj&otuse usalduspiirid toendosusega 95 %
1946) ja t-tabeli kasutamisel saadud piirid

Vaatluste arv

(sulgudes)
20

51 17

45 1 3 3
31) © 24 (©
56 6 44 10
49) 1 39) (6
65 12 54 18
63) (8 51) (17
74 19 64 27
75)07 63)(20
8l 27 73 36
86) (27 73)(36
838 36 8 45
95) (37 83) (46
o3 46 88 56
100) (49 92) (&7
97 56 94 66
100) (61 99)(69
100 69 99 78
100) (76 100)(81
100 83 100 93
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50

22 5
19) 4
34 13
3D (12
44 21
43) (2
55 30
54)(30
64 40
64) (40
73 50
74)(50
82 60
83X61
0 71
84) (72
97 82

100) (84

100 96

100 1000

18 8
16) (8
29 18
28) (18
40 27
39) (27
50 37
50)(37
60 47
60) (47
70 57
70) (57
79 67
79X67
87 77
88) (78
o5 88
96)(88
100 100

12)
23
22)
33
33)

43)
53
53)
63
63)
73
73)
82
82)
92
92)
100



Oletusel, et vaadeldud frekventsused on tegelikult sar-
nased, oleksid teoreetilised frekventsused 113 lahtrites a
ja c ning 87 lahtrites b ja d. Kdrvalekalde hinnang nendest
teoreetilistel alustel oodatud vaartusest Y. -testil arvu-

tatakse tavaliselt iga nelja lahtri

korvalekalde ruut summana. Sellise, 2 x 2 vdimalus-
oodatud vaartus

tabeli puhul on siiski lihtsam kasutada otsest valemitj

X 2 Sad - be)2 n )

~ (O+bXc+d) (a+c) (b+dj
Saadud tulemust vOrreldakse 7C~ -tabelis Uhe vabadusastmega.
Kui n on vaike, on samade servasummadega tabelite arv suhte-
liselt vaike, misladbi jaorus on katkendlik;X2 on aga pidev
jJaotus. Sellega kaasnev ebatapsus on kérvaldatav, kasutades
Yatesi pidevuskorrektsioonl. 2 x 2 tabeli puhul vbotab see
oodatud vaartusest suurematest kahest 0.5 lahutamise ja
vaiksematele kahele 0.5 liitmise kuju. Seda korrektsiooni
tuleks kasutada, kui mdni oodatud vaartus on vahem kui 500
(Fisher ja Yates, 194-3). Seega esitatud naite puhul

X 2= - »NBe.

mis vastab tdenaosusele 0,05 ja 0,02 vahel, viidates oluli-
sele erinevusele kokkuleppelisel 5 %-lisel tdendosustasemel.
On veel Uks voimalik ebatapsuse allikas. Kui mdni serva-
summa on vaike (Utleme, vahem kui 100), on kahes suunas voe-
tud kdrvalekalletes margatav vahe. Seda asummeetriat on ar-
vestatud Fisheri ja Yates"i (1943) tabelis VIII, kus on ar-
vutatud 2,5- ja 5-protsendiline X c¢ (ruutjuur pidevuskor-
rektsiooniga X 2-st) eraldi jaotuse kahele aarealale. Toe-
ndosus 2,5 % Uhe &aareala jaoks (s.o. korvalekalle Uhes
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saunas) vordub 5 %-lise tdendosusega X 2-tabelis,kus tde-
ndosus on antud mingile kdrvalekaldele Uhes vOi teises suu-
nas. Teatud tabeli piirkondadele el saa anda vaartusi suh-*
teliselt suurte erinevuste tottu servasummade t8en&dosustes,
vaid tuleb kasutada tépset lahendust (Fisher, 1941, § 21.02).
Kasutades Ulalesitatud naite tahistusi on mingi teatud ser-
vasummadega tabeli saamise tdendosus

(ath) 1 (ctd) 1 (atc) 1 (b+td) 1 1
n! al b5 cl dl

Seega on voimalik tapselt arvutada niisama suurevOi suurema
erinevuse(kui vaadeldud erinevus) saamise tdenaosust juhul,
kui kahel alal on faktiliselt Uhesuurune vaadeldud frekvent-
sus. Vaatleme kaht frekventsuse véartust 92 ja 99 %, mis
molemad parinevad 100-1t ruudult. On vdimalik ainult (ks
veel &armuslikum tabel, mis vastab frekventsustele 91 ja
100 protsenti ja vastavalt on tdendosus vaike

= 0,036 ehk 3,6 protsenti, mis vordub 7>2 protsendiga X2-ta-
belis. Pole tdestatav,et need kaks keskmist esindaksid erine-
vaid frekventsusi (99 - 92 < 7,2).

Ulal on visandatud vaadeldud erinevuste t&endosuse arvu-
tamise meetodid, kuid praktikas vOib tdendosuste saamiseks
peaaegu kdigil juhtudel kasutada Mainlandi jt. (1956) ning
Pearsoni ja Hartley (1954) poolt koostatud tabeleid.

Kui on tarvilik vorrelda mitme ala frekventsusi eesmar-
giga kindlaks teha, kas neid saab vaadelda pohjendatult kui
Uhe ja sama suuruse erinevaid hinnanguid, vdib kasutada sa-
masugust lahenemist. X 2arvutatakse voimalustabelist, mille
vabadusastmete arv on Uhe voOrra vaiksem kui vorreldavate
alade arv. Kui on tarvis vOrrelda vaatlusseeriate keskmisi
omavahel, vOib andmed teisendada ja kasutada tavalist dis-
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persioonanaliiisi protseduuri. Sobivaks teisenduseks on 0O,
kus sin 0 =fpj (kus p on osana valjendatud frekventsus).
Selle nurgateisenduse luhike tabel 1 % astmete kaupa esi-
tati Pisheri ja Yates®™i (194-3) poolt ning taielikuma Blis-
si tabeli on reprodutseerinud Snedecor (1946, § 16.7)» ©
varieeruvus on suures osas p-st sO6ltumatu, olenedes peami-
selt proovide arvust. Ligikaudne vaartus on ﬂp9¥7, mi<ia
vOib kasutada,kui n on killalt suur(50 vdi rohkem). Kui

n on vaike, erineb selle valemiga saadud tulemus tdesest
vaartusest oluliselt, eriti kui p on vaga suur vOi vaga
vaike. Lisas B (tabel 1) on toodud madalatele n vaartus-
tele vastav varieeruvuse tabel. Freeman ja Tukey (1950)

on soovitanud arcus-siinus teisendust, mis on varieeruvu-
se stabiliseerimisel mdnevdrra efektiivsem ja on suhteli-
selt vaikeste n vaartuste puhul hea eduga kasutatav. See

teisendus votab jargneva kuju:

= X+1
7. are sm ~ (~p)+ are sin 1ETT

varieeruvusega ligikaudu ﬁgg ;Y= kordaminekute arv n
katsest). Teisendus on tabuleeritud Mosteller®i ja Youtz"i
(1961} poolt n vaartusele kuni 50.

Nagu arvukuse méérangute nii ka frekventsuse hinnete
tapsust saab tdsta sobiva juhuslikkuse piiritlemisega.Seda
on kerge naha hipoteetilise prooviala vaatlemisel,mille Uks
pool on taielikult taimedeta ja teisel poolel on indivii-
did asetunud nii tihedalt, et teatud suurusega ruudu maha-
asetamisel jaab sellesse alati vahemalt Uks indiviid.Frek-
ventsuse tbene vaartus niisuguse suurusega ruudus on 50
protsenti. Proovielalt vdetud n juhusliku prooviga proo-
viseerias vastab frequentsuse ulatuvus 50 %-lise aritmee-
tilise keskmise juhusliku varieerivuse piiridele ja langeb
kokku binoomreaga (™ + ™)* Kui juhuslikustamine on piirit-
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letud selliselt, et pooled juhuslikest proovidest vfetakse
taimedega pinnapoolelt ja pooled taimedeta poolelt (mis ik-
kagi jatab igale proovipinna osale virdee tdendosuse olla
proovis esindatud), on saadav arv alati tapselt 50 protsen-
ti.

Kui ebalhtlase frekventsusega ala on jaotatud reaks sa-
ma suurusega blokkideks ja kui igas blokis uuritakse vdrdne
arv juhuslikke ruute, peaks saadud kogu prooviala keskmise
frekventsuse hinnang olema t&psem kui proovialal taiesti ju-
huslikult paigutatud sama arvu ruutude puhul. See protseduur,
mis on veidi todmahukam kui taielik juhuslikustamire, on iga-
ti kohane frekventsuse maaramiseks puhtkirjeldaval eesméargil.
Meetodi tdsiseks puuduseks on see, et kui jaotumus ei ole
enam téapselt binomiaalne”™pole véimalik hinnata saadud frek-
ventsusvaartuse varieeruvust. See varieeruvus el saa kull
olla suurem kui varieeruvus taiesti juhuslikes proovides.

Kui soovitakse teha téapseid vordlusi teiste aladega, tuleb
protseduuri muuta. Kui samal viisil on vdetud mitte Uks,vaid
mdned seeriad vaikese proovide arvuga, saab andmetest arvu-
tada nende naitajate keskmise varieeruvuse. Kuna andmed on
samatuubilised binomiaalse jaotusega, on siiski soovitav
kasutada nurgateisendust, valja arvatud, kui igas seerias
vaadeldud vaatlusalust taime sisaldavate ruutude arv on suur
(ndaiteks 100 v&i rohkem). Andmete kasitlust voib illustree-
rida naitega. Oletame, et véeti viis 100 prooviga seeriat,
mis kirjeldasid vOrdse seeriaosaga kdiki blokke, ja mis si-
saldasid vastavalt 18, 18, 20, 21, 23 taidetud ruutu. Kesk-
mine frekventsus on 20 protsenti. Teisendatud vaartused
viiele seeriale on vastavalt 25,1* 25,1; 26,6; 27,3 ja 28,7»
Nendest arvudest tuleneb:

Sx = 132,8,

X = 26,56,

Sx2= 3536,56,

S(X.- x)2 = 3536,56 - = 9,3",r
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Uhe seeria varieeruvus (dispersioon) on " j"2— »

viie seeria keskmise varieeruvus (keskmine dispersioon)

= 0,4696,

ning keskmise standardviga

1/0,46% = 0,685.

(Vordluseks: frekventsuse varieeruvus 500 juhuslikus vaatlu-
ses on teisendatud skaalas 1qgq* = 1,64 ja standardviga 1,28)
Seejuures margitagu, et arvutatud standardviga kaib ainult
teisendatud skaalas véaljendatud keskmise kohta, teisendamate
keskmise standardviga pole valjendatav. Monesuguseid soovi-
tud usalduspiire voib siiski leida, arvutades need teisenda-
tud skaalas ja vottes neile vastavad frekventsused nurgatei-
senduse tabelist. Nii on kdsitletud ndite puhul 5 % tdendo-
susega ja 4 vabadusastmega t = 2,78, mis annab teisendatud
keskmisele (26,56) 95 % usalduspiiridena - (0,68c . 2,78)
VOi 24,66 ja 28,46, mis vOrduvad protsentuaalse frekventsu-
sega 17,4 ja 22,7 protsenti. Vastavad piirvaartused 500 ju-
huslikule proovile (tabelist) on 16,6 ja 23,8 protsenti.

Taiesti regulaarset proovivalikut on frekventsuse maa-
ramisel laialdaselt kasutanud grupp Hollandi uurijaid kul-
tuurniitude puhul (vt. De Vries ja De Boer, 1959). Eriti hu-
vitav on Nieleni ja Dirveni (1950) tdestus, et selliste proo-
vide tipsus on nendel kultuumiitudel vOrdne sama icw ju-
huslike proovide tépsusega.

Katvuse urimise printsiibid on pohiliselt samad
mis frekventsuse puhul * Toepoolest, maarates katvust, loet-
leme punktmeetodi puhul puudete arwu, protokollides sisuli-
selt frekventsust teoreetiliselt I6pmatult vaikese suuruse-
ga ruutudes. Nii on kaalutlused proovi suuruse, andmete ana-
liUsieelse teisenduse . proovipaikade juhuslikustatuse pii-

Meetodi printsiiBe on pohjalikult ja kriitiliselt arutle-

nud Goodall (1952 b).
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ritlemise osas tapselt samad kui frekventsuse puhul, se-
nikaua kui punktid on paigutatud lksteisest olenematult.
Ainult kolm asjaolu vajavad selgitust:
a) varda diameetri mdju,
b) tavaliste vardaraamide (enamasti 10 varrast reas)
kasutamine uUksikute varraste asemel,
c) vertikaalseisuga nurga all olevate varraste mdju.
Varda diameetri mdju on kasitletud peatikis 1l.Varda ka-
sutamisel saadud proov ei ole punkt, vaid varda raadiusega
ringikujuline pind. Selle tdttu hinnatakse katvuse protsen-
ti ule, mdnikord vaga tunduval mairal (Goodall, 1952 b - vt.
joon. 1 ja tab. 1). Tulenev viga pole eri liikide puhul Uhe-
sugune, sest protsentuaalne Ulehindamine on suurem vaikes-
te, piklike vdi 18hestunud lehtedega ja vahem oluline suur-
te, enam-vadhem Ummarguste (Uhesuguse labimddduga) lehtede-
ga liikide puhul. Avade esinemine vOi puudumine indiviidi
lehemosaiigis mdjutab samuti Ulehindamise mdara, sest va-
heste lehtedevaheliste avadega taimeisend kaldub esindama
Uksikut suurt lehte. On vdhe lootust mingisuguse meetodi
leiutamiseks, mis Kirjeldaks tapselt seda katvuse erinevat
tlehindamist eri liikide pitiul. Onneks jaab see mingi Uhe
liigi puhul enamikul juhtudest Uldjoontes konstantseks ja
ei mfjuta seega sama liigi katvuse vordlemist erinevates
kooslustes. Samad asjaolud toimivad palju tugevamalt Par-
keri (1950, 1951) "'s6orifrekventsuse" meetodi puhul, kus
katvuse vOi basaalpinna mdédduna kasutatakse liigi alatisus-
madra sooris diameetriga 374 tolli.20 Hutchings ja Holm-
gren (1959) said pdbsa Eurotia lanata domineerimisega alal
Uksikisendite modtmise tulemustega vOrreldes kuni 99%-lise
Ulehindamise. Johnston (1957) jareldas, et kuigi so00rfrek-
ventsuse meetod on kiirem, annab see uurimistdd vorreldava
intensiivsuse puhul vahem tapsed andmed kui punkt- vdi
Joonldikmeetod.
Matkides Lsvy’t (Levy, 1933; Levy ja Madden, 1933)»
on enamik uuri.iaid. rakendades puhktproovi meetodit, kasu-
Vordub 19.05 mm. - Tolk.
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tanud raame kimne vardaga* Kui katvus paigutub juhusxikult
voi agregeerub Uksnes sellistes véikestes uhikutes, et Uk-
siku varda lugem on kilgnevate varraste lugemitest s6ltu-
matu, el mfjuta see menetlus (vardaraamide kasutamine Uksi-
kute varraste asemel) saadud andmete téapsust eriti tosiselt,
ometigi on isegi siis teoreetiliseks vastuvaiteks vaatluste
statistilise s6ltumatuse puudumine. Tegelikult on taimed
paigutunud, tavaliselt nii, et sama raami varrastevaheline
s6ltuvus avaldub selgesti. Nii esineb, kui puudete arvu raa-
mi kohta raamieeeriates vdrrelda binoomjaotusega, kalduvus
ekstsessiks kdOrgete ja madalate véartuste ning puudujaagiks
keskmiselédhedaste vaartuste osas. Seda vOibki oodata enami-
ku taimkattetuupide laigulise iseloomu alusel, ja efekti on
demonstreeritud naiteks Goodall™i (1952 b) poolt. Jarelikult
on varieeruvus suurem kui samas arvus juhuslikes proovides,
ja médaratud katvuse hinde tépsus on vaiksem. Goodall (loc.
eit.) naitas uUhe enam-vahem tavalise jaotumusviisigp koos-
luse puhul, et vbrreldes juhuslike, 10-vardaliste raamide
2000 punktiga annavad sama tépsusastme, olenevalt uuritavast
liigist, veerand kuni pool sellest punktide arvust (Uksik-
punktidena). Seda asjaolu tuleb arvestada, kui on otsusta-
misel, kas kasutada raame vdi Uksikuid punkte. Teatud juhul
voib suure arvu punktide kasutamine raamides olla aega saast-
vam kui véhema arvu eraldi asuvate punktide uurimine, kuid
silmas pidades ebaselgust raamidesse koondatud varrastest
pbhjustatud tapsuskao suuruses, on uldiselt eelistatavamad
Uksikud punktid, kui mitte nende kasutamisele pole rilist
vastuvaidet (naiteks eelnenud kogemused sasté&suguses taim-
kattetlulbis). Kui kasutatakse raame, tuleb varieeruvus ar-
vutada vaatlusandmetestf see ei ole ennustatav binoomjaotu-
se pbhjal. Punktide taiesti regulaarse paigutuse kasutamist
on kaalutlenud Tidmarsh ja Havanga (1955) seoses "rattapunk-
tide" aparaadiga, mille puhul Uht rehvita ratta kodaraist ka-
sutati basaalpinna proovipunktina. Nad naitasid, et nii kaar-
tide mudelpopulatsioonides kui ka valiolukorras kaldub regu-



laarsete punktidega saadud keskmise varieeruvus l&henema
juhuslike punktide omale tingimusel, et punktide .vahekau-
gus Uletab indiviidide voi nende laikude suuruse.(Vj?d. Nie-
leni ja Dirveni (1950) samasugust jareldust regulaarsete
proovide frekventsuse osas.) Seeparast jareldasid nad, et
sel teel kogutud andmeid vdib, eeldusel, et paigutus ei
vasta taimkatte mosaiigielementide kordumistele, vaadel-
da saaduna samalt arvult juhuslikelt punktidelt. See on
endastmdistetavalt voorus, arvestades regulaarse proovi- iku
valiku Uldiselt suuremat kiirust. Edasi naitasid nad, et
jJjuhul kui punktidevaheline kaugus on véaiksem kui indivii-
dide voi laikude suurus, on varieeruvus sOltumatute regu-
laarse valiku kordusproovide vahel vaiksem kui juhuslike
proovipunktide puhul. Selline suurem tdpsus pole nailik,
nagu seda tdlgendasid need autorid, vaid tuleneb efektist,
mis on vdrreldav Ik. 60 ké&sitletud juhuslikustamise pii-
ritlemisega. Siiski puuduvad vahendid regulaarse valiku
Uksiku prooviseeria (sisese) varieeruvuse hindamiseks .Vas-
tandamiseks margitagu juhuslikult paigutatud vardaraamide
kasutamist, kus varieeruvus on suurem selle arvel,et raam
on uuritavate taimede vdi nende laikude suurusega vorrel-
des tavaliselt vaike.

Kaldvarraste kasutamist vertikaalsete asemel soovita-
sid Tinney jt. (1937) arvestusel, et lehepuudete suurem
proovipind annab suurema tépsuse, ja seda soovitust
on kaunis laialdaselt jargitud. On tdsi, et usalduspiiri-
de ulatuvus antud tdendosusel, valjendatuna katvuse osa-
na, vaheneb katvuse suurenemisel (vt. tabel 4), ja seega
saadakse katvuse kOrgemate vaartuste puhul hinnangute suu-
rem téapsus. Samal ajal tuleb aga meeles pidada, et var-
raste kaldseisu arvel saadud katvuse vaartuste proport-
sionaalse suurenemise aste oleneb eri liikide vdsude mor-
foloogiast, nagu demonstreeris oma valiandmetega Wink-
worth (1955). Veelgi enam, kui vdsud kalduvad olema orien-

Lehepuudete proovipind suureneb selle arvel,et enamiku
taimede puhul ei asetu Uksiklehed horisontaalselt,s.o.tea-
tav kaldprojektsioon annab parema lahendi katvusele kui
vertikaalprojektsioon. - Tolk.
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teeritud Uhesuunaliselt,vdivad saadud «accecvaare Used oOle-
neda kaldvarraste orientatsioonist. Seega tuleb selgema
mdistmise huvides mbningase omavoliga tdlgendada, et
maapealsete osade vertikaalprojektsioonid on asendatud
palju ebamddrasema moistega. Vastukaaluks vOiks eelistada
kaldvardaid, kui huvi koondub vaga madala katvuse Iiikidele.
Kui punktproove kasutatakse eri liikide osatahtsuse
maaramisel taimkattes (osana puudete koguarvust) saagiku-
se mddduna vdi katvuse korduvuse kindlakstegemisel lopsa-
kuse hindamiseks, kaasnevad enamasti samad kaalutlused
kui lihtsalt katvuse maaramisel. Uksikud punktid annavad
tépsemad hinnangud kui sama punktide arv gruppides (varda-
raamides). Varda diameetri suurenemine suurendab katvuse
korduvuse naitajaid ja vOib muuta nende kui eri liikide
suhtelise osatahtsuse nditajate vahekordi varda diameet-
ri erineva moju téttu erineva morfoloogiaga liikide puhul.
Katvuse korduvus naib enamiku liikide puhul suurenevat
kaldvarraste puhul, ehkki alati el tarvitse see tingimata
nii olla, ja tegelikult vOib korduvus ka vaheneda (Wink-
worth, 1955)* Winkworth naitas, et kuigi tema poolt uuri-
tud ndmmetaimkattes ei erine liikide protsentuaalse osa-
tahtsuse keskmised vaartused vertikaalsete ja kaldvarras-
te andmete vahel oluliselt, kaldub kaldvarraste varieeru-
wus suurem olema. See on vastuolus Tinney jt. (1937) ole-
tustega, et suurem puudete arv annab tingimata ka suure-
ma tapsuse. Warren Wilson (1959 a, b, 1960) on sooritanud
kdige viimasema kaldptuiktide mOju kriitilise anallisi. Ta
oletab, et puutepunktide meetodi eesmargiks on alati maa-
rata antud liigi lehepind maapinna Uhiku kohta, ja on see-
ga seotud eeskatt katvuse korduvusega. Ta rohutab, et ver-
tikaalsed proovivardad vbivad teoreetiliselt anda igasugu-
se tegeliku lehepinna hinnangu vahemikus 100 % (horisontaal-
sete lehtede) ja O % (vertikaalsete lehtede puhul), kuid
kaldvarrastel ei ole kunagi sellist laia diapasooni. Ta
esitab valemi, mis kirjeldab suhet ndiva ja tdese lehepin-
na vahel olenevalt erinevatest leheseisunurkadest ja eri-
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nevatest varraste kaldenurkadest. Varraste kaldenurk, mis
annab lehe kaldenurgast kdige vdhem mbjustatud lehepinna =
hinnangu, on 21,5 kraadi horisontaalsuuna suhtes,mille pu-
hul lehepinna hinnang maapinnathiku kohta saadakse keskmi-
se puudete sageduse (varda kohta) korrutamisel teguriga 1.1.
Edasi soovitab ta analliUsida lehepindu jéarjestikustel kor-
gustasemeil, et valja tuua eri kdrgusel paiknevate lehtede
suhtelist hulka. Selleks on varraste vabastamisel tarvilik
markida puutepunktide kdrgused. Mingile antud rindele vas-
tava keskmise lehenurga («*)-v0ib saada vertikaalsete var-
raste ruutude andmetest koos horisontaalsete vardaruutude
andmetega samas rindes, valjendades

cr G,
tanex = —-g¢ (@G Y kus

horisontaalsete ja

Cv = vertikaalsete vardaruutude puutefrekventsus
varda liikumise 1 cm kohta.

MBnikord tekib raskusi puutepunktide arvu kindlakste-
gemisel (varda kohta) mattaid moodustavate liikide puhul.
Matta keskosas vOib puudete” arv olla loendamiseks liiga
suur. Kui on v@imalik loendada varda kdik puuted,vdib and-
meid Uhe, kahe, kolme jne. puute sageduse kohta vorrelda
negatiivse binoomreaga. Sellele tuginedes soovitab Goo-
dall (1953 a) kasutada loendatud punktide alusel arvuta-
tud negatiivset binoomjaotust keskmise puudete arvu hinda-
miseks tiheda matta kohal. Nagu ta lisab, on selliste
andmete vordlemine negatiivse binoomreaga todmahukas ja
sablooniliseks tdoks vaevalt praktilise vaartusega. lga-
tahes ei tarvitse oletus, et mattana kasvavate liikide
Jaotumustiip on sama kui hajusalt kasvavatel liikidel,toe-
le vastata.
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Katvuse vOi vOrastiku liituvuse m8dtmine joontransekii
16ikude abil vajab moningat seletust. Juhuslikkuse kind-
lustab naiteks suvalise baasililni (vdi -liinide) juhus-
likest punktidest lahtuvate paralleelsete transektide ma-
hamarkimine. Standardvea hinnangut on vdimalik saada ar-
ve stusldikude kogupikkuse varieeruvusest eri transektidel.
Suurem tapsus saadakse seega pigem paljude luhikeste kui
vaheste pikkade transektide abil. lga transekt peab olema
siiski kullalt pikk.selleks, et haarata kdiki vdimalikke
mosaiiksuse faase. Mclntyre (1953) kaalutles vdimalust
samaaegseks tiheduse madramiseks (eriti mataste vOi sama-
suguse kasvuvormi 10ikes) transektide Uksikute arvestus-
18ikude arvu alusel. Ta jareldas* et enamikul juhtudest,
vorreldes eraldi loendamisega, ei kergenda see tiheduse
maaramist.

Katvuse hinnangute vOrdlust, kui nad on saadud juhus-
like proovipunktide alusel, v3ib teostada 2 x 2 vdimalus-
tabelis samal viisil kui frekventsuse andmete vordlustki.
Kui kasutati varraste raame, pole oletus binoomjaotusest
enam kehtiv, kuna see protseduur kipub erinevuste oluli-
sust Ule hindama. Selle asemel tuleb Uksikute raamide
vaartustele rakendada nurgateisenduet ja arvitada (t-tes-
ti alusena) eri proovipindade keskmiste varieeruvused.
Andmeid protsentuaalse osatahtsuse kohta taimkattes v8ib
kdsitada aaaal teel. Andmed katvuse korduvuse kohta sisal-
davad eriprobleemi, sest siin on jaotus vaga asummeetrili-
ne. Good&ll (1952 b) leidis empiiriliselt, et ruutjourtei-
sendus asetab sellised andmed standardse olulisuse testi
jJaoks sobivasse vormi.

Lopsakuse (vitaalsuse, performantsuse) uuri-
misel selliste naitajate abil nagu kdrgus, katvuse kor-
duvus jt., mis iseloomustavad Uksikut taime, tuleks proo-
vid optimaalsel juhul valida selliselt, et kdigil taime-
del oleks vordne vdimalus neisse sattuda. Valja arvatud
jJjuhud, kui tihedus on kogu alal Uhtlane, vOib seda saa-
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vutada Uksnes taimeisendite nummerdamise teel, Talides
uuritavad isendid juhuslikke arve kasutades« Enamikul juh-
tudel pole see ilmselt praktiline. Kui tihedus kogu ilal
on vahegi uhtlane, on parimaks lahenduseks valida taimed,
mis on kd&ige lahemad juhuslikele proovipunktidele. Kui
Ulepinnaline tihedus on ilmselt muutlik, on soovitatav
Jagada ala laias laastus konstantse tihedusega osadeks,
maarata igale osale eraldi keskmine ja Uhendada viimased
kaalutud keskmisse, kus iga osa keskmine on kaalustatud
alljaotuses esinenud indiviidide hulgaga, s.o. tiheduse
ja pinna kombinatsioon. Selle toimingu mdtet vOib selgi-
tada naitega. Oletame, et on loendatud Oisikute arv in-
diviidi kohta, ja see arv, nagu vdiks arvata, muutub
podrdvordeliselt indiviidide arvukusega. Siis vOib saa-
da erinevate prooviala osade kohta umbes alljargnevaid
tulemusi.

A B C D
Suhteline pinnasuurus 1 2 1 4
Arvukus 5 12 18 25 A~
Oisikute arv indi- 3.*%.2,2, g,g,%,g, 2.4.3.2,
viidi kohta 3 de3-s 5% 8188,
Keskmine oisikute
arv indiviidi kohta 3.0 2.8 2.4 2.0
Kaalustamine (suhte-
line pinnasuurus Xx
tihedus) 5 24 18 100

Kaalutud keskmine on seega

3.0x 5+2.8x24+2.4x 18+ 2.0x 100 _ 325.4B2 21
5+ 24 + 18 + 100 147 7 *
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jJja 40 vaatluse aritmeetiline keskmine

desorienteeriva Oisikute arvu keskmise vaartuse, on
liigselt mjjustatud rohkedisikuliste taimede tegelikult
Usna vaikesest arvust.

Keskmistevaheliste erinevuste olulisuse hindamiseks
on olemas kasulik ligikaudne arvutus, mis tuleneb eri vaat-
luste ulatuvusest. Seda voib selgitada naitega.Kimme raami
10 vardaga andsid kahel erineval proovialal liigi katvuse
Jargmised lugemid.

A. 10, 9,9 8,7, 6,5, 4, 4,2
B. ™» 6> si 4, +, 5, » 2,1, 1

Kas vOib siin vaita, et katvas neil aladel on erinev?
Vaatlusandmed korrastatakse alanevasse jarjekorda®

Jarjekorra
number 123451 891011 12 13 1415~ 171819 0

Vaadeldud
suwurus 1099877665 5 4 4 4 4 3 3 2 2 11
ja leitakse kummagi ala jarjekorranumbrite (astmestuste) as-

ma; kasutades keskmisi vaartusi, kui kaks voi mitu vaatlust
on voOrdsed:
AL 1l+2 (@55 +4+55+75+9,5+2 (12,5 + 17,5 = 75,
B. 5,5 +7,5+9,5+2 (12,5 + 2 (15,5) + 17,5 + 2 (19,5) =
= 135.
Kui keskmises katvuses erinevusi ei ole, vorduvad mole-

madalama summa saamise 5% js 1% Kkriteeriumid on umbkeudu:
2

S.o. vaatluste_agrv Uhel alal (10) korda keskmine astmes-
tus (10,5). - Tolk.
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kus N on prooviseeria vaatluste arv! Antud juhul on 5%
kriteerium 78 ja 1 % kriteerium 71e Seega on erinevus olu-
line 5 %-lisel, kuid mitte 1 %-lisel (eksliku otsustuse)
toenaosustasemel . Parast nurgateisendust sooritatud t-test
9 vabadusastmega viitab umbes 2-protsendilisele tdendosu-
sele. #

Astmestustest on Kiiresti teostatav ja voimaldab mitte
ainult ligikaudset hindamist juba valitéodel ning vastu-
se leidmist kisimusele, kas tdomahukamaid teste on motet
kasutada, vaid ta lisavoorus seisneb selles, et ta on
soltumatu virreldavate muutujate jaotusest. Niisiis on see
test kasutatav isegi siis, kui on viimatu teisendada and-
meid ligikaudu normaalkujusse, mistfttu tarvitatavamad tes-
tid pole kasutatavad.

Proovipinnatu anali.ids leiab viima-
sel ajal suurt tdhelepanu (Cottam, 1947; Cottam ja Curtis,
1949; 1955, 1956; Cottam jt., 1953), kuna on eriti kohane
metsataimkatte puhul, kus on tegemist raskustega puude
uurimiseks tarvilike suhteliselt suurte proovipindade pii-
ritlemisel. Mingist arwust juhuslikult valitud punktidest
lahtudes sooritatakse teatu Lmodtmised. On kasutatud nelja
erinevat viisi (Joon. 10).

1. L&éhima puu meetod.

MdoGdetakse kaugus juhuslikust punktist lahima puuni (joon.
0, a).

2. Lahima naabri meetod.

MBodetakse kaugus sellest puust tema ldhima naabrini (joon.
10, b).

Teoreetiliselt (Morista, 1954; Clark ja Evans, 1954 a)
on saadud keskmine distants mdlema meetodi puhul vordne
poolega keskmise pinna ruutjuurest. Cottam jt. (1953) kin-
nitasid seda seost katseliselt esimese meetodi osas, kuid
Cottam B Curtis (1956) leidsid, et teise meetodi puhul on

Dixon ﬁ'a Massey (1957) esitavad _selle ja teiste astmestus-
testide hea arutelu ja annavad erinevate oodatud summaane-
test astmetest korvalekallete toendosustabeli. Ligikauds d
5% ja 1% kriteeriumid on antud Moroney (1951) jargi.-
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Joon. 10. ProovlLpinnatu analuisi nelja meetodi puwiul
moodetavad vahekaugused: &) lahima puu,

g) lahima naabri, ¢) juhusliku ri__ja
> veerandite meetod.  Juhuslikult valitud
proovipunkt on téhistatud ristikesega.

parandustegur 1,67 teoreetilise 2 asemel. Lahkuminek tu-
leneb sellest, et meetod ei anna lahima naabri kaugust
Juhuslikuna. Parandustegur on madratud katseliselt juhus-
liku populatsiooni mudeli uurimisel ja seda ei tohiks
kasutada ettevaatuseta. Nagu markis Pielou (1951 , on
ebatbendoline, et voib leida Uksikut parandustegurit,mis
alati jargib vahekauguste mdotmise ebakorrektsust.

3. Juhuslike puude paari meetod.

Juhuslikust punktisjt tdmmatakse sirge lahima puuni ja
ehitatakse 90°-ne plirdenurk mglemale poole juhuslikku
punkti. Mdddetakse kaugus selle puu ja teisel pool piirde-
sirget paikneva, eelmisele kdige lahema puu vahel (joon.
10, ©). Parandustegur keskmise kasvuruumi (pinna) ruut-
Juure saamiseks on 0.8 (Cottam ja Curtis, 1955).

- 72 -



4. Veerandite meetod.

Igas neljandikus mbéddetakse kaugus juhuslikust punktist 1&-
hima puuni. Veerandite orientatsioon on eelnevalt fikseeri-
tud. Kasutades juhuslikke distantse piki transektjoont,
orienteerisid Cottam ja Curtis (1956) kummalegi poole tran-
sekti 2 veerandit ((Joon. 10, d),2” Teoreetiliselt (Horista,
1954) ja katseliselt (Cottam jt., 1953) on naidatud,et kdi-
gi modtmiste keskmine vOrdub ruutjuurega keskmisest pinnast
(kasvuruumist).

Koigi nende meetodite puhul saab sooritatud mdotmiste
keskmise vaartuse alusel arvutada keskmise pinna isendi
kohta (kasvuruumi) ja seega ka arvukuse. Siiski on Uks
eritingimus ja nimelt see, et kdik meetodid eeldavad isen-
dite (puude) juhuslikku jaotumust. Cottami ja Curtise(1956)
vordlus taispirmaliselt klupitud puistutes naitab, et see
oletus vastab tegelikkusele, véhemalt nende poolt uuritud
aladel. See ei tarvitse aga koigil juhtudel nii olla, ja
pole seda peaaegu kindlasti mitte juhul, kui meetodeid ra-
kendatakse Uksikule liigile segametsas* Dix (1961) on ka-
sutanud veerandite meetodit rohumaadel, vaadeldes tiheduse
(arvukuse) Uhikuna Uksikuid vBsusid. Monedel rohumaadel
vOib selline rakendus olla asjakohane, kuid arvestades
paljude rohumaadel leiduvate liikide mittejuhuslikku jao-
tumust tdestavaid andmeid, tuleb meetodit vorrelda iga ro-
humaade tuibi puhul, kus seda hakatakse rakendama;otses-
te loendusandmetega.

Morisita (1957) on soovitanud teatud tiipi mittejuhus-
like jaotumuste puhul vastuvbetavat arvukuse maaramise mee-
todit. N punktis mbodetakse igas (Kj sektoris kaugus (I)
n-inda lahima indiviidini (n> 3). Ta tuletab kaks tihedu-
se hinnangut.

d5r e£H-Xe7"’

Juhuslike koordinaatidega punktide puhul v6ib veerandid
}?al utada naiteks ilmakaarte jargi (vt. Prey, 1965, ENSV
A Toim., 2). - Tolk.
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Kui aga 0 > d2, on parimaks hinnanguks d”.

See lahenemine tugineb oletusele, et kogu uuritavat
ala vOib /aadelda koosnevana alljaotustest, milles indi-
viidid on jaotunud kas juhuslikult voi regulaarselt.See-
ga naib see meetod olevat vastuvbetav erineva tihedusega
laikude mosaiigi puhul, kuid mitte suhteliselt vahe indi-
viide sisaldavate laikude jaotumuse korral. Morisita hin-
das meetodit(n = 3 ja kK = 4 puhulj kunstlikes populatsioo-
nides ja sai rahuldavad tiheduse hinnangud. Valitingimus-
tes pole meetodit néhtavasti veel katsetatud*

Lisaks kauguste mootmisele protokollitakse iga esine-
va isendi liik ja basaalpind (puude puhul rinnaspind).
Nende andmete pohjal on iga liigi suhtelist tihedust (ar-
wukust) ja suhtelist basaalpinda lihtne arvutada. Tuleb
rohutada, et viimaste vaartus ei olene sellest,kas jao-
tumus on juhuslik voi mitte (kuigi nende madramise tap-
sust vOib mdjustada, véalja arvatud esimese meetodi puhul,
korvalekalle jaotumuse juhuslikkusest). Ainult sel juhul,
kui neid absoluutvaartuste saamiseks korrutatakse summaar-
se tihedusega, voivad mitte juhusliku jaotumuse tottu tek-
kida vead. Kuna paljudel juhtudel on huvipakkuvam suhte-
line kui absoluutne vordlus, on meetod ilmselt kasulik
isegi siis, kui igas juhuslikus punktis margitakse ainult
esinev liik ja basaalpind ega sooritata vahekauguste mdot-
misi .

Cottam ja Curtis tuletasid oma viimasest kolmest mee-
todist suhtelise sageduse mootmisviisi (proovipunktides
margitud liigi sagedus kui osa kdigi liikide kogusagedu-
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sest). Nagu ruutudes mdaratud, sageduski, oleneb see osa-
liselt tihedusest ja osaliselt vaadeldava liigi jaotumus-
tltbist. Siiski on see frekventsus mOjustatud ka teiste
esinevate liikide arvukusest ja jaotumusviisist ning osu-
tub seega veelgi keerukamaks ja vastavalt raskesti tolgen-
datavaks taimkattetunnuseks. On tdsi, et suhteline tihe-
dus oleneb samuti teistest liikidest, kuid oluline eri-
nevus on selles, et erinevalt frekventsusest on arvukus
absoluutne ja vastavat absoluutvaartust saab arvutada,
korrutades suhtelist tihedust hinnatud kogutihedusega.

Cottam ja Curtis (1956) naitasid, et kasutatud punkti-
de sama arvu puhul suureneb arvukuse vaartuste tapsus
jarjekorras: lahima puu, lahima naabri, jJuhusliku paari
jJa veerandite meetod. Veerandite meetod nduab suurema ar-
vu modtmiste sooritamist kui juhusliku paari meetod, ent
tunduvalt vahemates punktides. Nad soovitavad kasutada
seda meetodit eelistatuna juhusliku paari meetodi ees,
kuna see kulutab valiolukorras vahem aega ja annab roh-
kem informatsiooni suhtelise arvukuse ja rinnaspinna koh-
ta.

Neid meetodeid pole tapsetes vordlustes senini nahta-
vasti veel kasutatud. Kogutiheduse maarangud pole liht-
sal viisil vorreldavad, kuid selle asemel vOib kasutada
tegelikke m&dtmiskeskmisi kui kasvuruumi naitajaid, vOr-
reldes nende keskmisi t-testil vOi dispersioonanaliusil.
Cottam jt. (1955) naitasid, et veerandite meetodi puhul
on nelja mootmise keskmine vaartus normaalselt jaotunud,
Ja seega vOib seda nditajat analiUsida otseselt. Kui ka-
sutatakse juhuslikke paare, on soovitatav asimmeetrili-
suse vahendamiseks rakendada ruutjuurteisendust. Erineva-
te alade suhtelist arvukust saab hinnata voimalustabelis
(wrd. liigi protsentuaalse osatahtsuse hindamisega uuri-
tavas taimkattes punktmeetodi puhul). Suhtelist frekvent-
sust vOib, kui seda peetakse kasulikuks, kasitada samal
viisil. Rinnaspinna andmed on raskemini kasitletavad.Puu
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keskmise rinnaspinna vordlemine kas kdigi puude vOi Uhe
liigi osas on lihtsasti teostatav t-testiga, kuid kaepa-
rased vahendid pinnathiku kohta tuleva rinnaspinna vord-
luseks puuduvad, kuna see sisaldab kahe védrtuse korru—
tist ja hinnata saab ainult neid eraldi. Shanks®"i 0954)
poolt tehtud arvutused tiheduse ja puu keskmise rinnas-
pinna hindamiseks igasS punktis vaevalt et digustavad end,
kuna mdlemad vaartused tuginevad taiesti ebavirdsetele
proovidele ning saadav suur standardviga on vahendatav
Uksnes nii suurte proovide kasutamisega, et valitdode kii-
ruse eelis laheb kaduma.

Muutuvapinnaline”™ analidus, mis
esitati Bitterlichi poolt (Bitterlich, 1948; vt. Grosen-
baugh, 1952 a, b; Shanks, 1954; JPalley ja Horwitz, 1961),
on eriti tulusaks meetodiks juhul, kui kdige huvipakkuva-
maks tunnuseks on rinnaspind. Selle meetodi puhul kasuta-
takse vaatlusinstrumenti nende puude loendamiseks, mis on
proovipunktist mitte kaugemal kui 33-k<jrdne selle puu dia-
meeter, s.o. mis taidavad vaatluspunktist viseeritu-
na véhemalt 1° 44” nurga. Suhe on valitud selliselt, et
punktis loendatud puude arv, korrutatuna kimnega, vastab
tapselt rinnaspinnale aakri kohta ruutjalgades.24 Saadud
vaartused on ligikaudu normaalselt jaotunud ja jarelikult
otseselt anallisitavad. Tuleb réhutada, et muutuvapinna-
lise anallusi puhul pole voimalik saada teisi kasutuskdlb-
likke naitajaid. Rice ja Penfound’i (1955) poolt arvuta-
tud suhteline sagedus (frekventsus) osutub sedavord kee-
rukaks karakteristikuks, et on sama hasti kui téhtsuse-
tu, olenedes mitte ainult vaadeldud liigi arvukusest niDg
indiviidide jaotumusviisist ja teiste esinevate liikide
samadest naitajatest, vaid ka eri liikide jamedusklasside
Jaotussagedusest.

Lindsey jt. (1958) sooritasid metsades mitmesuguste

innaliste ja pinnatute anallUlsimismeetodite efektiivsu-

] _Me_e_t_e_t‘_ma(:)al]s_fi_ka_Baﬁﬁl_tqle_b loendada puid kuni nende

50-kordse rinnasdiameetrini.ehk jémedamaid kui nurk
%208',%?kannab rinnaspinna ruutmeetrites hektari koh-
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se hoolika hindamise nii tiheduse kui rinnaspinna osas.
Nende vordlus baseerub tévaja méotmisel, mis kullub selleks,
et vahendada registreeritud naitaja standardviga suvalise
15 % tépsusastmeni (s.o. selleks killaldase proovithikute
arvu uurimiseks vajaliku aja maaramisel). Nad votsid arves-
se mitte ainult ajakulu proovipunktides, vaid ka nende va-
hel liikumiseks kulutatud aja. Viimane on ilmselt oluline
arvestus, kuid jaab erinevate meetodite efektiivsuse arut-
lustes sageli silmapaari vahele. Nad jareldavad ka,et Bit-
terlichi estttuvapinnaline anallls on eelistatavaim rinnas-
pinna madramisel ja et 0,1—aakrised25 kaugusmddtjaga eralda-
tud ringpinnad on eelistatavamad tiheduse hindamisel.

Briti asker vordub 0,405 ha

- d 405 m2
Ja' raadiisega R 11,4 e relke pinnad: suurusega m
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111 peatikk
JAOTUMUS

Okoloogia™™ ja taimegeograafia on suurel maaral seo-
tud taimede jaotumuse uurimisega selle koigis valjendus-
tes, alates indiviididega vaiksel maa-alal kuni selliste-
ni, nagu taimkattetiibid ja taksonid kogu maakera ulatu-
ses. Uks pohilistest tulemustest, mida vib loota kvanti-
tatiivsete meetodite kasutamisest okoloogias, on jaotu-
muse (levikupildi) mustri tépsem maaramine ja kirjelda-
mine. Muutused laias skaalas, mis huvitavad taimegeograa-
Ti, on kergesti kirjeldatavad ka kvalitatiivselt.Seetot-
tu pole vajadust kvantitatiivsete meetodite jarele, kui-
gi need vdivad teatud juhtudel osutuda kasulikuks vahen-
diks erinevate levikumustrite vordlemisel. Need problee-
mid huvitavad igal juhul pigem taimegeop;raafi kui o©koloo-
gi ja on valjaspool selle raamatu ainevalda.

Esimesed tood mittejuhuslikkuse kohta olid loonulikult
eeluurimuslikud ja andsid 6koloogilisele uurinr stodle suh-
teliselt védhe. irraegu olemasolevad mitte juhuslikkuse ana-
l0Usi meetodid pakuvad juba enam. Enne kui kasitleda mee-
todeid, tuleb selgitada mittejuhuslikkuse bioloogilist
tahtsust.

Elav taim ja selle mitmesugused osad olenevad suurest
arvust muutuvatest teguritest, mis kdik mdjustavad vahe-
mal vOi rohkemal madral taime kaswvu ja vitaalsus4 ning
isegi tema edasist olemasolu. Need tegurid haara id kas-
vukohatingimusi ja taimele omaseid seesmisi faktoreid.
Véalised faktorid ulatuvad sellistest ilmsetest ja indode-
tavatest mojustustest nagu temperatuur, niiskus ja toite-
elementide sisaldus lle ilmsete, ent raskemini mdisteta-
vate tunnuste, nagu mulla loimis, kuni selliste keeruka-
t& mjustusteni, nagu teiste taimede eritised. Taimedele

seesmised tegurid on taime vanus ja taime teatud
oi inkohal tuleks okoloogia all mdista eeskatt futotso-
noloogiat. - Polk. (Vt. Ka markus n .J
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osade asetus kogu taime suhtes. Efektiivset seemnete levi-
mise kaugust on samuti Oigem vaadelda taimedele omase (sees-
mise) tegurina. Paljude toimivate tegurite mdjutused pole
soltumatud, vaid esindavad keerukaid ja mitmesi koosmdju-
sid, millest me seni teame vOrdlemisi vadhe. Moned neist on
hasti tuntud kui ndhtused, kuid neid nahtusi pOhjustavate
mehhanismide poShjalik mdistmine on aga alles algamas (nai-
teks Uhe toiteelemendi kontsentratsiooni mdju teise omasta-
tavusele). Moningaid on taimefusioloogid spetsiaaluurimus-
tel ka ldhemalt uurinud, naiteks valguse, temperatuuri ja
sisihappegaasi hulga koosmdju fotosinteesil. Siiski vaja-
me taime elutegevust mojustavate paljude faktorite kohta
rohkem kui kodige pealiskaudsemaid teadmisi»

Mingi suurusega antud alal vdivad mned tegurid teatud
ajal olla konstantsed, sellal kui teised muutuvad maa~ala
eri osade (punktide) vahel. Mida véaiksem ala, seda suurem
on Uldiselt selle piires konstantsete tegurite arv.Muutu-
vate tegurite erinewvuste ulatuse suurusjarke voib vaadel-
da nende mGjuna taimedele. Kui tegurite mdju kdigile esi-
nevatele liikidele on suhteliselt vaike, vOimaldab see
liigi esinemist mistahes pu. -tis, ja selle tulemusena on
indiviidide (Wi indiviidide osade, kui sellised osad on
labistikku s6ltumatud) jaotumus juhuslik. Niisugused eri
tegurite moju vOrdsuse tingimused kehtivad ainult siis,kui
vaadeldud véartuste ulatuvus on kdigi esinevate liikide
(6koloogiliste) ndudluste piirides. See jareldub mfjuva te-
guri vaikeste erinevuste palju suuremast tahtacsest juhul,
kui selle teguri vaartus on liigi ndudluste piiri l&hedal.
Kui nitd dGlie voi méne teguri moju liigile on ebaproportsio-
naalselt suur, kaldub selle liigi jaotumus olenema sellest
Uksikust (VOi nendest mitmest) tegurist. Kui teguri enese
vaartused on jaotunud juhuslikult, on liigi jaotumus samu-
ti juhuslik. Kogemused looduses naitavad, et enamasti ei
ole kaswukohateguri-oe erinevate vaartuste jaotumus juhus-
lik (vaatleme, naditeks, selliseid tegureid nagu mulla nii s-
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kus ja I8imis). Seega vdime arendada hipoteesi, et korva-
lekalle juhuslikkusest liigi jaotumuses viitab sellele,et
il vGi mbned teguritest mdaratlevad liigi vitaalsuse voi
pisimise. Vaide ei tarvitse tingimata kehtida. Uks tegur
voib olla valitsevaks isegi siis, kui liik on jaotunud
Juhuslikult. Siiski on ebatSendoline, et rohkem kui m&-
ne liigiga koosluses on selline tegur Ulevalitseva mojuga
ainult Uhele liigile. Kui tegemist on rohkema kui Uhe Hii-
giga, olenemata sellest, kas Ulevalitseva teguri mdju eri
liikidele on Uhesugune vOi mitte, vOib oodata korrelatsi-
ooni liikide esinemises vOi vitaalsuses (vt. ptk. 4). Nii
viitab korrelatsioon iUhe teguri vOi vaheste tegurite Ule-
valitsemisele isegi siis, kui indiviidid on jaotunud ju-
huslikult .

Kuna taimede ja taimkatte jaotumust madravate pohjus-
like tegurite uurimine on 6koloogia esmane eesmark,on iga—
sugune vahend, mis vOib kaasa aidata nende kindlakstege-
misel, suure vadrtusega. Samal ajal tuleb rohutada, et
mittejuhuslikkuse maaramine ja analiis on lahtepunktiks
Jjuhttegurite edasisele uurimisele, mitte aga eesmark
omaette. Moodalaskmistest selle mdistmisel tulenebki mo-
nede statistiliste toode naivalt viljatu iseloom ©koloo-
gias (futotsonoloogias).

Kuigi Iiigi jaotumus koosluses on selle koosluse reaal-
ne tunnus, pole mitte juhuslikkuse ilmnemine prooviseerias
absoluutne naitaja, vaid oleneb nagu frekventsuski kasu-
tatud proovipinna suurusest ja monikord ka kujust Seda
vOib illustreerida joonisega 11, kus on naidatud ndi-
viidide jaotumus dldiselt hdredana, kuid pillatud
laikudega, milles liigi arvukus on kdrge. Sellises koos-
luses on suhteliselt .\aike ruut sagedamini tihi kui sama
arvukusega, kuid juhuslikult jaotunud indiviididega koos-
luses. Vastavalt sellele esineb arvukuse kdrgeid vaartu-
si samutimsagedamini. Tegelikult on selles selge viide
mitte juhuslikule jaotumusele. Siiski on vaga vaikese ruu-
du puhul, mil ruut on nii vaike, et jaab tavaliselt tih-
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Joon. 11. Suurema tihedusega laigud uldise hdredama
jJaotumuse taustal. Olukord, mis on looduses
tavaline.

jJaks ka siis, kui on asetatud suurema tihedusega osades-
se, olukord mdnevdrra erinev. Tuhjade ja rohkem kui Uht
indiviidi sisaldavate ruutude arvu absoluutne suurenemi-
ne on nii vaike, et seda pole voimalik kindlaks teha,kui
Just ei vobeta vaga suurt arvu proove. Nii pole ka mitte-
Juhuslikkus ilmne. Kui kasutatakse suuri ruute, mis uldi-
selt sisaldavad Uhte vOi mdnda suurema tihedusega laiku,
kaldub isendite grupeerumine laikudesse mjustama Uksnes
nende jaotumust ruudus ja mitte nende arvukust selles._Sel-
liste prooviruutude pdhjal jareldatud jaotumus kaldub see-
ga olema juhuslik.* Need jareldused on kergesti kontrolli-
Kas selliste suurte ruutude andmed vastavad tapselt d'e—

huslikule jaotumusele, sOltub suure tihedusega laiku
Jaotumusest (vt. Goodall, 1952 a, k. 205).
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tavad tuntud jaotumust kujundatavates kunstlikes kooslus-
tes (vt. Greig-Smith, 1952 a). Seega annavad paljud mitte-
Juhuslikud mustrid isendite juhusliku jaotumuse, kui juhus-
likult paigutatud ruudud on vaga vaikesed vOi véga suured,
ja mittejuhusliku jaotumuse vahepealsete ruudusuurustega.
On samuti selge, et mida vaiksem on liigi tihedus suurema
tihedusega laikudes, seda suurem on juhuslikkusest korvale-
kalde kindlakstegemiseks vajalike ruutude minimaalne suurus
Vvoi arv. Tavaliselt vaidetakse, et koosluse haruldasemad
liigid on, valja arvatud vegetatiivse paljunemise juht,jao-
tunud juhuslikult, kuna tavalisemad liigid on harilikult
mittejuhusliku jaotumusega. See jareldus vOib osaliselt tu-
leneda seosest arvukuse ja mittejuhuslikkuse kindlakstege-
miseks tarviliku vahima ruudusuuruse ning ruutude arvu va-
hei ja peab olema aktsepteeritud kriitiliselt.

Indiviidide jaotumus vOib olla ka regulaarsem, kui eel-
dab juhuslikkus, kuigi seda esineb palju harvem. Kui isen-
did on nii jaotunud, ei tee vaga vaikesed ruudud jallegi
kindlaks koérvalekaldumist juhuslikkusest, kuid suuremad
teevad, ja Uldiselt saadakse seda ilmsem korvalekalle ju-
huslikkusest, mida suurem on ruut.

Senini pole me asetanud kisimuse alla Poisson* rea vas-
tuvbetavust juhuslikkuse kindlaksmaaramise alusena,Poissonl
Jaotuse kehtimise tingimuseks on, et sundmuse esinemise tde
naosus on vaga vaike, kuid kui vbetakse kullaldaselt suur
arv proove, leiavad mdned neist aset. Procviruutude andmete
puhul on oluline taime leidmise tbendosus vaadeldava ala
mingis punktis. Eeldusel, et see on vaike, v0ib vaadata Foi;
sor* jaotust juhul, kui prooviala uuritakse mingi kogupinr.
suhtes vaikese ruuduga. Bioloogilises sOnastuses kehtib eel
dus juhul, kui Iiigi isendite arv proovipinnai on véike,
vorreldes arvuga« mis sel pinnal vOiks kasvada.”8 Tuleb et-

Osalt aitab olukorda selgltada Jaotumusvall (Vt Frey,
1967. - ENSV TA Toim., Joon. - 5.) - Tol

238.0. sporaadiline jaotumus. - TOlk.



tevaatliku. It markida, et keskmine indiviidide arv ruudus
ei ole kohane otsustamisel Poisson* jaotuse vastuvbetavuse
Ule. Kui keskmine arvukus ruudus on nditeks kimme vOi sada,
kehtib Poisson®™ jaotus sel juhul, kui maksimaalne vdimalik
arv, mis selles ruudus vOiks esineda, on vaga palju suurem.

Kui tegelikult esinev indiviidide arvukus laheneb maksi-
maalsele v6imalikule29, lakkab Poissonl jaotus kehtimast.
Selle asemel ldhenevad juhuslikult jaotunud isendite erine-
vate arvude (ruudu kohta) sagedused binoomjaotusele, mis
saadakse avaldisest (p + g)n, kus n on maksimaalne vOima-
lik arv ruudus, p mingi ruudu osa hdivamise tdendosus (nii
et np on keskmine arvukus ruudus) ja q = 1 - p. Binoomreal
on n + 1 liiget, mis annavad O, n, 2, .... , n indiviidi
tdendosuse ruudu kohta. Seega kui ruut voib sisaldada mak-
simaalselt 4 isendit, on binoomrida jargmine:

q-+4pg° +6pq +4 pg+p .

Tabel 5 nditab erinevate indiviidide arvu (ruudu kohta)
toenaosust keskmise 3 puhul, valjendatuna Poisson* rea ning

N -le, ™ -le ja ™ -le maksimaalsest indiviidide aryust vas-
tavate binoomridadega. VOib ndha,et nende suhtelise tihe-
duse eri astmetel avaldub margatav lahkuminek Poisson*
jJa binoomridade vahel, mis suureneb arvukuse lahenemisega
maksimaalsele. Kdigis binoomridades on suurem osa vaartu-
sest keskmise lahedal ja vahem aarmuslikke vaartusi kui
Poisson* reas.

Maksimaalselt voimalik tihedus ja vastavalt maksimaal-
ne isendite arv, mis vdib esineda teatud suurusega ruudus,
on teoreetilised mbisted, mida pole voimalik tapselt maa-
rata, kuigi pakuvad monikord huvi. Neid on voimalik umb-
kaudu hinnata morfoloogiliste ja liigi ndudlusi iseloomus-
tavate teadmiste alusel. Antud juhul on tahtis mdningane
viide suhtelisele tihedusele, mille puhul Poisson™ rida

S.o. liitejaotunus, kus Poisson* rida kirjeldab mitte
taimede _esinemist, vaid pigem puudumist, Ja x asemel
tuleb siin kasutada - x .-Tolk.



Tabel 5

Erinevatele jaotustele vastavad tbendosused 0,1,2,3
jJne. indiviidi leidmiseks proovipindadel keskmisega o

Indiviidide Jaotus

arv proovi-  psjsson Binoom Binoom Binoom
pinnal fl4 n* 1n6 + )4 4
0 0.0498 0.0260 0.0156 0.0039
1 0.1494 0.1171 0.0937 0.0469
2 0.2240 0.2341 0.2344 0.2109
3 0.2240 0.2731 . 0.3125 0.4219
4 0.1680 0.2048 0.2344 “©0.3164
5 0.1008 0.1024 0.0937
6 0.0504 0.0341 0.0156
7 0.0216 0.0073
8 - 0.0081 0.0009
9 0.0027 0.0001
> 9 0.0012
Dispersioon 3.00 2.00 1.50 0.75

lakkab andmast killaldast lahendust juhuslikkuse alusel eel-
datavale jaotusele. Onneks v8ib seda kergesti saada.

Poisson* rea dispersioon (varieeruvus) vOrdub selle (arit-
meetilise) keskmisega. Poisson* rea alusel eeldatavast jao—
tussagedusest koérvalekaldumise astme maar tuleneb seetdttu
dispersiooni suhtest keskmisesse. Selle suhte erinemine
Uhest omab standardvea

(kus N on vaatluste arv) ja erinevuse olulisust saab hinna-
ta t-testil.



Binoomrea (p + q)n dispersioon on n p q, mis on alati
véaiksem kui binoomrea keskmine n p. Dispersiooni ja kesk-
mise suhe on seega

n
— nB a =g=1-p-
Kui seda vaartust hinnata kdrvalekalduvana iUhest (oletu-

sel, et faktiliselt on tegemist Poisson® jaotusega), VOi-
me asendada:

1-p=1-ts,

jJanii annab p = ts meile p vaartuse ehk osa maksimaal-
sest vOoimalikust tihedusest, mille puhul erinevus Pois-
son®" ja binoomjaotuse vahel on maaratav mingil soovitud
toendosusastmel. Selles avaldises on

s = -—- dispersiooni ning keskmise

suhte ja 1 vahelise erinevuse standardviga, ja t vaar-
tus seostub vaatluste arvuga soovitud tdenaosusastmel:

100 vaatluse puhul on s :0,1421
500 " " s = 0,06331
1000 " " s = 0,04474

Tdenaosusastmel 5% on t = 2,0
1" t=2,6
0,1 “ts 3,4

vaatluste arvu 100 puhul* Kui N = 500 voi 1000, on t=3»3<
Kasutades neid vaartusi, saame jargnevad p ligikaudsed
vaartused;

Toendosus (%>

1 0,1

100 0,28 0,37 0,48
500 0,13 0,16 0,21
1000 209 0,12 0,15



Eal olulisuse nditajana aktsepteeritakse 5 %-line tdendo-
sus, voib 100 vaatluse puhul oodata, et 50 protsendil kat-
seist on oluline lahkuminek Poisson* jaotusest siis, kui
Juhusliku populatsiooni tihedus on 28 % vOi rohkem maksi-
maalsest. Kui aga kasutatakse 500 vaatlust, kehtib see
Juba 13 %-lisest (maksimaalsest) tihedusest alates. Kui
lahkumineku olulisuse Ule otsustamisel on vajadus aar-
muslikuma 1%-lise tdendosustaseme jarele,peaks tihedus ole-
ma maksimaalsest 37 % 100 vaatluse vdi 16 % 500 vaatlu-

se puhul, kusjuures lahkuminekud oleksid tfestatavad

50 %-s katsetest. Tuleb markida, et see seos binoom- ja
Poisson* jaotuse vahel ei sdltu ruudu suurusest.

Maksimaalsele lahenevate tiheduste oodatavat jaotust
vOib kasitleda ka teisiti. Kuna taimeisendi suurus on
16plik, on tema keskpunkti (milles seda taime leppeli-
selt vaadeldakse paiknevat) Umber alati pind, millel tei-
se isendi esinemise vOimalus on maha surutud, kuna kaks
isendit e: 3aa kasvada kohakuti. Kui tihedus on maisi-
maalse suhtes vaike, on pinnad, kus esinemise tdenaosus
on selliselt vahendatud, kogupinnaga vorreldus vaikesed
jJa ei mdjusta oluliselt tdendosuse Uhetaolist jaotumust
kogu pinnal. Kui suhteline tihedus on suur, muutub lii-
gi esinemise tdendosuse jaotumus margatavalt ebathtla-
seks, ja enam ei tule kdne alla Poisson” jaotuse kehti-
VUS.

Kui indiviidide suurus on ulatuslikult varieeruv,on
olukord keerukam. Maksimaalse tiheduse puhul vbi ad suur-
te indiviidide vahelised suhteliselt vaikesed ruumid ol-
la hdivatud suhteliselt suure arvu véikeste isendite
poolt, andes isendite* palju ebalhtlasema jaotumuse kui
vastav juhuslik jaotumus (Pielou, 1960). Kuigi see vOib
teoreetiliselt komplitseerida mittejuhusliku jaotumuse
interpreteetimist, ei nai sellel olevat praktilist taht-
sust. Toendoliselt esineb sellist nahtust looduslikus
taimkattes harva (W0ib esineda naiteks looduslikult uue-
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nevas, Uhest vOi peaaegu ainult Uhest liigist koosnevas
puistus). Pealegi ei kasitle praktiseeriv okoloog niivord
erineva suurusega indiviide samal alusel.

Korvalekaldumiseks juhuslikkusest on kae-""* voimalust:

1) indiviidid kalduvad olema koondunud laikudesse (joor*

2 (© 3a 11), mille uurimisel eaadakse ekstsess nullvaat-
lustes (tihjade ruutude suurem sagedus) ja suurtes vaat-
lusvadrtustes, vorreldes juhusliku jaotumusega (noreaal-
Jaotuskdveraga), ja

2) taimeisendid kalduvad paiknema Uhtlaselt (Jo m -

nii et uurimisel saadakse puudujédk nullvaatlustes (tu;
Jade ruutude axwus) ja kbrgetes vaartustes ning ekstse
keskmisele lahedastes véartustes.
Esimest on nimetatud Uledlspergeeritud (vastavalt saadud
Jaotuskdverale) ja viimast alladispergeerit.ud .iaoctumeeke-.
Kahjuks on neid kahte oskussfna ménikord kasutatud vastu-
pidises téhenduses, pidades silmas mitte jaotuskdverat,
vaid indiviidide jaotumust maapinnal. Nii on need muutu-
nud segaduse allikaks ja neist on parem hoiduda. Uldiselt
on viimasel ajal agregatsioonjaotuste puhul kasutatud
mdistet nakatus.iaotamused contagious) ja see naib ole-
vat kohane termin, kuigi kasutati esmalt Polya poolt ag-
regeerumise teatud tudbi”~ tahistamiseks. Uheilmelisi

50J@otumusvéljgl eristab T. Frey (1967) 5 kategooriat,s,o.
lisaks_tekstis nimetatuile veel sporaadiline, liite- ja
{ghusllk aotumus, mis seostavad vaadeldud ja teoreeti-
iselt maksimaalse tiheduse suhtega. - TOlk.

51Just seetdttu tuleks ka edaspidi nakatusjaotusi mdista
kitsamas ja eeskatt matemaatilises motteS, agregatiiv-
eeid ebk agregatsioonjaotusi aga laiemas ja pohrliselt
futotsonoloogilises tahenduses, tehes isegi vahet ter-
minite "jaotus''(matem.) ja jaotumus” (Jaotumusviisi
tulp taimekoosluses) vahel. Kaesoleva teksti eestikeel-
ses tolkes on seetdttu "nakatusjaotus” asendatud Magre~
gatsioonjaotumusega'. - ToOlk.
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Jaotumusi vOib nimetada regnl ssi-rseteks» regutaar jaotumu—
si leidub looduses harva, ja tahelepanu on digusega kont-
sentreeritud agregatsioonjaotumustele~

On esitatud mitmesuguseid juhuslikkusest korvalekal-
dumise teste ja modte. Neist tahtsamaid kasitletakse all-
pool. Nende kasutamise demonstreerimiseks on sobiv vaa-
delda nende rakendamist Uhele andmete seeriale. Lubjari-
kastel niitudel saadi 200 vaatlusega 10 cm ruutudes Ca-
rex flacca visude arvu loendamisel jargmised tulemused:

Vosude arv ruudus O 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10
Ruutude arv 134 34 12 8 8 - 1 1 1-1

Keskmine arvukus ruudus 0,725

1) X 2- test.

Arvutatakse Poisson” jaotus vaadeldud keskmisega ning
vorreldakse 0, 1, 2 jne. isendit sisaldavate ruutuce vaa-
deldud arve teoreetiliste sagedustega X 2- testi abil.
Seda on kasutanud Blackman (1935) ja paljud hilisemad
uurijad.

Carex flacca andmete puhul on m = 0,725 ja e-m=0,43433
(vt. lisa B, tabel 3). Seega on tuhjade ruutude (hullvaat-
luste) oodatav arv (teoreetiline sagedus; 200 x 0,46433=
= 96,866. Poisson”™ rea Ulejdanud liikmed on lihtsasti ar-
vutatavad alljargnevas tabelis naidatud viisil.

Vaadeldud sagedusi ruutudes, mis sisaldavad ™ vdi roh-
kem indiviidi, tuleb kasitleda koos, kuna on ndu av, et
teoreetilised vaartused igas vordlusihikus oleksid suure-
mad kui 5% (See 6n X -testil tavaliselt kasutatav su-
valine tase madalate teoreetiliste vaartuste erinevuste

Cochran (1954) oma vaga vaartuslikus X 2 uldistavas _
arutelus loeb teoreetilise vaartuse miinimumpiiri 5 Iii-
a korgeks,* kuna see pbhjustab testi kasutatavuse olu-

ist priramist.
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Indi- Ruutude arv

- Eri- o
viide Teoreetiline Vaa- pavus
ruu- del-
dus dud
0 200 e-m= 200x0,48433 = 96,866 134 37,134 14,24
1 20006“@= 96,866x0,725 = 70,228 34 36,228 18,69
2 a O 12 13,458 7,11
3 20043™ _ gieion x 0u228
3< = 6,152> 71446 20 12,552 21,15
1,296 ;
200 200 61,19

ebaproportsionaalse mdju kdrvaldamiseks). Koigi klasside

X 2 koguvéartust™2 vorreldakse 2-tabelis, kuhu sise-

netakse kahe vOrra vaiksema vabadusastmete arvuga kui

klaaside arv, mille pohjal summaarne x~~ arvutati, kuna

1 vabadusaste kulub keskmise méaramiseks. Antud juhul on

% 2-testiks 2 vabadusastet ja 0,1 %-lisel tdendosusta-

semel on xR véartus 13,81. Antud juhul on tdendosus vaa-

deldud jaotuse juhuslikuks saamiseks seega palju vaiksem

kui 0,1 % ja jarelikult naitavad andmed véga selget mit-

tejuhuslikku jaotumust.

2) Dispersiooni suhe keskmisesse /Dispersioonikoefitsient

(Blackman, 1942) vbi suhteline varieeruvus (Clapham,1936)/=
See test tugineb Poisson®™ jaotuse dispersiooni ja kesk-

mise vOrdumisele. Kui dispersiooni suhe keskmisesse on vaik-

sem kui 1, on tegemist regulaarjaotumusega, kul aga suurem

kui 1, agregatsioonjaotumusega.

~ lgas klassis arvutatakse empiirilineX2 ,mis vordub
vaadeldud ja teoreetilise sageduse vahe ruudu ja teo-

reetilise sageduse jagatisega,mis on toodud I
viimases lahtris. - Tolk.



Vaadeldud suhte ja Uhe vahelise erinevuse olulisuse
hindamiseks vOib kasutada kaht moodust. Esiteks voib eri-
nevust virrelda tema standardveaga t-testil. Standardvi-
ga ei sOltu indiviidide tihedusest ja oleneb ainult proo-
vide arvust. Blackman (1942) kasutas

fH 2z
fFQ-12 -

kus N on proovide (vaatluste) arv. Bartlett (toodud Creig-
Smith, 1952 a lisana) markis, et tépsem vadrtus on

N-D
Erinevus nende kahe s vaartuse vahel on kullalt suurte
N vaartuste korral vaike. Lisas B on antud ta-
bei valitud N vaartustele (tabel 4). N-D

Teine test rakendab olulisuse hindamisel dispersiooni
indeksit

3 <x>%—*£l- -0. ufr -  OweatlBte

Olulisust hinnatakse 7L 2-tabeli jargi, kusjuures vaadel-
dud dispersiooniindeksi vordlemiseks sisenetakse tabelis-
se vabadusastmete arvuga n - 1. Seda dispersiooni ja kesk-
mise suhte hindamise meetodit eelistavad Skellam (1952)
ning David ja Moore (1954).

Carex fTlacca andmete puhul:

v " 2

Sx = 145; Sx2 =531, S (X - x)2 = 531 - = 425,875.

Dispersioon = 2,140075,
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Seile vaartuse korvalekalde (Uhe sulxtes) standardviga on
) = 0,1003*
Seega t = 1=19,«.

Ja vabadusastmete arvuga 199 on (uhusliku jaotuse) tde-
ndosus (t-tabelist) palju vaiksem kui 0,1 %.

Dispersiooniindeks on 1 = 2,9518 x 199 = 587,41 "3
vabadusastmete arvuga 199. Tavaline X 2-tabel sisaldab
vaartusi ainult kuni 30 vabadusastmeni. Suurema vabadus-
astmete puhul v&ib oletada, et ~2X ~ allub normaal-
jaotusele ligikaudu /2N - 1  uhikdispersiooniga, nii

et vaartust N X2 - 2N - 1 vdib vorrelda nor-
maalderivaatide tabeliga (Fisher, 1941 § 20), X 2 tle-
ndosus vastab normaal jaotuskdvera uhele tiivale, s”o.ta-
belist saadud tdendosus tuleb poolitada. Carex flacca

andmete puhul
QX 2 - AN2N -1 = ~1174,82 - 7399 = 14,301.

Normaalderivaatide tabelis on vastav tdendosus vaga ma-
dal. ( X 2 tdendosus 5 % vastab vaartusele 3,29).

Kui koérvalekalle juhuslikkusest on regulaarjaotumuse
suunas, vOib dispersiooniindeksi vaartust pidada oluli-
seks, kui tdendosus X/2 tabelis on ebatavaliselt kdrge,
naiteks tdendosus 95 protsenti vastab 5 %-le agregatsi-
oonjaotumuse puhul ja 99 % vastab 1 %-le. Kui protseduur
teostatakse suure vabadusastmete arvu puhul,Akasutatakse

A Viimane on empiirilise X ” hinnanguks, mis tulebki
paigutada avaldisse J2X 2 ~ *“ Tolk.



avaldist 2N - 1 - 72X 2 ja olulisuse nentimiseks

on tarvilik madal tdendosus. Homata homogeensuskoefitsient
(Humata, 1949,1954), mida on kasutatud paljudes uurimustes
Humata ja teiste poolt, on samuti seotud dispersiooni suh-
tega keskmisesse. Prooviseeria puhul ruutude arvuga n ja

tihedusega x ning standardveaga s véaljendub see

kus t vaartuse maarab soovitud tdendosus. Saadud vaartus
sOltub selgesti nii arvukusest ja proovide arvust kui ka
kérvalekaldumisest juhuslikkusest. Eui koefitsient val-
jendada, nagu soovitab Numata, vaadeldud suuruse suhtena
Juhusliku jaotuse alusel oodatavasse (sama arvukuse

ja sama proovide arvu puhul), taandub see suhteks

5) Moorefi O test. (Moore, 1953)

Eui indiviidide keskmine arv ruudu kohta on suur voi
kui jaotumus on mérgatavalt agregatiivne, sisaldavad md-
ned ruudud suure arvu indiviide, mille lugemine on Uheaeg-
selt aeganbudev ja vigaderohke. Moore esitas testi, m:e
tugineb ainult kolmele esimesele sagedusklassile (0, 1 ja

2 indiviidi ruudus). Ta véljendab:

kus nQ, n* ja N2 on ruutude arvud, mis sisaldavad vasta-
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vait 0, 1 ja 2 indiviidi. Poleeon* jaotuse puhul on 0 = 1.
Agregatsioonjaotumuse puhul ekstsessiga nullvaatlustes
ja puudujéégiga uht indiviidi sisaldavate ruutude osas
tuletab 0, olenedes n2 suurusest, uldiselt Uhte. Véhemalt
voime jareldada, et kui O on tunduvalt suurem kui 1, on
Jaotumus mittejuhuslik. (Mdned regulaarjaotused annavad
samuti O > 1.) Moore®"i poolt on tuletatud Poisson’ jao-
tusele vastavate proovide keskmine O vaartus ja selle
standardviga, mis oleneb keskmisest ja ruutude arvust.
Ta annab tabeli (lisa B, tabel 5)» mis naitab O suurust
pluss kahekordne standardviga, s.o. ligikaudu 5 % tde-
ndosusel, olenevalt keskmise m ja vaatluste arvu N vaar-
tusest. Arvukuse m madramine tugineb ruutude taielikule
loetlemisele. Siiski vastab igale m vaartusele ainuvoi-
malik R vaartus (kolme esimesse klassi langevate ruutu-
de protsent) ja tabelisse v>ib siseneda vastavalt R vaar-
tusele m asemel. See vOrdub keskmise hindamisega ainult
esimese kolme klassi alusel.

Carex flacca andmete puhul

nQ= W » 1= n2= 12,

0 = 21ffil2 = 2,782,
3*2

R = +a . 100 = 90;

5 %-liee tdenaosusega 0 vaartus on tabelis ligikaudu 1,66
(lahimad vaartused tabelis on R = 92, 0 = 1,66 ja R = 81,

0 =1,68), mis viitab mittejuhuslikule jaotumusele.
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4) Ashby ja Stevens*! test.(Ashby. 1935)

Test tugineb juhuslikule proovivalikule paljudeks vai-
kesteks allruutudeks (sektsioonideks) jagatud ruutudega,
w!lle3 vaadeldud tihjade sektsioonide arvu vorreldakse
ruudu tiheduse alusel oodatava teoreetilise tihjade sekt-

sioonide arvuga, mis valjendub:

E=n (1-“Q

on indiviidide koguarv ruudus. Ehkki on voimalik vorrel-

, kus n on sektsioonide arv ja s

da vaadeldud ja teoreetiliste tihjade sektsioonide ar-
wu Uksiku ruudu alusel, on tihjade sektsioonide arvu jao-
tus normaal jaotusest niivord erinev, et olulisuse testi
sooritamiseks tuleb mitmete ruutude andmed Uhendada. Lu-
geja tutvugu olulisuse testi Uksikasjadega originaalteo-
se jargi.

5) David ja Moore (1957) soovitasid testi, ux3 oaseerub
maa-ala jaotamisel paralleelseteks ribadeks ning isen-
dite kauguse (riba algusest) ribadevahelise ja ribadesi-
seee varieeruvuse vordlemisel. Kuna see tugineb kdigi
isendite paiknemise tapsele tundmisele vaadeldava proo-
vipirmma kahe kiulje kui koordinaattelgede suhtes{ an sel-
le meetodi praktiline vaartus piiratud.

6) Aberdeen (1958) markis, et kui on olemas frekventsuse
andmed mitmesuguse suurusega ruutude kohta, naitab mit-
tejuhusiikku jaotumust mdnesugune kdrvalekalle lineaar-
sest seosest ruudu suuruse ja liigi protsentuaalse puu-
dumise logaritmi graafikul.
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Ulaltoodud testid kasitlevad korvalekalde kindlakste-
gemist juhuslikkusest, kuigi suhe dispersioon : keskmine
on samuti kasutuskdlblik kérvalekalde suuruse mdot. On
esitatud rida teisi vahendeid, mis naitavad kérvalekalde
suurust, kuid ilma olulisuse hinnanguta.

7) Laiksuse indeks.
David Ja Moore (1954) panid ette kasutada suurust

Xdfml&fgM - - nimetasid lalise

indeksiks. Indeksi vaartus on juhusliku jaotumuse puhul
null. Nad andsid juhise kahes eri proovis vaadeldud vaar-
tuste erinevuse olulisuse hindamiseks, naiteks sama lii-
gi vordlemiseks kahel erineval kasvukohal. See tugineb
sama ruutude arvu kasutamisele molemal juhul ja omab ar-
wvutuskuju: n

vaadeldud keskmised ja v”, Vg kahe prooviseeria disper-
sioonid. Kui w langeb valjapoole piire - 2,5/ "V N - 1,
kus N on ruutude arv kummaski prooviseerias, naitab see
olulist erinevust laiksuse indeksites. Kui kogusagedusest
paikneb pool voi rohkem kolmes esimeses klaosis<(0,1,2
indiviidi ruudu kohta), soovitavad nad texst protseduuri,
mis baseerub mittejuhuslikkuse O testil. Muidu I hindab
alternatiivtest erinevusi kahe prooviseeria keskmiste
jJa dispersioonide vahel Uheaegselt. Kuna keskmised on
aga enamasti erinevad, on sellel testil Uksnes piiratud

vaartus.



8) Vaadeldud ja arvutatud tiheduse suhe«

Kui liik on jaotunud agregatiiveelt, on hdivatud ruute
vahem kui sama tihedusega juhusliku jaotumuse puhul. Kui
tihedus arvutatakse vaadeldud frekventsuse jargi vasta-

valt seosele

F =100 (@ - e*m),

saadakse vaadeldust véaiksem véartus. Seetdttu annab vaa-
deldud arvukuse suhe frekventsuse alusel arvutatud arvu-
kusesse mittejuhuslikkuee mdddu. See suhe on suurem kui
Uks agregatsioonjaotumuse ja Uhest vaiksem regulaarjao-
tumuse puhul. Oodatavate teoreetiliste arvukuste tabel
on antud lisas B (tabel 6). Seda vahendid }aeutan esma-
kordselt nahtavasti McGinnies (1934),

9) Pracker ja Brlschle (1944) rakendasid eelmisega lsha-
gi sarnast mdodotu, kasutades vaadeldud ja arvutatud arvu-

kuse erinevuse suhet arvutatud arvukuse ruudusse, S.O.

“vaad. “marv.

Suhe on null juhusliku, positiivne ag’egatsioo; m ja nega-
tii™me rsgulaarjaotumuse puhul. Pracker ja Bri-ohle jarel-
dasid, ilmselt empiiriliselt, et vaartusi 0,0001 kuni
0,003 vdib oodata juhusliku jaotumuse puhul ja et vaar-
tused uUle 0,02 viitavad maaratletavale agregeerumisele.
10) Abundantsuse ja frekventsuse suhe.

Whitford (1949) soovitas agregeeruvuse mddduna kasu-

tada abundantsuse (keskmine arvukus hdivatud ruutudes)
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sdhet frekventsasesse. Abundantsus suhtub arvukusse (tihe-

dusesse) ja frekventsusesse jargmiselt:

abundantsus A = diviidide koguarv
1

In
holvatud ruutude arv *

frekventsus P = UltSS~"kSgua”n6 1 10°*

nii et A x P = 100 D.

Sama tihedus vOib tuleneda kbrgest frekventsusest ja mada-
last abundantsusest (regulaarjaotumus) vdi madalast frek-
ventsusest ja kdrgest abundantsusest (agregatsioonjaotu-

mus). Abundantsuse ja frekventsuse suhe vdrdub:

A 100 D

*

Sellel suhtel puudub ettemdaratud juhuslikule jaotumusele
vastav Uksikvaartus, mis tdsiselt piirab selle kasutata-
vust vordlusteks. Nii on oodatud vaartused

P=1% 1.005 ja

F =99 % 0.047.
Regulaarjaotumused annavad véaiksemaid ja agregatsloonjao-i-
tumused suuremaid vaartusi kui juhuslik jaotumus.
11) Morislta (1959 a) arendas juhuslikkusest kdrvalekalde
mdddut mis baseerub Simpsoni (1949) esitatud liigierieas«
naitajal otsese Poisson* jaotuse asemel. Simpsoni mddt

onZ * 2. kus 01l indivildlde oea (tervest),

13.



mis langeb igasse Z-grupist. See ulatub 1-st, mil koik
indiviidid on koondunud Uhte gruppi, 1/72-ni, mil indivii-
did jagunevad gruppide vahel vordselt.-Hs1 2, populatsioo-

ni tegeliku nditaja hinnangu annab

s 1i »kus ni* ... nq on g grupis
vaadeldud indiviidide arvud ja N vaadeldud indiviidide
koguarv. Morisita vaatleb gruppidena ruute ja valjendab

dispersiooni md6duna

IS = (@S,
mille vaartus on juhusliku jaotumuse puhul 1 ja muutub
1-st g-ni agregatsioonjaotumuse puhul (VOi tapsemalt,
laheneb 1-le juhusliku jaotumuse puhul, kui N suureneb)
jJa on dhest vaiksem regulaarjaotumuse korral.
Morisita soovitab hinnata korvalekallet juhuslikku-
sest valemi jargi:
la«cqN-1 +q-N
<1l-1
P tabelites vabadusastmetega n*= q - 1, nf= °°
Selle murru lugeja on sama mis ulal (2) kasutatud dis-
persiooniindek3 S(x - xX)”x,ja seda vOib"vdrrelda otse-
selt X 2 tabelis.
Carex flacca andmete puhul:
N = 145, N(N-1) = 20880,

Xtn(n-1) =E n 2 -N =531 - 145 - 386,
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= 0,0184666,

Is = 3,69732,
1$(\N-1D) + g - N = 587,41, nagu eespoolgi (2).

MBnikord soovitakse vorrelda kahe voi rohkema koosluse
mittejuhuslikkuse keskmist astet, Uksikute liikide mitte-
Juhuslikkuse nditajaid vOib kombineerida mitmesugustel vii-
sidel. Curtis Ja Mclntosh (1950) soovitavad kasutada vaa-
deldud arvukuste summa suhet frekventsuse alusel arvutatud

arvukuste summasse, S.O.

arvut.
Nad margivad, et see mddt on kaalustatud rikkalikumalt
esinevate liikide kasuks, mis "ndib olevat dige taime-
koosluse uldise kasitluse seisukohalt™.

On olemas hulk juhuslikkusest korvalekaldumise teste
Ja indekseid ning on tahtis kaalutleda nende suhtelist
vaartust. Esimesel pilgul vdib «dida, et alati on koi-
ge parem kasutada Poissonl jaotusele vastavuse hindamist
X. ~-testil, kuid sellel on méningaid puudusi.Enne <x. 2
arvutamist tuleb Uhendada madala teoreetilise sageduse-
ga klassid. Tavaline swalitie miinimumpiir teoreetilise-
le sagedusele koigis klassides on viis. Mittejuhuslikku-
se Uks tavalisemaid valjendusi on selles, et esineb vai-

ke arv ebatavaliselt suure indiviidide arvuga ruute ja
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vaetavalt saar arv vaga vahe vOi mitte Uhtegi isendit si-
saldavaid ruute. See téhendab, et suure Indiviidide arvu-
ga (kui keskmine arvukus on suur) ruutude, mille teoreeti-
line sagedus on vaike, ja vaheste vOi mitte Uhegi indi-
viidiga ruutude sagedused tuleb ahendada* See vOib p&h-
Justada Poisson® jaotusest lahkuminekute olulise varju-
tamise Ja testi vdimetuse mittejuhuslikkuse ilmutamiseks.

Vaatleme jargnevaid 100 proovi andmeid.

Arv  Vaadeldud sagedus Teoreetiline Keskaine
ruudus (ruutude arv) sagedus arv  ruudus
0 21 14,08
1 27 27,61
2 22 27,05
3 14 17,68
4 8 8,66
5 2 3,39
6 3 1,11
7 * 1 0,31
8 2 0,08
8 < 0 0,03

Andmed naitavad tugevat agregeeremist: keskmise ja dis-
persiooni suhe on 1,65 (tdenaosus dispersiooniindeksi jar-
gi palju vaiksem kui 0,1 %). Enne "K 2 rakendamist tu-

leb tabel Umber kujundada:

Arv ruudus Vaadeldud sagedus Teoreetiline sagedus
0 21 14,08
1 27 27,61
2 22 27,05
3 14 17,68
3< 16 13,58
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See annab "X. 2 = 5»55 vabadusastmete arvuga 3 ja 10-20 %
tdendosusega, mis ei viita kdrvalekaldele juhuslikkusest.
Teine raskus ilmneb siis, kui keskmine on ja ruute
saab grupeerida ainult kahte klassi; tihjadeks ja hdiva-
tuteks (Imi igal klassil peab olema 5-st suurem teoreeti-
line sagedus), ja seega ei jaa X 2-le Uhtki vabadusastet
(naiteks kui 100 proovi keskmine on 0,29, kujuneb teoree-
tiliseks sageduseks 74,8 tihjade ruutude, 21,7 Uhe indi-
viidiga ruutude ja 3,5 kahe vdi rohkema Indiviidiga ruu-
tude osas; seega tuleb teoreetilised sagedused Uhendada:
74,8 tihja ja 25,2 hdivatud ruutu). Molemast raskusest
saab hoiduda proovide arvu suurendamisega, kuid sagedas-
ti pole vBimalik seda teha, tekitamata todkulu ja saada-
va informatsiooni vastuolu.

Dispersiooni ja keskmise suhte erinemine 1,0-st tule-
neb Poisson® jaotusest korv ..lekaldumise Uhest aspektist,
ebanormaalselt suure vOi vaikese dispersiooni esinemisest.
Vaatleme jargmist, Evansi (1952) esitatud hipoteetilist

juhtu 101 prooviga ja keskmisega 1,00:

Arv ruudus Vaadeldud sagedus Teoreetiline sagedus

0 20 37,16
76 37,16
18,58
- 6,19
1,55
5 0,31
< - 0,05

g M WN P
1
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Vaatamata ilmsele mittejuhuslikkusele vordub dispersioon
tapselt keskmisega, kuigi otsene vordlus teoreetilise sa-
gedusega annab 7, 2 = 63,24 vabadusastmete arvuga 2 ja
palju vaiksema tdéenadosusega kui 0,1 . Uldjoontes regu-
laarse jaotumuse selline kombinatsioon Uksikute indi-
viidigruppidega on looduslikus taimkattes ebatdenaoline
ja on igal juhul aratuntav ka ilma testi kasutamiseta.
Mittejuhuslikkuse kdige tavalisem tlilp on tihjade kui
ka suure indiviidide arvuga ruutude esinemise ekstsess
(oodatust suurem sagedus) kas ebasoodsatest kasvukoha-
faktoritest voi konkureerivate liikide esinemisest pdh-
Justatud liigi puudumise tottu osal maa-alast, VvOi siis
vegetatiivsest paljunemisest voi levimisvaher.dite puu-
dulikkusest tuleneva agregeerumise tottu. Seda tulpi
lahkuminekute puhul on dispersiooni ja keskmise suhte
test tavaliselt tundlik. Kaks viimast naidet rohutavad,
et ilmset mittejuhuslikkust vdib kindlaks teha Uks ka-
hest, kas 2 kokkulangevuse test vOi dispersiooni ja
keskmise suhte test, sellal kui teine neist pole sel-

leks suuteline. Seda on naidatud nii kunstlike "‘koos-

N S.o., pidades silmas jaotumusvalja, sobibx 2- est spo-
raadilise jaotumuse puhul; juhusliku jaotumuse korral on
kasutatav pigem dispersiooni ja keskmise suhte_test,ehk-
ki ka viimane tuleneb Poisson” jaotusest. Tulpilist _nor-
maal Jaotuskdverat mis sobib_juhusliku_jaotumuse Kkirjel-
damiseks (kui tegemist on pidevate, mitte aga_diskreet-
sete_tunnugteqa), iseloomustab dispersioon, mis nahta-
vasti alati Uletab keskmist. Sellest tulenevalt tuleb ko-
ne alla nende suhte 1,0 kasutamine mitte juhueliku Jaotu-

muse _ "'keskpaiga«, vaid juhuBliku ga regulaarlaotumuse
vahelise priri tahistaniseks.-TolK.
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luste” tuntud jaotumuse ringpindade (Greig-Smith,1952, a)
kui ka metsataimede puhul (Greig-Smith, 1952,b).
Dispersiooni ja keskmise suhet kui mittejuhuslikkuse
naitajat on kritiseerinud Skellam (1952), sest see suhe
oleneb kasutatud ruudu suurusest. Siiski on eespool nai-
datud, et mittejuhuslikkuse ilmnemine diskreetsetes proo-
vides oleneb alati kasutatud proovipinna suurusest. Sa-
masugune eeldatav puudus kehtib kdigi esitatud testide
jJa vahendite puhul, mida osalt t0estasid ka Curtis ja
McIntosh (1950). Mitts juhuslike jaotumuste kaitumine on,
toepoolest, erinevate ruudusuuruste puhul erinev, vOi-
maldades saada informatsiooni skaalas, milles mitteju-
huslikkus tegelikult avaldub.Jones (1956) kritiseeris
dispersiooni ja keskmise suhte testi kahel pdhjusel.Ta
vaidab, et vaga vaikese keskmise korral osutub see kor-
raparatult kaituvaks "arvatf rasti seetottu, et Poisson*
"jaotuse dispersiooni korvalekalded selle keskmisest jao-
tuvad vaga tugevasti asUmmeetriliselt”. On tdsi,et dis-
persiooni ja keskmise suhte testi tulemusi peab vaga
véaikese keskmise korral tdlgendama ettevaatlikultkuid
nendes tingimustes saab ka X 2 kokkulangevuse testi
rakendada Uksnes proovide arvu tunduvalt suurendades.
Moore"i O test, mis on mdeldud eeskatt juhtudele,mil
keskmine on suhteliselt suur, on vaga madala keskmise
puhul samuti ebatdpne, sest siis on ka kahte indiviidi
sisaldavate ruutude sagedus madal. Vaga madalate kesk-

miste korral tugineme seega dispersiooni ja keskmise
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sulrbe testile parema puudumisel# Jones*i teine Jeriitillne
markus on tegelikult palju Gldisema laadiga, haarates
koiki vaadeldud teste ja hindamisvahendeid, ja seisneb
nimelt selles, et see suhte test lakkab kehtimast '‘oht-
ramate liikide" (tapsemalt maksimaalse voimaliku suhtes
suure arvukusega liikide) puhul, mil Poisson* jaotus
ise lakkab kehtimast. On ndidatud, et nendes tingimustes
on teoreetilise jaotuse binominaalne tilp vastuvbetavam
kui Poisson* oma. Binoomjaotus on alati regulaarsem kui
sama keskmisega Poisson* jaotus (vt. tabel 5). Seega kui
nédidatakse, et maksimaalselt vOimaliku tiheduse suhtes
suure arvukusega liigi jaotumus on Poisson* jaotusega
vérreldes agregeerunud, vOib oletada, et see on cgregee-
runud ka toelise juhusliku jaotumusega vorreldes. Toeli-
se juhusliku jaotuse saamise vahendite puudumisel”™'7 on
voimatu Oelda, kas Poisson* jaotusega vorreldult regu-
laarne vaadeldud jaotumus on ka regulaarsem kui tde-
line juhuslik jaotumus™ Siiski el esine see raskus kuigi
sageli, kuna praktikas on looduelikud regulaarjaotumu-
sed haruldased.

nagu dispersiooni ja keskmise suhte testki kaitub
Mooreli O test korrapératult Uksnes teatud tuipi kdrvale-

kallete korral (Poisson® jaotusest) ja on nagu see test-

TC————- T -

-“MBeldud on diskreetseid_tunnuseid (arvukus, frekventsus);
pidevate tunnuste (saagikus, kattevadrtus jt.) puhul
saadakse juhusliku jaotumuse mudel normaaljaotusest.-

56Naib, et selles lauses tuleks regulaarse asemel kasuta-
da sOna "agregeerunud”. - Tolk.



ki enamasti mdjustatud mittejuhuslikkuse tavalisemast nah-
tusest - tihjade ruutude ebadigest proportsioonist.Siiski
kehtib Moore®i 0 test vdiksema osa jaotumuste korral kui
dispersiooni ja keskmise suhte test, ja selle p6himdtte-
liseks vooruseks on vaid loendamise ja arvutamise kiirus.
Mittejuhuslikkuse paljudest mddtudest tugine-
vad nii vaadeldud ja arvutatud (teoreetilise) arvukuse
suhe ning Frackeri ja Brischle kui ka Whitfordi esitatud
indeksid ainult tihjade ja hdivatud ruutude suhtelisele
vahekorrale.Seega olenevad need lksnes Uhest (htesobi-
matuse aspektist, kuigi viimane on taimkattes sageli
kdige olulisem. Nende seas on Whitfordi indeksil tdsine
puudus, kuna sellel puudub fikseeritud teoreetiline
(oodatav) vaartus, mistdttu on vdimalik otseselt vdrrel-
da Uksnes kas sama arvukusega v5i sama frekvents.usega
liike. N&ib, et pole ka pbhjust Frackeri ja Brischle
keerulisema valemi eelistamiseks vaadeldud ja teoreeti-
lise arvukuse kergemini mé&ratava suhte ees.Nende testi-
ga saadud vaartuste erinevuste olulisuse hindamiseks ka-
be liigi vdi kahe prooviseeria vahel puuduvad sobivad
vahendid, mistdttu tuleb liikide vdi erinevatel aladel
sama liigi agregeerumise astme vodrdlemisel kasutada kul-
lalt suurt ettevaatuspiirkonda. Mittejuhuslikkuse mdddu-
na on dispersiooni ja keskmise suhe vahemalt nii tundlik
kui ainult frekventsusele tuginevad md6ddud ja paljudel
juhtudel isegi tundlikum. David®"i ja Moore"i laiksuse

indeksi muudetud kuju puhul on selle varieeruvus mééra-
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tav, ja seega saab hinnata ka mingi agregeerumise astme
erinevuse olulisust. Seetdttu on see indeks médduvahendi-
na uldiselt eelistatavam.

Arvestades huvi, mida tuntakse vdimaluste vastu hinna-
ta tihedust (arvukust), tuginedes vahemaadele punktist
taimeni ja taimest taimeni, on loomulik, et on tehtud kat-
seid rakendada sama lahenemisviisi mittejuhuslikkuse kind-
lakstegemisel (Skellam, 1952; Dice, 1952; Hopkins, 1954;
Moore, 1954; Clark ja Evans, 1954 a; Thompson, 1956;Cot-
tam jt., 1957; Pielou, 1959, 1962 a). On esitatud mitme-
suguseid soovitusi, kuid peaaegu kdik tuginevad juhusli-
ku punkti ja l&hima indiviidi vahelise keskmise distant-
si ja mingi indiviidi ning selle l&hima naabri vahekau-
guste keskmise vdrdsusele juhuslikes populatsioonides*
Unheks erandiks on Moore*i soovitus jagada ala suvaliselt
alljaotusteks ja vorrelda nendes lahima naabri kauguse
varieeruvust, et hinnata arvukuse thtlust kogu alal. Sa-
muti hoidub arvukuse maaramisest Dice (1952). Ta soovitab
vaadelda taimeisendi ja selle lahima naabri vahekauguse
ruutjuure jaotussagedust juhuslikultlyalitud isendite Um-
ber igas ringikuu~ndikus. Saadav sageduskdver on normaal-
ne juhusliku jaotumuse puhul, kallutatud paremale (nega-
tiivselt asummeetriline) regulaar- ja vasakule agregatsi-
oonjaotumuse puhul. Clark ja Evans (1954 a) vdrdlevad
tiheduse alusel ladhima naabri keskmist kaugust oodatava-
ga. Thompson (1956) laiendas seda vordlust n-da naabri

keskmisele kaugusele. Pielou (1962 a) vaatles Ulksnes Il&-
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hiina naabri minimaalse kauguse jaotust, et teha kindlaks
konkurentsist tulenevat regulaarsust suure tihedusega lai-
kudes. Pielou (1959) vordles keskmist kaugust juhuslikust
punktist l&hima isendini vastava tiheduse alusel oodatava
vahekaugusega. (Mountford (1961) mérkis, et Pielou menet-
lus jatab arvestamata proovivalikust tuleneva tiheduse
hinnangute varieeruvuse.) Skellaml (1952) protseduur toe-
tub samuti tuntud tihedusele. See on praktika seisukohalt
oluline ebavoorus, kuna vahekauguste mdotmine on suurima,
vaartusega just juhtudel, mil arvukuse (tiheduse) leidmi-
ne indiviidide loendamise teel on kdige raskem.Vastupidi-
selt soovitasid~nii Moore (195*) kui Hopkine(19547 tiheduse
hindamisel kasutada hoopis punkti ja l&hima indiviidi va-
hekaugust* Hopkins kasutab agregateloonlndekelna juhusli-
ku punkti ja sellele kdige ldhema indiviidi keskmise va-
hekauguse (P) ruutu indiviidi ja selle ldhima naaberisen-
dl keskmise vahekauguse (1) ruuduese, s.o. juhul, kui on
sooritatud sama arv modtmisi Indiviidide paaride ning

punktide ja Indiviidide vahel:

Koefitsiendi vaartus on ke juhusliku,suurem kui ks ag-
regatsioonr ja vahem kui Uks regulaarjaotumuse puhul ja
selle korvalekallet (ihest hinnatakse jargneval viisil
(olulisuse testi abil). Parameetri x = ~ N keskmine

vaartus on juhusliku jaotumuse korral 0.5, dispersiooni”
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ga INITMT)— on vaat:lusPaar”d-e arv);ja jaotus
lédheneb kiiresti normaalsele n suarened.es. Kui n on suu-
rem kui 50, vOib suurust (x - 0,5) kasitleda kui normaal-
1
2V(@2n+T) °
s.o. avaldist 2(x - 0,5) «~y(2n+1) vO6ib vorrelda uumaal-

derivaati keskmisega null ja standardveaga

integraali standardtabeliga37. Kui n on vaiksem kui 50,
tuleb vordlus sooritada mittetdieliku beetafunktsiooni
tabelites (Pearson, 1954). Hopkins toob diagremmi (joon.
12), mis annab 5, 1 ja 0,1 %-le ja n = 20 kuni 50 vas-
tavad x vaadrtused. Siin on iUks praktilise téhtsusega
asjaolu. Sageli on juhuslike Indiviidide paaride valimi-
se ainsaks kasutatavaks meetodiks vdtta juhuslikule punk-
tile l&him isend ja mddta vahemaa sellest tema l&hima
naabrini. Nagu nditasid Cottam ja Curtis (1956), annab
see mittejuhusliku proovi ja tdesest vaartusest suurema
keskmise vahekauguse. Seega vOivad oodatavad A vaartu-
sed olla ka vaiksemad kui (ks ja regulaarjaotumuse ile
otsustamisel tuleb kasutada ettevaatuspiirkonda.

Cottam jt. (1957) puidsid interpreteerida vahekau-
guse modtmistest tuletatud mitte juhuslikkuse naitajate
tadhendust. Nad mérgivad, et vaadeldes taimeisendite

grupeerumise lihtsaimat, nende eraldi laikudesse koon-
Teatud puhkudel on sobivamad avaldiste jargmised
kujud
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Joon.

12.

20 30 40 50
n

Hopkinsi meetod mittejuhuslikkuse kindlakstege-
miseks, tuginedes vahekaugustele punktist taime-
ni ja taimest taimeni. Nomogrammilt leiame tde-
naosuse P selleks, et n vaatluse keekmine (ule-
tab arvutatud keskmise (Hopkins, 1954, aja-
kirjast "Annales of Botany"™, London).
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dumise juhtu, saab agregeerumist kirjeldada kolme muutuja-
ga - laigu "keskmine pind”” (populatsiooni kogupind jagatud
laikude arvuga), keskmise laigu pind (planimeetriga saa-
dud vaartuste keskmine) ja laigusisene (he isendi keskmi-
ne pind (laigu pinna ja selles leiduvate isendite arvu ja-
gatise keskmine)* Kui kindla indiviidide arvu puhul kind-
lal pinnal on kaks neist muutujaist teada, saab kolman-
dat mdarata. Vahekaugus taimest taimeni on maaratletud
laigusisese pinnaga. SO0ltuvus laigusisesest pinnast pii-
ritlebki vahekaugustel taimest taimeni baseeruvate ndita-
jate vaartuse. Sellised naitajad peegeldavad kill laiku-
de iseloomu, eeskatt nende olenevust taime paljunemis-
viislst, mis on Uldiselt ilmne juba esimesel pilgul, kuid
vaevalt, ot ka laikude eneste jaotumusriisl, mis cn bio-
loogi seisukohalt palju huvipakkuvam. IndekL, -is tugi-
neb vahekaugustele punktist taimeni, on mdjustatud ka
laikude jaotumusviisist, nagu jareldas Pielou (1959)* ja
on sedavdrd vastuvfetavam.

Clark ja Evans (1954 b) nditasid,et juhusliku jaotu-
muse puhul on taimeindiviidil kindel teoreetilire sage-
dus olla lahimaks naabriks 0O-le, 1-le v0i Uheaegselt 2,

3, 4 ja 5 teisele isendile. Olemasolevate isendite jao-
tust nendesse klassidesse mgjustab mittejuhuslikkus Ulks-
nes tingimusel, et tegemist on indiviidide-vaheliste ot-
seste mojutustega. Clark (1956) tuletas juhuslikule po-
pulatsioonile osade suurused isendite koguarvust, mille

puhul n-da lahima naabri positsioon on vastastikune,s.o.
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kumbki Isendite paarist on teisele n-s l1&him naaber. Nende,
jJuhuslikkuse alusel oodatavate proportsioonidega saab vor-
relda vaadeldud jaotumusi. Andmete kogumisega kaasneva td6-
kulu tottu ei ndi nendel l&henemistel olevat eriti suurt
praktilist vaartust. Bray (1962) soovitas teistsugust,mdd-
detud vahekaugusest ja m@nesugusest tiheduse hiﬁnangust
s6ltumatut l&henemist. Kui igas proovipunktis protokolli-
takse ZLJIsendit, langeb liikide juhusliku jaotumuse kor-
ral punktide arv, milles leidus 0, 1, 2, ... n teatava
liigi isendit, kokku binoomjaotusega, mille p vdrdub sel-
le liigi isendite osaga protokollitud isendite koguarvust.
Vaadeldud jaotuse vordlemiseks binoomjaetusega v@ib kasu-
tada X- 2°testi.

Senini késitletud juhuslikkusest kdrvalekaldumise kind-
lakstegemise ja md6tmise meetodid on rakendatavad ainult
diskreetsete, eristatavate i enditena esinevate liikide
voi selliste liikide puhul,millel on teistsugused loendata-
vad Uhikud, naiteks rosetid v6i vOsud. Viimased annavad
tavaliselt selge agregeerumise téanu Uksteise lahedal esi-
nevale, samast indiviidist parinevale suurele arvule
visudele, ja seda agregeerumist on raske eristada mbnesu-
gusest indiviidide eneste mittejuhuslikkusest. Paljude
liikide korral on isegi vOsude ja rosettide loendamine
vlimatu, naiteks mitmesugustel roomavatel, juurduvate vo-
sunditega rohttaimedel. Paljudes kooslustes on sellepédrast
nende votete abil vdimatu analiisida kéigi vOi isegi

enamiku esinevate liikide jaotumust.
- 111 -

%



Mitteloendatavad liigid, mida on ohtrasti, on mdo-
detavad katvuse abil* Kui taimkattele, milles katvuse jao-
tumus on juhuslik, asetatakse kindlal viisil uhendatud
proovipunktide seeria, nditeks katvuse hindamiseks tava-
liselt kasutatav kimne vardaga raam, on n punktiga see-
rias tdendosus liigi esinemiseks 0, 1, 2, 3» eee n punk-
tis valjendatav binoomreaga (p +q)n» kus p on vaadeldava
liigi keskmine katvus ja q = 1 - p. Kui katvus on jaotu-
nud agregeerunult, s.o. esinevad laigud, milles katvus
on suurem kui kogu pinna keskmine, peaks olema enamuses
punktiseeriatest hdivatud kas suur arv punkte vOi siis
tks voi mitte Ukski punkt. Vastupidi, kui katvus on jao-
tunud Ghtlasemalt kui juhuslik, peaks esinema suur arv
punktiseeriaid, milles on hdivatud keskmiseldhedau » arv
punkte.

Seoses katvusega tuleks agregatiivset ja regulaarset
jaotumust kasitleda vdib-olla seostatumalt. L&henedes
jaotumusviisile arvukuse abil, analiilisime isendite esi-
nemist punktis. See pole aga eriti tépne, kuna Poisson~
jaotus kehtib juhusliku jaotumuse puhul vaid teatud pii-
rides ja me oleme sunnitud sisse tooma suhtelise tihedu-
se (arvukuse) mdiste (osana maksimaalsest vdimalikust).
Katvuse kasitlemisel pole selline lihtsustatus voimalik.
Vaatleme proovithikuna esiteks teatud vahekaugusega punk-
tide paari. Katvuse vahim Uhik on leht vdi vdrse pikkus.
Kui vahekaugus punktide vahel on vaiksem kui lehe kesk-

mine suurus, puudutavad lehte tavaliselt kas m6lemad punk-



tid vOi mitte kumbki, ja andmed ilmutavad, vorreldes teo-
reetilise juhuslikuga jaotusega, agregeerumist. Kui lehed
ise on jaotunud Uhetaoliselt (vrd. nditeks ringe joonisel
13) ja kahe punkti vahekaugus on umbes niisama suur Kkui
keskmine lehtedevaheline kaugus, kaldub liigne arv punkti-
paaridest langema lhe punktiga lehele, teisega kahe naa-
berlehe vahemikku; s.o. ilmneb regulaarjaotumus._Kui punk-
tide vahekaugus punktipaaris on eelmisest vaga palju suu-
rem, liginevad vaatlusandmed juhuslikule jaotumusele. Te-
gelikkuses me ilmselt ei kasuta punktide nii vaikest vahe-
maad kui umbkaudu lehtede suurus, kuid samad kaalutlused,
mis Uksikute lehtede puhul, kehtivad ka liigi indiviidide
vdi laikude leviku kohta (valja arvatud asjaolu, et olene-
vus punktide vahekaugusest ei avaldu nii selgesti,sest ta-
valiselt pole Uhe isendi piirides tegemist pideva katvuse-
ga). Selle kitsaskoha valtimiseks vdib suurendada punktide
arvu seerias, andes &darmiste punktide vahelisele kaugusele
samasuguse suhte katvuse jaotumusse kui kahe punkti vahe-
kaugus Ulalkasitletud hipoteetilisel juhul. Neist kaalut-
lustest on ilmne, et saadavad viited mittejuhuslikkusele
olenevad, nagu tiheduse andmete puhulgi, kasutatud proovi-
Ghiku suurusest.

Erineva hdivatud punktide arVuga seeriate vahekordi
vdib vdrrelda sama keskmisega binoomjaotusega X 2 kok-
kulangevuse testil (samuti nagu arvukuse andmeid Poisson”
jaotusega). Naiteks kortslehe (Alchemilla vulgaris) kogu-

mikus sooritati 100 vaatlust 15 cm kiljega ruudu nurkades
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Joon. 13. Proovipunktide paigutuse mju Katvuse mittejuhus-
likkuse naitajatele. Proovipunktide paari vahekau-
gused, mis pOhjustavad viited a? agregatiivsele,
b) regulaarsele ja c) juhuslikule jaotumusele (vt.
teksti).

paiknevast 4-st punktist koosneva vardaraamiga. Keskmine

katvus oli 14,75 % ja vastavalt 0, 1, 2, 3 ja 4 hdivatud

punktiga raamide vaadeldud arv ning avaldise (0,8525 +

+ 0,1475)~ alusel oodatavad sagedused on jargmised:

Hdivatud punktide Vaadeldud sagedus Teoreetiline sage-
arv (raamide arv) dus(raamide
0 64 52,82
1 20 36,56
2 10 9,49
3 5 1,09
4 1 0,05



Parast 2,3 ja 4 hdivatud punktiga raamide sageduste lhenda-
mist on = 12.58 vabadusastmega 1 ja tdendosusega va-
hem kui 0,1 %* viidates kdrvalekaldele juhuslikkusest.

Voib rakendada ka arvukuse andmete puhul kasutatud
dispersiooni ja keskmise suhtega sarnast testi.Binoomrea
(p + g)n dispersioon on npq ja selle dispersiooni proo-

vivalikuline dispersioon on

N -1 + N »

kus N on proovide arv (Pisher, 1941, &18). Seega saab
vaatlusandmete dispersiooni vdrrelda oodatava teoreetili-

sega. Késitletud nédite puhul

Sx = 59; Sx2= 121, S(x-x)2= 121 - = 86,19 ja

dispersioon = - = 0,8706.
Teoreetiline dispersioon on
npqg = 4 x 0,1475 x 0,8525 = 0,5029.

Erinevus vaadeldud ja teoreetilise dispersiooni vahel on

0,3047. Dispersiooni proovivalikuline dispersioon:

»,2 X 0M029.2 + Q.gQaa”-o”zaul. * 0,006345.

Dispersiooni standardviga: *V0>006345 = 0,07966.

Erinevuse suhe selle standardveasse

0Jo77S” = 5’83
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tdendosusega (normaalintegraali tabelitest) umbes 0,01 %.
Teine voimalus, nagu Poisson* jaotuse puhulgi, on vorrel-
da dispersiooniindeksit X 2-tabelis. Binoomjaotusele vas-

tuvBetav dispersiooniindeksi kuju on

S(x-x)2  S(x-x)2
Xq npet

Kasitletud ndite puhul on see §9 no - 171,39, vabadusast-

mete arvuga 99 ja tdendosusega vaéhem kui 0,01 %.

Samaselt vaadeldud ja arvutatud arvukuse suhtega ti-
heduse andmete puhul on kasuliktfks juhuslikkusest kdrva-
lekalde ligikaudseks mddduks vaadeldud katvuse suhe frek-
ventsuse alusel arvutatud katvusesse (protsentosa raami-
dest, kus véhemalt Uks punkt on hdivatud). Uitte uUhegi
hdivatud punktiga raamide oodatav osa on n punktiga raa-
mide puhul

ci - p)n.
Silt frekventsus ? = 100 - 100 (1-p)n, ja sellest on min-
gile antud frekventsusele vastav katvus kergesti arvuta-
tav. Kéesoleval juhul on vaadeldud frekventsus 36 % ja
100 (1-p)™ = 64, millest p = 0,1056 ning vaadeldud ja
arvutatud katvuse suhe
8’:%.‘(1{)% = I£ »4Q

Vaga madala keskmise katvuse korral saab esineda iks-

nes piiratud arv héivatud punktide véimalikke jaotusi.

Naiteks on 100 proovi, 4 punkti ja l-protsendilise kesk-
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mise katvuse korral vdimalikud ainult viis variantien-
des tingimustes kaotab pidevatele jaotustele tuginevate
testide kasutamine oma vaartuse. (Samad kaalutlused keh-
tivad, kui protsentuaalne katvus ligineb 100 %-le, kuid
see on praktikas ebatdendoline.) Raskus on ilmselt val-
ditav prooviuhiku suurendamisega, kuid see vdib osutuda
ebapraktiliseks. Teine v6imalus on asendada proovipunk-
tid sobiva suurusega ruutudega, registreerides uksnes
vaadeldava liigi esinemise vdi puudumise. Enamikul juhtu-
del on lihtsaimaks meetodiks kasutada praoillhikuna kilg-
nevate ruutude gruppi. Sel teel saadakse k&rgem keskmine
frekventsus kui keskmine katvus, ja kuna andmeid vdib
kasitleda tapselt samasugusel viisil kui punktide puhul-
gi, voimaldab sobiv ruudusuurus hinnata mittejuhuslik-
kust ka liikidel, mis on liiga pillatud katvuse abil hin-
damiseks.

Teistsugust frekventsusele tuginevat lahenemist on
soovitatud Jones®"i (1956) poolt. Kui teatud arv ruute
on paigutatud kas malelauakujuliselt v6i uhele joonele,
vBib teha kindlaks liiki sisaldavate naaberruutude voi
diagonaalruutude esinemissageduse. Kui liirgi agregee-
rumise skaala on suurem kui kasutatud ruudu suurus,
kaldub liik esinema kilgnevates ruutudes sagedamini Kkui

juhul, kui jaotumus oleks juhuslik. Kui kérvalekalle ju-

A Hoivatud punktid_(neid on antud tingimustes kokku
neli) saavad paikneda Uhekaupa neljas (1, 1, 1, 1),
kuni (2, 1, 1; 2, 2; 3, 1) neljakaupa lhes (4 ) var-
daraamis. - Tolk.
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huslikkusest on nii vadikeseastmeline, et valjenduv laiksus
sisaldub (hes ruudus, pole see kindlakstehtav. Teiselt poolt
voib laialt levinud ja ohtra liigi frekventsus kasutatud
ruudusuuruse puhul olla nii korge, et kdrvalekalle juhus-
likkusest pole médaratletav, ehkki see on selgesti valjen-
datav arvukuse analudsil. Valemid kilgnevate paaride vdi
diagonaalruutude oodatava arvu leidmiseks erinevates tin-
gimustes koos juhistega varieeruvuste leidmiseks on antud
Krishna lyer®i poolt (1948, 1950)*. Erinevusi kiilgnevate
ruutude vdi diagonaalruutude vaadeldud ja teoreetilise ar-
vu vahel, jagatuna erinevuse standardhdlvetega, hinnatakse
normaal Jjaotuskdvera tabelites.

Kéesoleva peatiiki avaldikudes pdhjendati, et mingisugu-
se juhuslik*, sest kdrvalekalde bioloogiline téhtsus seis-
neb selles, et see naitab, et Uks vdi vahesed "m ~.rid eten-
davad taime vitaalsuse maaramisel otsemfjuva teguri osa.
Juhuslikkusest kdrvalekaldumine kui &elline ei paku seega
eriti suurt huvij tema tdhtsus seisneb indiviidide pusimist
ja elujdudu médravate tegurite kattejuhatamises. On tehtud

palju katseid mittejuhuslikkuse Uldistatud interpriteerimi-
*

KOige Uldkasutatavamad on valemid iUhel joonel paikneva-
tele ruutudele "s6ltuvate proovide" tingimustes, s.o.ka-
sutades vaadeldud frekventsusi teoreetiliste vaartuste
arvutamiseks. Ruudupaaride teoreetiline arv (ka? liigi
esinemisega v8i puudumisega md6lemas naaberruudus) on

2nln2 .ia aelle varieeruvus 2r,"n2(anln2~mi.kus siin n.

(1) ’ 2
on ruutude arv, mis dheaegselt vastavalt sisaldavad v@i
ei sisalda vaadeldavat liiki ja m = n-4#n2 on ruutude ko-
guarv transektil.
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aeks. Sageli on margitud, et vaadeldud andmete ja juhuslik-
kuse alusel oodatava vahelise lahkumineku kéige tavalise-
maks allikaks on tihjade ruutude Ulemd&rane arv, millega
kaasneb keskmist uletav varieeruvus (dispersioon). David
ja Moore (1954) selgitavad: "Student ~ (1919) margib*, et
pbhjus, miks Poisson® rida ei lange valiandmetega kokku,
on tavaliselt selles, et varieeruvus on suurem kui kesk-
mine, ja senini on selle kokkusobimatuse seletamiseks esi-
tatud kaks mehnanismi. Esimene mehhanism eeldab,et Pois-
son ”parameeter J1 varieerub Ulepinnaliselt. Teise mehha-
nismi puhul vaadeldakse Poisson* parameetrit konstantsena,
kusjuures vaatluste seas esineb mdnesuguse kujuga sdltu-
vus, mOiste, mida Polya (1930) nimetas "nakatavuseks"...
Feller (1943) naditas, miks nende kahe mehhanismi erista-
mine mingi vaatlusseeria andmete alusel on vdimatu*, ja
toendoliselt seisneb tegel kseos kahe mehhanismi  koos-
méjus ja see vOib vaga hasti olla iga liigi puhul erisu-
gune."

On ilmne, et looduslikus taimkattes toimivad mdlemad
Poisson® hiipoteesi mfjustavad mehhanismid ja viimati tsi-
teeritu on kindlasti Uks pdhivaiteid. Vegetatiivne pal-
junemine ja paljude liikide puhul ka seemneline levik vii-
vad teise mehhanismi mdju juurde. lga valikogemustega bo-
taanik on teadlik taimekoosluse-sisesest loomulikust
(punktist punktini) varieerumisest sellises skaalas ja

A Pseudonium,mida kasutas W.Grosset. - Tolk.

Tapsemalt,Feller naitas,et see pole voimalik vaadeldi 1
tlepinnalise frekventsuse jaotuse alusel.
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astmel, et see on ilmne juba lksnes kvalitatiivsete kri-
teeriumide rakendamisel. Watt (194-7) nditas, et sellise va-
rieeruvuse moningaid juhte saab seletada taimkatte liigi-
lises koosseisus esinevate tsikliliste muutustega, mis on
maaratud otseselt isendilise muutuvusega seoses vanusega,
v5i kaudselt, eri liikide reageerimisega nende vahetule
Umbrusele. Teistel juhtudel on varieeruvus olenev erinevus-
test mullas, topograafias vdi muudes kasvukohatingimustee,
varieerudes skaala ulatuses, alates taimkatte korrelatsi-
oonist mullatuupide kateenaga  kuni erinevusteni niidu-
taimkatte liigilises koosseisus harja ja vao vahel endi-
sel kinnimaal. Kasvukohatingimuste ilmsete muutustega kor-
releeruvad suured erinevused, kuid on selge, et esineb ka
samasuguseid véiksemaskaalaiisi erinevusi, mis valjendu-
vad eeskatt liigi ohtruses ja on kindlakstehtavad Ulksnes
kvantitatiivsetel meetoditel.

Vaatamata hulgalistele tdendustele, et Poisson* hipo-
teesist kdrvalekaldumise pdhjustamisel toimivad néhtavas-
ti m6lemad mehhanismid, nagu markis Clapham (1932), on va-
ga laialdast tahelepanu koondatud paijunemisviisi oleta-
tavatele tagajargedele. Katsed seletada iiogu mitt* juhus-
likkust ainult sellel alusel on md&ratud labikukkumisele.
Sellest hoolimata on métet kasitleda paljusid soovitatud
jaotusi ja kaalutleda nende vastavust juhul, kui puudub

varieeruvus punktist punktini (loomulik varieeruvus).

N Kateena (catena) tahistab mullaerimite sujuvate llemi-
nekuaega rida sarnaselt taimkatte kontiinumiga. - TOIk.
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1. Archibald (1948) vordles rannaniidu liikide andmeid
Neymani nakatusjaotusega ja sai kullaltki hea kokkulange-
vuse liikide puhul, mis ei sobinud Poisson ” jaotusega. Tei-
selt poolt leidsid Fracker ja Brischle (1944), et Neymani
jaotus ei sobinud kahe metsas kasvava sfstraliigi andmete-
ga ja tdlgendasid, et tegemist oli juhuslike esialgsete
asukate ja nakatuslikult jaotunud hilisemate generatsioo-
nide seguga. Uurides hiljuti valjahautud ja munakogumikest
eemalduvaid putukavastseid, oletas Neyman (1939) juhusliku
vastsete arvuga laikude juhuslikku jaotumust ja teatud kau-
gust, milleni vastsed vdivad jouda (s.o. teatavat suvalist
laigu maksimaalset suurust). Tema jaotus on mddratud kahe
parameetriga, neist (ks on proportsionaalne laikude kesk-
mise arvuga pinnaihikul ja teine keskmise loendamisihikute
arvuga laigul.

2. Archibald (1950) voérdles paljusid mdnest kooslusest
(ilmselt péhiliselt ranna- ja lubjarikastelt niitudelt)
parinevaid liike Thomas®"i (Thomas Double Poisson) jaotuse-
ga (Thomas, 1949) ja leidis jallegi, et paljud liigid sobi-
vad sellega hasti. See jaotus pdhineb samasugustel oletus-
tel kui Neymani jaotus, eeldades juhusliku jaotumusega lai-
ke ja sellele lisaks ka juhuslikku Uhikute arvu laigus.

Barnes ja Stanbury (1951) leidsid, et andmed kaoliini-
karjaaride lahtikaevatud pinnase esialgse asustamise kohta
sobisid nii Neymani kui Thomas®"i jaotustega. (Selgituse as-
jaolule, et kaks jaotust langevad vdrdselt hasti kokku ruu-

tude andmetega, on andnud Pielou, 1957)* Teiselt poolt lei-
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dis Thomson (1952), et ainult Uks kolmest uuritud liigist
sootis pollu koosluses oli sobitatav lihega kahest jaotu-
sest »

Evans (1953) analllsi8 Archibald®"i ning Barnes"i ja Stan-
bury andmeid detailsemalt ja jareldas, et Neymani jaotus an-
nab rahuldava koTckulangevuse.

3. Robinson (1954) soovitas kasutada negatiivset bi-
noomjaotuste Kui grupid paigutuvad juhuslikult ja arvukus
grupi kohta jargib logaritmjaotust, véaljendub indiviidide
I6plik arv ruudus negatiivse binoomjaotusega. Robinson ka-
sutas selle jaotusega vdrdlemiseks Steigeri (1930) andmeid
preeriataimkatte kohta ja sai hea kooskéla«b41Evans (1953)
leidis siiski, et kokkulangevus negatiivse binoomjaotusega
pole rahuldav. Onnetuseks on Steigeri andmed vaevalt koha-
seks materjaliks jaotumusviisi hindamisel. Curtise (1955)
viite kohaselt valis Steiger teadlikult oma ruutude asu-
koha selliselt, et hdivata nii suurt tiheduse vaartuste
ulatuvust kui voimalik, mille tdttu neid ei saa antud ees-
mérgi puhul vaadelda veatute proovidena.

On soovitatud paljusid teisi sarnast tilpi jaotusi,
kuid ndhtavasti Uhtki neist pole vdrreldud valiandmetega.

Neyman ¥ ja Thomas"i jaotused baseeruvad niivdrd sar-

nastel eeldustel, et neid vdib vaadelda koos. Isegi kui tun-

! Analillisides oma Usna ulatuslikke vaatlusandmeid umbroh-
tude kohta, leiab RasinZ (1965%, et negatiivne binoom-
jaotus annab paljude liikide puhul vaga hea kokkulange-
vuse, mistdttu_ta peab just seda jaotustilpi Uheks taht-
samaks bioloogilises uurimistoos. - Tolk.
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nistada oigeks esmane oletus, et mittejuhuslikkuse peami-
seks tingijaks on paljunemise iseloom, ei vabane nende jao-
tuste rakendamisel tehtavad oletused vastulausetest, mida
on h&sti sdnastanud Goodall (1952); "M&dlema puhul j&ab vdi-
malus vastuvaitmiseks, sest iga vaadeldava grupi ulatuvus
on piiratud - thel juhul suvaliselt, teisel juhul vaatlus-
ruuduga. Palju loomulikum oleks oletus, et mingi taime
leidmise tdendosus vaheneb mbnesuguse pideva funktsiooni-
na vdrdeliselt kaugusega grupi keskpunktist, kuhu taim
kuulub, nii et vdsundite arv oleks kaugusega emataimest
seotud vdib-olla pddrd-ruutséltavusega."Jargmiseks kitsas-
kohaks on vahimagi reaalse tdestuse puudumine, et indivii-
dide arv l&iga kohta jaotuks juhuslikult. Kus liik pal-
juneb vegetatiivselt, ei saa see enamasti tdendone olla,
kuivdrd morfoloogia uurimine viitab paljudel a~"utel ten-
dentsile anda konstantne arv "tutartaimi™ indiviidi kohta
aastas. Emba-kumba jaotuse hea kokkulangemine vaadeldud
jaotusega voimaldab teise parameetri kaudu hinnata isen-
dite arvu laigul. See pakub teatud sisulist huvi, kuid
sellest on véahe kasu koosluse liikide omavaheliste bio-
loogiliste kui ka liikide ning kasvukohategurite vahelis-
te suhete lahkamisel.

Ka negatiivse binoomi kasutamine tugineb tdestamata
oletusele laikude iseloomu kohta. Jaotus on md&ratud
keskmise arvukusega ruudus ja eksponendiga, mis oleneb

keskmisest paljunemisastmest. Ja jallegi on teise para-



meetri hinnangu, vaartus kahtlane. Robinson vaidab teoree-
tilistel alustel, et eksponendi véartus peaks olema kesk-
konnatingimustest sdltumatu ja seega konstantne samale lii-
gile erinevates kooslustes. Seejuures tugineb ta Steigeri
andmetele. Pole selge, miks paljunemise iseloom peaks eri-
nevates tingimustes jaama samaks. Tdepoolest, Uldteadmised
taimedest looduses lubaksid oletada, et see pole nii.Antud
kasitluses saab juba vaadeldud pb6hjustel Steigeri andmeile
omistada Uksnes vdikest kaalu. Edasi, vaidet eksponendi
lihestainsast vaartusest mingi antud liigi puhul ei toeta
Pidgeon®i ja Ashby (1940) poolt esitatud tdestus, et liik
vBib olla jaotunud juhuslikult tGhel ja margatavalt agregee-
runult teisel alal.

Paljude soovitatud jaotuste vordlemisel tuleb meeles
pidada, et selliste teoreetiliste jaotuste vdimalik arv on
nii suur, et andmete rahuldavat kokkulangevust ihega neist
saab vaevalt kédsitleda jaotuse sobivuse tdendina, kui see-
juures puudub range ja soltumatu bioloogiline alus selle
jaotusega seotud eelduste paikapidavusele.

Loomuliku (punktist punktini) varieeruvuse téhtsust
réhutab fakt, et rahuldavat kokkulangevust Neymani ja Tho-
mas" 1 jaotusega on saadud ainult tingimustes, kus selline
varieeruvus on viidad miinimumini. Archibaldi andmed pari-
nevad 100-1t vdi 500-1t kilgnevalt ruudult a 20 cm2, nii
et isegi 500 proovi puhul oli kogu proovipind ainult ks
ruutmeeter, mis on kdllalt véike enamiku, kui mitte kogu

esinenud loomuliku varieeruvuse valtimiseks, eriti uuritud
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soi3te ranna- ja lubjarikaste niitude suhteliselt lihtlastel
kasvukohtadel. Barnes ja Stanbury tdédtasid teadlikult erand-
likult Ghtlasel kasvukohal (endistes, kunstlike tammide ta-
ha settima jaetud kaoliini kaevandamispaikades) ja olid
huvitatud vee ja tuule abil levivate taimede suktsessioo-
nide varastest staadiumidest.

Ainus matemaatiline l&henemine mitte juhuslikkusele,mis
baseerub esimesel mehhanismil, mis eeldab Poisson 7 para-
meetri Ulepinnalist ehk loomulikku varieeruvust, ndib ole-
vat Stevensi (1937 ja Ashby, 1935) tods. Ta tuletas valemi
tihjade allruutude arvu leidmiseks ruudus, mis on jaotatud
n vaiksemaks ruuduks ja sisaldab s juhuslikult jaotunud

indiviidi (vt. Ulal mitte juhuslikkuse testid, punkt 4-):
E=n (Q -
Kui jaotumus pole juhuslik, soovitab ta teisendust
E=n (@-")s £1 + s(s - Dc] ,

kus carvutatakse eesmdrgiga anda andmeile parimat kokku-
langevust. Seega on cPoisson® parameetri Ulepinnalise
varieeruvuse mddduks. Seda on rakendatud Salicprnia eu”
rogaea laikudele rannaniitudel Ashby (1935) ja umbrohu-
liigile Bonnaya brachigta India ja&tmaadel Singh"i ja
Das"i (1938) poolt. Kummalgi juhul ei tehtud katseid kok-
kulangevuse hindamiseks parandatud E valemiga,kuid mdle-

mal korral on ilmne, et see kirjeldaks suure osa juhus-
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likkusest korvalekaldest. Kuigi see lahenemine tugineb loo-
mulikule varieeruvusele, kasutati selle katsetamise mdéle-
mal juhul nii vaikest prooviruudu suurust, et paljunemis-
viisist tingitud laikude suurusjargu téttu sai kindlaks
teha ndhtavasti iksnes vaikeseskaalalist heterogeensust.
Teiste sOnadega, kuigi eeldati esimese mehhanismi (loomuli-
ku varieeruvuse) olemasolu, uuriti faktiliselt teist meh-
hanismi (paljunemisviisi). Pelleri (1943) jéreldas,et on
vOimatu eristada kahe mehhanismi m6ju, leiab veelkordset
kinnituat. Teoreetiliselt pole ju pdhjust, miks proovi-
ruut ei vOiks olla vdetud vaga palju suurem, et hdivata
loomulikku varieeruvust, kuid siis, véalja arvatud vaga ma-
dala arvukusega liigid, peaks selles prooviruudus olema
vaga suur ax~ allruute, et saada tiuhjade ruutude kullal-
dast osatdhtsust, ,ja vajalikes ruutude arvus 1 .duvate
isendite loendamine oleks ebapraktiline. Uheks tdkkeks on
ka asjaolu, et see meetod kehtib ainult siis, kui con
vaiksem kui mingi isendi esinemise keskmine tdendosus.LG-
puks on ka cvaartust kas taime vOi kasvukoha suhtes ras-
ke tdlgendada.

Erickson ja Stehn (1945) soovitasid jagada anti i kas-
vukoha kahte ossa, (ks neist liigile sobiv ja teine kas
ebasobiv v8i vahemalt liigi poolt hdivamata. Vaatlusandmed
vOiks siis jagada kahte seeriasse, Uhes seerias sobivalt
ja teises ebasobivalt kasvukohalt péarinevad andmed. Selli-
se jagamise saavutamiseks paigutasid nad graafiliselt log

(xt y) tdhele ja x teisele teljele (kusjuures yon x isen-
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dit sisaldavate ruutude arv). Sellisel teel valjendatud

Poisson* jaotuse graafik annab sirge
log xI y) = log (Ne’@) + x log m,

mis tuleneb ruutude arvugaN
Jjakeskmisega m. Nad vérdlesid visuaalselt selle sirge kok-
kulangevust kdrgematele x vaadrtustele vastavate punktidega
ning tuletasid sellest liigile o6koloogiliselt sobivasse
prooviala ossa kuuluvate ruutude arvu ja keskmise tihedu-
se nendes. Seejarel saadi lahkuminekute (sirgest) alusel
ebasoodsale prooviala osale omistatavate ruutude jaotus,
ja enamikul juhtudel andis see hea kokkulangevuse Poisson®
jaotusega. See ldhenemine, mis on jaetud Uldiselt kahe sil-
ma vahele, on reaalne, koondades t&helepanu Poisson® para-
meetri varieeruvusele. L&henemise vadrtus on siiski limi-
teeritud oletuse labi, et .oisson* parameeter esitab pide-
vat muutujat, mis on enamikul juhtudel ebatBendone.See la-
henemine muutub vaartusetuks, kui esineb paljunemisviisist
tulenev laiksus.

A, Kemp ja C.Kemp (1956) on kasitlenud teoreetilist
jaotust varrastega hinnatava katvuse korral. Jargides Ro-
binsoni (1954) soovitust, et teoreetilist katvust vdib saa-
da vastavalt beetajaotusele*, tuletasid nad jaotuse,mis ba-
seerub oletusel, et varda ja liigi puute tdendosus on kons-

Madratud kahe parameetriga K ja m.Pinnaosa X esinemise t0e-

Pkt o
M (K+1)I (mi-17

ndosus mingis ruudus valjendub y= - O".



tantne raami piires, kuid beetajaotusega raamide vahe}.. Saa-
dud jaotust saab defineerida beetajaotuse keskmise ja dis-
persiooniga. Beetajaotuse dispersioon on raamidevahelise va-
rieeruvuse, s.o. loomuliku (punktist punktini) varieeruvuse
mddduks. Nad said rahuldava kokkulangevuse Goodall®™ilt(1952b)
vOetud andmetega. Veel kord vdib asetada kiisimuse alla lah-
teoletused. Beetajaotuse vastuv@etavuse kohta pole esitatud
mingeid reaalseid tdéendusi. Edasi on ebatoendone, et varras-
te tavalise paigutamise korral oleks raamisisene tdendosus
konstantne, kuigi seda vastuvaidet saab valistada vaiksema
raami kasutamisega. LOpuks on, nagu Stevensi ldhenemise kor-
ralgi, teist parameetrit bioloogiliselt raske tdlgendada,
ehkki see hindab loomulikku varieeruvust.

Tehes kokkuvdtte katsete tulemustest rakendada Poissonl
vOi binoomjaotuse modifitseeringuid valiandmetes esinevate
lahkuminekute arvessevdtmiseks, ilmneb, et need annavad kas
vaidlusvabu vaiteid (nimelt, et liik kaldub esinema mdne-
isendiliste tihedate laikudena), v&i siis jaotumuse médaran-
gu konstantide kaudu, milledele ei saa anda tapset bioloo-
gilist t&hendust. N&ib, et uurijale, kes on teadlik suurest
arvust muutujatest, mida kéiki ta peaks analiiisima, ent mis
on méeldav vaid kdige sobivamatel asjaoludel, on tulusam
empiirilisem l&henemine, kuigi see on matemaatilise mdtle-
misviisi seisukohalt paratamatult vastumeelne.

Paljudest senini toimetatud jaotumuse uurimustest koorub
kaks jareldust: 1) liigid on suhteliselt harva jaotunud ju-

huslikult ja seda isegi vaikesel ning ilmselt homogeensel
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pinnal, 2) agregeerumine on vaga palju tavalisem kui regu-
laarjaotumus (Ashby, 1948). Regulaarjaotumuse haruldus on
esimesel pilgul Ullatav, kuna vO6iks arvata, et see tuleneb
isenditevahelisest olelusvditlusest* Teadete puudumist re-
gulaar jaotumuste kohta vdiks paljude uurijate puhul sele-
tada vBib-olla sellega, et nad valisid koosluses uurimiseks
kbige kergemad, s.o. tavaliselt harvemad liigid. Siiski,
Greig-Smith (1952 b) leidis Trinidadi metsakooslustee, vaa-
deldes kdiki puuliike, lksnes vdga ndrku viiteid regulaar-
jaotumusele 1isegi siis, kui eri liikide indiviidid grupee-
riti suurusklassidesse. Samuti ei margi regulaarjaotumuste
esinemist Nigeeria metsades tddtanud Jonea (1956) . Kui

gi tdendusi regulaarjaotumuste suhtelise harulduse kohta

ei saa veel kasitleda loplikena, oleme praegusel uurimis-
jargul ilmselt digustatud koondama téhelepanu agregatsioon-
jaotumustele.

Kui jaotumus on agregeerunud, on indiviidide tegelik esi-
temine maapinnal, vaatamata agregeerumise tédpsele ibeloo-
mule, kvalitatiivselt valjendades laiguline: on kas laigud,
kus antud liik esineb, ja laigud, kus see puudub, vdi siis
laigud, kus liik esineb ohtramalt ja laigud, kus selle ar-
vukus on véiksem. Asudes laiksuse pdhjuste uurimisele, on
soovitav ja vdib olla oluline informatsioon laikude suuru-
se kohta. Vahemalt lubaks see elimineerida tegureid, mis
ei esita samaskaalalist laiksust kui vdimalikud pdhjusfak-
torid. Isendite jaotumus vdib olla keerukam kui kaht tiupi
laikude esinemine, nditeks voib mingi liik anda taimegrup-
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pe, mis on kasvanud esialgu Uhest isendist vegetatiivse pal-
junemise teel, kusjuures grupid ise on mdnes laigus arvuka-
mad kui teistes. Teiste sOnadega: heterogeensus voib val-
jenduda Uheaegselt mitmes erinevas skaalas ja on oluline
kindlaks teha erinevate skaalade olemasolu ning nende li-
giladhedased dimensioonid.

MBningaid viiteid heterogeensuse skaalale voib saada
proovithiku pinna suuruse muutmise teel (kasutades juba
kirjeldatud teste), markides ruudusuurused, millel viited
mittejuhuslikkusele kaovad v0i vahenevad margatavalt, kuid
see on tddmahukas ja tuim meetod. Vahemalt on see vadikese
praktilise vaartusega uldisest kasvukohatingimuste varieeru-
misest tingitud suureskaalaliste muutuste korral.Kui mitte-
juhuslikkus avaldub véaga selgesti, vdib regulaarne proovi-
valik (nditeks kililgnevate ruutude vOrk) ja jargnev isonoo-
mide (s.o. vOrdse arvukusega vOi muu nditajaga proove Uhen-
davate joonte - Pidgeon ja Ashby, 1942) tdhistamine plaanil
olla killlaldased suhteliselt suureskaalalise heterogeen-
suse ilmestamisel. Greig-Smith (1952 a) on soovitanud la-
hutamisvdimelisemat regulaarsel proovivalikul baseeruvat
meetodit. Kasutatakse kilgnevate ruutude vorku, kus ige
vorgukiulje Uhikute arv on kahe aste, nditeks 16 x 16,

32 x 64, loendades isendite arvu ruudus vdi vlrguuksuses
tavalisel viisil. Vorguiksuste-vahelist koguvarieeruvust
saab tavalise dispersioonanaliiisi abil jaotada varieeru-

vusteks 2, 4, 8, 16 jne. voOrguihikust koosnevates blokki-
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des, kusjuures blokid on ruudukujulised kahe paarisarvuli-
se ja piklikud paarituarvulise astendaja korral* J&&kdis-
persioon esindab erinevust kahelhikuliste blokkide Uksiku-
te Uhikute vahel vdi siis seda, mida saab nimetada erinevu-
seks "iUhethikuliste blokkide" vahel. Kui jaotumus kogu proo-
vialal on tépselt juhuslik, on dispersioon kdigis blokisuu-
rustes sama ja vdrdne isendite arvu keskmisega vdrguihiku-
tes, s.o. dispersiooni (varieeruvuse) ja keskmise suhe vdr-
dub Uhega, vaatamata kasutatud proovipinna suurusele_Kui jao-
tumus on agregeerunud, on teoreetiliselt oodatav (M.S. Bart-
lett, esitatud Greig-Smith, 1952 a) ja katseyetaste tuntud
jaotumuse alusel empiiriliselt kindlaks tehtud, et disper-
sioon suureneb kuni blokisuuruse vérdsustumiseni laikude pin-
naga. Kui laigud ise on juhusliku v6i agregeerunud jaotumu-
sega, jaab dispersioon sellel tasemel pisima ka bloki suu-
ruse kasvamisel. Kui laigud asetuvad regulaarselt, mis on
moodapddsmatu juhul, kui on tegemist madala ja kdérge tihe-
dusega alade vOrdee esinemisega, siis vaheneb dispersioon
blokisuuruse edasisel suurendamisel. Kui on tegemist rohkem
kui tUhe heterogeensusskaalaga, siis kordub dispersiooni-
kovera k&itumine kohtadel, kus blokisuurus saavutab vastava
skaala. Sel viisil saadud v@rguandmete dispersioonanaliisi
jérel vorreldakse dispersiooni graafiliselt blokisuuruse-
ga, markides jarskude tdusude ja languste kohad.

Viimaste olulisuse hindamisega kaasnevad tdsised rasku-
sed. Meetodi esialgses kujus vdrreldi suuremate blokisuurus-

te dispersiooni Uhikblokisuuruse dispersiooniga F-testil.
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Muudetad menetluse puhul vdrreldakse samal viisil disper-
sioonikOvera naaberpunkte. Siiski, nagu margib Bartlett
(isiklik teade), pole F-test kehtiv niipea, kui on tdes-
tatud mittejuhuslikkuse olemasolu* Thompson (1955t 2958)
uuris probleemi ja nditas, et juhal kai plstitatakse md-
nesugune uuritava koosluse mudel (matemaatilises mdttes),
on v@imalik arvutada igale blokisuurusele vastav teoreeti-
line dispersioon ja selle standardhélve. Kui vaadeldud
dispersioonid ei kaldu teoreetilistest oluliselt koérvale,
vOib mudelit k&sitleda kui olemasoleva jaotumuse rahul-
davat iseloomustust. Vajadus mudeli jarele teeb selle te-
gelikult palju kdlblikuma testi enamikul juhtudest eba-
praktiliseks. Seetdttu oleme sunnitud hindama dispersiooni-
kdvera jarskude tdusude olulisust subjektiivselt, kasuta-
des ikkagi F-testi, kuigi see on negatiivse vaartusega,
hinnates oluliseks erinevusi, mis seda kindlasti pole.
Praktikas on tBusude olulisuse hindamisele véaga t6husaks
toeks nende jarjekindlus analliisiseeriates. Kui tdus kor-
dub >samal positsioonil v6i ilmutab paljudes sarnastes koos-
lustes korrapéarast nihet, saab tema védartuses olla véhe
kahtlust. Kershaw (1957 a) demonstreeris kunstlike koos-
luste ulatusliku analuusi najal sellise subjektiivse hin-
nangu uUldist paikapidavust. tthelhikuliste blokkide j&&k-
dispersiooni vOib tarviduse korral vdrrelda keskmisega
samal viisil kui juhuslike ruutude andmete korral (1k.8"-

vt. kédesoleva peatiki algus). Nende suhte ja uhe erinevu-
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ee standardviga on W - , kus N on tihethikuliste blok-
kide vabadusastmete aFvN

Erinevate analiiipiseeriate dispersioonigraafikute Sar-
nasuse kasutamist tousude olulisuse iile otsustamisel pp.‘toe-
tanud Thompson (1958). Ta margib samuti, et mingile soovi-
tud téendcsustasemele vastavaid usalduspiire saab lihtsas-
ti arvutada juhusliku jaotuse alusel. Kui jaotusel on Uhik-
varieeruvus, jaotub N vabadusastmel baseeruv halvete ruutu-
de summa nagu Xjj» Nii saab nditeks 95-protsendilisele tée-
ndosustasemele vastavate usalduspiiride Ulemise /piiri
(G;,P = 0,025-1e ja alumise piiri (L), P = 0,0975-le vas-
tavast X 2 vaartusest. Piirid dispersioonile on seega U/N
ja L/N. Sellised usalduspiirid on eriti kasulikud, kui on
tegemist vdikese analiiiside arvuga. Thompson koostas lihi-
kese 95 %-liste piiride tabeli. Taielikum tabel (Greig-Smith,
1961 c) sisaldab koiki N vé&&rtusi, mis vOiksid arvesse tul-
la, ja see on toodud lisas B (tabel 7). Piirid on valjenda-
tud dhikvarieeruvusena, s.o. arvukuse andmete korral Kkui
dispersiooni ja keskmise suhe.

Metoodikat vdib tunduvalt tdiustada Kershaw (1957 a)poolt
naidatud viisil, mida ta rakendas samaaegselt frekventsuse-
le ja katvusele. Kilgnevate ruutude vdrgustiku asemel kasu-
tatakse teatud arvu paralleelseid ruutuderidu (transekte),
milledelt parinevad andmed grupeeritakse jarjestikku suure-
nevatesse blokkidesse. Tousud dispersiooni ja blokisuuruse
graafikul nditavad siis laikude pindade asemel nende labi-

m@dtu. Saadakse oluline kokkuhoid mingi teatud heterogee i-
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suee skaala kindlakstegemiseks loendatavate ruutude arvus.
Edasi, kui on pdhjust karta, et laigud on piklikud nagu
daiteks langusega maapinnal, voib teha eraldi anallisi ka-
hes suunas tédisnurga all. Kershaw mérgib, et suurima bloki-
suuruse dispersiooni (s.o. mis vastab transektide kogupik-
kusele) ei tohi arvestada, kuna siis kaldutakse arvestama
elementi, mis sdltub transektide vahekaugusest.

Kui iga vOrguiuhik on jaotatud omakorda paljudeks vaikse-
mateks, milledes margitakse liigi esinemine vdi puudumine,
vOib arvukuse asemel kvantitatiivse nditajana kasutada frek-
ventsust. Naiteks vdib iga vdrguiuhik omakorda koosneda 25-st
vaiksemast ruudust, nii et frekventsusena saab protokolli-
da mingit tdisarvu O ja 25 vahel. Seejadrel ka Iltatakse and-
meid tdpsexl; samuti kui arvukuse kdrred. Frekventsuse ka-
sutamisel on vooruseks, et loetleda saab iUkskdéik missugust
liiki, kuid meetodi vaartus kannatab tdsiselt asjaolu tot-
tu, et vB@rguuhik peab olema kullalt tuur, et mahutada suurt
arvu eraldi vaadeldavaid allihikuid. Kershaw (1957 a, b)
laiendas meetodit katvuse mootmisele joontransektidel,mér-
kides esinemise v&i puudumise piki liini vdrdsetel vahekau-
gustel paiknevates punktides. Kasutades 1 sm vahek agusega
punkte, sai ta rahuldavaid tulemusi niitudel, mis enamiku
meetodite puhul jaotumusanalillsile ei allu. Pdhiuhikuks
oli viis jarjestikust punkti liinil. Uhethikuliste blok-
kide vaheline dispersioon on nii frekventsuse kui katvuse
analuusimisel vorreldav binoomjaotuse alusel oodatava dis-

persiooniga F-testil (vabadusastmete arvuga n, = disper-
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sioonile kohaldatav vabadusastmete airv, =00 ).Esialgu
leiti, et selliseid andmeid tuleks enne analilsimist allu-
tada nurgateisendusele, kuid jarelemOtlemine nditas,et ju-
hul kui olulisuse test pole tarvilik, on seeldbi véhe vdi-
ta (Greig-Smith, 1961 c¢). Kui usalduspiirid on siiski ndu-
tavad, on andmete teisendamine vajalik. Teisendatud skaa-
las on oodatav dispersioon ligikaudu EIT17 (kus n on po-
hithiku ruutude vdi punktide arv), kuid see kaldub i
vadrtusest tugevasti kdrvale, kui n on vadike (vt. peatukk
2, frekventsus). Oiget vaartust on vdimalik arvutada vasta-
va binoomrea alusel, asendades hdivatud punktide arvud tei-
sendatud vaartustega. Lisas B (tabel 1) on antud valimiku-
le keskmise katvuse suurustele ja kd8ige tavalisematele n
vaartustele vastavad dispersioonid teisendatud skaalas.
Kershaw (1957 a) kasutas selle katvuse meetodi tund-
likkuse kindlakstegemiseks adalate katvuste puhul kunst-
likke kooslusi. Ta jareldas, et tundlikkust suurendab tub-
listi p6hilhiku kasutamine, mis on kuni pool oodatava va-
hima heterogeensusskaala suurusest. Kui prooviiuhiku suu-
rus, s.o. proovipunktide arv selles, pole kiullaldane, kal-
duvad toéusud nihkuma tUhe blokisuuruse vorra rremale, ku-
na laigud katavad oma suurusega kaks blokki. Seda nihet
saab valtida proovi suurendamisega. Kuna katvus seetdttu
langeb, véheneb muidugi ka tundlikkus, kuni mee 1 muutub
véga madala katvuse korral vajaliku liiga suure prooviuhi-
ku tdttu ebapraktiliseks. Kunstliku koosluse puhtformaal-

setes tingimustes pole véimalik valja tuua seda kattevas *-



tuse tapset suurust, millest allpool ei maksaks meetodit
enam kasutada. Naib, nagu sobiks meetod kasutamiseks ku-
ni 10-ja v6lb-olla kuni 5 _protsendilise katvuseni, ar-
vestusel, et on vdéimalik kasutada maksimaalse tundlikkuse
tagamiseks killalt vaikest pohithikut. Kui katvus on al-
la selle, tuleb kasutada frekventsust, vaatamata selle
puudustele*.

Jaotumusanaliius sel meetodil on kdige sobivamaks taim-
kattes, mis- on ilmselt homogeenne, kui mitte arvestada pal-
junemlsnéhtustest pohjustatud suhteliselt vaikeseskaalalist
laiksust. Vaatamata naivale homogeensusele, eelneb méni-
kord tegelik liigi ohtruse muutus transekti pikisuunas.
See pbhjustab varieeruvuse pisiva tdusu suuremates bloki-
suurustes,mis vOib varjata tegelikult esinevad laiksusast-
med (Joon* 14).Sellist muutust saab arvestada,uurides suure-
mate blokisuuruete summasid, eriti kui kasutatakse tran-
sekte pikkusega 2X 1 x 3; 2X asemel. Seega onsiis iga
transekti puhul k&epdrast suuremate blokisuuruste 3 vaar-
tust. Liigi ohtruse muutumise mdju dispersiooni ja bloki-
suuruse graafikule saab véhendada vaiksemate laik”*usast-
mete avaldamiseks killaldasel maaral, eraldades ..alvete
ruutude summaat kodispersiooni, mis oleneb proovipunkti
asukohast (Greig-Smith, 1961, a, c).

Nende vdrguanaluiuside tdlgendamist saab selgitada ka-
he naite abil. Kershaw (1957 b, 1958), kasutades katvust
5-cm-tes pdhildhikutes, leidis olulised tbéusud blokisuu-

rusel 64 (ca 3 m) mitme liigi andmetes, mis péarinesid
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kL 1
1 2 4 8 16 32

Joon. 14. Dispersiooni (ordinaattelg) ja blokisuuruse (abt-
sisstelg) graafik, tuginedes Agrostis stolonifera
lokaalfrekventsusele 10 x 5 cmplSSaga"”~poSTuSiku-
tes luitendlval. Pidev joon tahistab_algandmete
dispersiooni ja katkendjoon dispersiooni»millest
on lahutatud proovipunkti asukohast olenev kodis-
persioon (Greig-Smith, 1961 c, ajakirjast""The
Journal of Ecology").

erivanuselisteit magi-jédtkarjamaadelt. Joonisel 15 on too-
dud Agrostis tenuis® tulpiline dispersioonikdver.* Sama-
laadne mullahorisondi tiseduse analiis transekti jarjestikus-
tes punktides, kasutades p6hilthikut 10 cm, andis tdusu blo-
kisuurusel 32, valjendades samasugust heterogeensusskaalat
(joon. 16). See viitab mullahorisondi tiseduse ja liigi
VT6us blokisuurusel 8 vastab vegetatiivsest paljunemisest?
tingitud véiksematele laikudele suuremate seas. Sellised

"morfoloogilised tbéusud” ilmuvad analuisides sageli,kuid
on Uldiselt kergesti tuntavad.
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Joon. 15« Dispersiooni-blokisuuruse graafik. Agrostj”s tarnis
seitsme aasta eest rajatud kuituurkarjamaal. Kasu-
tatud on transektide 5 cm-1t pohilhikult parine-
vaid teisendatud katvuse andmeld (Kershaw, 1957 b).

ohtruse vahelisele korrelatsioonile, mida esialgselt ei ole-
tatud.* Jargides seda viidet tehtigi see sdltuvus kindlaks.
Phillips (1953, 1954- a) kasutas seda meetodit informat-
siooni saamiseks Erioj>horum angustifoliumi juurestiku mor-
foloogilise ehituse kohta, mis muul viisil oleks kattesaa-
dav Uksnes suurte raskustega. Risoomid tekivad E. angustifo-
lium™i pustise vorse juures ainult kolmes vertikaaltasapin-
nas, tulenevalt liigi 1/3 leheseisust. Nad vdivad olla pai-
gutatud risoomi suhtes, mille tipmiseks osaks on emataim,

kas kahe edasisuunalise ja iUhe tagasisuunalise v0i Uhe eda-
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1248 16 32

Joon. 16. Kultuurkarjamaa mullakiht tiseduse (mdddetud
transektidel iga 10 cm jarel) dispersiooni-
blokisuuruse graafik (Kershaw, 1957 b)

si- ja kahe tagasisuunalise risoomina, s.o. titar-
risoomid vbéivad héivata kuut vdimalikku suunda.Sama tai-
me edasisuunalised risoomid on pikemad kui tagasisuunali-
sed. Tutarrisoomid kalduvad moodustama uusi maapealseid
visusid ja samasugune muster kordub. Maapealsed vdésud
Oitsevad alles méne, tavaliselt aga kolme aasta parast,
misjarel nad surevad koos risoomiosadega, millest nad péa-
rinevad. Seega koosneb taim piiratud arvust risoomidega
thendatud vdsudest. Need faktid oleksid kergesti kindlaks-

tehtavad lahtikaevamisel sobivates avakasvukohtades nagu
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Joon. 17. Tudpiline dispersiooni-blokisuuruse graafik
Erjapfroruii? angustifolium™il (Phillips, 1954a,
ajaSirjast "The Journal of Ecology").

naiteks mudalaukad, kuid rikkumata juurestike eraldami-

sega kaasnev raskus tihedamatel pinnastel takistab rin-

soomide produktsiooni ja muutuva pikkuse otsest uurimist
erinevatel kasvukohtadel. Tuupiline vdrkanalilis (joon.17)
liigile soodsalt kasvukohalt nditab "esmast kaksiktdusu"

(blokisuurused 2 ja 8), mis vastab lihema tagasisuuna ja

pikema edasisuuna risoomide grupeerumisele emavdsu Umber.

"Teine tdus” (blokisuurus 64) vastab risoomide poolt (ih-

te susteemi liidetud vBsude grupeerumisele. Joonis 18

esitab kahelt .E. angustifoliumrile ebasobivalt kasvuko-

halt vbrguanaluusi abil saadud informatsiooni. Siin esi-

nevad mdolemad tdusud marksa vasemal, viidates lihematele
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Joon. 18. Kaks _Eriophorum angusti”*i_um"i dispersiooni-
blokisuuruse graafTgiTE~CalTuna vulgaris. - Eri-
ca cinerea koosluses (Phillips, 1957a7 aja-
Hroast”~"”~he Journal of Ecology").

risoomidele»kusjuures esma e tdus on palju madalam ja po-
le kahte ossa eristatavgi, ndidates, et iga vdsu poolt
produtseeritakse vahem risoome kui eelneval juhul.
Tousude suhteline korgus peegeldab ilmselt mustri in-
tensiivsust, s.o. vastab juhuslikes proovides esinevale
mittejuhuslikkusele. Mustri intensiivsus pakub teatud hu-
vi, kuna ta omakorda peegeldab pdhjuslike faktorite mo-
jJuastet. KOrged tdusud iseloomustavad ranget mdju koos
liigi mérksa ohtrama esinemisega seal, kus méjuv tegur
on soodustav, kui seal, kus selle teguri vaartused on
liigile ebasoodsas piirkonnas. Madalad tdusud viitavad

aga suhteliselt vaikestele erinevustele. Tousu laius oi
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maaratud laikude suuruse varieeruvusega ja pakub uldiselt
véhem huvi.

Selle jaotumusanaliisi lahteseisukohtades on alles hil-
juti kaheldud. Goodall (1961) vaidab, et graafikuid saab
seletada kui varieeruvuse suurenemist koos blokisuurusega
viimaste kogu ulatuses, ja et tOusud tulenevad juhuslikest
fluktuatsioonidest (lainetustest). Greig-Smith jt. (1963)
on siiski n&idanud, et logaritmteisendused, mida Goodall
rakendas nii varieeruvusele (dispersioonile) kui blokisuu-
rueele enne regressiooni hindamist, on tdusude olulisuse
hindamisel sobimatud. Samuti selgus, et Goodalli poolt esi-
tatud andmetes ilmnesid labistikused (ohtruse) muutused,
ja et tema erineva (Juhuslikkusest tuleneva) tdusude ar-
vuga graafikute osatahtsuse test pole vastuvdetav.

Morisita (1959) soovitas péhiliselt sarnast l&henemist
jaotumusanaltusile. Tema dispersiooniindeks 1 $ arvuta-
takse erinevatele ruudusuurustele ja suhet 1$(s)/18(2 s)
vorreldakse ruudu suurusega (vdetuna 2 s kaupa). Saadud
graafik naitab tbéuse ruudusuurustes, mis vastavad esineva
mustri astmele. Morisita rakendas seda meetodit? kasutades
bvansi(1952) andmeid.Paiju ulatuslikum katse erix. ivates
metsatllpides on sooritatud Ogawa jt. (1961) poolt.

Kasitletud meetodid on niivérd tundlikud, et nende ka-
sutamisest on tulu aladel, mis on ilmselt homogeensed vdi
selleldhedased.Sageli aga esineb palju ilmsem muster isegi

42yiimaseid seisukohti on veel kord kriitiliselt analiiisi-
nud Goodall (1963* J* icol., 51: 705-7H0). - Tolk.
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taimkatte Uhikutes, mida enamik ¢kolooge tunnistavad tai-
mekooslusteks. Anderson (1960, 1963) nditas, et sellise
heterogeensusega mosaiiki saab edukalt uurida ordinatsioon-
meetodite abil, mis esialgselt olid mdeldud koosluste eri-

nevuse analiisiks.Neid meetodeid kirjeldatakse peatikis 7.

IV peatiikk

LIIKIDE KOOSESINEMINE

Kui ks v6i mbned keskkonnateguritest on liigi esine-
misele Ulekaaluka méjuga, sOltub isendite ruumiline paigu-
tus (Jaotumus) koosluses, nagu eespool nagime, mdjuvate
tegurite eri vaartuste jaotusest. Oletame, et liigi esi-
nemine v8i puudumine mingil maa-alal s8ltub nditeks mul-
la niiskusesisaldusest (%-des). Kui mullaniiskuse véar-
tuste jaotus oleks Ulepinnaliselt puhtjuhuslik, s.o. vaar-
tus mingis punktis oleks sdltumatu vé&drtustest teistes
lédhedastes punktides, peaks liigi indiviidide jaotumus
olema samuti juhuslik, ning ilmselt poleks tegemist (he
teguri poolt madratletud mustriga. Tegelikult on aga sel-
list tasemete juhuslikku jaotust enamiku tegurite puhul
raske ette kujutada. Vaga laialdane mittejuhuslikkuse esi-

nemine on iseenesest tdestuseks, et normaalselt see ei o\e
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nii* Siiski tuleb sellist vdimalust arvestada» Nahtus voib
ilmneda erijuhul, kui mddravaks teguriks on teise liigi isen-
dite esinemine, mis vOivad ise olla juhusliku jaotumusega.
Kdige lihtsamaks naiteks on liigispetsiifiline parasiit. Kui
peremeesliik on jaotunud juhuslikult, on parasiidi jaotumus
samuti juhuslik, kui mitte juhuslikkus pole nii suur, et
peremeesliigi isendist vdib oleneda rohkem kui (ks parasii-
di isend. Selline selgesti valjenduv liikidevaheline sdltu-
vus on ilmne jubf esimesel pilgul, kuid esineb ka &hmase-
maid vahekordi, mis pole nii lihtsasti sedastatavad.Naite-
na voib tuua kérbepddsaste ja (heaastaste taimede koosesi-
nemise Kalifornias, millele viitas Went (1942), vdi Agro-
pyron repens*l mdju teistele liikidele (Osvald, 1947; Ha-
milton ja Bucholtz, 1955). Need ndhtused on seletatavad
naiteks mullaniiskuse ja mineraalsete toiteelementide sisal-
duse lokaalsete muutustega teise liigi isendite vahel ja va-
hetus naabruses nii, et see osutub vaadeldavale liigile ko-
hati kriitiliseks, ja mdnel puhul ka juureritiste mdjuga.
Kui dhele liigile mdjuvaks teguriks on teise liigi esi-
nemine, nditavad sobiva suurusega proovid korrelatsiooni
nende kahe Iiigi vahel. See vdib avalduda kas kaht liigi
kvantitatiivsete nditajate korrelatsioonis vdi siis, kui
moju on tugevam, selles, et liikide koosesinemine proovi-
des on sagedasem v0i harvem kui vdiks oletada tdendosuse
alusel, olenevalt mdjuva liigi soodustavast vdi antagonist-
likust suhtest méjualusesse liigisse. Uldisemalt, ka muu-

de dlepinnaliselt juhusliku jaotumusega tegurite mdju kor-
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rai avaldub nende osatadhtsus liikidevahelises koosesine-
mises. Mingis rohkem kui mdnest liigist koosnevas kooslu-
ses pole téendoline, et mGjufaktorile allub ainult Uksik
liik. tJhesugune mGju mitmele liigile pdhjustab aga kor-
relatsiooni nende liikide esinemises.

Jaotumusele otsemdjuva pohjuse kindlakstegemise kor-
val on informatsioon liikide koosesinemise kohta véartus-
lik ka siis, kui otsene jaotumusviisi uurimine &apardub.
Kui koosluse liikidest mitmed nditavad kindlat jaotumust,
mis viitab mingi teguri mdjule, tdestab liikidevahelise
korrelatsiooni uurimine liikide koondumist gruppideks,mis
peaksid vastama thele v8i mitmele mGjuvale tegurile. Sel-
line 6koloogiliselt samaste liigigruppide kasitlemine on
sarnane taimekoosluste klassifitseerimisega. Niisuguste
liigigruppide eristamine, arvestades varieeruvust erine-
vate kooslustena aktsepteeritud thikuis, on tdepoolest
samalaadse muutlikkuse astmega kui liikide grupeerimine
thikutesse, mida kadsitletakse taimekooslustena. Uurimis-
votted on sarnased ning siin esitatud ja 7 .peatikki vii-
dud koosluste vaatlemise aspektide teineteisest lahuta-
mine on killalt kunstlik.

Nagu jaotumusviisi puhulgi nii ka koosesinemise hin-
damisel (tingimusel, et koosesinemise astme kvantitatiiv-
sed nditajad pole tarvilikud) ei tarvitse proovid olla
Juhuslikud.* Nullhupoteesiks on, et Uhe liigi esinemine
ei korreleeru teise liigi esinemisega, ja kui see peab

*

Vaikeseks erandiks on olukord, kui kaks vaatlusalust lii-
ki erinevad tugevasti frekventsuse poolest (vt. allpool).
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paika, on kdik proovid ses suhtes lksteisest (vaatamata
proovivalikule) statistiliselt sdltumatud. Valiolukor-
ras on Uldiselt kdige lihtsamaks viisiks regulaarse proo-
vivaliku kasutamine* Teatud h&dachuks on kull vdimalus,
et regulaarselt paiknevad proovid vdivad anda andmeid ai-
nult Uhe perioodilise varieeruvuse faasi kohta. See oht
on igatahes valditav, kui kasutada kiilgnevaid ruute, s.o.
ruuduvdrgustikku voi kaht teineteisega ristuvat paral-
leelsete ruudutransektide seeriat. Kilgnevad ruudud on
eelistatavamad ka seetdttu, et vOimaldavad kombineerida
suuremaid blokke. Kui andmetest tahetakse saada ka koos-
esinemise astme naitajat, peavad proovid olema juhusli-
kud, kuna vastasel juhul pole andmetele vdimalik anda
usalduspiire ja erinevate liigipaaride nditajate vahel
el saa sooritada usaldusvaarseid vordlusi.

Olenevalt sellest, kas liigid esinevad kéigis Vv0i
peaaegu koigis proovides vdi mitte, saab nendevahelist
korrelatsiooni hinnata kas liikide mingisuguse kvanti-
tatiivse nditaja v0i nende esinemise ja puudumise abil.
Valikuvdimalust, milliseid andmeid antud tUlesande pu-
hul kasutada, on siiski vaid harukordadel.

Liigipaaride esinemise vO8i puudumise andmeid on
lihtne hinnata 2 x 2 vdimalustabelis. Oletame, et proo-
vide arvud, mis sisaldavad nii liiki A kui B, liiki A

Uksinda, liiki Buksinda ja mitte kumbagi, on jargnevad:
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+ -
Liik B + a b a+ b
- Cc d o+d
a+c b+d a+b +c+d-=n

Kui liigi Besinemine on liigi A esinemisest tdiesti sol-
tumatu, vdib arvata, et liiki A sisaldavast (a + ¢) proo-
vist sisaldab osa ka liiki B, s.o. teoreetiline proo-

vide arv, mis sisaldab mbélemaid liike, on

@+ b)@a+ c
n

Oodatavat vaartust tabeli teistele lahtritele saab samal
viisil arvutada vOi leida d&aresummadest lahutamisega. *
Arvutades tabelile "X,2 vaartuse,saab vaadeldud arve vor-
relda sellise sdltumatuse alusel oodatavaga vdi ka otse-
selt (vt. peatikk 2, Ik. 58 ).

Kui huvi pole koondunud mitte ainult Uksikutele liikide-

le, on uUldiselt tulus koostada iga proovi kohta téaielik
*

Esimesena kasutas_seda lahenemist nahtavasti Gleason
(1925). kes siiski_ei puldnud arvutada oodatavast kdr-
valekaldumise olulisust. Hil.iem on_seda uuesti soovi-
tanud Jones (1945). Cottam ja Curtis (1948) ja Cole
(1949). Dice (1945; ja teised on rdhutanud sellise tes-
ti soovitatavust enne mingi koosesinemise nditaja ar-
vutamist .



liikide nimestik, mis teeb esinemise ja puudumise andmed
paljude koosluse liikide paaride osas kaepéraseks.43 Kui
sooritatakse suur hulk vordlusi, vastab osa uUksiktulemus—
test madalale [nullhiipoteesi,Jr.J?.J tdendosusele ka puht-
Juhuslikult. Nii on juhul, kui k&sitletakse sada Iiikide
paari, mingi viie liigipaari puhul v@imalustabelid iseseis-
va tdendosusega 5 protsenti vOi vahem. Sarnaselt sellega
vOib oodata, et ihel sajast on nullhipoteesi tdendosus 1%
v8i vahem. Sellepérast ei saa suure vordluste arvu korral
omistada vaieldamatut téhtsust Uksikutele kérge koosesine-
mise juhtudele. See asjaolu jaetakse sageli silmapaari va-
hele.

Monikord on teatud kisimuste lahendamiseks kasulik uuri-
da rohkem kui kahe liigi Uheaegset esinemist. Toome naite.
Greig-Smith (1952 b) leidis Trinidadi sekundaarmetsade ana-
lulsiseerias viiteid koosesinemisele kolme Iiigi - Amaioua
cprymbosa, iACistema aggregatum ja Alibertia acuminata va-
hel, kusjuures need esinesid vastavalt 58, 54 ja 42 proovis
sajast. Vaadeldud ja teoreetiliselt oodatavad iliheaegse esi-

nemise arvud ja juhuslikkuse tdendosustasemed olid jérgmised:

Vaadeldud Teoreetiline p
Amaioua - Lacistema 37 31.32 <0,05
Amaioua - Alibertia 29 24.36 0,05 -0,1
Lacistema - Alibertia 29 22.68 <0,05

N Koige sobivamaks viisiks on selle nimekirja kandmine vi-
suaalperfokaardile. - Tolk.
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Oletust,et need kolm liiki moodustavad Okoloogilise gru-
peeringu, toetas asjaolu, et nad kdik andsid negatiivse kor-
relatsiooni kahe teise, omavahel negatiivselt korreleeruva
liigiga. Teoreetilised arvud kdigi kolme liigi Uheaegseks
esinemiseks kdikvdimalikes kombinatsioonides on kergesti
arvutatavad: naditeks Amaioua koos La*ijtjsma“ga, kuid ilma
Alibertia“ta:

"0,58 x 0,54 x (1 - 0,42) x 100 = 18,17.
Vaadeldud ja teoreetilised arvud kaheksas vdimalikus klas-

sis on jJargmised.

Am. Am.  Am. - Am. - - -

Lac. Lac. - Lac. - Lac. - -

Alib. __ Alib. Alib. - - Alib.
Vaadeldud 23 14 6 6 15 11 7 18

Teoreetiline 13715 18,17 11 21 9,53 15,47 13,15 85 11,21
Korvalekalle +9,85 -4,17 -5,21 -3,53 -0,47 -2,15 -1,11 +6,79
< 7,38 0.96 2,42 1,31 0,01 0,35 0,15 4,11

Summaarne % 2 on 16.69 nelja vabadusastmega, mis vastab
tdendosusele vahem kui 1 %. Kinnitust ei leia mitte ainult
oluline erinevus puhtjuhuslikust grupeerumisest (koos tlaltoo-
dust kdrgema olulisusega, vt. eelmine lk.), vaid lhtlasi
selgub, et peamise osa kdrvalekaldest moodustavad kas kdi-
ki kolme v&i mitte Uhtki liiki sisaldavad proovid. See asja-
olu teeb koosesinemise Okoloogilise tdhtsuse palju selgepii-
rilisemaks. Sellist kasitlust tuleks rakendada paljude lii-

kide koosmdju puhul, kuid see osutub ebapraktiliseks rolle-
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ma kui kolme voi nelja liigi korral, lrana vGimalike grupee-
ringute arv suureneb geomeetriliselt* Naiteks on kuue liigi
puhul 64 véimalikku kombinatsiooni ja teoreetiline esine-
miste arv igas grupis jaab vaikeseks* Vorreldes kolme voi
rohkema liigi (heaegset esinemist tuleks niisiis lhendada
moned klassid nii, et fifreiri teoreetiline vaartus poleks
alla viie (s*o* alla tavalise kokkuleppetaseme arvutus-
te puhuks). Siiski pole siin vaja seesugust piddvuskorrekt-
siooni anda, kuna koos suurenenud vabadusastmete arvuga
muutub mingile vdimalustabell servasummale vastav vdimali-
ke tabelite arv palju suuremaks ja tdendosuste jaotuskdver
ldheneb pidevale. Kui liike vaadeldakse rohkema kui kahe
kaupa,suureneb liikide vOimalike kombinatsioonide arv vas-
tavalt liikide arvule grupis samuti kiiresti ja takistu-
seks saab hoopis analliusiks vajalik suur tooku,a* Seeparast
pole Uldiselt tulus uurida koosesinemist rohkema kui kahe
liigi vahel, kui mitte 2 x 2 tabelite alusel pole tegemist
tugeva viitega sellele, et huvlalused sdltuvused hdivavad
rohkemat kui kaht liiki. Teistsugused kasitlused on vastu-
vOetavamad koosluste eristamisel ja neid vandeid"ksegi seo-
ses selle probleemiga lhes jargnevatest peatiikkidest.
Liikide proovides esinemise arvude vdrdlemine teoree-
tilistega on vaga sobiv ja painduv meetod, mis on rakenda-
tav mitmesugustele olukordadele. Kui huvi koondub ainult
koosesinemise teatud kategooriatele, vdivad puududa luge-
mid mitte uhtki liiki sisaldavate ruutude osas.Sellist olu-
korda vGib illustreerida Went"i (1942) juba.kasutatud and-
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Tabel

Uheaastaste taimede ja pddsaste koosesinemine LOuna-Kalifornia kérbea»Vaadeldud
(ulal) ja oodatavad (all) esinemissagedused.Andmed on tuletatud Went ¥ (19*2) jéargi

Encella Encelia Pranseria Hyme- Ulejaa-

farino-

sa sa
(elus)  (surnud)

P&dsaste arv transektid 248

Uheaastased taimed

Phacelia 74
distans 112,93

Malacothrix 12
californica 40,10

Emmenanthe 10
penduliflora 31,12

Rafinesquia 3
neomexicana 14,12

Kokku 99
198,27

farino-

84

49
38,25

29
13,58
30
10,54
9
4,78

117
67,16

P6o68ad
dumoea  noclea nud
salso- lii-
la gid
172 136 133
38 92 49
78,32 61,93 60,56
46 21 17
27,81 21,99 21,51
6 ~ 27 24
21,58 17,07 16,69
21 6 5
9,79 7,74 7,57
161 146 95
137,51 108,73 106,33

Kokku

773
352

125

97

44

618

=}
A

34,45

50,07

70,49

26,37

104,69

<0,001

<0,001

<0,001

<0,001

6

IIma_
thegi
pbdsa-
ta



metega pddsaste ja Uheaastaste taimede (efemeeride) koos-
esinemise kohta Kalifornia kdrbetaimkattes* Andmed koguti
transektilt erinevate liikiue pddsaste axvu, iga pddsa um-
ber esinenud efemeeride kui ka pddsastest eemal esinenud
efemeeride esinemissageduse kohta. Seega puudusid proovid,
mis ei sisaldanud p6dsaid ega ka efemeere. Kindlapinnalisi
proovidhikuid nende tavalises tahenduses ei olnudki.Andmed
on esitatud protsentuaalsel kujul, ent algandmeid on vdima-
lik tuletada eri liikide koguarvude jargi. Tabelis 6 ongi
esitatud tuletusandmed neljale efemeerile ja kolmele pddsa-
liigile, kusjuures véhem arvukad p86saliigid on uhendatud
"Ulejaanud liikide" alla. Vdib esitada kolm pdhimbéttelist
kisimust:

1. Kas uuritavad lheaastased liigid kalduvad esinema ai-
nult koos pd0sastega vOi pigem neist eemal; sagedamini VvOi
harvemini kui juhuslik oodatav?

2. Kas on toestatav, et ainult koos pddsastega kasvavad
efemeeride isendid kalduvad esinema sagedamini koos mdne tea-
tud p6osaliigiga kui ulejédanutega?

3. Kui nii, siis kas s6ltuvus jaab samaks Uheaastaste

taimede erinevate liikide korral?

Tihjade proovide puudumisel ei saa esimesele kisimusele
kohest vastust anda. Jaatav vastus teisele kusimusele,rais
eeldab efemeeride ja uksikute pd6saliikide koosesinemist,
voib tuleneda positiivsest korrelatsioonist Uhtede ja ne-
gatiivsest te*iste pd0saliikidega. See vdib esimese kisi-

muse valtida, kuna sdltuvus poddsastega kui klassiga ole-

neb siis erinevate liikide suhtelisest arvust. (Antud ju-



hui oli Uheaastaste taimede kalduvus esineda koos p&dsas-
tega ilmne juba esimesel pilgul ja see digustaski ebatdie-
liku proovivaliku kasutamist.)

Kui pddsaliigid ei avalda iUheaastaste taimede esinemi-
sele erinevat mdju, vOiks oodata, et Uheaastaste taimede
esinemise arvud jaotuvad po6dsaliikide vahel vastavalt vii-
maste arvukusele. Sel teel leitud oodatavad esinemissage-
dused on toodud tabelis 6 iga vaadeldud arvu all.Tabeli
igast lahtrist saab arvutada vaartuse, mis lisandub sum-
maarsele O™2-le, mille vabadusastmete arv on 16. Kui 1iga
lheaastase liigi viis vaAartust summeeritakse, saadakse iga-
le neist nelja vabadusastmega "X2. K3ik need arvud on
kdrge olulisusmdédraga,mis viitab sellele,et Ukski Uheaas-
tane taim pole po6dsaliikide vahel jaotunud juhuslikult.

See saab tuleneda kas erinevate pddsaliikide Uldisest md-
just koigile efemeeridele vG6i siis teatud pddsaliikide ja
efemeeride vahelistest spetsiifilistest mGjutustest. Ta-
beli summaarset "X-2 vaartust 181,38 voib tema hindami-
seks lahata. lga p6o6saliigi puhul esinenud lheaastaste tai-
mede vaadeldud ja oodatavate vaartuste summadest (tabeli
I6purida) on vdimalik saada nelja vabadusastmega X-c vaar-
tus, mis hindab efemeeride esinemiste arvu kooskdla ooda-
tavaga. Selle suurus on 104,69, ning lahutades selle sum-
maarsest 7C2 vAdrtusest saame jadgi, mis tuleneb hetero-
geensusest ehk erinevate efemeeride kaitumisest eri pdosa-

liikide suhtes. Seega saame:
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Vabadus- P

X 2 astmed
Kérvalekalle 104,69 4 <0,001
Heterogeensus 76,69 12 <0,001
Kokku 181,38 16

Kui on tegemist heterogeensuse olulise osatdhtsusega,na-
gu antud juhul, on tahtis markida, et olulisele kérvalekal-
dele X 23ei saa omistada vaieldamatut téhtsust, sest kui
erinevad efemeerid on pddsaliikidega assotsieerunud vastu-
pidiselt, sdltub erinevatele pddsaliikidele vastavate efe-
meeride esinemiste koguarvu kdrvalekalle nende efemeeride
suhtelisest ohtrusest. Seega naitab analiiis siis seda,
et Uheaastased taimed ei esine koos pddsaliikidega juhus-
likult ja et nad erinevad oma vahekordade poolest erineva-
te pddsaliikidega.

Sageli saab analuisi jatkata. Naiteks antud juhul ja-
reldub andmetest, et suur osa koguhdlvest tuleneb efemee-
ride juures avalduvast tendentsist esineda pigem koos sur-
nud kui elavate Encelia farinosa pdfdsastega. K&ik neli
efemeeriliiki esinevad harvemini koos elavate ja sageda-
mini koos surnud Encelia taimedega kui tdendosuse alusel
vOiks oodata. Bioloogilistel kaalutlustel vdib arvata, et
vaatamata liigile on surnud pddsad, vdrreldes elavate
pdésastega, nende vahetule kasvukohale erineva mdjuga.Ta-
belis 7 on Encelia ja kuuel juhul* "Ulejaanud liikide"

Seejuures oletati, et surnud pddsaste koguarvul on véhe-
malt miinimum koosesineraisi efemeeridega, s.o. el arves-
tatud vB@imalust, rail mdni surnud p86sastest ei oinaks lht-

ki koosesinevat efemeeri.
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Pddsaste arv transektil

Uheaastased taimed

Phacelia
distans

Malacothrix
californica

Emmenanthe
penduliflora

Rafinesquie
neomexicana

Kokku

(Naga tabel 6, kuld aurnud pddead on valja jéetud.)

Encelia
farinosa

248

74
110,02

12
34,86

10

22,88
3

12,71

99
180,46

Pddsad

Franseria Hymenoc- Ulej&a-

dumosa lea sai- nud

sola liigid

172 136 127

88 92 49
76,30 60,33 56,34

46 21 17
24,18 19,12 17,85

6 27 20
15,86 12,55 11,71

21 6 5
8,81 6,97 6,51

161 146 91
125,16 98,96 92,41

Kokku

683

303

96

63

35

497

Tabel

31,14

34,92

35,90

24,75

69,42

AN

N

N

N

7

0,001

0,001

0,001

0,001



hulgas esinenud surnud pddsaste andmed valja jaetud ja ar-
vutatud uued servasummad ning oodatavad vaartused. Summaar-
ne X, 2 igale efemeeriliigile on endiselt kdrgesti oluline
nagu ka heterogeensuse ™ 2 kogu tabelile, kinnitades, et

lkski neljast efemeerist pole pddsaste seas jaotunud juhus-

likult ja et nad erinevad Uksteisest oma vahekorra poolest

pddsastega.
X 2 Vabadusastmed P
Kdrvalekalle 69,42 3 < 0,001
Heterogeensus 57,29 9 <0,001
Kokku 126,71

Malacotrix ealiforni@a ja Rafinesquja neomexicana and-
med tabelis 7 viitavad nende Uhesugusele reaktsioonile eri-
nevate p6dsaste suhtes. Kui koostada samasugune tabel ai-

nult sellele kahele liigile, on X-2 analuis jargmine:

Vabadusastmed P
Kdrvalekalle 57,62 3 < 0,001
Heterogeensus 2,05 3 0,5-0,7
Kokku 59,67 6
Heterogeensuse pole siin oluline, kinnitades, et vahe-

kord nende kahe liigi ja pddsaste vahel on, vdhemalt nende

andmete pdhjal, (hesugune.
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Toodud naited pole andmetest saadava vdimaliku infor-
matsioonikoguse seisukohalt kaugeltki ammendavad, kuld on
killaldased voimalustabeli paindlikkuse naitamiseks.

Kui kaks liiki esinevad kdigis vOi peaaegu kdigis proo-
vides, VvOib korrelatsioon ilmneda s6ltuvusena liikide oht-
ruse vahel. Kaeparaseks votteks on arvutada korrelatsiooni-
koefitsient kahe liigi ohtruse vahel. Vaatleme nditeks jarg-
nevaid Cirsium acaule ja Festuca ovina katvuse andmeid
kulgnevatel 10-jalass kuljega ruutudel(n=9) Ilubjarikkal nii-
dul. Kumbagi liiki uuriti 112 punktiga (seitse*raami "16 var-
daga). Numbrid naitavad puuteid 112-st ja on reastatud Fes-
tuca ovlra. katvuse jargi:

Festuca ovina 99 95 83 82 68 64 62 49 46
Cirsium acaule 10 4 22 13 35 26 21 36 37
(Ulatuslikumate andmete korral vOib enne korrelatsioonikoe-
fitsiendi arvutamist hinnal i sdltuvuse olemasolu graafikul.)

Naeme mOningast viidet sellele, et Cirsium acaule
katwus kaldub suurenema Festuca ovina katvuse arvude vahene-
des, kuid see sdltuvus ei ole eriti range ega vastuvdetav
ilma lahema hindamiseta. Tahistanud gestuca y-ga ja Cir -
siun’i  x-ga, tuleb sooritada jargnevad tehted:

(n =9
Sx =204, SX2 = 5776, p

S(x - X)2 =5 776 - 4 624 = 1 152;
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S(y - y)2 = 49 520 - 46 656 = 2 864.
S(xy) a 13 074, 2°2. = 14 688,

S (X-x)( -Yy) =13 074 - 14 688 = - 1 614.

Korrelatstoonikoefitsient

r=s “zZKZ - 12————— = - 1614 = 0,8886:
s<« -5)zsly -W  “v <1 x 28610

r varieeruvus on

v = 2 =X ifig.2 = 0,0300557;
r n-2 7

r standardviga yt),0300557 = 0,1734-.

vaartus t, mis hindab r kdérvalekallet nullist (oodatav

vaartus kui X ja y on sdltumatud), on

Tt =
0,1734

Sellel t véaartusel on sfeitse vabadusastet (Uks kulus r
maaramiseks) ja vastav tdendosus on alla 1 protsendi.*
Sellega leiab kinnitust oletus, et Festuca ovina atte-
vaartus on alla surutud seal, kus Clrsium acaule oma on
suurem. Seda vOiks viiinse morfoloogia alusel tdepoolest
oodata.

Fisheri. ja Yatesi (1943) poolt on suure r vaartuste

valiku puhuks antud tabel kinaiateie tdendosustasemetele
vastavate r vaartustega. Seega pole t arvutamine
uldiselt tarvilik.
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Koosesinemise hindamisel vBib kasutada iUkskdik mil-
list kvantitatiivset naitajat. Kahele liigile Wib
rakendada ka erinevaid valjendusvahendeid. Naiteks
kui soovitakse hinnata sBltuvust ohtralt esineva
korrelise ja rohttaime vahel, mille (Uksikisendi kat-
ws on vaike, v0ib kasutada katvwust korrelise ja
arwkust rohttaime puhul. Hanson (1934) on kirjelda-
nud sellist juhtu, kusjuures ta sai (mitteolulise)
korrelatsioonikoefitsiendi - 0,09 Agropyron Smithii vo-
sude tiheduse ja Bouteloua gracilis*e katvuse vahel.

Teiseks vOimaluseks on kasutada korrelatsioonikoe-
Ffitsiendi asemel jargu (estek-) korrelatsioonikoefit-
sienti. Viimase voorusteks on arvutuste lihtsus ja
aamuslike vaartuste ebadige osakaalu valtimine.Voi-
malikest koefitsientidest on kdige sobivamaks Kendal-
Ii tau (vt. Kendall, 1948). Selle koefitsiendi maara-
miseks korrastatakse andmed selliselt, et Uks muutuja
on loomulikus jarjestuses suurimast vahima vaartuseni,
ning margitakse teise muutuja suurusjarkude jarje-
kord. Koefitsient leitakse koigi vOimalike arvupaari-
de uurimisel, tehes kindlaks loomuliku ja vastupidi-
£ jarjekorra teise muutuja vaartuste osas ning
valjendades ekstsessi osana kdigist voOrdlustest. Nii
on Ulalkasitletud andmete puhul suuruste reastused

Jargmised:



Festuca ovlna 1 2 3 45 6 7 8 9
Cirsium acaule 8 9 5 7 3 4 6 2 1
P 10 2 0 2 1 0 0 - +6
Q 7 7 4 5 2 2 2 1 - -30
S -6 7 -2-5 0-1-2-1 -24

Positiivsete VoI negatiivsete vOrdluste ekstsessi skoori
S arvutamiseks on kdige lihtsamaks naidatud viis. lga Cir-
sium acaule suuruse puhul sellest paremale jaavate ja te-
mast suuremate numbrite arv tdhistatakse P-ga ja sellest
vaartusest vaiksemate numbrite arv Q-ga. S vordub P - Q.

Sooritatavate vordluste koguarv on X n(n-1) =36, ja

Nagu naeme, on kahe muutuja jarjestuste taieliku kokkuso-
bivuse korral kdik vdrdlused positiivsed ning taieliku so-
bimatuse puhul negatiivsed. Seega muutubT+l-st taisposi-
tiivse kuni -1-ni taisnegatiivse korrelatsiooni korral.
Kui ny, 10, on S jaotunud ligikaudu normaalselt ja 6
olulisust saab hinnata vorreldes seda tema stancnxxiveaga.
Viimast suhet hinnatakse normaal jaotuse alolitfc .. Pide-
vuskorrektsiooni andmiseks tuleb vaadeldud 3 vaartusest
eelnevalt lahutada Uks. S varieeruvus on A n(n-"T25)
(Kendall, 1948). Kendall annab tabeli, mis on toodud li-
sas B (tabel 8) n vaartustele alla kimne. Sellest tabe-
list ndhtub, et antud juhul on tdendosus umbes 0,6 prot-

senti .
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Kui Uhe voi mbdlema liigi jarjestamisel esineb sidestus
(Uhesuurused vaartused), tuleb nende kordajateks votta kesk-
mine. Naiteks kui suuruselt teine ja kolmas vaartus on vord-
sed, saavad mBlemad kordaja 2A_ sellistel Juhtudel véheneb

voimalike vOrdluste arv ja koefitsient votab kuju:

~\1Q n(n-) - T).E n(h-1) - V) L,

kus T on ~ t(t-1), s.o. the muutuja iga t sidestusega
grupi avaldiste t(t-1) poolsumma, ja analoogiliselt:

u u(u-1), s.o. teise muutuja u sidestustega grup-
pide avaldiste u(u-l1) poolsumma. Selles tahistuses virdub

S varieeruvus:

~ £ n(n-1)(@2n+5) - t(e-DH@2t+5) “~-*u u(u-1) Qu+s) +
+ 9n(n-1)(n-2) t (1) (t-2)XK u(u-D@-2)1 +
+7n (-1 tt-D ] [ ZU te@-D]

On jaanud kasitleda veel Uht tllpi korrelatsiooni. Ni-
melt kui Uks liik esineb kdigil vdi ligikaudu kdigil ning
teine puudub paljudel proovipindadel, omades proovides,kus
ta esineb, madalaid vaartusi. Huvi koondub siin the liigi
esinemise hulga ning teise liigi esinemise vOi puudumise
vahekorrale. Ainus voimalik hindamisviis on klassifitseeri-
da proovid teist liiki sisaldavateks ja seda mittesisalda-

vateks ning arvutada nendes klassides esimese liigi kesk-
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mine hulk. Seejarel voib keskmiste erinevuse hindamiseks
kasutada t-testi. Kui toimitakse nii, peab, vastupidiselt
koosesinemise hindamise Uldistele tingimustele, prooviva-
lik olema juhuslik, et oleks voimalik saada keskmiste ka-
sutuskolblikke standardvigu.

Nii nagu proovivalikul jaotumuse méaramiseks peab ka
koosesinemise hindamisel hoolt kandma, et samasse proovi-
seeriasse ei satuks ilmselt erinevad kooslused. Kui hoi-
vatakse erinevaid kooslusi, saadakse tugev positiivne kor-
relatsioon samasse ja negatiivne korrelatsioon erinevates-
se kooslustesse kuuluvate liikide vahel. On tosi, et sel-
line korrelatsioon peegeldab peamiselt kasvukohategurite
moju, kuid see mojustus on ilmne ka ilma kvantitatiivse
uurimiseta, ja saadud korrelatsioon vdib Uksnes varjata
vahem selged liikidevahelised sBltuvused.

IImselt heterogeense ala uurimistulemusi vOib illust-
reerida naitega. Kui kahe liigi frekventsused on 30 ja 40
protsenti ning 100 proovis on koosesinemiste arv 14 (vor-
reldes juhuslikkuse alusel oodatavaga 12), on parandatud

= 0,45» Kui lisatakse 100 mitte kumbagi liiki sisal-
davat proovi, langeb oodatav Uhiste esinemiste arv 6-le
jJa niud on parandatud = 13,79 tdendosusega umbes 0,1
protsenti. Bray (1956) toob hea naite selle efekti aval-
dumisest valiolukorras.

Uldiselt on jaetud silmapaari vahele proovipinna suu-
ruse moju koosesinemisele. Prooviruudu suurus mojutab saa-

dud tulemusi, ja sellest vdib saada vaartuslikku infor-
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matsiooni proovipinna sauruse kohta, millest alates kor-
relatsiooni iseloom muutub. Seoses korrelatsiooni iseloomu
muutusega olenevalt proovipinna suuruse muutustest voib
eristada nelja korrelatsiooni pohjust.

1« Kui kasutatud ruudud on samas suurusjargus kui isen-
did, ilmneb negatiivne korrelatsioon, mis ei tdhenda roh-
kemat, kui et samas punktis ei saa kasvada kaks isendit.
Ruudusuuruse kasvamisel see korrelatsioon kaob.

2. Kui mdne liigi isendid on palju suuremad kui teis-
tel, vOib ruumi (pinna) hdivamine esimeste poolt tingida
positiivse korrelatsiooni viimaste vahel. Juhul kui liigi
A indiviidid on killalt suured selleks, et kasutatud suuru-
sega ruudult véalja torjuda vaikeste isenditega liigid B ja
C, on korrelatsioon viimase kahe liigi vahel positiivne.
See efekt pole uudis, esinedes naiteks niitudel, kus esi-
nevad nii korreliste mattad (vOib-olla mbne tuhande ruut-
sentimeetrise pinnaga) kui ka vaikeste isenditega roht-
taimed. Korrelatsioon (B ja C vahel) kaob, kui ruudu suu-
rus saavutab kdige suuremate taimedega liigi (A) isendite
suurust Uletavad mdotmed.

3. Kui kaks liiki reageerivad kindlat vaartuste jaotu-
ms!; omavale otsemdjuvale tegurile Uhesuguselt, on nende-
vaheline korrelatsioon positiivne kuni ruudu suuruseni,mis
vastab otsemfjuva teguri heterogeensusskaalale. Ruudu eda-
sisel suurenemisel korrelatsioon kaob. Jarelikult pbhjus-
tab kahe liigi erinev reaktsioon (mbjuva teguri suhtes) ne-

gatiivse korrelatsiooni, mis kaob, kui ruudu suurus Uletab
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selle teguri heterogeensusskaala (avaldumisulatuse). Kui
toimib mitu otsembjuvat tegurit, pohjustades mitmele hete-
rogeensusskaalale vastavad liikide jaotumusmustrid, VOib
korrelatsiooni iseloom muutuda kahel ruudusuurusel. Joo-

nis 19 kujutab kahe liigi jaotumust. Mdlemad on marksa
ohtramad pinna teatud osades, milledes liigid on soodus-

tatud veel teise mjuteguri erinevate tasemete poolt, mis
omakorda pdhjustab jaotumusmustri teises, vaiksemas skaa-
las. Kui ruutu suurendada, on siin korrelatsioon esialgu
negatiivne, sMis positiivne ja I0puks kaob. Kahe liigi

positiivne korrelatsioon, mdaratuna ruumi hdivamisest kol-

Joon. 19. Kahe liigi isendite jaotumus (vt. teksti).
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manda poolt, nagu Kirjeldati ulal, on ilmselt erijuht sar-
nasest reaktsioonist mojuvale tegurile. Et see on lihtne
ruumivalistamise efekt, on Uldiselt ilmne, kui vOrrelda
ruudu suurust, mil see kaob, vaadeldavate liikide kasvu-
vormiga.

4« Otsesed mojustused liikide vahel, naiteks juure-
eritised voi mullategurite lokaalne muutmine indiviidi Um-
ber, avaldudes positiivse korrelatsioonina, pdhjustavad po-
sitiivse korrelatsiooni koigil mOlema liigi indiviidide ma-
hutamiseks killaldastel ruudusuurustel. Teiselt poolt, kui
tegemist on negatiivsete liikidevaheliste mdjutustega,kaob
korrelatsioon, kui ruudu suurus Uletab the indiviidi kesk-
mise mojupiirkonna. Tulemus on samasugune kui ruumi hoi-
vamise puhulgi, kuid korrelatsioon pusib suurema ruudusuu-
ruseni, kui vOiks oodata lihtsalt pinnahdivamise efektist.

Seega on selge, et Ukfikule ruudusuurusele tugineva-
test koosesinemise andmetest tulenev informatsioon on vaga
ebatdielik ja raskesti tdlgendatav. Kui asjaolud vOimalda-
vad, on vaga tulus sooritada anallis mitme ruudusuurusega.
Siit tuleneb tugev toetus regulaarse proovivaliku kasuta-
misele, mis tavaliselt vOimaldab saada suuremate proovide
andmeid kulgnevate proovide grupeerimise teel. Kui olukord
lubab kasutada ainult Uksikut ruudusuurust, voib kvantita-
tiivsete andmete Kkorral kasulik olla osakorrelatsiooni-
koefitsientide arvutamine, vittes arvesse teiste ohtrate
liikide arvukuse, nagu soovitas Dawson (1951). See elimi-
neerib ruumihdivamise efekti, kuid voib, nagu on markimi

Goodall (1952 a), varjutada sOltuvused liigigruppide vahel.
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Suureneva proovisuurusega seeriast parinevate koosesi-
nemise andmete tolgendamise Uks raskusi vOib esile tulla
Uleminekul esinemise ja puudumise andmetelt kvantitatiiv-
sele korrelatsioonile. Kvantitatiivne vordlemine on tund-
likum meetod. Vaatleme kaht liiki, mis mOlemad esinevad oht-
ramalt ainult mingi ala piiratud osades, kus olelusvditlus
nende liikide vahel on aktiivne (vt. joon. 19). Arvestades
kahe vordlusvoimaluse (s.o. kvalitatiivse ja kvantitatiiv-
se) omadusi on enamasti vOimatu neid mdlemaid sama andmete-
seeria kohta edukalt rakendada. Oletagem siiski, et esine-
mise ja puudumise andmed proovisuurusel, kus mdlema liigi
frekventsus on lahedane 100-le, naditavad positiivset kor-
relatsiooni, mis tuleneb nende Uhesugusest kuuluvusest an-
tud pinna erinevatele osadele. Kui nlidd proovithikut veidi
suurendada, et korrelatsioonikoefitsiendi arvut mine oleks
vastuvbetav, vOib ilmsiks tulla negatiivne korrelatsioon,
kuna seal, kus need kaks liiki on ohtrad, on nendevahelise
tugeva olelusvditluse moju kullaldane, et tasakaalustada
Uheaegseid ohtrusi mdningates proovides. Negatiivne korre-
latsioon suurematel ruudusuurustel kujutab endast pinna-
hoivamise efekti "“Ulekandumist’”, mis avaldub kvantitatiiv-
se vordlemise suurema tundlikkuse tottu.

Sellist pooret korrexp i.siooni iseloomus Uleminekul kor-
relatsioonikoefitsiendi kasutamisele vOib illustreerida
Kershaw (1959) andmetega. Maestiku jaitkarjamaade jao-
tumusanaliis 5-cm-se algprooviga (pohithikuga - viis 1 an

vahekaugusega punkti kattevadrtuse madramiseks) transektide
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abil naitas heterogeensust liikide Agrostis tenuis, Lollum
perenne ja Dactylis glomerata jaotumuses blokisuurusel 64
pohithikut, mis tulenes Agrostis®e domineerimisest Ohukese
A ja pactylis™e domineerimisest tisedama mulla™
kihiga laikudel (vt»> eelmise ptk. I0pp)* Koosesinemise mad-
ramine Uksikute algproovide andmetes andis kdigile kolmest -
liigipaarist negatiivse korrelatsiooni, mida tdélgendati pin-
nahdivamise efektina. Blokisuurusel 8 pdhiuhikut andsid
Dactylis - Lollim ja Agrostis - Dactylis negatiivse ning
Lolj.un-Dactylis positiivse koosesinemise, mis peegeldab Lo-
liun"i ja Dactylis®e sarnast reageerimist mojuvale tegurile.
Blokisuurusel 16 Uhikut osutus tarvilikuks "Ule minna korre-
latsioonikoefitsiendi arvutamisele. Enamikul uuritud pin-
dadest korrelatsioon Loliun*i ja Dactylis*e vahel puudus,
kuid kus nende Uheaegne kattevaartus oli kdrge, e.o* kus vois
oletada otsest liikidevahelist voitlust, avaldus negatiivne,
kuigi vaevalt oluline korrelatsioon.

Lihtsate koosesinemise hinnete kdrval on tuntud margata-
vat huvi,eriti loomatkoloogide hulgas,ka koosesinemise astme
naitajate vastu. Kui korrelatsioonikoefitsiendi kasutamine
on matemaatiliselt Oigustatud, saab koosesinemise mddduna
kasutada tema vadrtust. Tingimuseks on, et proovid, mille-
le koefitsient tugineb, on juhuslikud ja et korreleeritava-
te naitajate jaotus vastab normaalsele. Taimkatte karakteris-
tikute jaotus pole sageli normaalne, ja uldiselt tuleb enne
korrelatsioonikoefitsiendi kasutamist koosesinemise astme
mddduna andmed kodigepealt teisendada (vt. ptk. 2). Andmete



mittenormaalsus ei mjusta korrelatsioonikoefitsiendi kasu-
tatavust korrelatsiooni olemasolu kindlakstegemisel. Vdima-
lustabeli tulpi andmete jaoks on esitatud terve rida véaljen-
dusvahendeid. Paljud neist on ebarahuldavad Uhest voi teisest
seisukohast. Kusimuse kriitiline ulevaade on antud Cole
(19499) poolt (vt. ka Nash, 1950; Morisita, 1959 b; ja laien-
datult osakorrelatsiooni koefitsiendile, Cole, 1957). Naib,
et koosesinemise mdar on informatiivne Uksnes siis,kui pea-
mine huvi koondub sama liigipaari vahelisele sdltuvusele
paljudes erinevates kooslustes. Uldiselt on tihtsad korre-
latsiooni olemasolu ja skaala, milles see avaldub. Kindlas-
ti on aga uha laieneval tendentsil - arvutada koosesinemi-
se koefitsient esinemise ja puudumise andmetest, kasutades
selle vaartust korrelatsiooni olemasolu tdendina - véhe voo-
rusi, et seda soovitada. Tavaliselt pole mitte ainult arvu-
tuste maht suurem kui ~ 2-testi puhul, vaid kaheldava vaar-
tusega on ka koefitsiendi suuruse hindamine selle standard-
vea abil, eriti vaikese proovide koguarvu korral.

Pielou (1961) kasutas koosesinemisega seotud segregatsi-
ooni mbistet, mis viitab kahe liigi labisegi esinemise ast-
mele olenemata mosaiiksusskaalast (Joon. 20). Selleit on 1&-
henetud lahima naabri sdltuvuse abil. Kahe liigi populatsioco-

/
nis voib eritleda nelja l&hima naabri vahekorra kategooriat:

1) Indiviid A lahima naabriga A

7) N A« « B
3) .'Il B tt t A
4) tl B t tt B



<€) (U]

Joon. 20. Kuus voimalikku jaotumusviisi kahest liigist koos-
nevas koosluses: a) ja b) eraldamata, c) taielikult
eraldatud, d) 2) *) osaliselt eraldatud. (Pielou,
1961, ajakirjast "The Journal of Ecology™).

Tahistades sageduses neis klassides vastavalt f*» .» fHjj
jJa fi>» saame vOimalustabeli:

1dhim
naaber Liik B B +Bb Nob*
1 Na Nb N

(N on uuritud s6ltuvuste (vaatluste) koguarv; a, b on
baastaimede ja a",\b" lahimate naabrite liikidele A ja
B vastavad osad.)
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Hinnangu teostame tavalisel teel, kasutades Uhe va-
badusastmega X 2* Segregatsioon avaldub, kui sdltuvuste
AB ja BA vaadeldud arvud on vaiksemad kui juhuslikkuse alu-

sel oodatav* Pielou véaljendas segrep;atsioonikoefitsiendi

s jji_ sOltuvuste AB J1aBA vaadeldud arv____ ji. M8 “Ba
soltuvuste AB ja BA teoreetiline arv N(a’b+ab”),
mille vairtused on negatiivsed, kui sOltuvused AB ja BA on
arvukamad kui tdenadosuse alusel oodatav. S ulatub -1-st
(eraldatud paaride puhul, mis koosnevad A-st ja B-st) kuni
+1-ni soltuvuste AB ja BA taielikul puudumisel™*
Segregatsiooni ja koosesinemise vahelist lleminekut

saab selgitada jargmiste ndidete vaatlemisega:

z Koosesinemise avaldumine ruu-
r ioon 2
Segregatsioo du suurenemisel

Negatiivne segregatsioon positiivne kdigil ruudusuurustel
(B isoleeritud paarid)
Mittesegregeerunud

joon, 20(a) puudub

joon. 20(b) positiivne — » puudub
Taielikult segregeerunud

joon. 20(c) negatiivne —* puudub
Osaliselt segregeerunud

joon. 20(d) negatiivne — <m puudub

joon. 20(e) negati ivne-* positiivne-»puudub

joon. 20(F) negatiivne — ™ puudub
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Nii nagu taimest taimeni vahekauguste alusel saada-
vad viited mosaiiksusele on tundlikumad vaikeseskaalaliste
efektide suhtes, on ka segregatsioon mgjustatud rohkem vai-
kese- kui suureskaalalistest mdjutustest.

Segregatsiooni edasisel kasitlemisel soovitas Pielou
(1962 b) vorrelda erinevate liikide andmete seeriaid teoree-
tilise juhusliku mitmesuguste modifikatsioonidega. See on ana-
loogiline Uksiku liigi andmete sobitamisega modifitseeritud
Poisson* jaotustega, ja allub samadele vastuvaidetele (vt.lIk.
124 ).

Erinevate liikide jaotumuste vordlemist samas proovi-
seerias on kasitlenud Kershaw (1960, 1961). Liikide koos-
esinemist erinevatel blokisuurustel vOib uurida kas esinemi-
se ja puudumise abil vOi siis vaadeldavate blokisuuruste sum-
madele kohandatud korrelatsioonikoefitsiendiga, nagu Ulalesi-
tatud andmete puhul.

Kershaw markis, et kahe liigi vahelist summaarset ko-
varianssi(kodispersiooni) ennast vdib analiusida erinevatele
blokisuurustele kuuluvate osadena. Kui kahe liigi A ja B esin-
datus vOrgu voi transekti kdigis Uhikutes summeeritakse,saa-
dakse (A+B) jaotumusanaliils. Kui korrelatsioon liikide vahel
puudub, vordub mingile blokisuurusele saadav varieeruvus ka-
he liigi individuaalsete varieeruvuste summaga. Kui esineb kor-

relatsioon, siis

VA+B = VA + 7B * 2 CAB *

kus Cﬁg tahistab kovarianssi antud blokisuurusel. Seejarel
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_(eah.) Ja vaadeldud (obs.) disper-
sioon ning liikide 2 ja 11 kovarianss olenevalt
bloki suurusest. cha £ubrf (@ ja Hojxus Ja-
n~bus"e (11) katvuse andmed parinevad hap;laellst
ja lubjarikast niitu dhendavalt transekti

gKershaw 1961, ajakirjast '"The Journal of Eco-

Joon. 21. Teoreetiline (k

saab kovarianssi vorrelda blokisuurusega (Joon. 21). Kuna

korrelatsioonikoefitsient vordub

saab seda lihtsate arvutuste jarel kasutada ka kodisper-
siooni olulisuse hindamiseks. Selle l&henemise eeliseks on
asjaolu, et eraldatud kovarieeruvus on kohandatav vaadel-
dud liikide vahelisele soltuvusele ka blokisuurusel x

Uhikut 2 x-Uhikuliste blokkide sees. (Korrelatsioonikoe-
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fitsiendi otsene arvutamine blokkide kogusummadest kaldub
olenema  sOltuvusest suurematel blokisuurustel.) Meetodi
puuduseks on tuletusmomentide korrelatsiooni kasutamine ko&i-
ge véaiksematel blokisuurustel, kus tegelikult voib olla te-
gemist paljude nuilvaatlustega, mistdttu on vastuvbetava-
maks hinnang vOimalustabelis.
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BEBEBow »wn

LISA

Tabel 1

Binoomjaotuse dispersioon parast nurgateisendust

a) mitmesugustele n vaartustele (osalt

Robinsoni,

1012.5
;75.7
365.6
2534
106.7
94.0
55.2
43.4
34.3
28.2

972.0
566.4
369.4
261.4
110.6
9.6
55.7
43.5
34.6
28.4

1955 jargi).

850.5
530.8
372.6
279.0
123.3
106.4
57.8
445
35.3
28.7

648.0
449.3
348.8
282.8
148.1
125.9
65.8
48.8
36.7
29.9
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364.5
288.8
250/
222 b
148.9
136.0
81.6
63.5
47.3
36.7

Ligikaudne
vaartus

?22J:

10.3
273.6
205.2
164.2

91.2

82.1

51.3

41.0

32.8

27.4



Nw ik o ©

b) tapne -tatel juhuks kui
ajakirjast The Journal of Ecology)

.01

33.8
233.5
284,2
277.3
260.0

.02

64.5
243.3
285.0
275.5
258.6

.03

92.3
251.5
285.4
273.8

257.5

o4

117.5
259.1
28".4
271.9
256.4

.05

140.2

265.3
284.9
270.0

255.5

-06

160.6
270.4
284.2
268*2
254.8

.07

178.S
274.7
283.2
266.4
2541

.08

195.1
278.1
282.0
264.7
253.8

n =5 (Greig-Smith, 1961 c,

.09

209.6
280.8

280.5
263.0

253.4

.10

2225
282.8
279.0
261*4
253.4



Proovi
suurus

o~NoUhwN

Ulatuvus erineva proovide arvu korral

Tabel 2

(Pearsoni ja Hartley, 1954 jargi).

Ulatuvus on valjendatud populatsiooni

standardvea Uhikutes.

Vvus

1.128
1.693
2.059
2.326
2.534
2.704
2.847

Ulatu-Proovi

suurus

9
10
n
12
13

14
15

Ulatu- Proovi

Vus

2.970
3.078
3.173
3.258
3.336
3.407
3.472

Suurus

16
17
18
19
20
21
2

176 -

Ulatu- Proovi
suurus

vus

3.532
3.588
3.640
3.689
3.735
3.778
3.819

1

23
24
25
50
00

Ulatu-

3.858
3.8%
3.931
4.498

5.015



0]
0.1
0.2

=
©ooo~Nouh~wNEO

0 0.01 0.02 0.03
1.0000 -9900 9802 .9704
.9048 .8958 .8869 .8781
.8187 .8106 8025 szp45 |
0.0 0.1 0.2 0.3
1.0000 9048 8187 .7408
.3679 -3329 .3012 2725
1353 1225 .1108 .1003
.0498 .0450 .0408 .0369
.0183 .0166 .0150 .0136
.0067 -0061 _0055  »0050
-0025 .0022 .0020 .0018
.00091 .00082 _00075 ,00068
.00033 -00030 .00027 .00025
-00012 .00011 .00010 ,00009

Tabel 3

0.04

-9608

.869%4
*1866

0.4

.6703
.2466
N0907
.034
il
I .0045
.0017
.00061
.00022
. .00008

Poisson® jaotuse eriti taielikud tabelid

General Electric Company (1962).

0.05

.9512

.8607
.7788

-0015

.00020
*00007

0.06

.9418
.8521

_*271Q .

0.6
.5488

.2019 ©

,0741
.0273
,0101
-0037.
,0014
.00050
.00018
,00007

0,07
.9324
,8437
*7624

0.7

-4966
.1827
.0672
.0247
»0091
.0033
.0012
,00045
.00017
-00006

0.08

.9231

. 6.53

*1558
0.8

.4493
._UES3

-0011

-00041
-00015
,00005

0.09

-9139
.8270
\_*7482 "
0.9

. -4066

1496 -
-0550
.0202
,0074
,0027
,0010
-00037
-00014
-00005

trikkis Defense Systems Department,



10

388888

80

Tabel 4

JITT

2 N

VA [
4714 100
3640 150
2626 200
2265 250
.2020 300
.1841 400
.1703 500
1501 1000

-1499
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Tabel 5

=— -n? olulisuse piirid

v

nl

nO. ni, ng - ruutude arvud, mis sisaldavad
vastavalt 0, 1, 2 isendit (Moore, 1953 , aja-
kirjast Annales of Botany, London).

N - ruutude koguarv.

Tabelis toodud arv vSrdub keskmise P Ja sel-
le kahekordse standardvea summaga, s.o. ligi*

kaudu 5 #-sed olulisuse piirid.

Keskmine arv

0.5 1.0 15 , 2.0 2.5
ruudus
R 9 92 81 68 54
50 2.70 2.40 2.46 2.66 2.98
100 2.16 1.95 1.99 2.13 2.34
200 1.80 1.66 1.68 1.77 1.92
N 300 1.65 1.53 (055 1.62 1.74
400 1.55 1.46 1.47 1.54 1.63
500 1.49 1.41 1.42 1.48 1.56



T
=

SVYBIBYRE o

Tabel

6

Erinevatele protsentuaalse frekventsuse vaartustele vastavad
Juhusliku jaotumuse tihedused

0 1
0. -0100
-1165

.2231  .2356
3567 .~713
5277

6931 .7133
.9163 .9416
1.2040 1.2379
L9 1.6607
2.3026 2.4079
99.1 99.2

4.7105 4.8283

2

-0202
.1278
.2484
..3857
5447
.7400
-9676
1.2730
1.7148
2.5257

99.3
4.9618

3

.0304
.1392
-2614
-4005
-5621
- 7560
-9942

1.7720
2.6593

9.4
5.1160

4 5
.0409 .0512
.1508 .1625
2744 .2877

..4155 4308
.5798 57?
T76S L _79%E

1.0216 1.0408

1.347] 1.3453

1.8326 1.8971

2.8134 2.9957
99.5 99.6

5.2983 5.5215

6 7
-0608 .0726
1744 .1863
3011 .3147
-4463 -4620
.6161 .6349
.8210 -8440

1.02. 3 1.1087
1.4271 1.4697
1.9661 2.0402
3.2189 3.5065
99.7 99.8
5.8091 6.2146

8

.0844
.1984
.3285
4780
.6539
.8675
1.1394
1.5141
2.1203
3.9120

99.9
6.9078

.2108
.3425
-4943
.6733
-8916
1.1712
1.5606
2.2073
4.6052



Tabel 7

Juhusliku jaotumuse vaadeldud ja teoreetilise dispersiooni suhte 95 %-lised usaldus-

Vabadusastmed

Alumine piir
Ulemine piir

Vabadusastmed

Alumine piir
Ulemine piir

Vabadusastmed

Alumine piir
Ulemine piir

Vabadusastmed

Alumine piir
ulemine piir

Vabadusastmed

Alumine piir
Ulemine piir

piirid jaotumusviisi analiusil (Greig-Smith, 1961 c, ajakirjast

[§)[=]

RO
3 k& & 83 -

o)
B wo
& 82

1.18
1024
1.91

0.84
1.17

1152

0.92
1.08

/The Journal of Ecology) .-

0.70

320

1.15

0.93
1.07

—O o
sy 8 29

O g
[oe]
&

0.75
1.27

0.88
1.13

2.19
e?)

0.57
1.55

128

0.77
1.26

576
0.89
1.12

2.11

0.59

144

0.78
1.24

0.89
1.11

0.
2.

0.
1.

32
05

61
48

160

0.79
1.23
768
0
1



Tabel 8

TOeasoeus selleks, et mingile Q vaartusele vastav S
saavutab v3i Uletab etteantud vaartuse. (Esitatud on
ainult positiivsed-vadartused, negatiivsed tulenevad
sttneatria pohjal. Kendall, 1948, kirjastuselt
Charles Griffin 8r Co. Ltd.)

4 n vaartused 0 n vaartused
4 5 8 9 6 7 10

0 0.625 0.592 0.548 0.540 1 0.500 0.500 0.500
20.375 0.408 0.452 0.460 3 0.360 0.386 0.431
4 0.167 0.242 0.360 0.381 5 0.235 0.281 0.364
6 0.042 0.117 0.274 0.306 7 0.136 0.191 0.300
8 0.042 0.199 0.238 9 0.068 0.119 0.242
10 0.0283 0.138 0.179 11 0.028 0.068 0.190
12 0.089 0.130 13 0.0283 0.035 0-146
14 = 0.054 0.090 15 0.0214 0.015 0.108
16 0.031 0.060 17 0.Ccrsa 0.078
18 0.016 0.038 197 o.oku 0.0%4
20 0.0271 0.022 24 0.032( 0.036
2 0.0228 0.012 23 0.023
24 0.0387 0.026) 25 0.014
26 0.0319 0.022S 27 0.0283
28 0.042 0.0212 29 0.0246
30 0.034; 31 0.0223
32 0.0312 33 0.0211
A 0.04% » 0.0347
36 0.05% 37 0.0318
ke 0.0458
41 0.0415
43 0.0528
45 0.0628

Jarjestikused nullid on téhistatud astmena, nait. 0.0347
téhistab arvu 0.00047.
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