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Die Erfassung von Durchmesserverteilungen
in gleichaltrigen Kiefernbestanden '

Von K. v. Gabow

Seit Beginn der sechziger Jahre sind ernsthafte Versuche unternommen worden, Durch-
messerverteilungen mit Hilfe flexibler Dichtefunktionen darzustellen. Die bekanntesten
Beispiele sind die Gamma-Verteilung (NeLson 1964), die Lognormale Verteilung (Briss u.
Remker 1964), die Beta-Verteilung (Crurrer u. BEnnerT 1965; Zomrer 1969), die Weibull-
Verteilung (Barey u. Derr 1973) und Johnsons SB-Verteilung (Harcey u. Scarevper 1977).

Bei der Untersuchung von Durchmesserverteilungen kommt es zunichst darauf an, eine
Funktion zu finden, mit der die natiirlich vorkommenden Kombinationen von Schiefe und
ExzeR zufriedenstellend dargestellt werden kénnen. Nach den Feststellungen von Harrer
und Scureuper (1977) sind die Funktionen Beta, Johnsons SB und Weibull am besten
geeignet fiir den Ausgleich von beobachteten Durchmesser- und Héhenverteilungen. Das
liegt an der vergleichsweise hohen Flexibilitit dieser Funktionen bei der Abbildung sowohl
positiver als auch negativer Schiefe. Aufgrund dieser Erfahrungen beschrinkt sich die
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gegenwirtige Untersuchung auf die erwihnten drei Verteilungen, mit dem Ziel:
a. festzustellen, welche Funktion den besten Ausgleich von Durchmesserverteilungen

ergibt;
b. ob die Anwendung stetiger Verteilungsfunktionen in der forstlichen Planung als

praktikabel angesehen werden kann.
Als Untersuchungsmaterial wurden 448 Bestinde der Pinus patula aus den Provinzen Natal
und Transvaal der Republik Siidafrika ausgewihlt. Die Inventur in 326 dieser Bestinde
erfolgte nach dem Auszeichnen, aber vor der Fillung, so daR jeweils zwei Verteilungen
ermittelt wurden, und zwar die Verteilung der Durchmesser vor und nach der Durchfor-
stung. In 122 Bestinden wurden keine Durchforstungsdaten ermittelt. Insgesamt lagen also
774 Verteilungen vor. Die wichtigsten Merkmale des Datenmaterials sind in Tabelle 1
aufgefiihrt. )

Tabelle 1.
Kennwerte der 448 untersuchten Bestande.
Die Strukturmerkmale beziehen sich auf den Durchmesser

Indices of the 448 investigated stands. The structural criteria relate to diameter

Bestandesmerkmal - Geringster Mittel Grofter
Wert Wert
Alter (A) Jahre g 16.1 -~ 7
Stammzahl (N) N/ha ' =" 88 - 596.8 2306
Mitteldurchmesser (D) cm ¥ 1346 233 34.1
Kreisfliche (G) m%/ha ; " BSE 24.0 95.7
Standardfehler  (SE) cm 40237 4.4 6.8
Schiefe - Fisher (1) d 0.0, 0.06 0.59
Exzef — Fisher (R2) . 239 3.09 5.09
Zahl der gemessenen M T
Durchmesser pro Bestand i | 638 4673

Berechnung der Funktionsparameter

Johnson’s SB-Verteilung wurde von Jornson (1949) entwickelt. Die Wahrscheinlichkeits-
dichtefunktion lautet: ; y

f(x) = (/2 ©) M (E+ X-x) (x— &)
*exp b= 4 [ y+éln( (x- &) / (§+ A-x)) ] 7} (1)

waobei £ = untere Grenze der Durchmesserwerte
A = Variationsbreite der Durchmesser
8 = Wolbungsparameter
v = Schiefeparameter
x = Durchmesser
und E<x<(+ANI>0-co <¥ < oo;A>0

Verschiedene Kurvenformen in Abhingigkeit der Funktionsparameter sind in Abbil-
dung 1 dargestellt.

Die Parameter 6 und v der Johnson SB-Gleichung haben deutlich getrennte Wirkungen.
4 beeinflullt die Walbung, v die Schiefe. Wélbung und Schiefe sind allerdings nicht unab-
hingig voneinander, deshalb sind die Einwirkungen von 4 und v nicht strikt trennbar. Bei
den Funktionen Beta und Johnson SB wird die W8lbung zusitzlich durch die Begrenzungs-
parameter beeinfluflt.

Die Anpassung ist relativ unkompliziert, wenn die Endwerte der Verteilung bekannt
sind. Die maximum likelihood-Schitzwerte werden wie folgt berechnet:
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v = —1/sf 2
& = 1/sf (3)
wobei £ =In[( -/ +Ax)]  (i=1...n) (4)
f- (Zﬁ)/n (5)
s =1/nZ( - hE (6)
. JOHNSON SB  £=8A=52 400 JOHNSON SB £ =8\ = 52
y=0 §=2
1:6 =0.8 i 1y = 2
T " 26-14 2y = 0
3:6 =-2.0 oy =-2
200 4:56 =2.6 200
1 1 3

A 2
100- A 100
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Abb. 1. Kurvenformen bei unterschiedlichen Parameterwerten der Johnson SB-Funktion
Fig. 1. Different Shapes of the Johnson SB distribution

Die Beta-Verteilung, ihre Anwendung und die Methode der Parameterschitzung sind
ausfithrlich in der forstlichen Literatur beschrieben (Ciurrer u. Bennerr 1965; ZOHRER
1969; Burkmart 1971; Kenner 1972; MorLer 1973; BurksarT u. Strus 1973; Strus u. Burk-
HART 1975). Die Wahrscheinlichkeitsdichtefunktion lautet:

f(x) = const. (x —a) ®b - x) ¥ 7
oder f(x) = D(a + v) / (b-a) T(a) T(¥)
* (I~(x-a) / (b-a)) @ l(x-a) / (b-a) ¥~ @®)
far a<x<b;ay>0

wobei const. = eine Konstante, die so gewihlt wird, daR die Gesamtwahrscheinlichkeit = 1.
I'(n) = [x0~le—Xdx
Bei der Beta-Funktion wird, wie schon Zourer (1969) feststellte, die Schiefe durch die

Beziehung zwischen a und 7 bestimmt. Die Verteilung ist linksschief, wenn o > v und
rechtsschief, wenn a < 7.
Die Weibull-Verteilung, die WesuLL (1951) entwickelte, um die Wahrscheinlichkeit von
Materialschiden zu bewerten, wird durch die Summenfunktion charakterisiert:
% F(x) = 1 — exp[~((x-a) / b)<] 9)
fiir # x,b,c > 0
wobei a = Lageparameter
b = Maflstabsparameter
¢ = Formparameter

Die erste Ableitung der Summenfunktion ergibt

f(x) = ¢/b[(x-a) / b] ¢ lexp[((x-a) / b)] (10)
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Aus der Summenfunktion errechnet sich die erwartete Haufigkeit der i-ten Durchmes-
serstufe (ni) mit der Stufenbreite 2w, der Stufenmitte x und der Gesamthaufigkeit N:

n; = N[exp ~((x-a-w) / b)c } - exp {((x=a+w) / ) I] (11)

Die Weibull-Funktion ist durch drei Parameter charakterisiert. b ist bekannt als ,,MaR-
stabsparameter®, ¢ als ,,Formparameter. Beide Variablen bestimmen in ihrer Zusammen-
wirkung die Form und den ,,Malistab® der Verteilung (Abb. 2).
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Abb. 2. Kurvenformen bei unterschiedlichen Parameterwerten der Weibull-Funktion
Fig. 2. Different Shapes of the Weibull distribution

Cohen hat eine maximum likelihood-Funktion zum Schitzen der WemurL-Parameter vor-
geschlagen (van Laar 1979, p. 73). Die Gleichung
k k k k
Dc = ( ZfjA¢InA) / ( ZfA)C- 1/c - ( ZInA) / o (12)
wobei A=-x-a
wird iterativ geldst. Der Anfangswert von ¢ kann nach einer Methode, die MEexon (1963)
vorgeschlagen hat, ermittelt werden. Es ist aber auch durchaus empfehlenswert, mit einem

c=(cl+c2)/2

cl=¢c
c2=¢c2

Abb. 3. Schema des Algorithmus zur Berech-
nung der Weibull-Parameter

cl = c1
c2=c¢

Fig. 3. Algorithm for calculating the Weibull
parameters
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Abb. 4. Verteilungen der Chi Quadrat-Priifzahl

Fig. 4. Distributions of the chi square test cri-
terion
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Abb. 5. Verteilungen der Kolmogoroff-Smirnoff-Priifzahl
Fig. 5. Distributions of the Kolmogoroff-Smirnoff test criterion
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Wert zu beginnen, der etwas kleiner ist als der kleinste erwartete c-Wert, z. B. mit ¢ = 0.001
(cf. Pierce 1976, p. 17). Wenn Dc einen negativen Wert angenommen hat, dann ist Dcj
positiv und DC;j41 negativ. Die fortlaufende Halbierung des Intervals (cj; cj+1) bis De <
1076 fithrt zum endgiiltigen Schitzwert fiir ¢ nach ca. 4-6 Iterationen. Der Algorithmus ist
schematisch in Abbildung 3 dargestellt.

Sobald der ¢-Wert bekannt ist, wird b direkt ermittelt nach
k
b - [( Zf; A) / ( Zny)]l/c

(13)

Prifzahlen for die Anpassung

Zur Beurteilung der Giite der Anpassung wurden 3 verschiedene Priifzahlen verwendet:
a. die x ? Anpassungs-Priifzahl

k
- X {E-D2rt (14)
wobei f = beobachtete Hiufigkeit
f = erwartete Hiufigkeit
k = Anzahl der Durchmesserstufen
Zur Verfigung stehen v = k-1-n Freiheitsgradc wobei n = Anzahl der geschitzten
Funktionsparameter.
b. die log likelihood-Verhaltnis Priifzahl G (Som und Ronrr 1969, S. 559 L):
k
G =2X fln(f/h) (15)
Symbole und Zahl der Freiheitsgrade wie bei (14). Bei der Verwendung von x > und G
sollte die erwartete Hiufigkeit in einer beliebigen Durchmesserstufe mindestens 5 be-
tragen. Die Hiufigkeiten in Durchmesserstufen mit f < 5 werden den Haufigkeiten
benachbarter Stufen hinzuaddiert, bis in allen Stufen f > 5.
¢. die Kolmogoroff-Smirnoff-Priifzahl (Liexerr 1973, S. 459 ff.):

K - max. | B/N-Fx® | ' (16)

wobei F/N = empirische Verteilungsfunktion der Stichprobe x; (i =1, .. ., N)
F(x) = theoretische Verteilungsfunktion

Testgrofle ist also der maximale Abstand zwischen den entsprechenden Werten der
empirischen und der theoretischeri Summenfunktion.

Die Verteilungen der Prufzahlen

Die Verteilungen der Chi Quadrat- und Kolmogoroff-Smirnoff-Priifzahlen sind in Abbil-
dungen 4 und 5 dargestellt.

Die Verteilung der Chi Quadrat-Werte ist besonders rechtsschief. Rechtsschiefe ist zwar
auch bei den KS-Werten festzustellen, aber hier ist die starke Wélbung das vorherrschende
Charakteristikum. Die Uberlegenheit der Funktionen Weibull und Johnson SB kommt in
Abbildungen 4 und 5 schon deutlich zum Ausdruck.

Die Anpassung der Beta-Funktion erfolgte nach zwei verschledenen Methoden. Bei
Methode 1 wurde der Anfangswert um 2 cm nach rechts verschoben (a+2). Methode 2
griindet sich auf einen Vorschlag von Zénrer, wobei der Endwert vergrofert wird. Bei der
gegenwirtigen Berechnung wurde b jeweils um 6 cm nach rechts verschoben (b+6). Die
Berechnung der x *-Werte erfolgte bei Methode 2 nach dem allgemeingiiltigen, oben be-
schriebenen Verfahren. Bei Methode 1 wurden bei der Berechnung von x * die zu kleinen
Endfrequenzen nicht gruppiert.
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Abb. 6. Verteilungen der Chi Quadrat-Prifzah! fiir 2 Metheden der Beta-Anpassung
Fig. 6. Distributions of chi square for two different methods of fitting a Beta distribution
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Abbildung 6 zeigt die entsprechenden Verteilungen der x *-Werte fiir die zwei Metho-
den der Beta-Anpassung. Die Verteilungen sind nicht direkt vergleichbar, weil die Stich-
proben nicht ganz identisch sind und weil x ? nicht auf die gleiche Weise berechnet wurde.
Trotzdem ergeben sich zwei Beobachtungen: Beta (a+2) scheint zwar eine etwas bessere
Anpassung zu ergeben als Beta (b+6), aber der Unterschied, wenn er tatsichlich existiert,
ist nicht auffillig. Auffilliger ist die Unstabilitit der x >-Werte im Falle der Beta (a+2): die
Werte reagieren stirker auf Abweichungen an den Enden der Verteilung, wenn die Fre-
quenzen ungruppiert bleiben.

Vergleich der Anpassungen

Die Anpassung der theoretischen an die beobachteten Verteilungen wurde mit Hilfe der
drei Priifkriterien bewertet. Zunichst einmal wurde jedoch untersucht, ob die verwendeten
Prifkriterien testecht sind. Bei dieser Untersuchung zeigte sich eine deutliche Zunahme der
x 2 und G-Werte und eine Abnahme der KS-Werte mit zunehmender Stammzahl (Abb. 7).

Die Abnahme der KS-Werte mit zunehmender Stammzahl erscheint plausibel. Es ist
durchaus méglich, daf sich generell mit zunehmender Stammzahl eine bessere Anpassung
ergibt. Die hoheren x * und G-Werte bei hoherer Stammzahl sind dagegen nicht erwar-
tungsgemill.

Eine Reihe von Kovarianzanalysen bestitigte den Eindruck, daf} die Werte der Priifkri-
terien durch die Stammzahl beeinfluflt werden. Die Ergebnisse der Kovarianzanalysen sind
in Tabelle 2 bis 4 aufgefiihrt.

Tabelle 2

Ergebnis der Kovarianzanalyse far die x*-Werte der drei Funktionen. Kovariate ist die Stammzahl

Results of the analysis of covariance for the chi-square values of the three functions.
Covariate is the number of trees

Streuung F.G. I 8.Q. | M. Q. F
Zwischen den bereinigten
Mittelwerten 2 159198.0 79599.0 259.06**
Kovariate Stammzahl, Steigung Null 1 385372.9 385372.9 1254.23**
Fehler 2477 761077.1 307.2
Zwischen den
Regressionskoeffizienten 2 93362.1 46681.0 173/03**
Fehler 2475 667715.0 269.8

Tabelle 3

Ergebnis der Kovarianzanalyse for die KS-Werte der drei Funktionen. Kovariate ist die Stammzahl

Results of the analysis of covariance for the KS-values of the three functions.
Covariate is the number of trees

Streuung F.G. | 5.Q. I M Q. B
Zwischen den bereinigten

Mittelwerten 2 1.8412 0.9206 790.90**
Kovariate Stammzahl, Steigung Null 1 0.1549 0.1549 133.10%*
Fehler 2477 2.8832 0.0012

Zwischen den

Regressionskoeffizienten 2 0.0079 0.0039 339"
Fehler 2475 2.8754 0.0012

Die Ergebnisse der Kovarianzanalysen lassen die folgenden Schliisse zu:

a. Die Stammzahl beeinfluflt die Werte der drei Priifkriterien: mit zunehmender Stamm-
zahl nehmen x ? und G zu, KS dagegen nimmt ab. Die Stammzahl ist ein wirksamer
wUrsachenkomplex® (Sacrs 1969, S. 232), also keine zufillige Einflulgréfie. Der Wert der
Priifzahlen wird durch sie wesentlich beeinfluflt.
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Tabelle 4

Ergebnis der Kovarianzanalyse fir die G-Werte der drei Funktionen. Kovariate ist die Stammzahl

Results of the analysis of covariance for the G-values of the three functions.
Covariate is the number of trees

Streuung | E'G | 5.Q. | M. Q. | F
Zwischen den bereinigten

Mittelwerten 2 150353.2 75176.6 775.49%=
Kovariate Stammzahl, Steigung Null 1 12088.4 12088.4 124.70**
Fehler 2477 2401213 96.9

Zwischen den )

Regressionskoeffizienten ™ 2 2391.2 1195.6 12.45°*
Fehler 2475 237730.1 96.1

b. Der Einfluf der Stammzahl ist bei den drei Priifkriterien unterschiedlich fiir alle Funk-
tionen.

c. Die Gite der Anpassung ist fiir die drei Funktionen verschieden, und zwar unabhingig
von der Stammzahl.

Weder das hiufig verwendete x ? noch die log likelihood Verhaltniszahl sind testechte

Prisfkriterien. Bei Anpassungstests sind diese beiden Mafistibe daher nur bedmgt wenn

iiberhaupt, zu empfehlen.

Beim Vergleich der Giite der Anpassung verschiedener Funktionen lautet die Nullhy-
pothese: zwei Stichproben der Priifzahl entstammen der selben Grundgesamtheit oder
symbolisch Ho : ul = u2, d. h. die Mittel der Prifzahlwerte zweier Verteilungsfunktionen
sind gleich. Die Alternativhypothese lautet: Die Grundgesamtheiten unterscheiden sich
hinsichtlich ihrer Priifzahlwerte.

Die bereinigten Mittelwerte der Priifkriterien sind in Tabelle 5 aufgefiihrt, die entspre-
chenden t-Werte in Tabelle 6.

Tabelle 5
Bereinigte Mittelwerte der Prifkriterien
Adjusted means of the test criteria

Weibull Johnson SB Beta
x? 17.9 24.0 3741
KS 0.043 0.057 0.106
G 5.63 6.67 22.64
Tabelle 6

Matrix der t-Werte fur die stammzahlbereinigten Mittel der drei Prafkriterien (bei 2477 F.G.)
Matrix of the t-values for the means, number of trees adjusted, of the three test criteria, (with 2477 df)

X? KS | G
Weibull - Johnson SB - 7.08** - 8.23** - 2.16*
-Beta - Weibull 22.28** 781> 32.97%*
Beta - Johnson SB 15.19*%¢ 29.58** 35.14*

Bei der Beurteilung der Giite der Anpassung lautet die Hypothese: zwischen empirischer
und theoretischer Verteilung besteht kein Unterschied. Diese Hypothese wurde unter
Verwendung der KS-Priifzahl getestet. Die Resultate sind in Tabelle 7 aufgefiihrt.

Die Weibull-Funktion ergab die beste Anpassung der 774 Verteilungen. Dieses Urteil
stiitzt sich auf drei verschiedene Priifkriterien.
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Tabelle 7

Ergebnisse der Anpassungstests unter Verwendung der KS-Profzahl {a = 0.10)

Results of the fitting tests using the test criteria KS (@ = 0.10)

369

Hypothese Hypothese Annahme-
Funktion abgelehnt angenommen rate
(Falle) (Eille) (%)
Weibull 139 635 82
Johnson SB 271 503 65
Beta (b + 6) 735 39 5

Allgemeine Beobachtungen zur Anpassung

Abbildung 8 zeigt Beispiele extrem schwacher Anpassung sowohl der Weibull- als auch der
Johnson SB-Funktion. Bei dem vorhandenen Datenmaterial waren solche Erscheinungen
ganz seltene Ausnahmefille. Eine unbefriedigende Anpassung ergab sich vor allem bei
Verteilungen mit starker Wélbung und beidseitigen, langen Ausliufern mit niedrigen

Frequenzen.
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Abb. 8. Zwei Durchmesserverteilungen mit extrem schwacher Anpassung

" Fig. 8 Two diameter distributions with exceptionally poor fit
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Abbildung 9 zeigt zwei Beispiele mit relativ giinstiger Anpassung der Beta (b+6)-Funk-
tion. Die Beta-Funktion zeichnete sich in der gegenwirtigen Untersuchung durch die
Neigung aus, iibertriebene Rechtsschiefe abzubilden. Das lag méglicherweise an der Vor-
gabe der verlingerten b-Werte. Bei einem iterativen Verfahren der Anpassung wire es sehr
wahrscheinlich méglich gewesen, diese Verzerrung auszugleichen. Bei der grofen Anzahl
der Verteilungen erschien dieser Weg allerdings nicht als praktikabel.
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Pinus patula , 15- jahrig , N =653/ ha

Abb. 9. Zwei Durchmesserverteilungen mit relativ guter Anpassung der Beta-Funktion
Fig. 9. Two diameter distributions with exceptionally good fit of the Beta function

Abbildung 10 zeigt zwei typische Beispiele mit leichter Uberlegenheit der Johnson SB
gegeniiber der Weibull-Funktion. Die Johnson SB ergab gewéhnlich eine bessere Anpas-
sung als die Weibull bei Verteilungen mit langem und flachem, linksseitigem Anstieg. Eine
augenfillige, starke Uberlegenheit der Johnson SB iiber die Weibull wurde allerdings in
keinem Fall festgestellt. Eine Uberpriifung dieser Tatsache war relativ einfach, da alle
berechneten Verteilungen auch gleichzeitig gezeichnet wurden.

Abbildung 11 zeigt zwei Verteilungen, bei denen die Weibull gegeniiber der Johnson
SB iiberlegen ist. Die Weibull-Funktion erwies sich immer dann als besonders iiberlegen,
wenn der Anstieg der Frequenzen steil war. Eine gesonderte Untersuchung bestitigte diese
Erscheinung: der Parameter a wurde um mehrere Durchmesserstufen mit Frequenz O nach
links verschoben; die Anpassung der Weibull-Funktion verschlechterte sich jedesmal, und
zwar um so stirker, je weiter a kiinstlich nach links verschoben wurde.
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Abb, 10. Zwei Durchmesserverteilungen mit (leichter) Uberlegenheit der Johnson SB- gegeniiber der
Weibull-Funktion

Fig. 10. Two diameter distributions with slightly better fit of the Johnson SB function
Anwendung in der forstlichen Planung

Die Anwendung stetiger Verteilungsfunktionen in der forstlichen Planung bietet sich vor
allem in gleichaltrigen Reinbestinden mit unimodalen Durchmesserverteilungen an:
a. bei der Ergdnzung vorhandener Ertragstafeln und Sortenertragstafeln
b. ber Modellrechnungen zur Beurteilung von Bestandesbehandlungen.
Diese Feststellungen sind unter anderem auch fiir Fichtenbestinde getroffen worden
(PreussNER 1974).

Die Durchmesserverteilung ist ein entscheidender ertragskundlicher Parameter, von
dem sich eine Reihe anderer Groflen ableiten lassen. Zum Beispiel kénnen die folgenden
Merkmale direkt aus der Weibull-Funktion berechnet werden:

Modalwert = a + b (I-l/¢)l/¢c

Mictel =a+b (T
Varianz = b? (I'2-T?)
Schiefe = (I'3-3T4Tp + 2 Ty )/(0y-Ty 3372

wobei T = T'(1+k/c)
mit den Werten der Gammafunktion I'(n) = [xn~le-Xdx
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Abb. .11. Zwei Durchmesserverteilungen mit Uberlegenheit der Weibull- gegeniiber der Johnson
SB-Funktion

Fig. 11. Two diameter distributions with better fit of the Weibull function

Mit Hilfe einer umkehrbaren Durchmesser-Hohenregression kann die Héhenverteilung
ermittelt werden. Damit ist dann die Bestandesstruktur erfalt. Aus der Struktur ergeben
sich alle fiir die Planung wichtigen Ertragselemente, vor allem die Oberhéhen und Ober-
durchmesser.

Eine Hohenverteilung kann entweder direkt iiber den Ausgleich beobachteter Héhen-
meflwerte oder indirekt iiber die Durchmesserverteilung ermittelt werden. Im zweiten Fall
gilt allerdings als Voraussetzung, daR die Durchmesser-Héhen-Regression umgekehrt wer-
den darf (vgl. Cuex und Rose 1976). Unter der Annahme, daf z. B. die Gleichung
H = by + baIn(D) als Durchmesser-Héhen-Regression verwendet wird, kann die Héhen-
verteilung wie folgt abgeleitet werden:

' F(h) = PH < h)
P(D < m) wobei m = exp ((h-b1)/b2)
F(m)
1-exp {~{(m-a)/b)c}

Die Stammzahl der i-ten Héhenstufe (n;j) mit der Stufenmitte m und der Gesamthiu-
figkeit N errechnet sich nach:
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nj = N[ exp {~((m-a-wl)/b)¢ }- exp {((m-a+w2)/b)c ]

wobei a = der kleinste Durchmesser

wl = der Durchmesser, der der (Héhen) Stufenmitte minus einer halben (Héhen)
Stufenbreite entspricht, also wl = exp((h-w-b1)/b2)
w2 = exp((h+w-b1)/b)

Abbildung 12 zeigt zwei Beispiele von Durchmesserverteilungen und den daraus abge-
leiteten Hohenverteilungen, jeweils vor und nach der Durchforstung,
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Abb. 12. Zwei Beispiele von Durchmesser- und Héhenverteilungen, vor und nach der Durchforstung

Fig. 12. Two examples of diameter and height distributions, before and after a thinning

Die Anwendung stetiger Verteilungsfunktionen ist nicht nur eine elegante Lsung zur
Darstellung der Bestandesstruktur, Der Ausbau eines bestehenden ,,Mittelwertmodells* in
ein Strukturmodell ist relativ unkompliziert, wenn es sich, wie im Fall der Pinus patula
Bestdnde, um unimodale Verteilungen handelt, die durch stetige Funktionen ausgeglichen
werden konnen. Die Erweiterung einfacher Bestandesprognosemodelle, die noch auf Mit-
telwerten basieren, erscheint unter der Bedingung der Unimodalitit als praktikabel und
empfehlenswert. Ein ,,stetiges” Strukturmodell bleibt relativ kompakt und iibersichtlich
und erlaubt somit eine einfache Handhabung, zum Beispiel bei Planungsrechnungen oder
bei der Beurteilung waldbaulicher Alternativen.

Zusammenfassung

Die Weibull-, Johnson’s SB- und Beta-Funktionen wurden 774 Durchmesserverteilungen
von Pinus patula-Bestinden angepallt. Die Weibull-Funktion ergab den besten Ausgleich,
aber auch Johnson’s SB-Funktion erwies sich als sehr brauchbar. Kovarianzanalysen erga-
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ben, dal} die Priifzahlen Chi-Quadrat und logarithmische Wahrscheinlichkeitshiufigkeit
von der Stammzahl beeinflullt werden. Nur die Kolmogoroff-Smirnoff-Priifzahl kann als
unvoreingenommene Mallzahl fiir die Bewertung der Giite der Anpassung angesehen
werden.

Summary
Fitting diameter distributions of even-aged pine stands

The Weibull, Johnson’s SB and Beta functions were fit to 774 diameter distributions of Pirus
patrla stands. The Weibull function gave the best fit, but Johnson’s SB function was also
found very suitable. Analyses of covariance revealed that the test criteria chi square and log
likelihood ratio are affected by stem number. Only the Kolmogoroff-Smirnoff criterion can
be considered an unbiased statistic for evaluating goodness of fit.
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