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ПОСТРОЕНИЕ ОБОБЩЕННЫХ МОДЕЛЕЙ РАСПРЕДЕЛЕНИЯ 
ВЕРОЯТНОСТЕЙ МИНИМАЛЬНОГО СТОКА РЕК ПОЛЕСЬЯ

Точность оценок параметров кривых распределения вероят­
ностей, полученных на основании имеющихся рядов наблюдений, 
невелика. Значения нормы и стандартного отклонения могут 
быть вычислены с удовлетворительной для практики точно -  
стью. Коэффициент же асимметрии, рассчитанный по ряду на­
блюдений, весьма ориентировочно отражает характер распре­
деления при низких значениях вариации ряда, а при высоких
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значений становится возможной приближенная, хотя и грубая, 
оценка асимметрии распределения.

В последние годы в отечественной литературе освещались 
некоторые направления по привлечению дополнительной инфор­
мации для получения более точнььх оценок характеристик кри -  
вых распределения вероятностей гидрологических рядов. Н е ­
смотря на кажущуюся общность пространственно- -  временного 
подхода к изучению распределения гидрологически величин, 
теоретические предпосылки всех направлений различны.

В основу методики объединенного анализа, разработанной. 
Г.А. Алексеевым [ 1 , 2 ] ,  положено предположение, что в одно­

родном по условиям формирования районе эмпирические кривые 
распределения вероятностей исследуемой характеристики речно­
го стока, полученные в разных створах наблюдений, являются 
реализациями одного и того же процесса, т.е . имеют одинако­
вый тип функции распределения и равные параметры. Реально 
существующие различия между эмпирическими кривыми объяс­
няются случайными ошибками различного происхождения, при -  
чем для некоторьк створов значительное отклонение (т .е . п ре­
вышающее установленные пределы случайных колебаний) объяс­
няется влиянием азональных факторов, не характерньь>с для 
всего района. Таким образом, процесс формирования гидроло -  
гической характеристики в однородном физико- географическом 
районе описывается объединенной кривой распределения вероят­
ностей, полученной на основе статистически однородного ма -  
териала наблюдений в различных створах района.

Методика совместного анализа данных наблюдений, разра­
ботанная С.Н. Крицким и М.Ф. Менкелем[^3,4 3 и реализованная 
Е .Г . Блохиновым[5], основана на испольчзовании общности з а ­
кономерностей колебаний стоковых характеристик гидрологи -  
чески сходных бассейнов. Предполагаехся, что характеристики 
стока каждого из бассейнов, входящих в состав рассматривае­
мой группы, имеют общий тип функции распределения вероят­
ностей, но параметры варьируют в силу неполной синхронности 
колебаний метеорологических факторов в каждом бассейне и 
различий в ландшафте и климате. Неполная синхронность коле­
баний метеоэлементов порождает случайную составляющую, а 
различия в ландшафте и климате вызывают географическую со­
ставляющую изменчивости гидрологических характеристик. И с- . 
пользование общности закономерностей для множества объектов 
позволяет увеличить объем информации и повысить точность их 
расчета.
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Таким образом, оба метода базируются на анализе законо­
мерностей колебаний элементов водного режима во времени с 
привлечением дополнительной информации о характере их изме­
нения в пространстве и имеют цель уточнения параметров вре­
менных крйвіэіх распределения вероятностей.

Совершенно по-иному выполняется пространственно-времен­
ной анализ при построении обобщенных кривых обеспеченности 
стоковых характеристик [6 ,7 ]. В основу этого анализа положе­
на гипотеза "условной эргодичности", сформулированная для 
гидрологических процессов Г.П. Калининым[7J. Согласно гипо­
тезе пространственная кривая распределения, построенная с 
учетом различий статистических параметров по нормированным 
разовым наблюдениям на реках достаточно большого района, 
совпадает с осредненной временной кривой, построенной также 
по нормированным наблюдениям на тех же реках. Простран­
ственно-временной анализ для построения обобщенных кривых 
обеспеченности основных характеристик речного стока выпол -  
нен на огромном фактическом материале[ 6 J  и позволил выявить 
определенную связь между параметрами распределения, наблю­
даемую в природных условиях.

В настоящей работе пространственно-временной анализ дан­
ных наблюдений по минимальному стоку рек Полесской низмен­
ности выполнялся согласно методике, разработанной Г.А. Алек­
сеевым, Кроме того, была сделана попытка установить, как 
влияют на результаты объединенного анализа количество 
створов и продолжительность наблюдений в отдельных створах, 
привлекаемых к анализу.

По климатическим условиям и условиям подстилающей по­
верхности район Полесской низменности с некоторым прибли -  
жением может считаться однородным фнзико -  географическим 
районом.

В рассматриваемом районе для анализа были произвольно 
выбраны 40 пунктов наблюдений стационарной гидрологической 
сети, которые достаточно равномерно освещают территорию По­
лесской низменности. Площадь водос^р ов выбранных бассей -  
нов изменяется от 118 до 120 000 км , продолжительность н а­
блюдений колеблется от 11 до 83 лет (по 1967 г, включитель­
но). Объединенный анализ выполняется для четырех характе­
ристик минимального стока рек Полесья: среднесуточных ми -  
нимумов летне-осенней и зимней меженей и среднемесэтных 
минимумов обеих меженей.
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Наименее жесткое и наиболее общее требование к вероят­
ностным закономерностям изменения стоковых характеристик в 
однородном районе заключается в предположении об общности 
типа функции распределения.

Проверка этого предложения для минимального стока в По­
лесье осуществлялась с помощью различнььх статистических 
критериев [з] , которые позволили установить, что эмпирические 
кривые распределения минимумов (суточных и месячных) обе­
их меженей для большей части предварительно намеченньг: 
створов хорошо аппроксимтфуются биномиальной кривой "
2 . Заметное отклонение эмпирических кривых от теорети­
ческих кривых распределения было отмечено только для таких 
створов, как Уборть-Рудня (летние суточные минимумы),Тня- 
Броники (зимние суточные), С м олка-Суслов, Стоход-Любешов, 
Т ур ья-К овель (летние месячные; зимние месячные), В ы р ка-  
Сварыни (зимние месячные минимумы).

Окончательно для пространственно-временного анализа бы -  
ли отобраны створы, в которььх эмпирические кривые распреде­
ления минимальных расходов воды не отклонялись значительно 
от биномиальной кривой. Для совокупности месячных миниму -  
MOB летне-осенней межени, таким образом, было отобрано 37 
створов, для совокупности месячных минимумов зимней ме -  
жени -  37 створов; в совокупность суточных минимумов летне­
осенней межени вошли 38 створов, зимних суточных миниму­
мов -  37 створов.

Затем делается более жесткое предположение о характере 
эмпирических кривых распределения вероятностей в каждой со- 
вокупности^ а именно: в однородном по условиям формирования 
стока районе эмпирические кривые распределения вероятностей 
исследуемой характеристики стока являются статистически од­
нородными, т.е. имеют общий тип функции распределения и 
равные параметры. Это предположение, подлежащее проверке, 
является необходимым условием для того, чтобы совокупность 
эмпирических кривых распределений стоковой характеристики 
в различных створах можно было считать реализациями одно­
го и того же процесса формирования стока в рассматривае -  
MOM районе.

Проверка статистической однородности проводилась для со­
вокупностей модульных коэффициентов минимумов. Нормирова -  
ние на среднюю величину минимального расхода в каждом
створе наблюдений приводило к исключению неоднородности по 
средним значениям в каждой из четырех рассматриваемых со­
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вокупностей. Весьма важным при этом является по возможнос­
ти точное определение средней величины минимального расхо­
да в каждом створе наблюдений. Поэтому был выполнен также 
анализ на выявление и исключение нерепрезентативных членов 
в каждом ряду наблюдений с помощью статистических критери­
ев для выявления резко отклоняющихся членов [э ]. В результа­
те такого анализа в каждом имеющемся ряду наблюдений были 
исключены минимальные расходы, которые оказались статис -  
тически и генетически разнородными с остальными расходами 
ряда.

Эмпирическое распределение какой-либо характеристики слу­
чайного процесса, полученное по единственному и ограниченно­
му ряду наблюдений в отдельном створе, является весьма при­
близительной оценкой истинной кривой распределения, которая 
всегда остается неизвестной[1].

Условия статистической однородности ( общность типа функ -  
ции распределения и равенство параметров) должны выполнять­
ся для неизвестных истинных кривых распределения, приблизи -  
тельными оценками которых являются рассматриваемые эмпи -  
рические распределения.

Предполагается, что объединенные кривые распределения, 
построенные по большому числу точек, в какой-то мере устра -  
няют возможные случайные ошибки, и из всех рассмаірйвае- 
MbLX эмпирических распределений ближе всего к истинным 
кривым распределения. Поэтому проверку гипотезы однороднос­
ти эмпирических распределений рекомендуется проводить путем 
сравнения их с построенными объединенными кривыми распре -  
деления [1 ,2].

Математическая статистика располагает большим числом 
критериев для проверки однородности совокупности эмпиричес­
ких распределений. В работе [ Ю ] обоснована непригодность для 
таких проверок критериев парного сравнения. Более надежные 
результаты можно ожидать от непараметрических критериев, 
разработанных для совокупности эмпирических распределений. 
Такими критериями являются критерий согласия А.Н. Колмого­
рова и критерий Г.А. Алексеева, которые основаны на сравне­
нии отклонений эмпирических распределений от объединенной 
кривой C допустимыми при принятом уровне значимости. Н а ­
дежность и удобство этих критериев объясняется тем, что они 
применимы к любому типу распределения, полноегью использу­
ют информацию, которая содержится в эмпирических распреде -  
лениях, не связаны с оценками их параметров, которые и з - з а
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ограниченности рядов могут содержать большие погрешности 
вычисления, позволяют устанавливать однородность ( неоднород­
ность) самого распределения, т.е. общность типа функции р а с ­
пределения и равенство параметров, в отличие от параметри­
ческих критериев, дающих вазможность раздельной проверки 
равенства одного из параметров (например, критерий Стьюден- 
та -  для средних значений, критерий Фишера, Q -критерий 
для дисперсий и т .п .).

Критерий Колмогорова [ и ]  основан на определении вероят­
ности появления максимального отклонения эмпирического рас­
пределения от теоретического, в качестве которого может 
быть принята объединенная кривая, если она получена по боль­
шому числу точек. Критерий Алексеева [2 ^ основан на сорт -  
ветствии эмпирического и теоретического распределения эм -  
лирических точек относительно средней кривой. Оба критерия 
позволяют работать при любом уровне значимости. Проверка 
однородности в настоящей работе проводилась при 5%-ном уров­
не значимости.

C помощью критерия Колмогорова сопоставляются инте­
гральные функции распределения -  эмпирическая (х ) и т е о ­
ретическая Р ( х ) .  В нашем случае в качестве теоретической 
рассматривается объединенная кривая распределения. Вероят -  
ность того, что максимальное отклонение эмпирического р ас­
пределения от объединенной кривой

D = m a x  I -  P  (х ) | ( 1 )
превосходит значение —̂  , определяется по формуле

\|п
OO 2 2

к ( Л )  = 1 - 2 Z  (-1)^ (2)
І = 1

при любом л > 0. Вероятность непревышения к (л )  для раз -  
личных значений Л =  D nTTi приводится в таблицах, содержа­
щихся b [1 5 J ,  Вычисленные значения к ( Л ) сравниваются с 
критическим к (  Л ) = 0 ,05 . Если вычисленные значения к (Л) 
не превосходили критическое, то это означало, что осущест­
вилось маловероятное событие, следовательно, расхождение
между эмпирическим распределением и объединенной кривой 
следует признать значимым, появление такого расхождения
нельзя объяснить случайными колебаниями. Если же найденное 
значение К( Л ) превышало критическое, то расхождение меж­
ду сравниваемыми распределениями признавалось случайным.
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По критерию Алексеева на основании свойств дискретного 
биномиального распределения определяются верхняя и нижняя 
Р%-ные границы колебаний эмпирической вероятности непревы « 
шения рассматриваемого значения х =  c o n s t .  При уровне 
значимости критерия 5%-ная верхняя и 95% -ная нижняя грани­
цы пределов колебаний эмпирических вероятностей определи -  
лись по таблице, приведенной в ^2 ^ для средней длины ряда, 
включенного в объединенную кривую в каждой совокупности.

Совокупность эмпирических распределений считается практи­
чески однородной, если за пределы 95%-ных границ попадет 
эмпирических точек не более , чем

к  = N ( 1 - Р )  ,  (3 )
где N -  общее число эмпирических точек в рассматриваемой 
совокупности; P -  принятый уровень надежности критерия.

Проверка практической однородности эмпирических распреде­
лений проводилась по обоим критериям путем сравнения инди­
видуальных эмпирических распределений минимумов с объеди­
ненными кривыми, построенными для каждой совокупности.

Вообще говоря, построение объединенной кривой распределе­
ния по эмпирическим кривым может производиться разными 
способами: 1) объединение всех эмпирических точек в один 
ранжированный ряд; 2) осреднение абсцисс эмпирических р а с­
пределений, т.е. вероятностей превышения, соответствующих 
определенным значениям модульных коэффициентов; 3) осредне­
ние ординат эмпирических кривых распределения, соответству­
ющих определенным вероятностям превышения; 4) осреднение 
параметров эмпйршіескйх кривых распределения.

Из всех четырех способов построения объединенной кривой 
только первый отвечает самому смыслу объединения эмпири­
ческих распределений в единый статистический ряд и поэтому 
является наиболее предпочтительным при проведении подобных 
анализов. Из остальных способов ближе всего к первому вто ­
рой, так как он при объединении равных по объему выборок 
совпадает с первым, а при объединении выборок неодинакового 
объема расхождение не может быть существенным. Два послед­
них способа построения объединенньсс кривых отличаются от 
первых двух и приводят к практически совпадающим результа -  
там [1 2 ]  .

В настоящей работе построение объединенных кривых осу -  
ществляется первыми тремя способами для каждой из четы ­
рех совокупностей.
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T а блица

Способ построения Значимые отклонения эмпирических распределений от обобщенных
объединенной кривой Летние минимумы Зимние минимумы

месячные суточные месячные суточные

Ранжирование эмпиричес­
ких точек

1. Припять-Туров
2. ГЬичь-Кринка
3. Спучь-Ленин

1. Припять—Туров
2, Г>гичь -  Кринка 
S. Горынь-Горьиь

1. Пгичь-Лучицы
2. Уборть»-Краснобережье
3. Огьрь-Луцк
4 . Бережанка-Рудня

1. Пгичь-Лучицы
2 . Уборть —Краснобережье 
8 . Стьфь -  Луцк *

Осреднение вероятнос­
тей превьаиения

1. Пгичь-Кринка 1. Пгичь-Кринка 
1. Припять-Туров 
3. Горынь-Горынь

1. Пгичь-Кринка
2. Пгичь-Лучицы
3. Оювечна-Куэьмичи
4 . Ог14}ь-Луик
5. Бережанка-Рудня

1. Пгичь-Лучицы
2. Уборть—Краснобережье

Осреднение ординат эмпи­
рических кривых распреде­
ления

1. Пгичь-Кринка
2. Спучь-Ленин

1. Пгичь-Кринка
2. Бобрик -  Парохонск

1. Пгичь-Кринка
2. Припять-Туров
3. Пгичь-Лучицы
4 . Словечна -  Кузьмичи
5. Огь|)ь-Луик
6 . Бережанка-Рудня

1. Уборть -І^аснобережье
2. Словечна -  Кузьмичи

СО
00



в  рассматриваемых совокупностях значимо отклоняющимися 
от своих объединенных кривых, построенных различными спо -  
собами, оказались эмпирические распределения практически в 
одних и тех же створах (табл. 1). Однако результаты, получен­
ные для объединенных кривых, n ocrp oeH H b L x методом ранжире -  
вания эмпирических точек (первый способ), хорошо совпадают 
для совокупностей месячных и суточных минимумов обеих м е­
женей, и поэтому являются более последовательными. Они так­
же хорошо согласуются с результатами проверки однородноо- 
ти, полученными для кривых, построенных методом осреднения 
вероятностей превышения (второй способ).

Результаты анализа показали, что в районе Полесской низ­
менности эмпирические распределения только зимних мес5ічных 
минимумов оказались статистически неоднородными (число эм­
пирических точек, выходящих за пределы 95%-ных границ полу­
чилось существенно большим, чем допустимо по критерию 
Алексеева, а число эмпирических распределений, значимо от -  
клонившихся от объединенной кривой, существенно больше, чем 
можно было бы ожидать при 5%-ном уровне значимости по кри­
терию Колмогорова), Остальные совокупности оказались прак -  
тически однородными по обоим критериям.

Оба критерия показа.чи хорошо совпадающие результаты. Для 
тех эмпирических распределений, которые по критерию Колмо­
горова значимо отклонялись от объединенных кривых (или по­
казали отклонение со сравнительно малой вероятностью появле­
ния), по критерию Алексеева получено наибольшее число т о ­
чек, выходящих за  допустимые границы.

Следует также отметить, что оба критерия дополняют друг 
друга и могут успешно использоваться одновременно. Критерий 
Алексеева дает возможность проводить проверку практической 
однородности всей совокупности эмпирических распределений, а 
критерий Колмогорова позволяет выявить те эмпирические 
распределения, которые являются неоднородными в рассматри­
ваемой совокупности.

Статистические методы решают вопрос о практической одно­
родности рассматриваемых эмпирических распределений фор­
мально, поэтому их показания должны дополняться генетичес -  
КИМ анализом условий формирования минимумов в исследуе -  
MOM районе. Такой анализ возможен, так как район Полесья 
хорошо изучен, опубликованы подробные сведения по оценке на­
дежности и качества матеоиалов по стоку, сделан анализ фак­
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торов, осложняющих изучение и подсчет стока и приводящих к 
погрешностям в опубликованном материале по стоку [13,14].

Подсчет минимального стока рек Полесья часто осложняет­
ся особенностями гидрологических условий: малыми скоростя­
ми течения (ниже чувствительности гидрометрических при­
боров), сложностью учета стока при ледяном покрове и зимних 
вскрытиях, влиянием водной растительности и деформации р ус­
ла [ІЗ3 .

Изучение эмпирических распределений модульных коэффици­
ентов минимумов показало, что почти все точки, выходящие за  
пределы 95%-ных границ, находятся в нижней части эмпиричес­
ких кривых распределения, т .е , в областях наименьших р а сх о ­
дов, где в силу указанных причин измерение и подсчет стока 
может иметь наибольшие погрешности.

Как показали результаты анализа, выполненного объектив­
ными методами, эмпирические распределения зимних месячных 
минимумов являются наименее устойчивыми. Только для этой 
совокупности гипотеза об однородности эмпирических распреде­
лений не подтвердилась.

Помимо указанных факторов, осложняющих изучение сто к а , 
на отдельных реках трудности учета стока связаны с влияни­
ем локальных местных факторов. Несмотря на тщательно про -  
веденный анализ и внесенные исправления, в опубликованных 
данных по стоку имеются невязки по длине и между отдель­
ными реками. Например, на р.Птичь у водпоста Кринка в ме­
жень происходит отток воды (до 20 -  25%) из р.Птичь в р.Сви- 
слочь по каналам, расположенным между постами Кринка и P y - 
саковичи. Сток между этими постами плохо увязывается. Плохо 
увязывается сток по длине р.Ясельда на участке между мос -  
тами у г.Б ер еза и с.Сенин. Причины невязки стока на этих 
реках не установлены.

Как видно из табл. 1, эмпирические распределения миниму­
мов на р.Птичь у с.Кринка существенно отличаются от объеди­
ненных KpHBbLK во всех четырех совокупностях. Значительно от­
клонялись от объединенных кривых эмпирические распределения 
летних (суточных и месячных) минимумов р.Ясельда (у  п. Б е ­
р еза), суточных минимумов обеих меженей р.Случь (у  п. Н ово- 
дворцы). Таким образом, отмеченная невязка стока по длине 
отдельных рек, заметно сказывающаяся на эмпирических рас -  
пределениях минимумов в некоторых створах, выявляется при 
проведении объединенного анализа данных наблюдений.

40



На п.Краснобережье (по-старому Злодин) на р. Уборть и 
Андреевка на р.Оресса сказы вается влияние лесосплавных пло­
тин; на р.Словечно-Кузьмичи возможен подпор от р.Батывля; на 
р.Случь-Новодворцы подсчет стока осложняется влиянием от -  
водной канавы; на р.Бобрик-Парохонск измерение стока ослож­
няется широкой поймой C протоками. Почти для всех перечис­
ленных рек оба критерия показали заметное (хотя и не для 
всех рек значимое) отклонение эмпирических распределений от 
объединенных кривых.

Таким образом, результаты качественного и статистическо -  
го анализов надежности материалов по минимальному стоку не 
противоречат друг другу. Значительное отклонение некоторых 
эмпирических распределений минимумов от объединенных кри­
вых, установленное объективными методами, связано или с на­
рушениями естественного режима стока, или с неточностями 
гидрометрии и методик подсчета стока. Это дает основание 
считать полученные результаты практической однородности ми­
нимумов для большинства рассматриваемых рек достаточно 
надежными и обоснованными.

По результатам критерия Колмогорова из всех совокупнос­
тей были исключены эмпирические распределения минимy^Яoв, 
отклонения которых от объединенных кривых оказались значи -  
мыми. По оставшимся распределениям для каждой совокупности 
были построены уточненные объединенные кривые распределе­
ния и вычислены параметры по стандартным формулам.

Влияние корреляции на распределение выборочных парамет -  
ров выражается в том, что рассеяние выборочных оценок пара­
метров в совместно анализируемой совокупности при наличии 
связанности между рядами (пространственная корреляция) и 
между членами выборок (временная корреляция) меньше, чем 
для независимых случайных величин [4,10, i s j .

Коэффициенты пространственной корреляции между рядами 
минимальных расходов вычисляются для рек, имеющих период 
наблюдений более 25 лет. Полученные значения коэффициентов 
межрядной корреляции показали, что как суточные, так и ме -  
сячные минимумы на рассматриваемой территории являются в 
основном слабо связанными величинами. Средние значения ко -  
эффициентов межрядной корреляции для четырех анализируемых 
совокупностей приведены в табл.2.

Учет влияния межрядной корреляции на вычисленные пара­
метры объединенных кривых проводился согласно рекомендаци -  
ям [4 ] .
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Т а б л и ц а  2

Коэффициеигыкоррёляции Месячные минимумы Суточнью минимумы

лето зима лето зима

ср 0,29 0 ,15 0,12 0,00

Т а б л и ц а  3

-  Параметры объединённых кривых Месячнью минимумы Суточнью минимумы

C
V

C
S

C / с
s' V 

п

0,56

1.21
2,16

957

4,10

11,2

0,57

1,20
2,10
844

2,84

13,1

0,58

1,07

1,86
950

3,09

17,5

0,56

1,12
2,00
905

2,56

13,3

Вычисленные коэффициенты временной корреляции между 
смежными членами рядов месячных минимумов летней и зим­
ней меженей оказались в среднем равными, соответственно 0,21 
и -0 ,11 . Связь между смежными членами рядов суточных ми ­
нимумов не определялась, но она едва ли может быть более 
чем для месячных минимумов.

Полученные значения коэффициентов внутрирядной корреля­
ции учитывались при вычислении объемов эквивалентно незави­
симой информации по формулам Г.А. Алексеева [l5 ^ .

Вычисленные параметры построенных объединенных крйвьіх 
распределения модульных коэффициентов минимумов, их относи­
тельные среднеквадратические ошибки и число членов в каждой 
совокупности, по которому определялись параметры, приведены 
в табл.З.

C помощью критерия согласия Колмогорова было установле­
но, что построенные объединенные кривые распределения мо -  
дульных коэффициентов всех четырех исследованнььх совокуп -  
ностей хорошо аппроксимируются теоретическими кривыми трех­
параметрического гамма-распределения (кривые Крицкого и 
Менкеля) с параметрами, равными вычисленным.

Известный интерес может представить оценка влияния чи с­
ла пунктов наблюдений и продолжительности наблюдений на р е­
зультаты объединенного анализа. Для того чтобы ответить на 
этот вопрос^было построено несколько моделей. Моделирование

42



Таблица 4

Характеристика
рядов

Исходный
ряд

, AflgflMto
П IU I У

% сло объединяемых
створов 34

Общее число эмпиричес­
ких точек 957

Средняя продолжитель­
ность наблюдений (лет) 28,2

25

782

81,2

15

382

25,4

21 21 21

393 290 189

18,8 13,8 9 ,0

объединенных рядов проводилось на примере совокупности лет­
них месячньи: минимумов.

В качестве исходного ряда рассматривалась совокупность 
летних месячных минимумов, включающая 34 поста Белорусско­
го и Украинского Полесья с полным периодом наблюдений. Ос­
тальные ансамбли строились по данным наблюдений постов Б е ­
лорусского Полесья. В первый ансамбль вошли 25 створов наблю­
дений на реках Б елорусское Полесья с полным периодом наблю­
дений. Во второй ансамбль включались данные наблюдений на од­
ном створе каждой реки ( в с е е  15 створов) .В  третий,четвертый и 
пятый ансамбль вошли данные наблюдений 21 створа Белорусско­
го Полесья соответственно за  последние 2 0 ,1 5  и Ю лет ( по 
1967 г. включительно). Характеристики исходное ряда и моде­
лируемых ансамблей приведены в табл. 4.

Объединенный анализ данных наблюдений в каждом модели­
руемом ансамбле проводился по следующей методике: для каж­
д о е  ряда анализировалось содержание нерепрезентативных чле­
нов, строилась объединенная кривая методом ранжирования эм­
пирических точек, C помощью критерии Колмогорова проводи­
лась гТроверка статистической однородности эмпирических рас­
пределений в каждом ансамбле и вычислялись коэффициенты 
межрядной корреляции.

Анализ на содержание нерепрезентативных членов в рядах 
минимальных расходов моделируемых ансамблей, выполненный 
C помощью статистическIiX критериев, позволил выявить в н е­
которых рядах резко отклоняющиеся члены, которые исключа­
лись из дальнейшего анализа. Поэтому средняя продолжитель­
ность наблюдений в ансамблях 2 0 -, 15- и 10-летия оказалась 
меньше указанных лет (табл.4 ).

Было установлено, что рассматриваемые ансамбли эмпири­
ческих распределений минимумов практически однородны. В 
первом и во втором ансамблях заметное отклонение от своих
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объединенных кривых отмечено в тех же створах, что и для 
исходного ряда (табл. 1), В ансамблях 2 0 -, 15- и 10-летия на­
иболее заметное (хотя и незначимое при 5%-ном уровне) о т ­
клонение от объединенных кривых получено в створах Я сел ьда- 
Береза, Птичь-Кринка и Чертень-Некрашевка, в которых су­
щественно влияние местных азональных факторов. Эти три ан­
самбля отличаются от первых двух и исходного ряда тем, что 
в них меняются сами эмпирические распределения, т.е. р ас­
сматриваются ряды наблюдений за периоды 1948 -  1967, 1953 -
1967 и 1958 -  1967 гг . Тем  не менее и в этих ансамблях з а ­
метно отклонялись от объединенных кривых эмпирические р а с -  
пределения^где особенно существенно влияние местных факто­
ров, осложняющих измерение и подсчет стока.

к ЮОО 100 20 Ю Ь 2 5 10 20 100 1000 10000

Рис. 1. Объединенные кривые распределения минимальных модульных коэффициентов 
для исходного ряда и моделируемых ансамблей: 1 -  исходный ряд; 2->В -  соответ­
ственно I, II, 111, 1У, У моделируемые ансамбли.

Построенные объединенные кривые исходной совокупности и 
пяти моделируемых ансамблей практически полностью совпада­
ют в нижней части, за исключением ветви при обеспеченнос­
тях менее 15% (рис. 1). Основное различие построенных кривых 
заключается в амплитуде, или размахе, варьирования, причем 
размах варьирования имеет прямую связь с  числом эмпиричес­
ких точек, принятых к объединению, и со средней продолжи­
тельностью наблюдений в ансамбле. Отмеченный факт, вероятно 
может объясняться тем, что на территории Полесья десятиле -  
тие 1958 -  1967 г г . ,  как показал анализ цикличности колебаний
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Т а б л и ц а  5

Параметры Исходный
ряд

Ансамбли

II Ш ІУ

C Ic
s ' V

0*58

1.21

2,16
4*10

0,58

1.27

2.27  

4,18

0,52

1,00
1,92

5,81

0,58

1,18

2,02
4,55

0,52  0,54  

1,05 0,84  

2,02 1,58 

5 ,85  8,82

минимумов, ДЛЯ большей части рек характеризовалось устой­
чивой водностью. Модульные коэффициенты в ансамбле десяти -  
летий мало варьируют по абсолютной величине, в результате че­
го получена объединенная кривая с самой малой амплитудой 
варьирования. Двадцатилетие 1948 -  1967 гг , охватывает пери­
оды как C повышенной, так и с пониженной водностью, ампли -  
туды колебания модульных коэффициентов в каждом створе на­
блюдений больше и объединенная кривая .идет круче.

Параметры объединенных кривых моделируемых ансамблей, 
вычисленные с учетом межрядной и внутрирядной корреляции, 
приведены в табл.5.

Совпадение параметров объединенных кривых в пределах 
точности расчета для всех моделируемых ансамблей и исходно­
го ряда показывает, что объединенный анализ данных наблюде­
ний П0 минимальному стоку в однородном физико- географичес -  
ком районе приводит к получению устойчивых результатов, не -  
зависимо от продолжительности наблюдений и числа объединяе­
мых створов, хотя, безусловно, весьма желательным является 
включение в анализ створов (хотя бы одного) с длинным пери­
одом наблюдений, освещающих несколько периодов с различной 
водностью.

Р е з ю м е

1. Построенные обобщенные модели распределения вероят­
ностей минимального стока рек Полесья рекомендуются в к а ­
честве расчетных для неизученных и мало изученных рек рай­
она.

2. Сравнение нескольких моделей объединенных кривых, раз­
личающихся числом объединяемых створов и длиной рядов на -  
блюдений, показало, что пространственное объединение данных 
наблюдений в однородном физико-географическом районе при -  
водит к получению устойчивых и надежных результатов.
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