Tartu 1995

Y/ /2

EESTI STATISTIKASELTS

Teabewlul(




|

:

SISUKORD

QAR oot 3
Seminar “Statistika eluteadustes” ... 4
E.-M. Tiit. Rahvastiku prognoosist ............cccooeviiiirienniin 5
A.-M. Parring ja M. Vihi. Korrelatsioonimaatriksi ohtlikud olulisuse
EOENAOSUSEA ..o vveiieeetie e et ettt 24
E. Kairik. KordusmOotmustest ........ccoovviiiiiiiiiiiiie 33
V. Reeben. Looduslike riitmide lainete kuju kirjeldamisest ................... 39
R. Birkenfeldt. Krooniliste mittespetsiifiliste haiguste riskitegurite
purimise MetoodiKast ............oooeieiiiii 45
H. Kaarma, L. Saluste, G. Veldre, M. Thetloff. Mitmemdgtmeline statis-
tiline analiiiis antropomeetriliste probleemide lahendamisel ........ 48
K. P6lluste. Biomeetria dpetamine arstiteaduskonnas ..................... 52
E. Pirna. Kvantitatiivsete tunnuste variatsioon .............c.cccoeeeeenien 60
A. Kiviste. Metsa kdrguskasvu mudelite koostamise probleeme ........ 62
A. Laanelaid. Search for a standardization method to enhance the
common signal i tre€ HNE SEIIES ..........ccovvivririinrerecienn, 67
Eesti Statistikaseltsi pOIIKIT ...........ocooviiioiinini 81
KOMVETEDESIA ...t et 85




SAATEKS

Kiesolevaga jouab lugejani Eesti Statistikaseltsi V Teabevihik.
Kogumikku on koondatud 1994. aastal toimunud statistikaseltsi semi-
nari ettekannete materjalid, mis kisitlevad statistikaprobleeme
valdkonnas, mida kokkuvotlikult voib nimetada eluteadusteks: medit-
siinis, bioloogias, rahvastikuteaduses. Kokku said erinevate teaduste
esindajad, kes samadest méistetest ridkimisel kasutavad tihti erinevaid
termineid. Sellisena etendas seminar just seda Eesti statistikuid ithen-
davat rolli, mis on pohikirjaliselt seltsi peamisi iilesandeid. Samal ajal
andis seminar osavétjatele hea vGimaluse enda ja oma valdkonnas
tehtava vdrdlemiseks naaberaladega. Esinejate hajutatus méoda erine-
vaid asutusi on kindlasti iiks pohjus, miks kogumik ilmub alles niiiid.
Koostajad vabandavad véljaande hilinemise pirast lootes lugejate hea-
soovlikkusele.

Kogumiku 18pust leiavad seltsi liikmed uue kinnitatud pdhikirja
teksti ja lithikese konverentsiinfo.

Eesti Statistikaseltsi juhatus
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RAHVASTIKU PROGNOOSIST

. E.-M. Tiit
Tartu Ulikool, Matemaatilise Statistika Instituut

1. Sissejuhatus. Rahvastikuprognooside ajaloost. Min-
gi riigi voi piirkonna rahvastiku arvukuse ja soolis-vanuselise struk-
tuuri muutuste ettendgemine jargnevateks aastateks voi isegi aas-
takiimneteks on suure majandusliku ja poliitilise tahtsusega. Selle-
parast kuuluvadki rahvastiku- (demograafilised) ennustused raken-
duslikust seisukohast olulisimate statistiliste prognooside hulka.
Eesti puhul lisandub rahvastikuprognoosi tavalisele praktilisele
vaartusele veel valuline tunnetuslik kiisimus — kas me ikka jidme
piisima (enamusrahvusena omal polisel kodumaal)?

On huvitav, et rahva arvukust on pliitud prognoosida juba
ammu, ning vorreldes eelmisel sajandil antud prognoose tegelikkuse-
ga voib todeda, et valdaval enamusel juhtudest on rahvastiku ar-
vukust (selle kasvukiirust) tugevasti alahinnatud, kusjuures ootus-
paraselt on viga seda suurem, mida pikema aja peale on tehtud
prognoos. Viimasel ajal on prognoosi tdpsus siiski oluliselt para-
nenud, vt. Naide 1. '

Naide 1. Rootsi on iiks riike, kus on rahvastiku uurimise ja
prognoosimisega tosiselt tegeldud juba pikka aega. Tabelis 1 on
esitatud Rootsi Statistika Keskbiiroo poolt 1960-ndate aastate al-
guses avaldatud prognoos (vt.[7]) ja see korvutatud tegelike rah-
vastikuandmetega (vt.[8]). On naha, et mitmekiimne aasta peale
ette ennustades on suudetud saavutada selline tapsus, et prognoo-
siviga ei iileta viit protsenti.




Tabel 1. Rootsi rahvastikuprognoos ja tegelik rahvaarv (tuhan-
detes).

Aasta 19601965 | 1970 | 1975|1980 | 1985 | 1990
Prognoos 7741 | 8064 8392 |8703 |8720 |8892
Tegelik 7498 8081 [8208 (8318 |8358 |8590

Prognoosiviga -0.2% [2.2% |4.6% 4.3% |3.5%

Jargnevas vaatlemegi rahvastiku prognoosimise meetodeid.

2. Lineaarne mudel rahvastiku prognoosimiseks. Koige
lihtsamad prognoosid kasitlevad rahvastiku arvukust (uuritavas piir-
konnas) kui aegrida N(t), kus { naitab aega (aastates), mis on
moodunud vaatluste algushetkest. Suhteliselt lithikese aja jooksul
naib iga-aastane juurdekasv ehk iive 6, = N{(t + 1) — N(t) olevat
ligikaudu konstantne ning siit tulenebld lihtsaim, lineaarne prog-
noos:

N(t+ k)= N(t)+ kS, (1)

kus 6 on teatava ajavahemiku pohjal statistiliselt hinnatud aas-
tane iive. Monikord annab selline prognoos lithemate ajaperioodide
puhul taiesti rahuldavaid tulemusi.

Naiide 2. Eesti rahvaarv (s.o. Eesti paikse elanikkonna arv)
aastail 1970 — 1994 on esitatud tabelis 2 (vt.[1],[3]). See rahivaarv on
arvutatud (hinnatud) iga aasta 1. jaanuariks, kasutades selleks rah-
valoenduste andmeid ja jooksvat rahvastikusiindmuste (siind, surm,
ranne) statistikat.

Kuni 1990-nda aastani tundub iive olevat aastate 1dikes iisna
ithesugune. See tekitabki motte kasutada lineaarset prognoosi. Ta-
valise lineaarse regressiooni teel saame aastate 1970 — 1990 andmeid
kasutades vorrandi

N (1970 + t) = 1369 + 10.08t,

mis kirjeldab vaadeldaval ajavahemikul Festi rahvastiku kasvu viga
hasti, vt. joonis 1. Suurim erinevus teoreetilise ja arvutatud vaartu-
se vahel on vaid iiks protsent. On aga selge, ct kasutades sama
valemit tulevikuprognoosideks voivad tekkida hoopis suuremad
vead. Illustreerimaks seda tosiasja on joonisele kantud ka punktid,
mis iseloomustavad rahvaarvu aastail 1991 ~ 1994,




‘abel 2. Eesti rahvaarv ja selle muutumine (tuhandetes).

Aasta | Rahvaarv | live
1970 1355
1971 1372 17
1972 1389 17
1973 1403 14
1974 1416 13
1975 1426 10
1976 1435 9
1977 1444 9
1978 1456 11
1979 1464 8
1980 1469 5
1981 1477 8
1982 1485 8
1983 1494 9
1984 1503 9
1985 1513 10
1986 1525 10
1987 1539 14
1988 1554 15
1989 1565 11
1990 1572 7
1991 1570 -2
1992 1562 -8
1993 1526 -36
1994 1507 -19

3.Eksponentsiaalne mudel rahvastiku prognoosimiseks.
Eelmises punktis kirjeldatud lineaarse mudeli sobivuse Eesti rah-
vastiku arvukuse prognoosimiseks tagas tosiasi, et rahvaarvu muu-
tusi pohjustas neil aastail eeskatt sisserdnne, mis pisis ligilahedaselt
konstantsena. Kui aga rahvastiku arvukuse muutusi pohjustavad
siinni- ja surmaprotsessid, nn. loomulik muutumine, siis on otstar-
bekas rahvastiku prognoosimisel kasutada monevorra keerukamat
mudelit, mille aluseks on alljargnev lihtne arutelu:

Oletame, et vaadeldava rahvastikurithma puhul iga b-s inimene
stinnitab aastas lapse ja iga d-s sureb aasta jooksul, st, et juhus-
likult valitud elaniku puhul on ldhema aasta jooksul stunnitamise
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Eesti rahva arvukus ja selle lineaarne regressioon 1970-1994.

(s.0. algusaasta 1. jaanuaril) rehvaarv N(0). Sel juhul avaldub

aastane rahvastiku iive §(V ) rahvaarvu N (0) kaudu jargmise valemi
abil - deb

§(N) = N(0)(- - =)= N(0)—. 2

(M) =NOG -7 = N O )

Rahvaarvu prognoosimiseks t aasta parast omandab valem 2) all-

jargneva kuju
N(t) = N(0)(1+a), (3)

kus o = (1 — 1),

Valemit (2) voime edasi arendada ka pideva ajaskaala jaoks,
téhistades stimboliga 6t ajavahemiku, mille jooksul rahvastik kasvab
suuruse 6N vorra. Seos (2) on esitatav diferentsvorrandina

5N
— =N
ot (0,

mis diferentside 18henemisel nullile annab diferentsiaalvérrandi

dN

W:adt




lahendiga
N (t) = N(0)e*. (4)

Valem (4) soltub kahest parameetrist — rahvaarvust N (0) mingil
. lahtemomendil, mis enamasti eeldatakse teadaolevaks, ja kasvukii-
rusest a. Viimast on voimalik statistiliselt hinnata, kui on olemas

kiillalt pikk rida vaatlusi.

Naide 3. Vaatleme rahvaarvu muutumist Rootsis aastail 1750
~ 1950 (vt. joonis 2). Rahvaarvu diinaamikat selle aja jooksul

S S S o g

ROOTSIRA. rahvarv

b e b o b e b e e b e

1709 1750 ises 1858 13809 1950 2080
aasta
Joonis 2.

Rootsi rahvastiku diinaamika aastatel 1750 - 1950 ja seda
lahendav eksponentfunktsioon N (t) = 1700¢0-007164¢,

kirjeldab h#sti eksponentsiaalne mudel (3), milles hetkeks 0 on aasta |
1750 ja parameetritele saame andmete pohjal jargmised hinnangud

N(0) = 1700, o = 0.007164.
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On ndha, et saadud mudel kirjeldab rahvaarvu diinaamikat
iisna hasti, ning aastaks 1960 saadud rahvastikuprognoos on isna
lzhedane selle suuruse tegelikule vidrtusele. Valemiga (4) esitatud
mudelit tuntakse Lotke mudelina (vt. [6]), ning see leidis kasutamist
peaasjalikult kéesoleva sajandi kolmekiimnendatel kuni viiekiimnen-
~ datel aastatel.

Loomulikult on kaesolevat mudelit vaimalik modifitseerida, li-
sades juurde tidiendavaid parameetreid (niiteks votta eksponendi
argumendiks mitte lineaarne, vaid ruutfunktsioon jne). Niisugusel
tapsustamisel on aga loomulikud piirid, sest prognoosimiseks ka-
sutatava teabe hulk on tupriski piiratud — ainus lahtesuurus, mida
kasutatakse, on rahvaarv mosdaldinud aastatel. Kindlasti aitaks
prognoosi tapsustada detailsema lahteinfo kasutamine.

4. Rahvaarvu mojustavad protsessid. Tahistame, nagu
varemgi, tihega t aasta numbri (kus t = 0 on vaatluste alghetk).
Rahvaarvu muutus ajavahemiku ¢ jooksul soltub jargmistest néita-
jatest:

1) Stindide arv B(t) antud ajavahemiku jooksul;

2) Surmade arv D(t) antud ajavahemiku viltel;

3) Sisserdnnanute arv I(t) antud ajavahemiku véltel;

4) Viljarénnanute arv E(t) antud ajavahemiku valtel.
Rahvaarv N (t) ajahetkel ¢ avaldub siis alljirgneva valemiga

N(t)=N(0)+ B(t)— D(t) + I(t) — E(t). (5)

Iive N (t) — N (0) avaldub loomuliku iibe B (t) — D(t) ja mehhaanilise
iibe ehk rdndesaldo I(t) — F(t) summana. Mbénikord (eriti popu-
laarses ja esseistlikus kirjanduses) moistetakse iibena ka iiksnes loo-
mulikku iivet.

Valemi (5) kasutamiseks rahvastiku prognoosimisel tuleb hin-
nata suurusi B (t), D(t), I(t) ja E(t) vaadeldava aasta jaoks. Pike-
maajaliste prognooside puhul on tarvis saada nende suuruste jaoks
ka tulevikuhinnanguid.

Sisse- ja valjardnnu maht soltub mitmesugustest majandusli-
kest ja poliitilistest teguritest ning see on iildiselt kiillaltki raskesti
prognoositav. Seevastu aga siindide ja surmade arvu on vdimalik
rohkem voi viahem tdpselt ette ndha, kui on teada elanikkonna
soolis-vanuseline koostis. Téepoolest, siinnitavad ainult suhteliselt
noored, nn. stnnitusealised naised, ning nende suhtarvust elanik-
konnas s6ltub olulisel madral oodatav siinnituste arv. Vanurite suh-
teliselt suur arv aga lubab ennustada korget surmajuhtude arvu.
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5. Rahvastikupiiramiid. Edaspidi nimetame uuritavat ini-
meste hulka (mingi riigi voi piirkonna elanike arvu voi uurijat huvi-
tavat osa sellest) populatsiooniks. Tahistagu N (t,z) z-aastaste ini-
meste arvu uuritavas populatsioonis aastal t. Kui tahistada tahega
w maksimaalne vanus antud populatsioonis (naiteks 110 aastat), siis

‘saame ilmse valemi rahvaarvu leidmiseks

N(t)=> N(tz). (6)

=0

Loomulikult jaib seos (6) kehtima ka siis, kui inimesed on jaotatud
naiteks viieaastastesse vanuserithmadesse, N (¢,z) tahistab z-ndat
vanuserithma ning w vanima vanuserithma jarjekorranumbrit.

Veelgi detailsema rahvastiku kirjelduse tema soolis-vanuselise
struktuuri méttes saame, kui loendame eraldi z-vanuste meeste arvu
(olgu see M (t, z)) ja sama vanade naiste arvu W (¢, z) aastal ¢t. Loo-
mulikult annab nende summa z-nda vanusertihma,

N(t,z)= M(t,z)+W(t,z).

Traditsiooniliselt kujutatakse rahvastiku soolis-vanuselist struktuuri
rahvastikuptiramiidina, s.o. graafikuna, milles igale vanuserithmale
(vanusele) z vastab horisontaalne tulp pikkusega N (¢, z), s.0. nime-
tatud vanuserithma arvukus (sobivalt valitud skaalal). Graafiku
telg on vertikaalne, teljest vasakul on tavaliselt meestele ja paremal
naistele vastavad tulbad pikkustega M (t,z) ja W (t,z) vastavalt.
Alumine tulp vastab noorimale, vanusega 0 ja iilemine — vanimale,
vanusega w vanuserithmale. Vanuserithmade suuruseks on kas viis
aastat (vt. Joonis 3, k. 12) voi iiks aasta (vt. Joonis 4, k. 13).
Kui rahvastiku areng on kulgenud iihtlaselt, ilma s6dade, nélja-
hadade, kriiside ja epideemiateta, siis on rahvastiku vanuseline koos-
tis lipris korraparane, kusjuures nooremad polvkonnad on arvuka-
mad kui vanemad, mille kallal surm on oma havitustood pikema
aja jooksul teinud. Niisugusele rahvastiku struktuurile vastab kor-
raparane rahvastikupiiramiid, mille astmed alt iilespoole toustes
korraparaselt vahenevad. Sellist pilti ndemegi joonisel 3, millel on
kujutatud Eesti elanikkond aastal 1881. Sel ajal oli varasematest
havitavatest s6dadest, katkudest ja naljahadadest moodunud pii-
savalt aastakiimneid, et nende haavad kustutada. Niisugune rah-
vastikupliramiid on matemaatiliselt iisna lihtsalt kirjeldatav mone
parameetri abil (vt. nait. valemit (4)). Arusaadavalt on sellise
rahvastiku koostise puhul demograafiline prognoosimine suhteliselt

3* 11
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Joonis 3.
Rahvastiku vanuspliramiid 1881.a.

lihtne ja suure toenaosusega ka isna tdpne — senikaua, kui ei toimu
mingit sotsiaalmajanduslikku protsessi, mis rahvastiku senist aren-
gut radikaalselt muudab.

Kahjuks ei ole aga reaalne elu enamasti nii korrapirane, seda
mojustavad sojad, haigused, ebasoodsad ilmastikuolud ja poliitilised
katakliismid. Selleparast ongi kaasajale hoopis iseloomulikumad
marksa ebakorrapirasema kujuga rahvastikupiiramiidid.

Naiteks selle kohta on joonis 4, kus on kujutatud Eesti rah-
vastik aastal 1993. Eriti silmapaistev on viimasel puiramiidil noore-
mate polvkondade (piramiidi aluse) suhteline viiksus keskmiste
polvkondadega vorreldes. Selgesti paistab sellelt pliramiidilt silma
ka IT Maailmasoja moju, mistottu 49 — 53-aastaste vanuserithmad on
naaberriihmadest marksa vaiksemad. II Maailmastja jarelmojuga,
nn. demograafilise lainega saab kirjeldada 27 — 28-aastaste vaikse-
mat arvukust. 75-aastaste kohal on taheldatav I Maailmasoja moju,
ning hasti paistab silma ka eakate meeste rithmade suhteline vaiksus
naistega vorreldes. Umbes 25-aastaste meeste eriti arvukas rithm on
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Joonis 4.
Eesti rahvastik 1993.a.

seletatav rahvastiku arvestuse alase segadusega Noukogude armee
lahkumisel. On voéimalik, et tegemist on peale demobiliseerimist
Eestisse jaanud noormeestega.

6. Siindimus, suremus ja loomulik iive. Siindide arv
B (t) mingis populatsioonis aastal ¢ s61tub oluliselt rahvaarvust N (t)
selles populatsioonis vaadeldaval aastal. Et vorrelda siindide ar-
vukusi erinevates populatsioonides, voetakse kasutusele moiste stin-
dimus, s.o. sindide arv aasta jooksul 1000 elaniku kohta. Tahistame
siindimuse aastal ¢ tdhega b(t):

b(t) = 10;)\;)(1:)@) .

Samal viisil méadratletakse ka suremus, s.o. surmajuhtumite arv
aastal ¢ tuhande elaniku kohta d(t):

i) = 10;)\;)(13)@)
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Stindimuse ja suremuse vahe moodustab loomuliku iibe kordaja
c(t) (aastal t),
c(t) =b(t) —d(t).

See kordaja nditab rahvaarvu loomulikku muutumist 1000 inimese
- kohta vaadeldaval aastal t. Loomuliku iibe kordaja méark niitab
seda, kas vaadeldaval aastal rahva arv suurenes voi vahenes loomu-
liku iibe tagajarjel. .
Erijuhul, kui sindimus b(t) ja suremus d(t) jadvad konstantseks,
b(t) = B, d(t) = 6, saame rahvastikku prognoosida valemi (2) abil,
kus b = % jad= %, seega

a=0-—19

ja t naitab alghetkest 0 moéodunud aastate arvu.

Et saada tapsemat ennustust, tuleb arvestada, et niihasti siindi-
mus kui ka suremus soltuvad iihelt poolt erinevate vanuserithmade
osakaalust elanikkonnas, teiselt poolt aga ka stinnitamise ja suremise
sagedusest (intensiivsusest) erinevates vanuserithmades. Need nii-
tajad muutuvad soltuvalt mitmesugustest {ihiskonna arengut moju-
tavatest teguritest.

7. Elukestusfunktsioon. Vaatleme inimese eluiga juhus-
liku suurusena X. Selle juhusliku suuruse jaotusfunktsioon F(z)
valjendab toendosust selleks, et (juhuslikult valitud) vastsiindinu
eluiga ei ole suurem kui z, st ta sureb hiljemalt vanuses z,

P(X <z)= F(z).

Paneme tahele, et rahvastikustatistikas kasutatakse (erinevalt toe-
niosusteooria tavast) mitteranget vorratust jaotusfunktsiooni defi-
nitsioonis.

Inimese seisukohalt hoopiski optimistlikum on elukestusfunkt-
sioon S(z) = 1 — F(z), mis valjendab toensosust selleks, et vast-
stindinu elab tile vanuse z,

S(z) = P(X > z).
Toendosust, et inimese elu katkeb mingis konkreetses vanuses z,
saab leida niihasti eluea jaotusfunktsiooni kui ka elukestusfunkt-
siooni kaudu:

Pe<X<z+1l)=F(z+1)—F(z)=8(z) - S(z+1).
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Koik tlalkirjeldatud toendosused on arvutatud vastsiindinu
kohta. Kui aga on teada, et inimene on juba teatava vanuseni
elanud, saab edasise elukestuse tGendosuse avaldamiseks kasutada
tinglikku téendosust. Nii on z-aastaseks elanud inimese puhul toe-
niosus ¢ surra lahima aasta jooksul, st hiljemalt oma z + 1-sel
stiinnipaeval, alljargnev:

S’(m)—S(z—I—l)_l_S(x—{-l)
SO O

Ge=Plz <X <z+1|X >z)=

Saadud valemist ilmneb iihtlasi ka see, et toendosus pg, et z-aastane
inimene elab iile oma z + 1 siinnipéeva, nn tleelamistéendosus

Pr=1-—qy (7)
avaldub kujul
. S(z+1)
pa: - S(LE) .

Selleks, et saadud tulemuste pohjal rakenduslikke jareldusi te-
ha, on tarvis leida eeskiri valemites esinevate suuruste hindamiseks
empiirilise andmestiku pohjal.

Tahistame sitmboliga D(t, z) z-aastaste inimeste surmajuhtude
arvu aastal t. Siis suhe

N{(t,z)
ongi hinnanguks suremistoendosusele g, aasta t andmete pohjal.
Loomulikult on siis lihtne leida valemist (7) hinnangut ellujadmise
toendosusele py.

Stindmuse [X > z], st et inimene elab iile oma z-nda stinnipae-
va toensosuse S(z) voime avaldada jirgmise korrutisena

S(z) = 3(1)“;—% x . (Sm(i 5 sz 9

Koik iileelamistdensdosused p; on aga empiiriliste andmete pohjal
hinnatavad valemite (7) ja (8) abil, seega saab nende pohjal valemis
(9) leida funktsiooni S (z) koik huvipakkuvad vaartused,z = 1, ..., w.

8. Keskmine eluiga. Kui eeldada, et valemis (9) kasu-
tatud iilleelamistoensosused jadvad pikaks ajaks (inimese eluajaks)
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konstantseks, st valemiga (8) esitatav suhe on aastast ¢ praktiliselt
soltumatu, siis saab nende andmete pohjal arvutada valja ka inimese
keskmise (oodatava) eluea:

- /wa:f(z)d(z), (10)
0

kus f(z) on elukestuse tihedusfunktsioon. Kasutades ositi integree-
rimist (u = z, dv = —f(z)dz = s(z)dz) ja arvestades, et S(w)=0,
saame oodatava eluea avaldada elukestusfunktsiooni kaudu:

z= /Ow S(z)dz

Funktsiooni S(z) diskretiseerimisel, st eeldades, et funktsioon S(z)
on konstantne igas intervallis (z, z + 1], saame integraali asendada
summaga:

(10°)

il
OME
O
S

Saadud valem on rakendatav praktilistes arvutustes, kui kasutada
valemite (7), (8) ja (9) abil saadud elukestusfunktswom hinnanguid.

Kui meil on tegemist inimesega, kes on juba y-aastane, siis on
motet konelda temale veel elade jadnud keskmisest aastate arvust,
mille t&histame siimboliga Z,. Selle suuruse leidmiseks paigutame

valemisse (10) tihedusfunktsiooni f(z) asemele tingliku tihedus-

funktsiooni f,(z) = .§7§%> mis iseloomustab eluea kestust tingimusel,

et inimene on juba y-aastaseks elanud, ning muudame vastavalt ka
integreerimisrajasid. Peale ositi integreerimist j ja funktswom diskre-
tiseerimist saame tulemuseks valemi (10') analoogi

y:S—l—Z (11)

mis nditab y-aastase inimese oodatavat elada jiinud aastate arvu.
Kuigi eeldus elukestuse niitajate konstantsuse kohta on tiiesti
ebareaalne, kasutatakse valemiga (10°) arvutatud keskmist eluiga
ehk oodatavat elukestust kui viga olulist rahvastikukarakteristikut.
Elukestus on vdga oluline niitaja ka rahvastiku prognooside
tegemisel. Naiiteks kui mingi aja t jooksul (stindimuse ja migrat-
siooni konstantsuse korral) keskmine elukestus suureneb 7' aastalt
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Ty aastani, suureneb teatava aja moodudes samas proportsioonis ka
elanikkonna arvukus,

N(t) = N(0) - (T1/T).

- Tabelis 3 (vt.[4],[5]) esitame monede Euroopa riikide elanike keskmi-
sed elukestused.

Tabel 3. Monede Euroopa riikide elanike keskmised elukestused
kéesoleva sajandi 80-ndail aastail.

Riik Mehed | Naised
Austria 69.2 76.6
Eesti 65.8 75.0
Hispaania 71.1 78.6
Tirimaa 69.5 75.0
Inglismaa 70.4 76.6
Jugoslaavia 67.7 73.2
Leedu 66.9 76.3
Luxemburg 70.0 76.7
Lati 65.3 75.2
Moldova 65.5 72.3
Norra 72.5 79.2
Poola 67.1 75.7
Portugal 65.1 72.9
Prantsusmaa 70.4 78.5
Rootsi 73.6 79.0
Saksamaa 69.0 74.8
Soome 70.1 78.5
Sveits 72.7 79.6
Taani - 71.3 77.4
T8ehhoslovakkia 66.8 74.0
Ukraina 66.1 74.0
Ungari 66.6 73.6
Valgevene 66.8 76.4
Venemaa . 64.2 74.5

Uldiselt on ajaloo valtel elukestused suurenenud, olles arenenud
maades marksa korgemad kui arengumaades.

9. Suremustabel. Elukestusfunktsiooni ja sellega seotud suu-
ruste kidepiraseks esitusvormiks on nn. suremustabel, mis sisaldab
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funktsioonide S(z), ¢z ja ps vAdrtuste empiirilisi hinnanguid koigi
vanuserithmade jaoks, z = 1,...,w. Tdendosuste mugavamaks esita-
miseks on nad korrutatud nn. kohordi alusega, milleks on tavaliselt
arv 100 000, ning seega voib suurust I(z) = 1000005 (z) interpre-

- teerida kui nende inimeste arvu, kes on veel ellu jédnud 100 000-st
z aasta eest stindinud lapsest. Arv D, (l) = 100000q, naitab aga
nende inimeste arvu antud kohordist, kes on jooksva aasta kestel
surnud.

Arusaadavalt on lleelamise toendosused p, suured (itheldhe-
dased) noorte vanuserithmade puhul ja hakkavad kahanema vane-
maealiste puhul. Suhteliselt vaiksemad on iileelamistGendosused
ka alla-aastaste laste puhul. Kuivord meeste ja naiste puhul on
{ileelamistoeniosused iildiselt erinevad (naistel enamasti suuremad),
siis koostatakse ka suremustabelid meeste ja naiste jaoks tavaliselt
eraldi. Tavaliselt lisatakse suremustabelisse ka elada jédnud aastate
arv Z, mille kohta kasutatakse ka téhist ez, kus z tahistab vanust.

Tabelis 4 esitame fragmendi Eesti elanikkonna suremustabelist
aastal 1990, mis parineb matemaatikaiiliopilase Anne Pirni bakalau-
reusetoost (vt.[2]).

Tabel 4. Eesti elanikkonna suremustabel aasta 1990 andmetel
(kogu elanikkond vanuses 0 — 7 aastat).

dz lg Dm(l) Pz €z
0.0131 |100 000 | 1312 |0.9869 |70.52
0.0027 [99 731 268 10.9973 169.71
0.0016 |99 575 156 10.9984 |68.82
0.0007 |99 508 66 10.9993 [67.86
0.0007 |99 438 71 10.9993 |66.91
0.0005 |99 388 50 10.9995 (65.94
0.0006 |99 325 63 (0.9994 64.98
0.0007 |99 201 73 10.9993 [64.03

N | W N | O 8

Kui rahvastiku vanusejaotus aastal t on teada, ning on alust oletada,
et lahitulevikus ei toimu olulisi muutusi ileelamistoensosustes, siis
on suremustabeli abil lihtne prognoosida surmajuhtude. arvu D (t)
aastal t:

D(t) =" N(t ), (12)

kus N (t, z) tahistab z-nda vanuserithma arvukust aastal ¢ ja g selle
vanuserihma esindaja suremistoendosust.
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10. Viljakus. Vastsiindinute arv B(t) aastal t ja samuti
siinnituste arv 1000 elaniku kohta e. stindimus b(t) soltub iihelt
poolt stinnitamisealiste (tavaliselt arvestuslikult 15 — 45-aastaste)
naiste osast elanikkonnas, teiselt poolt aga ka sinnitamise inten-
siivsusest ehk viljakusest.

Olgu b, toendosus, et z-aastane naine siinnitab jooksva aasta
valtel lapse, see on nn vanusest séltuv viljakuskordaja. Oletades,
et see toenfosus ei muutu aastate 1oikes oluliselt, saame olemas-
oleva soo-vanuse jaotuse abil prognoosida aastal ¢ siindivate laste
arvu. Kui W (t, z) t8histab z-vanuste naiste arvu aastal ¢, siis saame
stinnitatavate laste arvu prognoosiks

45
B(t)= Y W(t,a)bs. (13)

=15

Valemit (13) on voimalik tdpsustada, arvestades, et mingi (6nneks
kiill kaunis tiihine) osa naisi sureb aasta jooksul, seega tuleks sum-
meeritavad liikkmed korrutada vastavalt iileelamistoenaosusega ps,

45
B ()= Y W(t,2)psbs. (14)

=15

Kui oletada, et siinnitamise tdendosus by aja jooksul ei muutuy,
siis saaksime keskmise naise poolt siinnitatud laste arvu leida liht-
salt, summeerides toenéosused

45
b= ) ba,
=15

kus summeerimine toimub iile kbigi aastate, mil naine loetakse stin-
nitusealiseks. Ka seda valemit saab tipsustada, arvestades naise
{ileelamistdensosusi. Teine valem, mida tihti valemi (14) asemel
kasutatakse, on naise poolt stinnitatud titarde keskmine arv b 5 Selle
jaoks voib saada hinnangu lihtsalt, kasutades titarlaste suhtarvu
vastsiindinute seas f. Tavaliselt voetakse f = 0.488 ja siis poiste
suhtarv g = 0.512 vastavalt vanusele. Keskmine tiitarde arv on siis

by = fb.

Kuigi ka keskmine siinnitatav laste arv on leitud ebareaalsele
eeldusele tuginedes (siinnitamise aktiivsus ei muutu mitme aasta-
kiimne jooksul) ja on seetottu teatud mottes fiktiivne, kuulub ta
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olulisemate rahvastikukarakteristikute hulka, ning teda nimetatakse
viljokuse kordajaks. Tabelis 5 (vt.[4],[5]) on toodud nimetatud nai-
taja vaartused monede Euroopa riikide jaoks.

Tabel 5. Viljakuskordaja, siindimuskordaja ja loomuliku iibe
kordaja monedes Euroopa riikides kiesoleva sajandi 90-ndate aas-

“tate algul.

Riik Viljakus |[Stindimus [Iive
Austria 1.5 12.1 1.5
Belgia 1.6 12.5 2.1

Bulgaaria 1.4 10.5 -2.2
Eesti 1.8 12.3 -0.3
Hispaania 1.4 10.0 1.3
Holland 1.6 13.0 4.4
Tirimaa 2.0 14.6 5.8
Inglismaa 1.98 13.5 2.5
Island - 2.2 17.6 11.1
Itaalia 1.2 9.9 0.3
Jugoslaavia 1.6 19.0 3.6
Kreeka 1.4 10.1 0.6
Leedu 1.9 14.2 3.2
Luxemburg 1.6 13.0 2.8
Lati 1.7 12.0 -1.5
Moldova 2.3 16.0 5.8
Norra 1.9 14.0 3.6
Poola 1.9 13.4 3.1
Portugal 1.5 11.7 1.4
Prantsusmaa 1.7 13.0 3.9
Rootsi 2.1 14.2 3.2
Rumeenia 1.5 11.4 - 0.2
Saksamaa 1.3 10.0 -1.0
Soome 1.9 13.2 3.4
Sveits 1.6 12.6 3.6
Taani 1.8 13.1 1.3
Tsehhia, Slovakkia | 2.1 14.1 4.0
Ukraina 1.7 11.5 -1.9
Ungari 1.8 11.8 -2.6
Valgevene 2 13.4 2.2

11. Rahvastiku prognoosimine lineaarse kasvu mudeli
(Leslie mudeli) abil. Oletame, et meil on teada rahvastiku soo-
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vanuse jaotus M (to,z), W (to,z) (z = 0,...,s) mingil lahteaastal
to ja samuti on teada surevustabel, st illeelamistéendosused p; (nii
meeste kui naiste jaoks). Eeldame, et on teada ka vanusest soltuvad
viljakuskordajad b, mis (eelduse kohaselt) ei s6ltu aastaarvust ¢.
Selleks, et leida valemi (5) jargi rahvastiku loomulik muutus
mingil aastal, tuleb leida sellel aastal siindinud laste arv — see on
leitav valemi (13) jargi ning sellest lahutada surmajuhtude arv, mis
on leitav valemiga (12). Enamasti toimitakse selliselt, et alustatakse
lahteaastast, arvutatakse selle pohjal siindide ja surmajuhtude arv
jargmiseks aastaks. Selle pohjal hinnatakse jargmiseks aastava-
hetuseks ka rahvastiku soo-vanusejaotus, st maaratakse suurused

M(to+1,z),W(to+1,2),z=0,1,...,s,

kasutades selleks enesestmoistetavat tosiasja, et koik need z-aasta-
sed inimesed, kes antud aastal ei sure, on jargmisel aastal z + 1-

aastased,
N(to+1,z+1)= N(to,z)(1 — ¢z).

Omaette probleemiks on 0-aastaste arvu madramine. See saadakse
vaststindinute arvust, vt. valem (13), mida parandatakse alla aasta
vanuste surmatoendosuse go arvel. Poiss- ja tiitarlaste arv méaara-
takse vastavalt tiitarlaste ja poiste suhtarvudele vastsiindinute seas
f ja g, mis samuti loetakse konstantseks. Seega

M(t,0) = B(t)g, W(t,0) = B(t)f.

Eeldades suremus- ja viljakusnaitajate konstantsust saab samal vii-
sil prognoosimist jatkata suvalise aastate arvu jaoks.

12. Rahvastiku prognoosimine Leslie maatriksi abil.
Nimetatud prognoosieeskiri on lihtsalt esitatav, kasutades iilemine-
kumaatriksit, mille idee périneb Markovi ahelate teooriast.

Votame kasutusele alljargnevad tahistused. Rahvaarvu vek-
toriks Ny hetkel ¢ nimetame alljargnevat veeruvektorit

Ny= (M (t,0), M(t,1),..., M(t,w), W(t,0),W(t,1),..., W(t,w)),

(15)

mille dimensioon on k = 2w + 2. Seega vektor N; sisaldab kompo-

nentidena koigi meeste vanuseriihmade arvukusi aastal t ja selle all
koigi naiste vanuserithmade arvukusi samal aastal.

Selleks, et arvutada rahvaarvu vektor N, vektorist N;_; kasu-

tame valemit
Nt:ANtwl, (16)
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kus A on nn. dleminekumaatriks. Valemis (16) nimetame vektorit
N,;_; alg- ja vektorit N; loppvektoriks.

Uleminekumaatriksis A on k rida ja veergu, kusjuures iga rida
vastab 1oppvektori N ithele vanusriihmale ja iga veerg algvektori
N;_1 tthele vanusrithmale. Naiteks maatriksi A element a;;(i, 7 =
0,...w) nditab toendosust, et mees vanusega j on aasta parast
samuti mees vanusega i. Arusaadavalt on selles maatriksis enamus
elemente vordsed nulliga.

Esitame alljargnevalt maatriksi A struktuuri.

Am Cpm :

kus A, ja Aj tdhistavad vastavalt meestele ja naistele vastavaid
illeminekublokke, C,, iseloomustab meeste stinde ja 0 on null-maat-
riks. Vaatleme alljargnevalt blokke detailsemalt.

0 0 ... 0

po 0 O 0

Am = 0 P1 0 0
00 0 ... pua

Siin iseloomustavad iilleelamistoendosused p, mehi, kuid lihtsuse
mottes on lisaindeksist loobutud.

Maatriksis C,, leidub nullist erinevaid elemente ainult esimeses
reas, need on veergudes, mille indeksid vastavad viljakas eas naiste
vanustele j; = w + 17, ..., j31 = w + 47. Maatriks C on seega defi-
neeritud eeskirjaga

P gbiati,i=1,...,31
Lae 0, muidu.

Maatriks A sisaldab esimese reana maatriksi C,, esimese reaga
sarnast rida, kus vaid kordaja g asemel on kordaja f. Maatriksi 4 ¢
illejadinud osa on sarnane maatriksiga A,,, kusjuures loomulikult
illeelamistoendosused p, iseloomustavad naisi.
Kasutades toodud maatriksmudelit on voimalik leida prognoos
t aasta peale valemist
Ny = A*No.

Loomulikult mojutab ka selle valemi kasutamisel prognoositapsust
oluliselt eeldus, et suremuse ja siindimuse karakteristikud ja#vad
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prognoosiperioodi valtel konstantseks. Siiski annab valem enamas-
ti lithemate prognoosiperioodide jaoks rahuldavaid tulemusi, mis
aga jarsult halvenevad, kui rahvastikustatistika naitajad (sindimus,
suremus) mingi sotsiaalmajandusliku teguri — naiteks kriisi voi soja
. tottu radikaalselt muutuvad. Seetdttu on ka praegu raske anda usal-
dusviaarseid prognoose Eesti rahvastiku jaoks, sest ei siindimus ega
ka suremus ei ole peale iseseisvumist stabiliseerunud.
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KORRELATSIOONIMQATI_{.IKSI OHTLIKUD
OLULISUSE TOENAOSUSED

i A.-M. Parring, M. Vihi
Tartu Ulikool, Matemaatilise Statistika Instituut

Kindlasti ei ole olulisuse toeniosus iseenesest ohtlik. Ohtlik on
aga see, et sageli kiputakse korrelatsioonimaatriksi analiiiisimisel
olulisuse toendosusi kasutama valesti. Piillamegi jargnevalt selgi-
tada, milles seisneb eksimus ja kuidas seda viltida.

Tuletame meelde, kuidas masratakse olulisuse toendosus iithe
korrelatsioonikordaja analillisimisel. Esmalt fikseeritakse kontrolli-
tavad hiipoteesid. Kdige sagedamini on need esitatavad kujul, kus
sisukas hiipotees on kahepoolne,

Ho p= 0
Hy: P 75 0.

Normaaljaotusega tunnuste korral kasutatakse otsustamiseks
teststatistikut
n—2
1—r2"

kus siimboliga n on téhistatud valimi maht, siimboliga r aga selle
valimi pohjal arvutatud korrelatsioonikordaja. Kui nullhiipotees
kehtib, on selle statistiku jaotuseks t-jaotus parameetriga n — 1.

Seejérel valitakse kriitiline piirkond. Kuna sisuka hiipoteesi
kehtivuse korral on voimalikud nii negatiivsed kui ka positiivsed
korrelatsioonikordaja vaartused, sobib kasutada kaheosalist kriitilist
piirkonda. Selle raja masratakse nonda, et soltumatute tunnuste
korral oleks teststatistiku kriitilisse piirkonda sattumise toensosus
parajasti vordne uurija poolt valitud olulisuse nivooga a.

Lopuks arvutatakse otsuse langetamiseks vajaminev statistiku
vadrtus. Kui see kuulub kriitilisse piirkonda, loetakse sisukas hii-
potees toestatuks, vastasel juhul tuleb jaada nullhiipoteesi juurde.
Otsuse langetamiseks voib kasutada kahte votet:

1) véib vorrelda statistiku vasrtust valitud olulisuse nivoole vas-
tava kriitilise piirkonna rajaga;

T=r
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2) voib arvutada olulisuse toendosuse — olulisuse nivoo, millele vas-
tava kriitilise piirkonna rajaks oleks leitud statistiku vaartus.
Molemad votted annavad iihe ja sama tulemuse. Kuna teine

vote on iildiselt informatiivsem ja arvutis realiseerimiseks mugavam,
valjastavad statistikapaketid reeglina statistiku vairtuse ja sellele
vastava olulisuse toendosuse. Olulisuse tGeniosusel on seega ilus
sisuline tahendus — ta on vahim olulisuse nivoo, mille korral saaks
antud valimi pohjal vastu votta sisuka hiipoteesi.

Uheainsa korrelatsioonikordaja analiiiisimisel to6tab olulisuse
toendosus torgeteta. Eksimise risk seose oluliseks tunnistamisel on
uurija enda maarata — kui valida o = 0.05, tunnistatakse testi 100-
kordsel rakendamisel erinevatele valimitele keskmiselt 5 soltumatut
tunnuste paari oluliselt seotuks; kui valida a = 0.01, tunnistatakse
testi 100-kordsel rakendamisel erinevatele valimitele keskmiselt 1
soltumatute tunnuste paar oluliselt seotuks jne.

Mis juhtub aga, kui ithe korrelatsioonikordaja asemel on neid
terve maatriksitdis ja seda suurt hulka korrelatsioonikordajaid ana-
litisitakse tapselt samuti nagu lihteainsat — vaadatakse iga iiksiku
kordaja olulisuse toendosust ja otsustatakse selle pohjal, kas vastav
seos on oluline voi mitte.

Intuitiivselt peaks olema selge, et toendosus kriitilise piirkonna
tabamiseks mdne korrelatsioonikordajaga on niitid oluliselt suurene-
nud. Uhe ”viske” asemel piiiitakse seda tabada p(p—1)/2 " viskega”
— just nii palju on tlihes korrelatsioonimaatriksis erinevaid korrelat-
sioonikordajaid. Muutuse tunnetamiseks sobiks jargmine kujutlus-
pilt. On siigis ja te seisate kiipseid 6unu téis dunapuu all. Kuigi
aeg-ajalt potsatab iiksik oun alla, tunnete te end suhteliselt julgelt
— ounu kukub harva ja toenaosus, et moni teid tabab, on tiihine.
Siis aga haarab keegi ounapuu tiivest ja raputab. Silmapilk olete te
ounapuu alt kadunud. Miks? Uhe juhusliku katse asemel vallandus
terve seeria katseid. Toendosus, et mitte Uikski 6un ei taba, muutus
vaga vaikeseks.Te piliidsite kaugemale tombuda piirkonnast,kuhu
ounad langevad. Sama muutus juhtub ka iihe korrelatsioonikordaja
analiiisimiseks ettendhtud kriitilise piirkonnaga, kui selle abil kont-
rollida suure hulga korrelatsioonikordajate olulisust. Katsete see-
ria korral muutub selle piirkonna tabamise tensosus liiga suureks.
Piirkonda tuleb ”tagasi tommata” alalt, kuhu statistiku vaartused
nullhiipoteesi kehtides voivad langeda liiga sageli.

Vale metoodika kasutamise tagajargi on voimalik illustreerida
modelleerimise teel. Vaatleme normaaljaotusega tunnusvektorit,
millel on 10 soltumatut komponenti. Iga tunnuste paari jaoks on siis
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dige nullhiipotees — toeline korrelatsioonikordaja on vordne nulliga.
Genereerime soovitava mahuga juhusliku valimi selle tunnusvek-
tori vadrtustest ja arvutame valimi pohjal korrelatsioonimaatriksi.
Selles maatriksis on 10 rida ja 10 veergu, erinevaid korrelatsioonikor-
~dajaid on 45.

Kontrollime saadud korrelatsioonikordajate olulisust nii, nagu
el tohi — loeme seose oluliseks, kui korrelatsioonikordaja olulisuse
toendosus ei illeta meie poolt valitud olulisuse nivood . Tagajérge-
de kirjeldamiseks loeme &ra maatriksid, milledes leitakse vahemalt
iiks oluline korrelatsioonikordaja ning arvutame, millise protsendi
moodustavad need maatriksid koikidest modelleritud maatriksitest.
See on vale metoodika tagajarjel tehtud valede otsustuste protsent.

Modelleerimine on viidud 18bi valimi mahtude 12, 60 ja 120
korral. Olulisuse nivool 0.05 saadud tulemused (iga valimi mahuga
on tehtud 200 katset) on toodud tabelis 1.

Tabel 1
Tunnused on s6ltumatud, o = 0.05
Valimi maht 12 60 300
Pole iihtegi olulist seost 65% 6.5% 7.5%

Vihemalt iiks oluline seos  93.5%  93.5%  92.5%

Nagu naha, jatkub heausksele statistikakasutajale tisna palju
leidmisroomu: enam-vahem vaid iga kiimnes korrelatsioonimaatriks
on selline, kus lihtegi olulist seost ei avastata. Paraku on room aga
pohjendamatu — tegelikult olid tunnused soltumatud, toelises kor-
relatsioonimaatriksis pole ithtegi olulist seost. Tasub tahele panna,
et valede otsustuste protsent on stabiilne — see ei muutu oluliselt
valimi mahu kasvades.

Oluliseks tunnistatud seoste arv ithes maatriksis on 1 ja 6 va-
hel, kusjuures vastava arvu suhtelised sagedused on nii suurte kui
ka vaikeste valimite korral peaaegu tithesugused. Tulemust illust-
reerivad histogrammid joonisel 1.
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Tabelis 2 on toodud samade juhuslike valimite korral olulisuse nivool
0.01 saadud tulemused.

Tabel 2
Tunnused on séltumatud, ¢ = 0.01
Valimi maht 12 60 300
Pole iihtegi olulist seost 64.5 % 59.5% 61.5%

Vihemalt iiks oluline seos  35.5% 41.0% 38.5%

Tulemused on veidi paremad. Kuid ikkagi leitakse umbes igas kol-
mandas korrelatsioonimaatriksis moned olematud olulised seosed.

Olematu seose oluliseks tunnistamine on esimest liiki viga —
selle tegemise tdendosust peab tokestama olulisuse nivoo «. Vale
metoodika rakendamine suurendas esimest liiki vea tegemise riski
mitmekiimne kordselt. See on vastuolus matemaatilise statistika
pohimétetega — risk esimest liiki vea tegemiseks peab olema range
kontrolli all.

Riski lubamatu suurenemise viltimiseks on kaks teed.

Kontrollitavad hiipoteesid voib sonastada terve korrelatsiooni-
maatriksi kohta. Nullhiipoteesiks on siis oletus, et koik tunnused on
soltumatud. Sel juhul on ké6ik korrelatsioonimaatriksi elemendid,
mis ei asu peadiagonaalil, nullid, peadiagonaalil aga asuvad iihed —
korrelatsioonimaatriksiks on iihikmaatriks I. Sisukaks hiipoteesiks
tuleks valida eelmise viite eitus. Tahistades toelise korrelatsiooni-
maatriksi siimboliga ® saame need viited esitada jargmiselt:

HO:%:I

Hlﬁ#l
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Niisuguste hiipoteeside kontrollimiseks kasutatakse Bartlett’ statis-
tikut B, \

1
B=—(n-— 6(2;0 + 11)in|R|,

kus p on analiiisitavate tunnuste arv, n kasutatud valimi maht,
"|R| aga valimi korrelatsioonimaatriksi determinant. Kui Bartlett’
statistiku pohjal voetakse vastu nullhiipotees, pole korrelatsiooni-
maatriksit {ildse motet edasi analiiiisida.

Nullhiipoteesi kehtivuse korral laheneb Bartlett’ statistiku jao-
tus valimi mahu kasvades x2-jaotusele parameetriga p(p — 1)/2.
Eelpool analiliisitud valimite korral annab Bartlett’ statistik tule-
mused, mis on toodud tabelis 3.

Tabel 3
Tunnused on soltumatud, otsus langetatakse
Bartlett’ statistiku pohjal, & = 0.05

Valimi maht 12 60 300
Pole iihtegi olulist seost 785 %  95.5%  95.0%
Vahemalt iiks oluline seos  21.5% 4.5% 5.0%

Nagu naha, el t60ta Bartlett’ statistik 12-elemendilise valimi
korral veel kuigi hasti. Suurte valimite korral on tulemused
ootuspérased — olulisuse nivoo oli 0.05 ja keskmiselt 5 maatriksi kor-
ral 100-st analiiiisitust langetatakse vale otsus, tunnistades oluliseks
moned olematud seosed. 7

Bartlett’ statistikut arvutavad paketid SYSTAT ja SAS, pakett
STATGRAPHICS aga seda statistikut ei arvuta.

Teine tee esimest liiki vea riski suurendamisest hoidumiseks on
Bonferroni vorratuse kasutamine. Olgu korrelatsioonimaatriksi ele-
mendid mingil viisil nummerdatud. T&histame siindmuse, et i-s kor-
relatsioonimaatriksi element omandab viirtuse viljaspool kriitilist
piirkonda, siimboliga A;. Siis siindmus A — mitte iikski korrelat-
sioonimaatriksi element ei satu kriitilisse piirkonda — on stindmuste
A; korrutis

A= N;A;.

Siindmus, et moni korrelatsioonimaatriksi element satub kriitilisse
piirkonda, on selle siindmuse vastandsiindmuseks,

= (ﬂ,-Ai)c = U;A;°.

Kuna toensosusteooriast tuntud vorratuse pohjal
)<Y P40
i
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siis saame siit tokke toenaosusele, et iikski korrelatsioonimaatriksi
element ei satu kriitilisse piirkonda

P(A) > 1- ) P(4:°).

Saadud vorratus kannabki Bonferroni vorratuse nime.

Kui tahame, et soltumatute tunnuste korral siindmuse A toe-
niosus poleks vaiksem kui 1 — o, peame iga iiksiku korrelatsiooni-
kordaja kriitilisse piirkonda sattumise toensosuseks valima a/k, kus
& on analiliisitava korrelatsioonimaatriksi erinevate elementide arv,
st. k = p(p — 1)/2. Seda toendosust nimetataksegi Bonferroni
toensosuseks. See on toke, millest vaiksemad olulisuse toendosused
tunnistavad seose oluliseks.

Kui naiteks uuritavaid tunnuseid on 10 ja me tahame kasu-
tada olulisuse nivood 0.05, saame Bonferroni téenéosuseks suuruse
0.05/45 =~ 0.0011. Oluliseks tuleb 10 x 10 korrelatsioonimaatrik-
sis tunnistada vaid need korrelatsioonikordajad, mille olulisuse toe-
niosus on vaiksem kui 0.0011. Tulemused, mis saadakse eelpool
modelleeritud valimite korral Bonferroni téengosust kasutades, on
esitatud tabelis 4.

Tabel 4
Tunnused on soltumatud, otsus langetatakse
Bonferroni toendosuste pohjal, a = 0.05

Valimi maht 12 60 300
Pole iihtegi olulist seost 93.5 %  95.5%  95.5%
Vihemalt ks oluline seos  6.5% 4.5% 4.5%

Naeme, et nende maatriksite protsent, mille korral leitakse ole-
matuid olulisi seoseid, on lihedane kasutatud olulisuse nivoole. Siin
on tulemused juba vaikeste valimite korral ootusparased.

Seega on meil olemas kaks iisna moistlikku strateegiat korre-
latsioonimaatriksi analiiiisimiseks juhul, kui uuritavad tunnused on
tegelikult séltumatud. Neis on seose oluliseks tunnistamine muude-
tud raskemaks kui iithe korrelatsioonikordaja analiiiisimisel. Soltu-
matute tunnuste korral valdib see suure hulga tegelikkuses olema-
tute seoste leidmist.

Niiiid aga voib tekkida kiisimus, mis juhtub siis, kui tegelikult
tunnused pole soltumatud? Kas ei jad siis avastamata suur hulk
tegelikkuses eksisteerivaid soseid?

Piiiame ka sellist olukorda illustreerida modelleerimise teel.
Kuna soltuvate tunnuste korral véib korrelatsioonimaatriksi.struk-
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tuur olla darmiselt mitmekesine, ei saa kiisimusele anda ammen-
davat vastust. Modelleeritud on situatsiooni, kus tegemist on ho-
mogeense korrelatsioonimaatriksiga — koik viljaspool peadiagonaali
asuvad elemendid on vordsed. Nii omab naiteks 4 x 4 homogeenne
korrelatsioonimaatriks kuju

VD VDT
T OV~
T =D D
— D v D

Esimeses modelleerimiste seerias on 10-komponendilise normaaljao-
tusega juhusliku vektori korral valitud p = 0.2. Piltlikult deldes
on meil tegemist olukorraga, kus tunnuste vahel on palju suhteliselt
norku seoseid. Tabelis 5 on toodud nende korrelatsioonimaatriksite
protsent, mille korral vahemalt itks seos tunnistati oluliseks. An-
tud olukorras muutub selle arvu tahendus — see on nende maatrik-
site protsent, mille korral tehti viihemalt {iks 6ige otsus. Rakendati
koiki siiani vaadatud metoodikaid: ”ohtlikke olulisuse téensosusi”
(OOT), Bartlett’ statistikut, Bonferroni toensosust. Igale metoo-
dikale vastab tabeli erinev rida. Nagu varem, on modelleerimisel
kasutatud kolme erinevat valimi mahtu: 12, 60 ja 300.

Tabel 5
‘Tunnused on norgalt seotud (p = 0.2), a = 0.05
Valimi maht 12 60 300
o0T 96.5 %  99.5%  99.5%
BARTLETT’ 38.0% 97.5%  100.0 %

BONFERRONI  10.5% 75.0%  100.0 %

Valitud korrelatsioonimaatriksi korral on tegelikult kéikvaima-
like tunnuste paaride vahel seos, kuigi {isna 1érk seos. Loomulikult
tootavad niisuguses olukorras rangemad testid halvemini. Vaikeste
valimite korral on korrelatsioonimaatriksite protsent, kus vihemalt
iiks oluline seos avastatakse, suhteliselt viike. See protsent aga suu-
reneb kiiresti valimi mahu kasvades. Seda tasub meeles pidada —
norkade seoste avastamiseks ei tohi valimi maht olla vaike.

Norga seose avastamata jatmine on teist liiki viga. Selle vea
tegemise risk on tokestatud olulisuse nivoo valikuga, tokkeks on suu-
rus 1 —a. See, et viikeste valimite puhul on norga seose avastamata
jétmise risk suur, on statistika omapéra. Seda riski on voimalik
véhendada kahel viisil — suurendades esimest liiki vea tegemise riski
voi suurendades katsete arvu.
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Tulemuste tipsemaks kirjeldamiseks on joonistel 2 ja 3 toodud
oluliseks tunnistatud seoste arvu jaotushistogrammid 12, 60 ja 300
katselises seerias ohtlike olulisuse toendosuste ja Bonferroni toenso-
suse kasutamisel.

Ho.al:

de.8f
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valimi maht 12 valimi maht 60 valimi maht 300
Joonis 2. Oluliste seoste arvu jaotus OOT kasutamise korral
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0 1020304050 0 1020304650
valimi maht 12 valimi maht 60 valimi maht 300
Joonis 3. Oluliste seoste arvu jaotus Bonferroni toendosuste korral

Naeme, et avastatud oluliste seoste arv kasvab valimi mahu
kasvades iisna kiiresti. Bonferroni téensosuste kasutamisel 300-
elemendiliste valimite korral on avastatud seoste arv rohkem kui
pooltel juhtudel 20 ja 30 vahel.

Teises modelleerimiste seerias on 10-komponendilise normaal-
jaotusega juhusliku vektori korral valitud p = 0.5. Piltlikult deldes
on sel juhul tegemist olukorraga, kus tunnuste vahel on palju keskmi-
se tugevusega seoseid. Modelleerimise tulemused on esitatud tabelis
6.
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' Tabel 6
Tunnused on keskmise tugevusega seotud (p = 0.5),a = 0.05

Valimi maht 12 60 300
00T 99.5 %  100.0%  100.0%
BARTLETT’ 85.5% 100.0%  100.0 %

BONFERRONI  64.5% 100.0%  100.0 %

Nagu niha, on keskmise tugevusega seoste korral korrelatsi-
oonimaatriksite protsent, mille korral vahemalt tiks seos tunnista-
takse oluliseks, tunduvalt kasvanud ka vaikeste valimimahtude kor-
ral. Suurte valimite korral to0tavad ka rangemad kriteeriumid vaga
hasti.

Kolmandas modelleerimiste seerias on 10-komponendilise nor-
maaljaotusega juhusliku vektori korral valitud p = 0.8. Piltlikult
deldes on sel juhul tegemist olukorraga, kus tunnuste vahel on palju
tugevaid seoseid. Niisuguses olukorras tootasid koik kriteeriumid
vaga hasti — 200-katselises seerias olid ainult sellised korrelatsiooni-
maatriksid, milles moni seos oli oluline.

Kokkuvote., Korrelatsioonimaatriksi analiiiisimisel ei tohi
olulisuse toendosust kasutada samal viisil kui tihe korrelatsioonikor-
daja analiiisimisel. Valtimaks esimest liiki vigade kuhjumist, tuleb
seose oluliseks tunnistamise kriteeriumi muuta rangemaks. Range-
mate kriteeriumide ja véikeste valimite korral suureneb risk mone
olulise seose avastamata jatmiseks. See on statistiliste otsustuste
omapara, mille vastu saab voidelda ainult valimi mahtu suuren-
dades. Seda omapara arvestab ka nullhtipoteesi vastu votmise vor-
mel —” antud katse korral ei 6nnestunud nullhiipoteesi kummutada”.
Vastu voetud nullhiipoteesi ei loeta toestatuks.

Programm valimite modelleerimiseks,‘ korrelatsioonimaatriksi
arvutamiseks ja tulemuste analtiisimiseks on kirjutatud SAS-siis-
teemi IML-protseduuri maatrikskeeles.

Viitekirjandus

1. SAS Institute Inc. SAS/IML User’s Guide, Release 6.03 Edi-
ton. Cary, NC: SAS Institute Inc. 1988
2. Tiit E., Viil M. Andmeanaliiiis personaalarvutil programmi-

paki STATGRAPHIC abil. Tartu, 1992
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KORDUSMOOTMISTEST

. E. Kaarik
Tartu Ulikool, Matemaatilise Statistika Instituut

Kordusmaotmistega (inglk. repeated measurements) andmed
esinevad meil siis, kui igal objektil on mingit tunnust (naitajat)
moodetud rohkem kui iiks kord. Tavaliselt on tegemist ajas likstei-
sele jargnevate mootmistega. Teatavas mottes toimub sellisel juhul
objektide 6konoomsem kasutamine, igalt objektilt saame tihe tun-
nuse kohta terve rea vaartusi, samas aga tuleb arvesse votta, et
ithelt objektilt saadud tulemused on omavahel seotud.

Tiilipiliselt esineb kordusm6o6tmisi meditsiinis: iihte néitajat
(tunnust) moodetakse teatud ajavahemike jérel, uuritakse mingi
ravi méju vms. Niiteks antakse ravimit ja moodetakse kehatem-
peratuuri, pulssi ja vererdhku iga paev nidala jooksul. Tihti on
tegemist erinevate ravimeetodite vordlemisega.

Sellist situatsiooni voime vaadelda kui mitmemootmelise ana-

litiisi tilesannet. T erinevat mootmist kujutavad endast T-dimensio-

(1) (T)

naalset juhuslikku vektorit 7;; = (y; i Vi ) keskvaartusega [i; =

(pgl),...,ugT)), kus i = 1,..., R (grupp, rihm, ravi); j = 1,...,N;

(objekt, N = 221 N;) ja kovariatsioonimaatriksiga X. Selline 13-
henemine eeldab, et keskvadrtus p; soltub ainult rithmast (ravist) ¢
ja kovariatsioonimaatriks on sama, iga ravi ja objekti korral.

Aegridade teooria kohaselt kirjeldab keskvadrtuse vektor u;
trendi ja kovariatsioonimaatriks 3 autokovariatsioonifunktsiooni.
Kui tavalises aegridade teoorias pakub tihti huvi eelkoige autokova-
riatsioonanaliiiis, siis korduvate mootmiste korral on pearohk tren-
dil. Siinkohal me aegridade teoorial ei peatu.




Meil on seega andmetabel:

Rithm Objekt MGotmine (test, ac

(ravi) 1 2 T
1 1 yn(l) B4\ 1(2) W 1(T)
1 N, i’ Vi Vi
R 1 ) Y "
R Nz Venr 1) }’RNR(Z) yRNR(T)

Vaatame MANOVA (Multivariate ANalysis Of VAriance mu-
delit. MANOVA mudel on ANOVA mudeli iildistus, kus iihe funkt-
sioontunnuse asemel on mitu tunnust. Need tunnused véivad olla
kas taiesti erinevad (naiteks kasv, kaal, IQ jne.) v6i nad voivad olla
ithe tunnuse erinevad modtmised. Viimasel juhul ongi meil tegemist
funktsioontunnuse kordusmodstmistega.

Maatrikskujul on see Y = X -3+ ¢, kus Y on N x T kor-
dusmootmiste maatriks, X on N x R plaanimaatriks, mis koosneb
ithtedest ja nullidest ning niitab, kuhu rithma objekt kuulub, 8 on
R x T tundmatute parameetrite maatriks, ¢ on N x T juhuslike
vigade maatriks, kusjuures e ~ N(0,Iy ® ).

Korduvate mootmistega andmete korral on tegemist faktoritega
(riihma faktor ja kordusfaktor), mis on objektiga erinevalt seotud.
Objekt on allutatud rithma faktorile. Kordusfaktor aga on objektiga
ristseoses, igal korduse tasemel on moodetud koik objektid.

Uldise lineaarse hiipoteesi kuju rithma ja korduse koosmdju
kontrollimiseks on Ho : LAM = 0, kus (R — 1) x R maatriks L-
sisaldab rithma (ravi) kontrastid (nulliga vérduvad lineaarkombinat-
sioonid) ja 7 x (T — 1) maatriks M sisaldab aja (kordusmootmiste)
kontrastid.

1 -1 0 0
0 1 -1 0
L=1]0 0 1 0
0 0 0 -1




1 0 0 0
-1 1 o0 0
0 -1 1 0
M=190 o0 -1 0
0 0 0 -1

Seega voime kirjutada
(LBM )i = (Bik — Birs1) — (Bir1k — Bit1k+1) = 0,
kus i = 1,..., R maarab rithma ja k = 1,...,T madrab korduse.

Hilpoteeside kontrolli juures saame tommata paralleele enam-
tuntud ANOVA mudeliga:

ANOVA MANOVA
SS Sum of Squares Sum of Products matrix H
SSE Error sum of Squares Error Sum of Products matrix E
SS/SSE E-'H véi (E+H) 'H

Arvutatakse neli teststatistikut [2]:
1. Wilks’i lambda A=|E |/ | H + E |
2. Pillai’ jalg V = tr(H/(H + E))
3. Hotelling-Lawley jalg U = tr(E~'H)
4. Roy’ suurim omavaartus Ameg, kus A1 < Ag < ... < Amaz ON
E~1H omavéiirtused.
Leitud statistikute kasutamiseks avaldatakse nende abil ligi-
kaudne F —statistik. Selleks arvutatakse teatud abisuurused:

p=rank(H + E); ¢=rank(L); V=N — R;

s=min(p,q); m=(lp—q|-1)/2; n=(V-p—1)/2

ja s = 1 korral saadakse naiteks Wilks’i lambda abil tapne F —statis-
tik
F=Mm+1){1-A)/(m+1)A~F@2m+22n +2).
Markus: SAS-programm véljastab vaikimisi nii s, n, m, neli teststa-
tistikut kui ka neile vastavad ligikaudsed F —statistikud.
Naitena on lahendatud jargmine iilesanne. Meil on tegemist 15
sportlasega (suusatajad), neist 7 meest ja 8 naist (R = 2,N1 =7,
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Ng = 8, N = 15). Sportlased on teinud nn. koormustesti, s.t.
nad on testitud veloergomeetril, kus on iga kolme minuti tagant
tostetud koormust 25W vérra, koormust on tstetud 6 korda, alg-
koormuseks on 50W. Pulssi on moodetud enne testi ja igal koor-
musastmel (voetakse iga koormusastme keskmine pulss), seega

- T = 8. Korduvalt moéodetud tunnuseks on pulss ning faktoriks, mis
maérab mootmise korduvuse, on koormus (koormuse igal tasemel
moodetakse pulss). Algtabel on seega jargmine:

Sugu Indiv 1 2 3 4 5 6 7 8
OW 50W 75W 100W 125W 150W 175W 200W
62 91 94 107 118 129 137 148
83 92 97 104 114 111 127 138
7592 96 106 117 132 141 158
74 83 91 98 104 114 120 126
51 96 93 104 112 121 137 147
70 91 87 103 110 122 128 132
66 83 90 96 106 125 145 148
55 76 88 96 118 140 159 166
44 75 86 99 110 119 140 151
90 106 115 126 136 151 160 173
101 102 110 124 134 152 160 172
58 94 94 104 115 128 144 156
85 113 125 133 146 156 166 177
97 111 116 126 135 141 153 164
59 89 107 116 125 135 149 156

OO\]O!UT%WMD—'\TO}U)&QONL—‘E

BN IND N DN DD DD DND = b= b bt e

Andmeid illustreerib jirgmine graafik (vt. Joonis 1 Ik. 37).
Probleem on selles, kuidas koormus majub pulsile ja kas ta mdju
on meestele ja naistele erinev. Ulesande lahendamiseks on koostatud
jérgmine SASi programm:
data al;
infile ’d:\ enesas\ suus.dat’
input sex nr hrl hr2 hr3 hr4 hr5 hr6 hr7 hrs;
run;
proc glm;
classes sex;
model hrl-hr8=sex;
manova;
repeated koormus contrast (1)/printe printh printm printrv sum-
mary;
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Step —test
SEX =1

HR

HR

LOAD

Joonis 1. Pulsisagedused (HR) erinevatel koormustel (LOAD)
meestel (SEX=1) ja naistel (SEX=2).
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Korduvaid mootmisi masrav(ad) faktor(id) tuleb ette anda
REPEATED-lausega. Faktori nimi on programmi koostaja poolt
vabalt valitav; kui faktoreid on mitu, siis antakse iga nime jérel
tasemete arv. Korduvate faktorite arv ei ole piiratud. Antud juhul
on faktori nimeks ’koormus’. CONTRAST(1) méaarab maatriksi
M kuju selliselt, et esimene tase oli korduvalt moodetud tunnuse
jaoks teatav algtase, mille suhtes teisi analiiiisitakse. Kui meid
huvitavad erinevused korduvalt modddetud tunnuse erinevate
tasemete vahel, siis tuleb anda valik PROFILE. Valikud PRINTE,
PRINTH, PRINTM, PRINTRV annavad vastavalt maatriksite
E, Hja M ning maatriksi E~1H omaviairtuste ning omavektorite
valjatriikki. PRINTE annab ka kovariatsioonimaatriksi. SUMMARY
annab korduva faktori ANOVA tabelid, mis, arvestades valikut
CONTRAST(1), naitavad, millised korduva faktori tasemed eri-
nevad oluliselt algtasemest. Viljastatakse ka iga korduva mootmise
ANOVA tabelid, nende &arakeelamiseks saab kasutada valikut
NOUNI MODEL-lauses.

Antud iilesande lahendus naitab, et pulsile avaldavad moju
nii sugu kui koormus (peamdjud). Tdestada ei saanud aga soo ja
koormuse koosmdju, s.t. koormuse méju liitub soo méjuga, tidiendav
koosméoju puudub.

Toodud niide peaks veenvalt illustreerima kordusmostmistega
andmete analillisi seni voib-olla vihemtuntud MANOVA meetodiga
ja naitama, et taoline metoodika voimaldab analiliisida probleemi
siigavamalt, maarates ka kordust pohjustava faktori moju.

Kirjandus
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LOODUSLIKE RUTMIDE LAINETE KUJU KIRJELDAMISEST

_ V. Reeben
Tartu Ulikool, Fiisioloogia Instituudi biofiiiisika uurimisgrupp

Teatavasti on statistika iiheks haruks looduslike nahtuste aegrida-
de spektrite uurimine. Klassikalisteks néideteks statistikaraamatutes on
olnud piikeseplekkide aegrida (andmed alates 1749 a.) ja Ladne-
Euroopa nisu hindade aegrida (andmed alates 1260 a.).

Itaallaste M. Pagani jt. hiipotees, et inimese siiddame riitmi ja vere-
rdhu lainete spektrite uurimine vbimaldab diferentseerivalt diagnoosida
autonoomse ndrvi-siisteemi seisundit on tinapieval tekitanud buumi
joukamate maade meditsiinis, kus vaatamata aparatuuri korgele hinnale
loodetakse sellel teel leida uut efektiivset informatsiooniallikat. Ka fiii-
sikud ndevad biomeditsiiniliste riitmide uurimises uut ja huvitavat
tegevusviilja nendele tuttava Fourier' kiirteisenduse jms. meetodite kaudu.

Tartu Ulikooli Biofiiiisika Laboratooriumis (praegu TU Fiisiol.
Inst. biofiiiis. uurimisgrupp) on pikaajalised kogemused inimese vere-
rohu, sidame riitmi jt. fiisioloogiliste parameetrite varieeruvuse uuri-
misel (alates 1963. aastast) ja ka suur sellealane infobank magnetlinti-
del (alates 1978 a.). Viimastel aastatel on siia lisandunud vGimalused
nende aegridade otseseks ja iile magnetlindi sisestamiseks arvutile ja
registreeritud mitmekanalilise informatsiooni spektraalseks to6tlemiseks.

Samal ajal on biofitiisika uurimisgrupis tegeldud ka looduslike riitmi-
de iildisemate ("globaalsete”) probleemidega, mis tuginevad Ramanujani
tegurirohketele arvudele (sellised taisarvud N = 2**3P*s™*_ millel on
maksimaalselt voimalik algtegurite arv dN = (a+D)(B+D(y+1)**),
(Ramanujan 1915) ja nende kohasusele olla teoreetiliseks aluseks looduses
levinud objektide ja nendega seotud looduslike riitmide kirjeldamisel.

Leitud ritmide kirjeldamise seos on osutunud hidmmastavalt
lihtsaks. PShiseoses

Tx = To/ Nx
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on ainult iiks universaalkonstant T, ja iiks arvuteoreetiliselt masratud
muutuja Ny Viimane kujutab endast sellist tegurirohket arva, mis
leitakse kahe kriteeriumi alusel:

e dN,= max tegurirohkus, (informatsiooni maksimum),

e N,~a’, ruutarvu lahedus, (kommunikatiivsuse maksimum).
‘Konstanti To v0ib interpreteerida kui galaktilise aasta pikkust.

Uurides koikvSimalikke looduslikke riitme suures diapasoonis,
torkab selgesti silma voimalus eristada kahte erinevat tiiiipi perioodilisi
protsesse olenevalt sellest, kas tegurirohkete arvude grupi N(p; ) suurim
algtegur pmax on 4k-1 (Im) voi 4k+1 (Re) titiipi arv. Suurimate alg-
tegurite 3, 7, 11, 19, 23, 31,... puhul on meil tegu suhteliselt regulaar-
sete riitmidega, suurimate algtegurite 5, 13, 17, 29, 37,.. puhul aga
ndhtustega, mis on rohkem miira tiiipi, sporaadilisemad ja Jérsemate
frontidega, millede statistilisel keskmistamisel aga ikkagi selgub seose
Ty = To /Ny kirjeldusvGime.

Vaatleksime edasi kahte konkreetsemat néidet. Esiteks Piikese
aktiivsuse riitmika, millega on seostatud ka inimeste sotsiaalset aktiiv-
sust rddkimata viga mitmesugustest geofitiisikalistest ja bioloogilistest
protsessidest. See riitm on seotud kahe unikaalse ruutarvule eriti
lahedase arvuga, mis mdlemad on Re-tiiiipi:

1) Nso(13) = 2'*3**5%7*11*13, koige viimane a* -1 titiipi arv kogu
Ramanujani arvude hulgas (N = 4159 -1,YN = n,99988, T, =
11,86 a).

2) NL(17) = 2#3%*5*7*11%13%17, 2 - 3% tiwipi arv, VN =
n,99895, N/Noy = 1,06, T, = 11,16 a.

Teisele riitmile vastav Ny on kiill ruutarvust kaugemal ja ka 6%
Ramanujani optimumist viljas, kuid arvatavasti on tugevate allriitmide
(harmooniliste) 2,79 a ja 255 p t5ttu tema ilming siiski mirgatav.
Nende riitmide omavahelisel tuiklemisel tekib 189,7 a riitm,

Vaadates paikeseplekkide Wolfi arvude 11 a. riitmiga lainete
tegelikke kujusid tekib paratamatult kahtlus, kas sin-cos funktsioonid
on ikka kohased sellise perioodilise, kuid tiiesti omaniolise loodusliku
nidhtuse kirjeldamiseks? Ko&rgema amplituudiga aktitvsuslainetel on
selgesti laine esimene front jirsem. Seda eci saa viheste sin-cos tiipi
harmooniliste funktsioonide abil kirjeldada.

Veelgi rohkem siivendab seda kahtlust jirgmine niide, mis
périneb meie labori pdhitegevusest, verershu nn. kolmandat jarku
lainete (T = 11s) uuringutest. Ramanujani arvudele tuginev klassi-
fikatsioon kirjeldab seda riitmi eelkdige unikaalse tegurirohke arvu
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N_(29) = 2543552472k 1 %13%17%19*23*29 (a® - 6307 tiiiip, YN = n,9918,
mis on optimumist véljas ainult 2%) kaudu, millele vdib lisanduda
ka tegurirohke arvu Nj,3(31) = 27#3%#527% ] 1 ¥]13%]7%19%23%29%*3]
N = 1n,8796 teatud méju.

VererShu kdikumised kujutavad endast integraalset makroskoo-
pilist ndhtust, mis tuleneb mikrotsirkulatsioonis kapillaaride verevoolu
kinni-lahti tiitipi, miirataolisest, kuid teatud tingimustes ilmselt T =~ 11s
perioodi sisaldavast kditumisest.

Sellel riitmil on jirgmised isedralikud tunnused;

1) Keskmise sageduse suhteliselt suur piisivus ja karakteerne vidirtus
inimpopulatsioonis (tavaliselt 9-13 s piirides).

2) Niarvisiisteemi madalal aktiivsusel: riitmi sporaadilisus, ilmumine
sporaadiliste tSusvate-kahanevate, ligikaudselt siinuseliste lainete
gruppidena.

3) Narvististeemi kdrgema aktiivsuse korral (eksam , pingeline vestlus
jms.): lainete amplituudi kasv ja pidevam esinemine.

4) Une ajal iiksikud ebaregulaarsed selgesti jirsema tdusuga ja aegla-
sema langusega lained.

5) Need unes esinevad harvemad asiimmeetrilised vererShu lained on
sageli peaaegu tépselt vastasfaasis nahaverevoolu vasomotoorsete
lainetega.

Kapillaaride nivoo riitmika on aga hoopiski sporaadilisem, miira-
rohkem, #kiliste kinni-lahti frontidega ja seejuures ka keskmiselt pike-
mate avatud-suletud perioodidega.

Piitie otsida nende keeruliste nihtuste vahelisi s6ltuvusi on mind
viinud arvamuseni, et just Re-tiiiipi riitmide jaoks (teoreetiliselt on
siin tegemist N(29) Re-tiilipi riitmidega) ei ole sin-cos funktsiconid
kohased ja on pGhjust otsida sobivamat elementaarfunktsiooni.

Need otsingud on viinud jirelduseni, et sobivam on kasutada all-
jargnevaid Re-tiiiipi ruut- ja kuupvorranditest périnevaid funktsioone
(joon. 1): '

1) reaalsete ruutvorrandite alusel:

y = 2/(x'+x4), kus x; = 2cos(kn /5),
y = 1/ ch(0,962t) ;

2) reaalsete kuupvorrandite alusel:

y = 3/ (x1+x'2+x"3), kus x; = 2cos(kn/7) vdi 2cos(kn/9).

11 41




D

Joonis 1. Looduslike RE-riitmide lainete kuju ldhendusi. (1) Lineaarne
kolmnurkkdver, mis on levinumaks lihenduskoveraks ajakirjas
“Cycles”. (2) 2n/5 -Re-tiiiipi ruutvdrrandi kdver (x;, = 2coskn/5 )
pohikorduvusega (kuid mitte obligatoorse korduvusega) kuns sammu.
(3) 2n/7 -Re-titiipi kuupvdrrandi kdver (X123 = 2coskn/7) pdhikorduvu-
sega 6 sammu. (4) 2n/9 -Re-tiiiipi kuupvorrandi kdver (x;,3 = 2coskn/9)
pdhikorduvusega 6 sammu.
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Pohjendused on jargmised:

Re-vorrandites ja Re-protsessides ei ole otsest sulutrajektoorset voi
negatiivse tagasisidestuse pShjal tekkivat perioodsust, kiill aga esineb Re-
vorrandite rekurrentsetes arvujadades viikeste algtegurite perioodilise
korduvuse nihtus, mis pShimdtteliseli saab olla aluseks ka nendes
teatud tiiipi (varieeruvama, sporaadilisema, statistilise) perioodsuse
tekkel. Runtvérrandi x* - X - 1 = 0 puhul, s.o0., Fibonacci/Lucas' arvude
puhul saab perioodiline korduvus tekkida sammudel (n = t) 6, 12, 18,
24,.., s.0. Fibonacci arvuderea erandlike, viikeste algteguritega, ilma
uute algarvudeta lifkmete as = 8, a;, = 144 jne. juures.

Arvan, et see rekurrentsetes ruutjadades esinev eriline viikeste
algarvude kordumise fenomen ja iildse Re-protsesside statistilise kor-
duvuse nihtus vaib olla aluseks bioloogias laialt levinud siseseostele,
millele on ammu otsitud seletust ja mida R.Sheldrake on nimetanud
morfogeneetiliseks v8i morfiliseks resonantsiks.

On huvitav markida, et ruutvérrandi x° + px + q = 0 selles
p-q - kvadrandis, kus tema Bernoulli-trajektoorid on pidevad,
annavad molemad koige tdhtsamad Im ja Re tiilipi vOrrandid
(x* -x+1=0 ja x* -3x+1=0), mis on omavahel duaalsed, minimaalseks
elementaarperioodiks sama véirtuse - kuus sammu.

Selline lihenemine saab aga pakkuda meile sissejuhatavat aru-
saamist Im-Re duaalsusest ka protsesside perioodilise korduvuse
tasandil, mis seni acgridade kirjeldamises puudub. Dualism téisarvulis-
te koefitsientidega tiisperioodiliste Im ja Re ruutvorrandite vahel eksis-
teerib aga veelgi iildisemal kujul:

x>+ (2cos(2m /n)x +1=0
x>+ (2ch(nA/12)x + 1 =0
X% + (2sh(nA/12)x + 1 =0
Im-konstandi 2% = 6,283.. analoogideks on siin Re-konstandid
A=In((N5+1)/2)=5774. ja
A =1In(N2+1)=10,576.

. Taisarvulise n puhul on Re-perioodid 12/n, milledest tdhtsamad
on 12, 6, 4, 3, 2. Vastavate Re-ruutvdrrandite lineaarliikmete kordajad
on Lucas' arvud b, voi Fibonacci arvud a,v5. Paaris- ja paaritute
arvudega kirjeldatud kverate omavaheline ortogonaalsus loob siin aga
teoreetilise aluse, et asuda Fourier' jt. analitiisidele vastavaid duaalseid
Re-meetodeid otsima.

Kirjeldatud lihenemisel ilmneb vGimalus seletada jérsema frondi
esinemist perioodilistes protsessides mikromaailma suunas liikudes.
Asi on selles, et rautarvule ldhedased tegurirohked arvud vdimaldavad
sageli seda runtarvlihedust veelgi suurendada, kuigi paratamatult
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Ramanujani optimumist kaugenemise arvel. Vasomotoorika riitm ~11 s
lubab seda 630% = 396900 korda. (Riitmini 50,7 péeva, ruutarvlihedu-
seni n,999987, kus kaugenemine optimumist on 40 korda). See on kiill
erandlikult suur kordsus, kuid viiksemates piirides on nihtus sage.
Selline ndhtus voib olla seotud jéuliste, kuid liihiaegsete protsesside
tekkega, mis on voimelised kommuteerima bistabiilseid siisteeme
(klassiarvuga 2 v6i enam Re-siisteeme) iihest stabiilsest seisundist teise.
Arvan, et loomse vereringe kapillaarvérgustikus ongi see teoreetiline
voimalus ilmnenud.

Avaneb ka voimalus integraalsete makroskoopiliste riitmide spo-
raadilisuse ja esimeste frontide jarskuse seletamiseks, mida vererShus
viga selgesti tiheldatakse une ajal. (Nii allriitmide eksistentsi tottu,
kuna neil on omadus ilmuda phiriitmi harjast 1/4, 1/9, 1/16.. perioodi
vorra varem, kui ka kuupvorrandite Re-koverate kuju kaudu, vt.
koveraid 3 ja 4 joonisel 1).

Lopuks tuleks veel mirkida, et kuna ruutvsrrand kirjeldab viga
universaalselt looduslikke protsesse, ei maksa sugugi illatuda, kui
sama tiliipi matemaatilised koverad leiavad rakendust ka statistiliste
jaotuskdveratena, nagu seda on vilja pakutud ELUSI Teoreetilise Bio-
loogia X1 Kevadkoolis (Reeben 1985).

Viidatud kirjandus

1. Ramanujan, 8., (1915). Highly composite numbers. Proc. London
Math. Soc., 2, XIV, 347-419.

Reeben, V., (1985). Tihedusfunkisioonide uue perekonna genereeri-
misest algebraliste v@rrandite lahendite baasil. Kogumikus:
Stohhastilised mudelid bioloogias. Schola biotheoretica X1, Tartu,
150-158.
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KROONILISTE MITTESPETSHFILISTE HAIGUSTE
RISKITEGURITE UURIMISE METOODIKAST

R_. Birkenfeldt
Tartu Ulikooli Sisekliinik

Krooniliste mittespetsiifiliste haiguste riskitegurite uurimiseks korral-
datakse elanike epidemioloogilisi uuringuid. Vorreldakse teatud tunnuste
sagedust tervetel ja haigetel. Igat epidemioloogilist tegurit ei tohi aga
samastada riskiteguriga. Riskitegurite eristamisele ja konkretiseerimisele
peab eclnema pikaajaline perspektiivne epidemioloogiline uuring. See aga
on kiillalt suuremahuline, metoodiliselt komplitseeritud ja viga kulukas.

Jirgnevalt tutvustame meie poolt reumatismi riskitegurite uurimiseks
kasutatud metoodikat, mille puhul algandmed saadi ainult haigete
pikaajalise prospektiivse jilgimisega. Niiiidisaja andmetel on reumatism
sidekoe siisteemne poletikuline haigus protsessi eelislokatsiooniga siidame-
vereringesiisteemis (siidame klapirikete teke), haaratud voivad olla ka liige-
sed ja teised elundid. Haigus v&ib retsidiveeruda.

Jdlgisime pikka aega (15-25 aastat) 1310 reumahaiget Eesti saartel.
Matemaatilisele tdGtlusele vieti 165 riskiga voimalikult seotud epidemio-
loogilist tunnust ja kliinilist nditajat. Uurimise kiik on toodud Joonisel 1.
Riskiga voimalikult seotud tunnuste vahel oli hulgaliselt positiivseid ja
negatiivseid korrelatsioone. Faktoranaliiiis ti vilja viis reuma riskitegurit ja
neid moodustavad komponendid. Need olid:

1. krooniline koldenakkus (nakatatus A-grupi beeta-hemoliiiitilise
streptokokiga, krconiline tonsilliit, selle hilinenud saneerimine);

2. olmetegur (ebasoodsad olme- ja t6otingimused, A-beeta-hemo-
Lixiitilise streptokoki kandlus ja krooniline tonsilliit perekonnas),

3. soolis-ealine tegur (lapse- ja noorukiiga, eriti naissugu),

4., parilik eelsoodumus (perekondlik levik, geneetilised tegurid),

5. puudulik teisene profiilaktika.

Riskitegurite ja kliiniliste nditajate dispersioonanaliiiis niitas, et
esmane reumasse haigestumine oli seotud 1., 2., 3. ja 4. riskiteguriga,
haiguse retsidiivi teke 1., 2., 3., 4, ja 5. riskiteguriga, siidame klapirikke
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formeerumine 1., 2. ja 3. riskiteguriga ning kroonilise siidame-vereringe
puudulikkuse teke ja haige invaliidistumine 1., 2. ja 5. riskiteguriga. Uhtlasi
saime reumasse haigestumise riski, haiguse kulu ja I6ppe prognoosi
valemid, millede alusel koostati prognoosi tabelid.

Prognoosi tabelite alusel saab médrata iga uuritava isiku esmast riski
- haigestuda reumasse (riskitegurid 1, 2 ja 3), juba reumasse haigestunul ret-
sidiivide tekke riski (riskitegurid 1, 2, 3 ja 5), vdimaliku retsidiivi tekke
aega (4. riskitegur), siidame Klapirikke tekke riski (riskitegurid 1, 2 ja 4)
ning riski kroonilise vereringe puudulikkuse arenguks (riskitegurid 1, 2 ja
5). Seega on prognoosi tabelite abil vdimalik médrata reumasse baigestu-
mise riski, haigestunutel aga prognoosida voimalikku haiguse kulgu ja
16pet. Selle alusel on vdimalik iihelt poolt vilja selgitada reumast ohusta-
tuid, teiselt poolt votta diferentseeritult kestvale jilgimisele erinevaid
reumahaigete kontingente. Seega avaneb vSimalus kasutada riskitegureid
haiguse esmases ja teiseses profiilaktikas.

Lopetuseks annaksime omalt poolt riskiteguri uue laiendatud
madratluse. Haiguse riskitegur on bioloogiline, dkoloogiline voi sotsiaalne
tunnus, mille suurema vairtuse publ vib haigus tekkida suurema tdendo-
susega voi kulgeda raskemalt. Riskitegurite ebasoodne mdju haiguse kulule
ja Ioppele on eriti tihelepandav krooniliste, perioodiliselt #genevate
haiguste puhul. ‘
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MITMEMOOTMELINE STATISTILINE ANALUTS
ANTROPOMEETRILISTE PROBLEEMIDE LAHENDAMISEL

H. Kaq_rma, L. Saluste, G. Veldre, M. Thetloff
Tartu Ulikool, Fiiiisilise Antropoloogia Keskus

Kiéesolevas artiklis analiiiisitakse koostod tulemusi Tartu Ulikooli
antropoloogide ja matemaatilise statistika spetsialistide vahel. Koostso
on kestnud alates 1974 aastast ja on puudutanud peaaegu kdiki antropo-
loogia valdkondi, millega Tartu Ulikoolis tegeldakse. Allpool kirjelda-
me iiksikasjalikumalt iiht nendest uurimustest.

Materjal ja metoodika

Uheks péhiliseks uurimismaterjaliks on olnud noorte eestlannade
(18-22a.) kontingent (uuritud 670 naist). Moddeti 37 kehamédtu ja 10
nahavolti. Mo&dtmised testiti klassikalisel R. Martini meetodil
(Martin, 1928) ja analiiiisiti mitmemd6tmelise statistilise analiiisi prog-
ramme kasutades (Tiit, 1975). Konsultandiks oli prof. E.-M. Tiit.

T66 tulemused

Uurides kehaehitusstruktuuri leiti, et noore naise kehachitus kuju-
tab endast lineaarselt histikorreleeruvat tunnuste siisteemi, kus juhtivad
tunnused on pikkus ja kaal. Faktoranaliiiisi puhul mairavad need tun-
nused iilejddnud tunnuste varieeruvusest keskmiselt 50%. Ulejadnud
50% jadb tunnuste individuaalse varieeruvuse arvele. Jidkkorre-
latsioone kasutades oli véimalik tGestada, et kogu kehaehituse tervik-
siisteem laguneb, kui elimineeritakse pikkuse ja kaalu mdju iiksiktun-
nustelt (Kelder, 1977). Kui kaal ja pikkus on juhtivad tunnused, siis
peaks iilejadnud tunnuseid uurima mitte isoleeritult, vaid vastavates
pikkus-kaalu klassides. Selleks moodustati pikkus-kaalu klassifikat-
sioon (5x5 klassi, kumbki tunnus varieerub vahemikus -2,50 ... +2.50)
ning arvutati k6igi iilejddnud tunnuste aritmeetilised keskmised kdigi
klasside jaoks. Nendes klassides arvutatud tunnuste keskviirtuste eri-
nevust uuriti S-testiga (Kelder, 1978). Leiti, et kaigis pikkusklassides
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toimub kaalu suurenemisel statistiliselt oluline laius-siigavus- ja
iimbermdStude suurenemine. Jalgides muutusi viies kaaluklassis, ilm-
nesid piklkusmodtude suurenemisel oluline laius-siigavus- ja iimber-
mdbtude vihenemine. Niisugune siisteemsus lubas kasutada ka keha

~ proportsiconide uurimiseks sama pikkus-kaalu klassifikatsiooni. Moo-
dustati 124 kehaproportsiooni indeksit ja wuriti nende muutumist
analoogselt algtunnustega. Sellises neljamddtmelises siisteemis ilmnes
sama siisteemsus, kusjuures indeksid, mis olid moodustatud laius-siiga-
vus- ja imbermd6tudest ning pikkusmodtudest, muutusid palju rohkem
kui indeksid, mis olid moodustatud iiht ja sama liiki moGtudest.

On huvitav mérkida, et pikkus-kaalu klassides ilmnesid ka keha
koostise siisteemsed muutused. Nii oli voimalik demonstreerida, et nii
keha tiheduse kui ka nahaaluse rasvkoe hulga muutused on olulises
osas madratud nuritavate pikkus-kaalu vahekordadega.

Keha struktuuri terviklikkusest andsid ilevaate ka uuringud, mis tehti
selgitamaks iga iiksiku kehatunnuse prognoosimise vdimalusi ilejadnud
tunnuste abil. Valiti 3 argumenttunnuste kombinatsiooni: 1) pikkus ja kaal,
2) pikkus ja kaal ning veel iiks uuritavate tunnustega viga tugevasti
seotud tunnus, 3) juhuslikult valitud 10 kehatunnust ilma pikkuse ja
kaaluta. Koigil juhtudel oli prognoos statistiliselt oluline. Uuritavate
tunnuste varieeruvust oli vdimalik kirjeldada 50-83% ulatuses.

Piarast iildkontingendi uwurimist selgitati pdhilised kehastruk-
touri isedrasused ka piikniliste ja leptosoomsete naiste gruppides
(Kretschmer, 1961). Sel eesmaérgi! analiiisiti 32 piiknilise ja 39 lepto-
soomse naise antropomeetrilisi andmeid. Need naised péarinesid
tildkontingendist, kuid olid somatoskoopiliselt tiipiseeritud enne antro-
pomeetrilise moGtmise teostamist.

Nende 2 grupi jaoks arvutati koigi iiksiktunnuste ja 124 indeksi
keskmised vadrtused ning méirati erinevuste statistiline olulisus. Tule-
musena oli v8imalik viita, et muutused, mis ilmnevad piiknikute
kehaehituse struktuuris, meenutavad tendentsi, mis ilmneb, kui
iildkontingendis uuritavate kehakaal jarkjargult suureneb iihe ja sama
pikkusklassi piires. Ja vastupidi, leptosoomsete naiste isedrasused mee-
nutavad muutusi iildkontingendil, kuni kehapikkus jirkjargult sunreneb
ithe ja sama kaaluklassi piires.

Analoogsed muutused kehaehitusproportsioonides iildkontin-
gendil, piikknikute ja leptosoomsete grupis andsid p&hjust jireldada, et
piiknikute ja leptosoomsete naiste kehaehitusstruktuur baseerub samuti
erinevatel pikkus-kaalu vahekordadel. Seda hiipoteesi kontrolliti
2-mddtmelise statistilise analiiiisi abil, mis viidi 14bi jargmiselt: valiti
80 indeksit ning uvuriti nende seost ithelt poolt Rohreri indeksiga ja
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teiselt poolt kehatiiiibi néitajatega. Selgus, et ka siin valitseb sama
seaduspirasus. Jarelikult piiknikute ja leptosoomsete naiste kehaehitus-
struktuur ei kujuta endast mingit isedralikku siisteemi.

Jargmiseks uuringu teemaks oli selgitada, kas piikniliste ja lepto-
soomste naiste kehalisi isedrasusi on vdimalik kasutada iildkontingendi
tiipiseerimiseks. Selleks valiti 13 indeksit, mille vé4rtused piikniliste ja
leptosoomsete naiste grupis kdige rohkem erinesid. Diskriminant-
funktsiooni kasutades oli vdimalik jaotada ildkontingendi naised 3
rithma: piiknomorfsed, keskmised ja leptosoomsed. Airmistes rithma-
des esinesid samad iseloomulikud erinevused, mis ilmnesid somatos-
koopiliselt médratietud piikniliste ja leptosoomsete naiste junres.

Leitud tulemustest v8ib jareldada, et inimtiiiipide kogu varieeru-
vus ei koosne iiksikutest diskreetsetest somatotiitipidest, vaid tunnuste
vahel esinev pidev mittevastavuse pShiméte viib nn. puhaste tiiiipide
(piikknikute ja leptosoomsete) eristamisele varieeruvuse perifeerias. Juh-
tivateks tunnusteks on siin pikkus ja kaal.

Diskussioon

Teoreetilise meditsiini ja teoreetilise bioloogia iitheks Ippees-
mirgiks on haige ja terve inimese konstitutsionaalsete isedrasuste
tundmadppimine (Frankenberg, 1980, Robinow, 1982, Drobny, 1986,
Wienker, 1984). Et selgitada , missugune on keha terviklik mudel,
mille sees oleks vOimalik individuaalseid morfoloogilisi ja
funktsionaalseid isedrasusi siistematiseerida ja vorrelda, selleks on vaja
antropoloogilisi statistilisi uuringuid (Kaarma, 1981, 1994, 1995).

Tanu koostédle TU Arvutuskeskusega analiiiisiti eesti noorte
naiste kehachitusestruktuuri olemus, kasutades sealjuures mitme-
modtmelise statistilise analiiiisi meetodeid. Uurimus baseerus tuntud
antropoloogilistel pdhimétetel kehatunnuste omavahelisest korreleeru-
vusest (Akinshchikova, 1969, Bashkirov, 1962) ja Kretschmeri somato-
tiipiseerimismeetodil (Kretschmer, 1961).

Koige lihtsam pikkus-kaalu klassifikatsioon on kasutatav bioloo-
gias ja mitmetes meditsiini distsipliinides selleks, et analiiiisida keha-
ehituse seost mitmete meditsiiniliste néitajatega.

Tulemustest selgus, et kehaehitusestruktuuris pole olulisi erine-
vusi iildkontingendi ja piikniliste ning leptosoomsete naiste vahel. See
annab aluse jireldada, et somatotiipiseerimiseks on vdimalik kasutada
erinevaid meetodeid (Heat, Carter, jt 1966). Selleks, et vdrrelda
omavahel kehastruktuuri erinevate meetoditega tiipiseeritud materjali-
del, on siiski vaja 1dbi viia vordlevad mitmemddtmelise statistilise
analijiisi uuringud.
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BIOMEETRIA OPETAMINE ARSTITEADUSKONNAS

. K. Polluste
Tartu Ulikool, Tervisheiu Instituut

Tartu Ulikoolis on Spetatud biomeetriat arstiteaduse iilidpilastele
Jjuba enam kui 100 aastat. Selles valdkonnas on koige tuntum professor
B. Korber kui statistilise suuna esindaja tervishoius. Ta kirjutas kaks
uurimust Tartu linna hiigieeniliste ja demograafiliste olude kohta ning
iilevaate Tartumaa mitme kihelkonna demograafiast. 1880ndail aastail
valmis tema juhendamisel viitekirju, mis olid pithendatud demograafi-
liste protsesside uurimisele Liivi- ja Eestimaa kubermangus [1]. Alates
1895. aastast, kui asutati ennetava meditsiini erialade Opetamiseks
Tervishoiu Instituut, kuni tinaseni’, on meditsiinistatistika Opetamine
kuulunud nimetatud instituudi kohustuste hulka. Aastatel 1945-1990
toimus meditsiinistatistika Spetamine iileliiduliste programmide jirgi
sotsiaalhiigieeni ja tervishoiuorganisatsiooni kursuse raames. Oppetoo
toimus raviosakonnas VIII ja IX semestril ning 15ppes eksamiga. Nime-
tatud Oppeaine kuulus kuni 1993, aastani ka arstiteaduskonna 16pu-
eksamite hulka.

1990/1991 Bppeaastal hakati arstiteaduskonnas Jjark-jargult ile
minema uutele Sppeplaanidele, mille kohaselt suurendati ennetava
meditsiiniga seotud dppeainete mahtu. Sellega seoses vaadati 1ibi ka
sotsiaalhiigieeni ja tervishoiuorganisatsiooni programm ning kursus
lahutati kaheks iseseisvaks osaks: biomeetriaks ja tervishoiukorralduseks.

Praegu Opetatakse arstiteaduskonnas biomeetriat raviosakonnale
V semestril, aine maht on 64 tundi (32 tundi loenguid, 32 tundi semi-
nare) ning kursus 18peb hindelise arvestusega. Stomatoloogiaosakon-
nale Gpetatakse biomeetriat III semestril ja vanemmeditsiiniddede osa-
konnale II semestril. Viimatinimetatud osakondades on aine maht 32
tundi (16 tundi loenguid ja 16 tundi seminare) ning kursus 16peb
arvestusega. Alates 1994. aastast 18peb stuudium arstiteaduskonnas

" vt. Toim. mérkus Ik. 58
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iihise kompleksse 16pueksamiga, milles osa kiisimusi on biomeetria
valdkonnast.

TU Tervishoiu Instituudi koosseisu kuulub neli 8ppetooli:

e hiigieeni ja keskkonnatoksikoloogia oppetool

o tddtervishoiu Sppetool,

e tervishoiukorralduse ppetool,

e biomeetria ja epidemoloogia dppetool.

Viimatinimetatud &ppetool tegelebki biomeetria Opetamisega.
Oppetooli juhib Tartu Ulikooli ning Eksperimentaalse ja Kliinilise
Meditsiini Instituudi iihisprofessor Mati Rahu.

Biomeetria Oppeprogrammi koostamisel on jargitud Maailma
Tervishoiuorganisatsiooni (MTO) juhiseid. 1978. aasta mirtsis toimus
MTO ja Rahvusvahelise Epidemioloogia Assotsiatsiooni (REA) alga-
tusel Pakistanis regioonidevaheline konverents statistika Gpetamisest
arstiteaduse ilidpilastele. Konverentsil kisitletud probleemide kohta
avaldati otsus “The Successful Teaching of Statistics to Every Medical
Studeni” [2], milles esitatud seisukohad on voetud aluseks Tartu
Ulikooli arstiteaduskonna biomeetria Sppeprogrammi koostamisel.
Samuti on eeskujuks vdetud mitme Euroopa maa iilikoolide &ppe-
programme.

Iga dppeprogrammi koostanusel tuleb lihtuda tegelikest vajadus-
test. Eriti oluline on teadvustada iilidpilastele just selliste oppeamete
tiahtsust, mis ei ole ainult arstiteaduslikud.

P&hjused, miks biomeetriat tuleb dpetada igalc tulevasele arstile,
on jargmised:

1. Statistikateadmised on vajalikud, et m@ista loogilisi pShiprint-
siipe, millel pShinevad diagnoosimine, prognoos ja haige
raviga seotud arstlikud otsused.

2. Arst peab oskama interpreteerida haigevoodi ddres tehtud
tahelepanekuid ja laboratoorsete uuringute tulemusi tulenevalt
nende mitmekesisusest.

3. Arst peab teadma statistilisi ja epldemlolooglhsl andmeid
ravitava haiguse kohta ning nendest aru saama, et anda oma
patsiendile n6u, kuidas kahjulikke tegureid viltida v6i nende
osa oma elus vihendada.

4. Praktiseerivad arstid, kes on tervise- ja tervishoiu statistika
algandmete genereerijad, peavad teadma, kuidas neid andmeid
oma igapéevatdds kasutada ning kuidas neid kasutatakse kogu
riigi tervishoiu korraldamisel.

5. Arst peab teadma, kuidas interpreteerida ja teha jareldusi sta-
tistilistest andmetest, mis iseloomustavad elanikkonna tervise-
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probleeme ning nigema vdimalusi, kuidas neid probleeme
lahendada.

6. Statistika aitab ilidpilastel arendada kriitilist ja deduktiivset
mdtlemist, mida nad saavad kasutada nii dpingutes kui ka
tulevases praksises.

7. Statistika on oluline teadust66 osa. Ilma statistikat tundmata ei
suuda arst aru saada teaduslikes ajakirjades esitatud toédest,
samuti ei ole vdimalik publitseerida statistiliselt té6tlemata
andmeid.

Vastavalt eeltoodud vajadustele on MTO ja REA poolt viilja paku-

tud biomeetria dpetamise pdhiprogramm, mis koosneb kolmest osast [2]:

1. statistika pShialused ja meetodid;

2. tervise statistika;

3. statistika kliinilises meditsiinis.

TU Arstiteaduskonnas on péhitidhelepanu pooratud kahele esime-
sele osale. PShjus on selles, et biomeetria kursus on ette nihtud stuu-
diumi esimeses pooles ning seostub ennekdike profiilaktilise meditsii-
niga. Ka ei ole iilidpilastel siis veel kiillaldaselt teadmisi kliinilistes
erialades. ‘

Edaspidi on kavas tdiendada biomeetria kursust ka kliinilise
meditsiini statistika osas. Seda valdkonda on kohane &petada viimasel
kursusel. Kuna I8pukursusel on Oppetéé maht piisavalt suur, tuleks
kone alla sellesisuline valikkursus.

Statistika pdhialused ja meetodid

Arstiteaduse iilibpilane ei ole matemaatik ning temal ei ole vaja
pOhjalikult dppida matemaatilist statistikat. Ka ei ole vajalik valemite
pihedppimine. Oluline on osata statistikat rakendada meditsiinis,
teada, millal iihte v&i teist valemit kasutatakse ning kust kisiraamatust
vastava valemi v0ib leida. Mistahes statistika pShimétteid Spetades
peavad need olema seostatud arstiteadusega.

Statistika pGhialuseid Spetatakse arstiteaduse iilidpilastele jarg-
mise kava alusel:

1. Sissejuhatus: biomeetria mdiste, ajalugu, statistika osa inimese
bioloogias ja meditsiinis.

Andmete kogumine ja mé6tmise ulatuse méiramine.

Andmete esitamine tabelite ja arvjoonistena.

Andmete mitmekesisus ja tunnuste jaotumine.

Keskmiste m&dtmine: peamised mahu- ja asendikeskmised
(aritmeetiline keskmine, mood, mediaan), nende kasutamine
ja interpreteerimine.

Lk wn

54




6. Varieerumise mddtmine: amplituud, dispersioon ja standard-
hilve, nende kasutamine ja interpreteerimine.

7. Tdendosuse mdiste.

8. Viljavotteline uuring: valimi mdiste, selle saamise vdimalu-
sed, randomiseerimine, valimi esinduslikkuse (representatiiv-
suse) tagamine, esindusviga.

9, Statistilised jdreldused: olulisustestid, nende kasutamine ja
tulemuste interpreteerimine.

10. Seose ja pdhjuslikkuse mdiste: regressioon ja korrelatsioon,
seose modtmine, regressiooni- ja korrelatsioonikordajate kasu-
tamine ja interpreteerimine.

Nimetatud kiisimusi kisitletakse raviosakonnas 28 tunni ulatuses,
stomatoloogia- ja vanem-meditsiiniddede osakonnas 16 tunni ulatuses.
Statistika pohialuste Gpetamiseks on kasutatud peamiselt U. Mereste
“Statistika iildteooriat” [3] ja Saksamaal vilja antud raamatut
“Medizinische Biomelrie” [4], aga ka mitmeid meil kiittesaadavaid USA
iilikoolide statistikadpikuid mittematemaatikutele [5,6]. Kavas on vilja
anda ka eestikeelne biomeetria praktikumi juhend.

Moodne epidemioloogia

Alates 1991. aastast on biomeetria kursusesse uue osana sisse vdetud
moodne epidemioloogia uue osana, mille maht on raviosakonnas 12 tundi
(6 tundi loenguid + 6 tundi seminare), stomatoloogia- ja vanem-
meditsiinidede osakonnas 2 tundi (loeng). Kursuse omandamisel on abiks
A. Ahlbomi ja S. Norelli “Sissejuhatus moodsasse epidemioloogiasse” [7].
Moodsa epidemioloogia kursuses kiisitletakse jargmisi teemasid:

1. Moodsa epidemioloogia mdiste ja ajalugu.

2. Moodsa epidemioloogia alajaotused (kirjeldav, analiiiitiline,

eksperimentaalne).

3. Kirjeldav epidemioloogia: haigestumuse, suremuse, levimuse
ja elulemuse m3Gtmine,

4. Analijiitiline epidemioloogia: haiguse pShjuse ja riskitegurite
uurimine, tegurlidhtene e. kohortuuring, suhtelise nskl moot-
mine, juht-kontrolluuring.

5. Eksperimentaalne epidemioloogia: uuritava teguri ettekavatse-
tud muutmise m&ju haigestumisele, epidemioloogilise ekspe-
rimendi planeerimine ja libiviimine, pimemeetodi kasutamine.

Lisaks eeltoodule on asjahuvilistel alates 1994/95 &ppeaastast
voimalik kuulata professor Mati Rahu valikkursust “Moodne epidemio-
loogia edasijoudnutele”, kus kisitletakse moodsa epidemioloogia pohi-
moisteid ning okoloogilisi, mikroepidemioloogilisi ja kohortuuringuid.
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Tervise statistika

MTO ja REA ekspertide soovitusel v8ib tervise statistikat Spetada

kas iseseisva biomeetria kursuse osana voi epidemioloogia ja hiigieeni
kursuse osana [2]. Tartu Ulikooli arstiteaduskonnas kuulub tervise
statistika biomeetria kursuse juurde ning selle maht on raviosakonnas
24, stomatoloogia- ja vanem-meditsiiniddede osakonnas 14 tundi.
Tervise statistika ja sotsiaalmeditsiini kiisimusi kisitletakse jérgmise
valiku alusel:

l

e oo

1. Arst kui haigestumise ja suremuse statistika andmete tootja ja

kasutaja. Haigestumis- ja suremusniitajate kasutamine tervis-
hoiukorralduses.

. Populatsioonidiinaamika: rahvaarv, struktuur, rahvastiku

lilkkumise néitajad (mehaaniline liikumine - migratsioon,
loomulik liikkumine - elanikkonna juurdekasv), siindimus-,
suremus- ja fertiilsusniitajad.

. Rahvaloendus, selle olemus ja tihtsus, ldbiviimise kord.

Siindide, abielude ja lahutuste registreerimise kord.

. Suremuse statistika: surmade registreerimise kord, suremuse

vanuseline ja sooline struktuur, standardiseeritud suremuse
nditajad. Rahvusvaheline haiguste ja surmapGhjuste klassifi-
katsioon.

. Haigestumise statistika:- haigestumise ja puuete registreerimi-

ne, haigestumise mddtmine (esmane haigestumus e. incidence,
tildhaigestumus e. prevalence, levimus- ja elulemuskordajad).
Registrid tervishoius (haigusteregistrid, abordiregister). Pea-
misteks surmap@hjusteks olevate haiguste (siidame-veresoon-
konna haiguste, pahaloomuliste kasvajate, végivaldse surma),
alkoholismi ja tuberkuloosi sotsiaalne ja meditsiiniline tihen-
dus (nende osa haigestumise, invaliidistumise ja ajutise t66-
vOimetuse pdhjustena). Ajutise t66vSimetuse uurimine.

. Tervishoiuasutuste statistika. Haiglaviliste ja statsionaarsete

raviasutuste 166 mahu ja kvaliteedi hindamine, andmete kasu-
tamine tervishoiuvdrgu planeerimisel (seda osa kisitletakse X
semestril tervishoiukorralduse kursuse raames).
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6.

w N

&

5.

Statistika kliinilises meditsiinis

Nagu eelpool deldud, nimetatud biomeetria valdkonda iseseisvalt
Tartu Ulikoolis ei kisitleta, kuna V semestril ei ole iilidpilased veel
piisavalt &ppinud kliinilisi erialasid. Seda valdkonda peetakse koige
raskemaks, kuid samas ka iiliopilastele k&ige huvitavamaks.” '

Selles valdkonnas soovitavad MTO ja REA ecksperdid kisitleda
jargmisi probleeme [2]:

L.

Motmistulemuste varieerumine meditsiinis, normi ja pato-
loogiliste véirtuste piiri hindamine (vaadeldakse tunnuste
varieerumisest 1ahtudes).

Diagnoosimise, ravi ja prognoosi statistilised alused.
Diagnoosimine: kliiniliste md&tmistulemuste (siimptoomide ja
laboratoorsete analiiiiside tulemuste) vOrdlemine nimetatud
tunnuste jaotumisega kogu populatsioonis.

Prognoos: haigestumuse ja suremuse analiiiis ning saadud néi-
tajate interpreteerimine antud haiguse kontekstis.

Ravi: ravi- ja profiilaktikaplaani koostamine, loodetava efekti
hindamine, jarelduste interpreteerimine.

Statistiliste ja epidemioloogiliste uuringute eetilised probleemid.

Pirast kohustusliku biomeetriakursuse omandamist on arstiteadus-
konna doktorantidel vdimalik tiiendada oma statistikateadmisi TU
Matemaatilise Statistika Instituudi poolt korraldatud statistilise andme-
analitiisi loengukursusel (32 tundi), millega kaasnevad ka prakuhsed
tood arvutiklassis 32 tunni ulatuses.
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* Alates 1995/96 dppeaastast loeb nimetatud kursust valikkursusena
MSI teadur Krista Lapp, vt. toimetuse méarkus lk. 58-59
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Toimetuse mirkus.

Meditsiinistatistika dpetamisest TU Arstiteaduskonnas
Matemaatilise Statistika Instituudi poolt

Lisaks eelmises artiklis nimetatud statistilise andmeanaliiiisi

loengukursusele doktorantidele on MSI 1992/93 Oppeaastal dpetanud
meditsiinistatistikat arstiteaduskonna VI kursuse iilidpilastele 64 tunni
ulatuses (32 tundi loenguid ja 32 tundi praktilisi toid arvutiklassides).
Alates 1994/95 6ppeaastast on MSI dpetanud sama ainet arstiteaduskonna
soovil teise nimetuse all (meditsiiniline infot66tlus) ja lithendatud kujul (32
tunni ulatuses - 16 tundi loenguid ja 16 tundi praktilisi toid arvutiklassides)
koigile arstiteaduskonna I kursuse iilidpilastele.

Viimatinimetatud kursusesse kuuluvad jargmised teemad:

1.
2.

Andmeanaliiiisi iilesanne. Ulesannete pohitiiiibid, Uldkogum, valim.
Andmestik. Tunnus, tunnuse tiiiibid. Andmete kodeerimine. Objekt-
tunnus-maatriks. Punduv viirtus. Andmestiku kontrollimine. Vead.
Andmete teisendamine.

. Uksiktunnuse kirjeldav analiiiis. Tunnuse (empiiriline) jaotus, selle

esitus tabelina ja illustreerimine graafikutega. Tunnuse empiirilised
arvkarakteristikud. Variatsioonrida, selle pohjal leitavad karak-
teristikud.

Teoreetilised jaotused: binoomjaotus, Poissoni jaotus, normaaljaotus
Ja sellest tuletatud jaotused.

Valimi kasutamine jirelduste tegemiseks ildkogumi kohta.
Usalduspiiride mgiste. Usaldust&endosus ja usaldusnivoo. Keskviir-
tuse usalduspiirid.

Statistiliste hiipoteeside kontrollimine. Sisukas ja nullhiipotees. I ja
I liiki viga. Olulisuse nivoo. Hiipoteesid keskmise kohta. Kahe
keskmise vordlemine t-testi abil. Protsentide vérdlemine.

. Tunnuspaari analiiiis. Sagedus- ja jaotustabel, marginaaljaotus,

tinglik jaotus. Tunnuspaari seose kirjeldamine. Seose tiiiibid ja
seose karakteristikud.

Uhefaktoriline dispersiconanaliiiis, lihtne regressioonanaliiiis. Korre-
latsioonanaliiiis. Lisaks toimub iga teema kohta praktiline Sppus
arvutiklassis, kasutusel on statistikapaketid STATGRAPHICS,
SPSS, SYSTAT ja statistilise andmetootluse osa paketist EXCEL.

Alates  1995/96 Gppeaastast on MSI planeerinud  valikkursuse
“Kliiniliste eksperimentide statistika” (Aine maht: 16 loengutundi, lektor:
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Krista Lapp). Selle kursuse jooksul tulevad kisitlemisele jargmised

teemad:

1. Statistika kasutusvaldkondadest meditsiinis, Kkliiniliste eksperi-
mentide vajalikkusest (olukorrad, tingimused).

2. Eksperimentide p&hiliigid. Patsientide valik.

3. Esimest liiki eksperiment, selleks vajalik patsientide arv ja muud
eeldused. Tulemuste analiiiis.

4, Teist liikki eksperiment. Voimalikud protseduurid patsientide arvu
optimiseerimiseks. Tulemuste analiiiis.

5. Kolmandat liiki eksperiment. Patsientide arvu kindlaksmidramine.

6. Patsientide rithmitamine juhusliku valiku alusel. Muud meetmed
nihete drahoidmiseks.

7. Eksperimendi vdimalikud 18pp-punktid, nende plussid ja miinused.

8. Ulevaade elukestvusandmete analiiiisi meetoditest. Kirjeldavad sta-
tistikud ja graafilised meetodid.

9. Kahte valimit vordlevad testid, regressioonimudelid (elukestvus-
andmete korral).

10. Teisi andmeanaliiiisi meetodeid (klassikaline ja logistiline regressioon,
mitteparameetrilised meetodid). Erinevate meetodite ja testide
voimsusest.

11. Alagruppide analiiiisimine eraldi, analiiiisi kohandamine erineva-
tele (segavatele) faktoritele.

12. Vahetulemused (kui tihti analiiiisida?)

13. Praktilisi aspekte: katse protokolli koostamine, 14biviimiseks vajalik
personal, finantsprobleemid, tulemuste esitamine jne.

14. Meta-analiiiis.

15. Eetilised probleemid kliiniliste katsete puhul.

16. Nditeid erinevate cksperimentide kohta, sagedased vead ja prob-
leemid.
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KVANTITATOVSETE TUNNUSTE VARIATSIOON

E. Pdrna
Eesti Loomakasvatuse ja Veterinaaria Instituut

Pollumajandusloomade produktsioonitunnused on kombineeritud
véljundiks looma paljudele erinevatele fiisioloogilistele siisteemidele,
mis toetavad tunnuse viartust kas otseselt, aditiivselt v&i interaktsiooni
kaudu teiste fiisioloogiliste mehhanismidega. Produkisioonitunnuseid
vOime nimetada ka "makrofunktsioonideks", mis koosnevad ensiimaa-
tiliste, hormonaalsete jt. biokeemiliste reaktsioonide ahelatest , mida
reguleeritakse geeniproduktide poolt. Seega on need tunnused polii-
geensed, sest nende vaartused on mdjutatud véga suure arvu geenide
poolt. Selliseid tunnuseid nimetatakse ka kvantitatiivseteks tunnusteks.
Kuna nende avaldumist modifitseerivad keskkonna mdjud, ei saa
loomade fenotiiiibi jargi eristada erinevaid genotiiipe.

Kvantitatiivse tunnuse variatsiooni modelleerimiseks on kaks
vOimalust. Nendest reaktsiooninormi mudel on kasulik kvantitatiivsete
tunnuste mdningate pohikontseptsioonide selgitamisel, matemaatiline
lineaarne mudel aga annab teoreetilise aluse praktilises aretustoos kasu-
tatavale metodoloogiale.

Reaktsiooninormi mudel on bioloogiliselt tundlik ja illustratiivne,
kuid ta ei anna praktilisi t66vahendeid kvantitatiivsete tunnuste
analiiisimiseks. Sel eesmirgil vajatakse matemaatilist mudelit, mis
kirjeldab fenotiiiibilisi vairtusi genotiiiibi ja keskkonna funktsioonina.
Kuna geneetilised ja keskkonna mgjud pole otseselt mdddetavad, pole
voimalik geneetilist ja keskkonna dispersioonikomponenti tavalise dis-
persioonivalemi alusel arvutada. V&ib kiill arvutada fenotiiiibilise dis-
persiooni (ja kovariatsiooni), kuid ainult juhul, kui on tegemist mitte-
suguluses olevate indiviidide juhusliku valimiga vaadeldavast populat-
sioonist. Enamikel praktilistel juhtudel pole see ndue tiidetud, kuna
loomad on omavahel suguluses, mis vihendab nendevahelist variat-
siooni ning selektsioon ja mitmesugused siistemaatilised faktorid m&ju-
tavad variatsiooni,
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Pohimétteliselt on ainult iiks protseduur, millega uurida bioloogi-
lise variatsiooni tdiust pdllumajandusloomadel farmi tingimustes.
Selleks on dispersiconikomponentide tuletamine sugulaste fenotiiiibi-
listest vairtustest. Bioloogiliste dispersioonikomponentide hindamise
alternatiivseid meetodeid, mis kasutavad sugulaste sarnasust, on suur
hulk. Hindamise protseduuril on kolm astet. '

I. Andmete analiiiis lineaarsete mudelite abil, mille kdigus hinna-
takse regressioonikoefitsiente voi dispersiooni, mida v&ib kasutada
sugulaste fenotiiiibilise sarnasuse mddduna.

II. Tuletatakse bioloogiliste dispersioonikomponentide oodatav seos
lineaarsest mudelist hinnatud komponentidega.

III. Viimane vdrdsustatakse vastavate hinnangutega I astmest, et
formuleerida vorrandite vark, millest leida bioloogiliste komponentide
hinnangud.




METSA KORGUSKASVU MUDELITE KOOSTAMISE
PROBLEEME

A. Kiviste
Eesti Pollumajandusiilikool, metsakorralduse instituut

Metsandusliku uurimist66 iiheks olulisemaks iilesandeks on
puistu kasvu mudelite loomine. Metsateadlased iile kogu maailma on
selle probleemiga tegelenud juba enam kui saja aasta jooksul ning selle
tulemusena on loodud tuhandeid puu ja puistu kasvu mudeleid.
Praegusel ajahetkel ei saa radkida iildtunnustatud metsa kasvu mudelist
ega isegi iildtunnustatud metoodikast metsa kasvu mudelite loomiseks.
Sellise situatsiooni peamisteks pShjusteks vaib tuna jargmist:

1. Mets on keeruline bioloogiline kooslus, mille kasv sdltub viga
paljudest faktoritest. Metsa kasvu voib vastavalt piistitatud eesmirgile
modelleerida erinevatel tasemetel, millele vastavalt rakendatakse erine-
vat tiiiipi matemaatilisi mudeleid.

2. Metsa liigiline koosseis, struktuur ja kasv on erinevates
geograafilistes piirkondades véiga erinev, mist6ttu isegi naaberriikides
loodud mudelid vajavad enne rakendamist iisna hoolikat kontrollimist.

3. Mets vdib kasvada mitu inimp&lve, mis tunduvalt raskendab
andmete kogumist. Vahelduvad nii uurijad kui ka kasutatavad m&6tmis-
meetodid. Samuti on metsameeste-praktikute traditsioonid eri maades
erinevad, mistSttu erinevates maades tehtud modtmistulemused, seega
ka neist tulenevad kasvumudelid ei ole vrreldavad,

4. Koik seni loodud metsa kasvumudelid eeldavad kasvutingi-
muste konstantsust ajas. Ténu inimtegevusele on tiheldatud Maa klii-
mas arvestatavaid muutusi (nditeks siisihappegaasi kontsentratsiooni
suurenemine, ildine temperatuurimuutus, ulatuslikud saastesademed
Jjne)), mis mdjuvad otseselt metsa kasvule ja mille t5ttu muutuvad
varasemate pikaajaliste kordusmdStmiste analiiiisimisel saadud tuleviku-
prognoosid kahtlaseks.

Uhe metsandusliku statistilise probleemi niitena vaatleme iihe-
vanuseliste puhtménnikute tilakdrguse kasvumudeli koostamist Rootsi




P6llumajandusiilikooli 156 kordusm&dtmisega piisiproovitiikki andmeil.
Uuritud ménnipuistud olid valitud iile kogu Rootsi kdigist kasvukoha-
tiiipidest. Igal proovitiikil oli tehtud 2-6 kordusm&dtmist, kokku 609
kirjet. Iga kirje sisaldas proovitiiki numbri, puistu vanuse md6tmishet-
kel ja iilakérguse (100 kdige suurema puu keskmine kdrgus hektaril)
~hinnangu.

Puistu korguse (H) soltuvust puistu vanusest (4 ) kirjeldatakse

tavaliselt itheparameetrilise s-kujuliste kdverate parvena, mille iildkuju on:

H =f(4, HB), )

kus HB on puistu kdrgus 50 aasta vanuses v8i mingis teises baasvanu-
ses.

Parameetrit /B nimetatakse puistu kasvukohaindeksiks ehk bonitee-
diks. K6rguse kasvufunktsiooni (1) nimetatakse ka puistu boniteerimis-
mudeliks, sest see vBimaldab hinnata puistu keskmist kasvukiirust ehk
“kasvukoha headust" vastavalt konkreetse puistu vanusele ja korgusele.

Votmekiisimuseks puistu kasvukdigu modelleerimisel on sobiva
kasvufunktsiooni valik. Puistu kasvu modelleerimiseks on kasutatud
umbes sadakonda erineva kujuga kasvufunktsiooni. Puistu korguse kas-
vu modelleerimisel eeldatakse:

1. funktsioon peab libima nullpunkti;

2. funktsioon peab olema kasvav;

3. vanuse suurenemisel peab funktsioon lihenema réhtasimptoodile;
4. funktsioonil peab olema iiks k#4nupunkt.

Erinevate funktsioonide sobivust puistu kasvufunktsiooniks on
uuritud paljude uurijate poolt. Paraku universaalset ja tldtunnustatud
kasvufunktsiooni ei ole. Kiill on aga vilja selgitatud moned mitte kuigi
keerulised funiktsioonid, mis rahuldavad iilalloetletud noudeid kasvu-
funktsioonile ja on piisavalt paindlikud md&6tmisandmete ldhendami-
seks. Antud andmete lihendamisel kasutati 14 erinevat kasvufunit-
siooni, millest kdige sobivamaks osutus 1822 a. Saksa metsateadlase
Hossfeldi poolt soovitatud kolmeparameeiriline kasvufunktsioon:

H =by/(1 + bi/A%). ()

Veelgi enam kui sobiva kasvufunktsiooni valik mdjutab mudelit
tema parameetrite hindamise meetod. Vastavalt kogutud andmete
struktuurile jaotatakse puistu kdrguse kasvumudelite koostamise mee-
todid kolme rithma (vt.[2]):

1. giidkdvera mectod;
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2. parameetrite prognoosimise meetod;

3. diferentsvorrandi meetod.

Kdige enam on kasutatud boniteerimismudelite konstrueerimiseks
nn. giidkdvera meetodit. Selle meetodi puhul lihendatakse kik vanus-
kdrgus andmepaarid valitud kasvufunktsiooniga. Tulemusena saadakse
parameetrite hinnangud, millega kirjeldatakse kogu punktiparve labiv
keskmine k&ver ehk nn. giidkdver. Kdverate parv konstrueeritakse
eeldusest, et kdverad on omavahel proportsionaalsed. Véttes baasvanu-
seks 50 aastat, saaksime Rootsi ménnikute kérguse kasvumudeli kujul;

H=1.74H 50/(1 + 469/4"%). 3)

Giidkdvera meetodi peamiseks puuduseks on asjaolu, et saame
mudeli, mis kirjeldab puistute korguse tingitud keskmise sGltuvust
vanusest, kuid see ei pruugi kokku minna puistute tegeliku kasvuga.
Meetodi teiseks puuduseks on asjaolu, et kasvukéverate proportsionaal-
suse eeldus ei ole tegelikkuses tiidetud. v

Parameetrite prognoosimise meetodi kasutamiseks on vajalik
empiiriline materjal eclnevalt riihmitada ja moodustada teatud arv kor-
guse vanuseridu. Iga rida lihendatakse kasvufunktsiooniga, mille tule-
musena saadakse iga rea jaoks funktsiooni parameetrite hinnangute
komplekt. Meetodi teise sammuna leitakse parameetrite seosed boni-
teediga HB. Andmete rithmitamiseks ja ridade moodustamiseks kasuta-
takse mitmeid mooduseid:

1. andmed jagatakse mullastiku ja alustaimestiku kirjelduste jargi
metsakasvukohatiiiipidesse;

2.vanuseread moodustatakse empiiriliste tinglike kvantiilide
ridadena;

3. read koostatakse puutiive analiiiiside pohjal jne.

Piisavalt pikaajaliste vaatlusseeriate olemasolu korral vdiks k&r-
guse vanuseridadeks olla ka vahetult proovitiiki kordusmé6tmiste rida.
Et antud piisiproovitiikkidel olid tehtud vaid méned kordusmatmised,
siis antud materjalil osutus otstarbekaks konstrueerida korguse vanuse-
read Tveite meetodil (vt.[4]). Tveite meetodil saadud ridade lahenda-
mise tulemusena osutus tipseimaks mudel:

H=H 50((1 + b,/50°2((1 + b,/4*%))** “)

by = 0.1377exp(0.4316 H 50),
by =0.0988H50 - 0.192,
by =22.5/(H50 - 5.5) - 0.55.
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Saadud korguse kasvumudel on praktilisteks arvutusteks tiilikas.
Naiteks olgu vanuses 41 puistu korgus H1. Selleks, et prognoosida selle
puistu kdrgust mingis vanuses A2, tuleks esmalt lahendada vdrrandi-
siisteemn (4) parameetri /50 suhtes, kus H = H1 ja 4 = A1. Segjarel saab
vorrandisiisteemi (4) jirgi prognoosida vaadeldava puistu korgust
suvalises vanuses. Samuti on meetodi puuduseks materjali eelneva
rithmitamise ndue.

Eelpool mainitud puudustest on vaba Cieszewski, Bella poolt
viljatootatud diferentsmeetodi erijuhtum Hossfeldi funktsiooni (2) jaoks
(vt.[1]). Hossfeldi funktsiooni (2) v8ib esitada kujul:

H=H251 + 5,/252/(1 + b,/4™),

kus H25 on puistu kérgus 25 aastases baasvanuses.
Baasvanuseks valiti 25 aastat seetttu, et sellisel juhul on parameetrid
H25 ja by on omavahel seotud suhteliselt lihtsa s6ltuvusega:

b1 = B/H25.
Seega omandab kasvufunktsioon kuju;
H = (H25 + B/25")/(1 + (B/H25)/4%). )

Diferentsmeetod on sobiv kasutamiseks kordusmaatmistega andmestiku
jaoks, mille korral saab vaatlusandmete pShjal konstrueerida vaatlus-
paaride hulga {(41,H1),(42,H2)}, kus H1 on puistu kdérgus vanuses 41
ja H2 on puistu kérgus vanuses A42. Kasvufunktsioonist (5) vdib
parameetri H25 avaldada tingimusest, et H1 = f{l41). Selle tulemusena
puistu korgus 2 vanuses 42 avaldub:

H2 = (H1 +d+ /2 +4BA2 Y/(H] - d + 1)), (©6)
d=h/25"; ,
= sqrt((H1 - d)* + 4BH1/A1%).
Rootsi ménnikute kordusmddtmistega andmestiku pdhjal osutus véi-
malikuks moodustada 453 vanus-kérgus paari, mille ldhendamisel iilal-

toodud funktsiooniga saadi parameetrite hinnanguteks B=6900 ja
b,=1.76 (vt.[3]).
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Diferentsmectod osutus iisna paindlikuks Rootsi miinnikute korgus-
kasvu mudeli koostamiseks kordusmddtmistega andmete pGhjal.
Saadud mudelit on sulieliselt lihine kasutada puistn ilakdrguse prog-
noosimiseks, kui on teada puistu kérgus antud hetkel.

Kaesolevas t60s kasutati mmdeli loomisel Rootsi andineid. Analoogi-
list mudelit Eesti metsa jacks ei ole viimalik veel koostada, sest Eestis
on plisiproovititkikide kordusmdatmisi liiga vihe.
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SEARCH FOR A STANDARDIZATION METHOD TO ENHANCE
THE COMMON SIGNAL IN TREE RING SERIES

A. Lig@nelaid
Institute of Botany and Ecology, Tartu University

Introduction

A need for working method of dendrochronological dating has forced to
search for a suitable standardization technique of the tree ring series for that task.

In the beginning of this century, A.E.Douglass dated the early buildings
of pueblo indians using the so-called skeleton-plots of tree rings of the
construction timber (Douglass, 1929). Compared with studies in America,
dendrochronological dating practice in Europe was long delayed due to
technical difficulties (Grashuind, 1984). In 1964 a short report about using a
digital computer method for dating short tree ring series marked the
beginning of a new stage in this field of tree ring studies (Howland et al.,
1964). According to the method referred, the correlation coefficient was
computed between the unknown and known tree ring vectors for each
possible date. The method presumes that the correlation between the matched
ring-width series is the highest in the case of the actual date, thus indicating
the right shift in years of the synchronous series. In fact, this assumption may
be invalid in some cases, e.g. if the highest correlation is caused by coinciding
age curves and not by the actual synchronous position of the two series. This
difficulty can be overcome by standardization of the tree ring series (Fritts,
1976). Standardization also helps to amplify synchronous fluctuations of ring
widths, thus increasing the probability of finding the right matching position
of the series. ’

There are various models describing tree ring series (e.g. Cherkashin,
Kuzmichov, 1977; Maslakov, 1978; Abrosov, Mazepa, 1984; Cook et al.,
1990; Dupouey et al., 1992, etc). In this study the formula proposed by
Graybill (1982) will be used:

R®)=C+B+D1+D2+E
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where R(t) is the width of the tree ring in year t, C is the macroclimatic term
common to trees at a site, B is the biological curve as a fanction of tree age,
D1 is the disturbance term possible unique to a single tree due to random
events that affected its growth, D2 is the signal common to most or all
specimens at the site due to fire, insect damage, or other disturbance. E is the
random growth signal unique to each specimen.

Among these signals, only C and D2 describe factors common to the
trees of a site. These components probably increase the cross-correlation
between tree ring series and contribute to the finding out the actual (right)
shift of the series. The signals B and E do not need coincide in time and may
be regarded as a noise in dendrochronological dating. Thus, standardization
of ring width series of trees has to serve as a tool to enhance the signal-to-
noise ratio (Fritts, 1982).

The problem of the present paper is to find out the most suitable
standardization method for ring width series to reveal the common signals C
and D2 in relation to other signals. In tree ring studies, various
standardization methods have been practised, e.g. smoothing the sequence by
anegative exponential function and a polynomial function (Fritts, 1976), by
simple moving average (Rudakov, 1951; Bitvinskas, 1974, erc), by maximal
possible increment curve (Shiyatov, 1970, 1976; Cook et al., 1990), etc. An
earlier review of standardization methods in dendrochronology used in the
Soviet Union is given by Tarankov (1973); a more systematic introduction to
modern methods can be read in Cook et al., (1990). Wide use has been made
of growth indices calculated as ratios of ring-widths to the function {or
moving average) used in standardization. For dating purposes, semilogarithmic
curves are often used (Kolchin, 1963; Kolchin, Chernykh, 1977; Aluve, 1978,
1980, Aniol, 1983). It must be mentioned that logarithmization suppresses but
does not eliminate the age curve of a tree ring series.

Material and Methods

To find a suitable standardization method for dating purposes an
experiment was carried out using tree ring series with known sampling year,
Borer samples were taken from 17 trees of Scots pines (Pinus sylvestris L),
growing in a cowberry pine forest in Répina forest district, south-eastern
Estonia. In the sample area, depth of moraine ranges from 0.85 to more than
2 metres. From each sample tree one core was extracted at the heigth of 1.3
m. The average length of the cores (tree age) was 97 years varying from 90
to 102 years. The ring widths were measured to 0.05 mm exactness.
Biological age curve could be followed in all the tree ring graphs.
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All the ring series were pairwise correlated, moving the series in
relation to each other by one year. Thus 136 pairs of series were studied.
Series shifting and calculation of cross-correlations was continued until the
overlapping period had shortened to 30 years. For each pair of series, the
maximal posxtlve correlation coefficient was revealed and the corresponding
shift of the series was recorded. If the matched samples were taken at the
same year (both before or both after the growing season), the highest
correlation coefficient between their tree ring sequences was expected to
occur at a shift of nought years (i.e. the outermost ring widths of the series
were not shifted in relation to each other). At that position tree rings of the
same calendar years were matched. It was regarded as the right position. If the
maximal positive correlation occurred at any other position, the shift was
accounted as a wrong one.

To investigate the effect of standardization, nine techniques were
compared. In each case the series were moved and correlated in pairs as
mentioned above. Percentage of the right position estimations and the average
correlation coefficient at the right shift were calculated for each method.
Altogether more than 80,000 correlation coefficients were calculated. The
following standardization techniques were applied:

I, - growth indices as percentages of ring widths from symmetrical 21-

year running mean period;

log I, - logarithms of the previous indices;

I},- growth indices as percentages of ring widths from symmetrical 11-

year running mean period;

I,y,- growth indices as percentages of ring widths from 20-year running

mean period preceding the index year,

log I, - logarithms of the previous indices;

I, growth indices as percentages of ring widths from 10-year running

mean period preceding the index year,

I; growth indices as percentages of ring widths from 4-year running

mean period preceding the index year,

FH - digital high-pass filter that removes most of the variation at

frequencies lower than 1/8 cycles per year (Fritts, 1976);

FB - digital 11-year band-pass filter retaining variation with periods of

6 to 15 years (LaMarche, Fritts, 1972).

First results forced to correct the computer program: the minimal
allowed overlapping period for calculating cross-correlation between series
was changed from 30 to 40 years and the FB-standardization was omitted.
Four techniques were added:

log I, - logarithms of the indices 1, ;

log 1,,, - logarithms of the indices 1,,,;
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log I, - logarithms of the indices 1,
H - Hollstein’s method: logarithms of ratios of ring widths to the width
of the preceding tree ring (Fritts, 1976, p. 281).

Results

Table 1 contains summary of the results when using the first version of the
program where the series were shifted and matched up to the minimal
overlapping period of 30 years. The standardization methods are ordered by
the percentage of the correctly estimated shifts,

Table 1. Percentage of right shifts and the corresponding average
correlation coefficient between series by different standardization methods.
The tree ring series overlap at least 30 years.

Standardization Percentage of ‘Al‘;’tfi’:)ig:t he
Method correct datings cotre !
right shift

log I, 588 0.48
Ly 55.1 0.48
1, 53.7 0.42
I, 50.7 0.46
FH 50.0 0.46
7 48.5 0.51
L, 45.6 0.48

log I, 45.6 0.47
FB 14.7 0.82

After modifying the computer program (extension of the minimal
overlapping period from 30 years to 40 years) and including some alternative
standardization methods, the probability of right shift changed.

Table 2 represents pairwise correlations of the ring width series
transformed by log I,, method.
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Fig. 1 presents the ordered standardization methods with respect to the
percentage of right positions. Fig. 2 graphs the average relative correlation
coefficients in the case of right position using various standardizations. '

For dating purposes it is important to consider both the percentage of
right datings (right positions), as well as the value of the corresponding
correlation coefficient (Fig. 3).
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Discussion

Using the first version of the program, the method log L, has
produced right positions in 59% of the cases, which appeared to be the
highest value among the tested methods. The lowest percentage of right
positions using the 11-year band-pass filter is obviously due to asyn-
chronous phytocoenotic cycles of the same periodicity. Often the position of
the maximum correlation deviated from the right one only 1 or 2 years. The
fact of interest is, that correlation of series of raw (unstandardized) ring
widths (RW) comprising age curve, has yielded right positions only in
31.6% of all cases. In spite of that, the average correlation coefficient at
right positions was high: 0.84.

Unexpected by low percentage of right positions forced to search for
means to raise it by 1) increasing the minimal overlapping period of the
correlated series and 2) including additional standardization techniques. At
the same time, criterion of recorded shift was altered: instead of the
maximal significant positive coefficient of correlation, the relative values of
coefficients of correlation were regarded as basis in search for right
positions.

Alteration of the computer program resulted in remarkable increase in
the percentage of right positions (cf. Table 1 and Fig. 1). Ranking of the
standardization techniques also changed. Ordering of methods in respect of
the relative values of the correlation coefficients has moved the popular
method I, backward (Fig. 1). It is remarkable, that the relative value of the
correlation coefficients of logarithms of growth indices exceeds the
corresponding unlogarithmed indices. This fact evidently refers to the
greater concentration of the common synchronous growth fluctuations in
narrower tree rings. The high relative value of the correlation coefficients
(2.47) in the case of raw ring widths can be easily explained by the
coinciding biological curves (signal B in the Graybill’s formula) of the
even-aged sample trees. If matching trees of different age, the
unstandardized ring widths should have no advantage over the standardized
ring widths for dating purposes.

To study the effect of the amount of right positions and the corre-
sponding relative values of correlation simultaneously, these values were
multiplied. It came out that the arrangement of the standardization methods
in regard to the products of the two parameters did not alter the first half of
the sequence (Fig. 3): log I, and log I,, retained their leading positions.

For dating relatively short chronologies (about one hundred years) it is
essential to know the minimal allowed overlapping period of the correlated
sequences. On the other hand, probability of getting wrong positions
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increases with decrease of the overlapping segments of the chronologies.
Hence the minimal overlapping period for correlating two sequences
should be increased to a desirable probability of right datings (positions).
Using the most appropriate techniques, e.g. log I,,, the expected optimal
length of the minimal overlapping period would be derived graphically
(Fig. 4). It appeared that the recommended minimal overlapping period for
tree ring sequences standardized by log I,, would be about 50 years.
Comparing that number with some dendrochronological studies we can see
that a minimal overlapping period of 40 years has been used in Italy
(Pignatelli, Preto, 1984). But 33 years is evidently too short overlapping for
getting significant results (Pilcher et al., 1984). Nevertheless, there are
examples by F. Renner of possible wrong datings even in the case of much
longer than 40 years overlappings (Schweingruber, 1983, p. 87). In
general, overlapping of about one hundred years is considered to be
sufficient to obtain right datings (Baillie et al., 1985; Fritts, 1985; McGrail,
1978). Although B. Huber has written that search for the correct position
“... 1s not - as it may appear to many - subjective by intuition and by “God’s
glance”; it is more a case of an acquired technique with objective result”
(Huber, 1978) as a rule, seldom more than 2/3 of samples were datable in
European and American laboratories (Schweingruber; 1983).

Conclusions

1. Among the 12 standardization methods under the study the highest
percentage, 77, of right datings was obtained using logarithms of growth
indices calculated from symmetrical 21-year running mean period (log 1,,)
as well as using logarithms of indices calculated from symmetrical 11-year
running mean pericd (log I,). Calculations were carried out, shifting the
sequences in relation of each other to minimal overlapping of 40 years.
These techniques, log I,, and log I, , may appear to have perspective in
further dendrochronological dating.

2. The same detrending techniques, log I, and log I,,, appeared to give
the highest relative value of correlation - 2.26 times over the 0.999
significance level in average. These methods, revealing best the common
growth fluctuations among trees, may come of use for dendroclimatological
studies.

. 3. For the case sample plot of recent Scots pines from Ripina, South-
eastern Estonia, the desired minimal overlapping of sequences of 50 years
would theoretically yield approximately 100% of right datings, if the best
standardization techniques are used.
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Asutatud Tartus,
30. sept. 1992. a.

Eesti S_tatistikaseltsi
POHIKIRI

1. Seltsi eesmirgid ja lilesanded

1.1. Eesti Statistikaselts on vabatahtlik isikuid iihendav mittetulun-
duslik tihing, mis soodustab statistika arengut, levikut ja rakenda-
mist Eestis.

1.2. Seltsi iilesanneteks on

- soodustada statistikaalast uurimistood;

-  integreerida eri valdkondades tdtavate statistikute erialast tegevust;

—  aidata kaasa statistilise informatsiooni kogumise ja té6tlemise
metoodika tdiustamisele ja efektiivsuse tdstmisele;

—  tOsta oma liikmete erialast kvalifikatsiooni ja aidata kaasa statis-
tikute kaadri ettevalmistamisele;

~  aidata kaasa statistika-alaste teadmiste levitamisele Eestis;

-~ hoolitseda statistika dpetamise taseme tdstmise eest Eesti haridus-
siisteemis;

—  stimuleerida statistika-alase informatsiooni ulatuslikku kasutamist
Eesti majandus- ja ithiskonnaelus;

-~ teha rahvusvahelist koostood teiste statistikaseltsidega;

—  arendada sidemeid ldhedastel teadusaladel tegutsevate Eesti selt-
sidega.

1.3. Nende iilesannete tditmiseks selts

-~ organiseerib teoreetilisi ja praktilisi nSupidamisi, seminare ja
konverentse;

- korraldab kvalifikatsiooni tGstmise kursusi ja seminare;

—  korraldab teaduslikke ja metoodilisi ettekandekoosolekuid ja
juubeli- ning memoriaalistungeid,
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-~ médrab ja taotleb oma liikmetele stipendiume ja komandeeringuid,;

- korraldab konkursse statistikateaduste alal, seab sisse preemiaid
silmapaistvate t66de eest;

—  osaleb statistika-alase teadusliku, Sppemetoodilise ja aimekir-
janduse viljaandmisel ning vastavate plaanide aruteludes;

—  propageerib statistikat ja statistika rakendamist ajakirjanduse, tele-
visiooni, raadio, loengulise t66 jms. kaudu;

—  teeb Eesti Vabariigi valitsusele ettepanckuid statistikaalase tege-
vuse parandamiseks ja korraldamiseks;

—  loob vajaduse korral erialasektsioone ning komisjone ja tooriihmi
seltsi ees seisvate lilesannete 1ahendamiseks.

2. Seltsi koosseis, litkmete digused ja kohustused.

2.1. Seltsi koosneb tegev- ja auliikmetest:

—  tegevliikmeks voib olla isik, kes on tuntud seltsile oma tegevusega
statistika uuringute, nendc rakenduste v&i statistika-alase
hariduse valdkonnas;

— aulitkmeks voib valida isiku, kellel on erilisi teeneid statistika
arendamisel voi seltsi tegevuses.

2.2, Seltsi asutajaliikmed on seltsi asutamiskoosolekust osavétjad, kes
peale registreerimiskaardi taitmist ja sisseastumismaksu tasumist saavad
seltsi tegevliikmeteks.

2.3, Tegevliikimeks astumisel tuleb esitada juhatusele avaldus koos kahe
soovitusega tegevlitkmetelt. Juhatus otsustab liikmeks vastuvtu lahti-
sel hadletamisel.

2.4. Tegevliikmed saavad liikmepileti. Auliikmetele antakse auliikme
diplom.

2.5, Seltsi sisseastumismaksu ja liikmemaksu suurus mairatakse seltsi
ildkoosolekul, auliige on seltsi maksudest vabastatud.

2.6. Seltsi litkmetel on otsustav hiledigus seltsi iildkoosolekutel.

2.7. Seltsi litkmetel on digus osaleda seltsi iiritustel.

2.8. Seltsi tegevliige on kohustatud oma tegevusega kaasa aitama
seltsi eesmirkide ja iilesannete elluviimisele ja tiitma p6hikirja
néudeid.

2.9. Kustutamine seltsi liikmete nimekirjast toimub juhatuse koos-
olekul. Kustutamise p&hjuseks vdib olla liikme surm, omal soovil
lahkumine v8i pé&hikirja sitete rikkumine, sh. liilkmemaksu tasumata
jAtmine enam kui kahe aasta jooksul. Juhatuse otsuse kinnitab iild-
koosolek lahtisel hadletamisel.

82




3. Seltsi organid

3.1. Seltsi organiteks on iildkoosolek, juhatus eesotsas presidendiga ja
revisjonikomisjon.

3.2. Uldkoosolek on seltsi kdrgeim organ ja toimub vihemalt tiks kord
dastas. Uldkoosoleku péevakorra ja toimumisaja teatab selisi juhatus
igale liikmele vihemalt kaks nadalat ette. Juhatus on kohustatud kokku
kutsuma erakorralise iildkoosoleku vihemalt iihe viiendiku seltsi
liikmete allkirjastatud néudmise alusel.

3.3. Uldkoosolek
—  kuulab #ra, arutab ja kinnitab juhatuse ja revisjonikomisjoni aru-
" anded;

—  valib seltsi presidendi, juhatuse ja revisjonikomisjoni kolmeks
aastaks kinnise hidletamise teel kooskdlas “Mittetulundusiihin-
gute ja nende liitude seadusega” 23. mértsist 1994. a.;

—  vdtab vastu otsuseid ja soovitusi seltsi tegevuse kohta.

Otsused neis kiisimustes voetakse vastu kohalolevate liikmete liht-

hadlteenamusega.

3.4. Otsuseid seltsi pShikirjas muundatuste voi taienduste tegemise, une
pohikirja vastuvdtmise ning seltsi reorganiseerimise voi likvideerimise
kohta teeb iildkoosolek kvalifitseeritud héidlteenamuse (2/3 kohaloli-
jaist) alusel.

3.5. Seltsi juhatus koosneb (lisaks seltsi presidendile) 7-12 isikust ja
valib oma koosseisust asepresidendi(d), sekretari ja lackuri.

Juhatuse asukoht: Tartu, J. Liivi tn. 2.

3.6. Juhatus

~  juhib seltsi tegevust iildkoosolekute vahelisel ajal;

-~ planeerib ja organiseerib seltsi iilesannete tditmist;

—  Kkisutab seltsi varasid;

—  kutsub kokku seltsi iildkoosolekuid;

—  viib ellu iildkoosolekute otsuseid ja soovitusi.

Juhatus peab oma koosolekuid vihemalt kaks korda aastas, tehes otsu-
seid kohatolijate hiilteenamuse alusel lahtise haaletamise teel.

3.7. Revisjonikomisjon koosneb kolmest isikust, valib oma koosseisust
esimehe ning viib vihemalt kord aastas ldbi seltsi tegevuse revisjoni.
Teeb otsuseid lahtise hidletamise teel lihthiilteenamuse alusel.

3.8. Seltsi juhatus ja revisjonikomisjon annavad oma tegevusest aru
iildkoosolekule.
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4. Seltsi juriidilised digused ja vahendid.

4.1. Selts on kasumit mittetaotlev juriidiline isik, kellel on oma pitsat

ja pangaarve,

4.2, Seltsi rahalised vahendid moodustuvad

—  liikmete sisseastumis- ja aastamaksudest;

- iihekordsetest sissemaksetest (sponsorlus, annetused, konverent-
side ja kokkutulekute osavGtumaksud, jms.);

—~  tulust, mida saadakse seltsi valjaannete kirjastamisest ja levitamisest
vOi kultuurhariduslike ning muude seltsi pShikirjalistest eesmérkidest
tulenevate tasuliste iirituste korraldamisest;

- muust tulust, mis saadakse seltsi pShikirjalise tegevuse arendamisel.

4.3. Seltsi omandis v3ib olla igasugune vara, mis on vajalik seltsi
pohikirjaliste eesmirkide saavutamiseks ja mille omandamine ei ole
vastuolus seadusega. ,

4.4, Seltsi tegevusest lackunud tulu kasutatakse pShikirjajirgsete ees-
mirkide taitmiseks.

4.5. Seltsi rahaliste vahendite kohta peetakse raamatupidamise arves-
tust ja makstakse makse riigi- ja kohalikku eelarvesse seadusandluses
ettenihtud korras.

5. Tegevuse likvideerimise kord.

5.1. Selts 15petab oma tegevuse

- seltsi ildkoosoleku otsuse alusel;

—  pohikirja kinnitanud organite otsuse alusel kooské&las “Mitte-
tulundusiihingute ja nende liitude seadusega™ 23. miirtsist 1994. a.

5.2. Seltsi likvideerimine toimub vastavalt 23. 03. 94 wvilja antud
“Mittetulundusiihingute ja nende liitude seaduses” kehtestatud korrale.
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KONVERENTSID

Kiesoleva aasta augustis toimuvad kaks kaalukat siindmust
rahvusvahelises statistikaelus, millest nende iirituste organisaatorid on
palunud informeerida Eesti statistikuid. Neist laiaulatuslikum,

4-th World Congress of the Bernoulli Society
toimub Viinis 26.-31. aug. 1996. a.
Meile mitmes mdttes ldhedasem
16-th Nordic Conference on Mathematical Statistics

leiab aset nidal varem Lahtis 18.-21. aug. 1996. a. Tapsema
informatsiooni saamiseks palun poorduda TU matemaatilise statistika
instituudi poole, Tartu J. Liivi 2 (e-mail kollo@cs.ut.ec).

Koigile meeldetuletuseks: meie oma rahvusvaheline konverents
Tartus arvutusstatistika ja statistika Spetamise alal toimub 2.-8. juunini
k.a. Koik on teretulnud.

Seltsi sekretiar T. Kollo
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