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El gedlogo, sobre todo el gedlogo estructural y el
sediment6logo, utiliza con gran frecuencia datos refe-
ridos a direcciones (buzamientos, direcciones de ejes,
indicativos de corrientes de aporte, etc.), ante los que
suele plantearse dos problemas basicos: 1.°) Si existe
realmente una direccién preferente en las direcciones
muestreadas, y 2.°) caso de existir tal direccién prefe-
rente cuédl es y con qué margen de confianza puede
aceptarsc. Otros problemas que suelen plantearse son
derivaciones o generalizaciones de los anteriores, tal
como la comparacién de distintas muestras o la sig-
nificacién geométrica de una determinada distribucién.

Pincus (1951, 1956) fue de los primeros gedlogos

cn presentar algunas soluciones a tales problemas par-:

tiendo de los supuestos de la estadistica clasica. Sin
embargo, la falta de rigor en la aplicacién de los tests
estadisticos convencionales a los datos direccionales fue
criticado por algunos autores (Robcers, 1952).

La aplicacién de los tests de von Mises y Rayleigh
por Curray (1956) y Duranp y Greenwoop (1958)
permitieron plantear satisfactoriamente una serie de
tratamientos estadisticos a datos direccionales bidimen-
sionales (por ejemplo, azimut o inclinacién).

Sin embargo, las propiedades de la distribucién es-
férica expuestas por FisHer (1953), no fueron aplica-
das en geologia hasta 1964, en que Irving las utiliza
en el tratamiento estadistico de mediciones paleomag-
néticas.

Dos afios més tarde, WaTson (1966) y VisteLius

(1966} generalizaron las propiedades de la distribucién
esférica para su utilizacién en problemas geolégicos,
calculando estadisticos que permiten tanto conocer el
grado de fabilidad de un valor medio como poner de
manifiesto la existencia de una orientacién preferente.

En el presente trabajo se presentan de una forma
esquematica los principales estadisticos basados en las
distribuciones circular (0 de von Mises) y esférica (o
de Fisher) discutiéndose su aplicacién en problemas
geol8gicos clésicos.

TRATAMIENTOS NO VECTORIALES

Los tratamientos no vectoriales son los que requie-
ren menor complejidad de célculo, sin embargo no per-
miten la utilizacién de estadisticos basados en las dis-
tribuciones circulares y esféricas. Por este motivo, y
desde un punto de vista puramente estadistico, los
tratamientos no vectoriales son obsoletos, aunque por
su simplicidad muchos gedlogos siguen utilizandolos,
por ello se ha creido conveniente exponer a continua-
cién, aunque sea muy someramente, aquellos casos en
los que se suelen seguir utilizando.

El caso mis comtn lo constituyen los datos direc-
cionales en un espacio de dos dimensiones en el cual
cada observacién queda definida por el dngulo que
forma con una direccién de referencia del espacio. Lo
més comin cn geologfa es que se trate de la direccién
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de un accidente o indicador definido por su azimut (el
dngulo que la direccién de la observacion forma con
la direccién norte en el plano horizontal) o bien de la
inclinacién de un plano definido por su 4ngulo de bu-

zamiento (dngulo que forma la linea de méxima pen-
diente con la horizontal en el plano vertical que con-

tenga a ambas). :

En el caso de que las observaciones se presenten
relativamente agrupadas, la media aritmética del 4n-
gulo director representa una bucna estimacién de la
direccién real. Sin embargo, el sistema clasico utiliza-
do para calcular la media aritmética no puede emplear-
se en este caso, ya que la direccién angular es una
funcién continua (los valores extremos 0° y 360° no
representan dos direcciones extremas y opuecstas sino
que son contiguas). Esto puede obviarse definiendo
a priori una direccién media tentativa y dando valores
positivos y negativos a cada observacién segin se apar-
ten a un lado u otro de la media asi definida. Luego
se calcula la media aritmética de estas desviaciones, con
cuyo valor puede corregirse la media provisional para
obtener una estimacién media definitiva.

En el caso de observaciones en un espacio de tres

dimensiones la direccién media no puede ser calculada -

a partir de un tratamiento no vectorial, por ello la ma-
yoria de los gedlogos utilizan una estimacién visual a
partir de la proyeccién estereografica de los datos direc-
cionales definidos por un azimut y buzamiento.

A partir de los datos representados en proyeccién
estereografica equiarcal puede aplicarse un test de uni-
formidad semejante al descrito por Pincus (1956) utili-
zando una proyeccién ortogonal Lambert. En este caso
se toma como principio del test de uniformidad el que
la distribucién aleatoria en un espacio de dos dimen-
siones obedece a la distribucién de Poisson. Sin em-
bargo, estrictamente éste s el punto critico del test, ya
que si se admite que la distribucién aleatoria de una
poblacién uniforme sobre una superficie esférica obe-
dece la ley de Fisher, no queda demostrado que la
proyeccién en el plano de los puntos distribuidos
aleatoriamente sobre la superficie-esférica se ajuste a la
distribucién de Poisson. No obstante, distintas pruebas
experimentales (ALLDREDGE et al., 1974) prueban que
la distribucién resultante no se aleja sustancialmente de
la distribucién de Poisson y que ésta puede utilizarse
a modo de primera aproximacién por su simplicidad
de calculo. :

TRATAMIENTO VECTORIAL

Cualquier observacién direccional utilizada en geo-
logia puede ser considerada como un vector unitario,
que pasa por el origen del sistema de coordenadas uti-
lizado como sistema de referencia, y que queda total-
mente definido por sus cosenos directores. En los casos
en los que convenga ponderar distintamente unas me-
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didas de otras, pueden utilizarse vectores no- unitarios,

sin que por ello varie el tratamiento y significacién es-

tadistica. ' ' '
Un vector unitario que pasa por el origen de coor-

~denadas se define por.sus cosenos directores 1, m, n

en que 1 es el coseno del 4ngulo formado por el vector
con la direccién norte, m es el coseno del 4angulo que
forma con la direccién este y n es ¢l coseno del &ngu-
lo que forma con la direccién vertical. Asi, una linea
de azimut T e inclinacién P tendrd por cosenos di-
rectores '

(1)

l=cos T.cos P
m=sen T.cos P (2)
n=sen P (3)

mientras que los cosenos directores del polo de un pla-
no de direccién T y buzamiento P seran

I=sen T.sen P (1
m=cos T.secn P (2
n=cos P (3"

la longitud R del vector asi definido es
R=(PB+m24+n?=1

En el caso de direcciones bidimensionales, el vec-
tor consta de dos tinicos términos, 1 y m representan-
do respectivamente el coseno y el seno del 4ngulo que
el vector forma con la direccién de referencia. La suma
de ambos cuadrados ser4 también igual a uno, longitud
del vector unitario.

El tratamiento vectorial permite calcular con faci-
lidad el vector medio como suma de los distintos vec-
tores que componen la poblacién estudiada.

Sean N vectores r; definidos por (}; my n;). El vec-
tor suma serd

N
R(Eli 3 my zni)
i=1

de tal formg que su longitud sera

R=(EL)+ Em)? + (Zn)) (4)
y su direccién e inclinacién serdn
_. 2 my
— t—1
T=tg ST
, (5)
P=sen™? %

Distribucién circular o de Von Misses

La distribucién circular, también llamada - distribu-
cién circular normal o de von Misses, se caracteriza
por una funcién de densidad ’



£(8) = exp (k.cos(8—8y) (6)

1
2xlok)

cn donde Iy(k) es una funcién Bassel de un pardmetro
k positivo, 8y es la orientacién media y 6 es una orien-
tacién aleatoria cualquiera.

Para un intervalo 6 determinado, la probabilidad
®(6) de la funcién £(8) sera:

exp (k. cos (6 —6o))
2nlo(k)

df = dé

esta funcién tiende a la funcién de la distribucién
normal para valores de k superiores a 4 (VisTELIUS,
1966). k cs un pardmetro que depende de la uniformi-
dad de la distribucién: asi, para k =0, f(#) serd cons-
tante, lo que indica que la densidad serd constante en
cualquicr sector circular considerado. No existe, por
tanto, una direccién media u orientacién preferente
definida. Si k es mayor que cero, £(8) presenta un va-
lor méximo para § =60, y un valor minimo para
6= 00 + .

Otro pardmetro indicativo de la dispersién o agru-
pacién de las observaciones alrededor de un valor me-
dio lo constituye la relacién entre la longitud del vec-
tor suma (R) y el numero de observaciones (N). Si la
direccién de todas las observaciones fuera la misma,
R serfa igual a N, mientras que en una distribucién
perfectamente homogénea R tiende a cero.

De la funcién de la distribucién circular (6) puede
deducirse que el pardmetro k debe satisfacer la rela-
cién:

R Iy’ (K)

N T LK 2

que se ha representado graficamente en la fig. 1. Por
otra parte, segiin WarsoN (1966), la longitud R del
vector resultante obedece a una distribucién del tipo

(N/2X2(a/2))t ®

que permite desestimar la hipétesis nula de distribucién
uniforme para un umbral de probabilidad « si el va-
lor de R supera para un determinado valor de « y N
el de la expresién (8).

La probabilidad con que puede esperarse una de-
terminada desviacién angular @ respecto la direccién
media puede abordarse a partir de las siguientes rela-
ciones del pardametro k:

2K {1l —cos ©) ~ X2,
ZK(Nf-—R) ~X2(N—1)

de dondc
1—cos © X2 (N—1)
NN~ xS LELN=D

N

.12 .3 5 .6 .7 .8 .9 10

A
RN
Fig. 1.— Relacién entre el pardmetro k y R/IN. A. Distribucién es-

férica R/N = Coth k — 1/k. B. Distribucién circular, R/N = Iy(k)/
L(k).

Durano and Greenowoop (1958) proponen una
adaptacién del test de Rayleigh que aporta también
cierta informacién sobre estos mismos aspectos del pro-
blema y que se revela como més potente para muestras
pequenias.

El test de Rayleigh fue propuesto inicialmente para
calcular la probabilidad de obtener una amplitud de
onda superior a un determinado valor mezclando on-
das isoperiédicas

Pr(R<1)=1—exp(—r2/N)

siendo r la amplitud cuya probabilidad se calcula vy
n el nimero de fases. En el caso de direcciones r serd
el valor limite de la longitud del vector de probabi-
lidad Pr y N el nttmero de vectores unitarios u obser-
vaciones. En la figura 2 se representan gréficamentc
las relaciones entre N y r/N para distintos umbrales de
probabilidad. Si para un determinado valor de N el
valor de la relacién r/N supera el correspondiente a
un determinado umbral de probabilidad Pr{a), con un
margen de error no superior a Pr(a) puede descartarse
la hipétesis nula de una distribucién uniforme mues-
treada aleatoriamente y admitirse que existe una orien-
tacion preferente.

Distribucion esférica

Una scrie de puntos distribuidos aleatoriamente
sobre una superficie esférica se dice que presentan
una distribucién esférica del tipo definido por Fisuer
(1953} cuando su funcién de densidad es

k
H6)= 4x.senh k

exp{k.cos 6) 9
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esta distribucién resulta de la gencralizacién de la dis-
tribucién circular de von Misses. IrvinG (1964) y War-
soN (1966) probaron que corresponde a la distribucién
que presenta una poblacién uniforme de vectores uni-
tarios muestreada al azar en un espacio tridimensional.
La probabilidad ®(8) de £(#) para un intervalo com-
prendido entre 6 y df sera:

B{F) = exp(kcos8).sin 6.d6

k
2.senhk

k, al igual que en la distribucién circular, es un argu-
mento positivo que depende del grado de agrupacién
u homogeneidad de la muestra. Una estimacién de k
puede obtenerse de la relacién
cotghk —1/k =R/N (10}
cuyos valores se han representado gréficamente en la
figura 1. Para altos valores de N (superiores a 50) y

valores de k mayores de 4, puede obtenerse una bue-
na estimacién a partir de

N—1
= TR

En los casos en que se conoce la direccién real pue-
de obtenerse una estimacién de la homogencidad de
la distribucién a partir de

N

k= N—R.cos &

siendo €’ el 4ngulo entre la direccién real y la direc-
cién media estimada a partir del vector suma R.

Fisher calcula los radios de los circulos que con-
tienen el 50, 63 y 95% de la informacién a partir
de las relaciones

G50 — 6.75 . k%
9(;3 =81.%k*
@95 = 140.k™*

denominando a 83 la desviacién estdndar circular,
equivalente a la desviacién estdndar en la distribucién
normal. Asimismo, también define el didmetro angular
del cono dentro del que se halla contenida la direccién
verdadera para un umbral de probabilidad 1 —P

NNy

Wirson (1959) propone los valores & y ¢ como equi-
valentes de fe3 y @63 respectivamente
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cos ¢ (1 —P)y=—1—

3 =cost (R/N)
e=3N~

para valores grandes de IN los valores propuestos por
Wilson préicticamente coinciden con los de Fisher, sin
embargo, para muestras pequefias los valores de Wil-
son son algo mas aconsejables.

Cdleulo matricial

La férmula (9) de la distribucién esférica puede
escribirse en funcién de los cosenos directores.

k
f(8) = e T o0 (IN+mp+nv) (11)

siendo I, m y n los cosenos directores de una observa-
cibn L, y X, . y v los de la direccién real A.

En el caso de un muestreo aleatorio la cstimacién
de %, 1 y v puede obtenerse minimizando por mini-
mos cuadrados la funcién £(8).

Haciendo Q = % (cos 6;—cos 6)% o lo que es lo
mismo

Q=73 [A; + pum; + vn; — 3 (Al; + pumy + vny)2/N2

el valor minimo de la expresién (11) se obtendra cuan-
do el valor de Q sea también minimo. Este minimo va-
lor de Q puede obtenerse igualando a cero la deri-
vada de la funcién Q respecto A, p y v. De esta for-
ma sc obtiene la siguiente expresién:

[L.IY.A=0

donde L es la matriz traspuesta del vector L.

Esta expresién se cumple cuando (X, p y v) coin-
cide con el vector propio (eigenvector) de la matriz
Ai=L.L’ asociado a su valor propio (eigenvalue)
méximo.

La estimacién de la direccién media por este mé-
todo, es mucho més laboriosa que en el sistema ex-
puesto anteriormente (5).

Sin embargo, el método matricial presenta venta-
jas adicionales en determinados casos. La relacién entre
los valores propios de la matriz A=L.1’ depende de
la forma de la distribucién. Cuando todas las observa-
ciones se agrupan alrededor de un valor medio, se
obtiene un valor propio alto y dos de pequeiios, mien-
tras que cuando las observaciones se distribuyen todas
sobre un mismo plano {caso de los polos de una super-
ficie plegada cilindricamente) existen dos valores pro-
pios casi iguales y uno mucho mis pequefio tendiendo
a cero.

En el caso de superficies plegadas, ya sea cilindrica
o cénicamente el vector propio asociado al valor propio
mas pequefio es paralelo al eje de plegamiento, propie-



dad que puede utilizarse para calcular con precisién el
eje de pliegues cénicos (véase ejemplo 2).

Las relaciones entre los valores propios y el tipo de
distribucién son complejas, ya que dependen tanto dcl
tipo de distribucién como de la dispersién de las ob-
servaciones respecto un valor central. Ha podido cons-
tatarse que existe una muy buena correlacién entre la
diferencia normalizada de los valores propios y el semi-
dngulo apical de la superficie cénica. Si la diferencia
entre los valores propios se expresa como la diferencia
centre el valor méximo y minimo partido por el nimero
de datos {la suma de los tres valores propios es igual
al nimero de datos) y el cuadrado de este cociente se
correlaciona con el cuadrado del coseno del semidngulo
apical, se obtiene para una serie de 15 casos un coefi-
ciente de correlacién de 0.94, que es altamente signi-
ficativo de una correlacién casi lineal. Sin embargo, no
pueden incluirse en esta misma correlacionalidad casos
con observaciones poco numerosas (menos de 25) y
fuertemente agrupadas alrededor de un valor central
{pardmetro k mayor de 10), ya que en estos casos la
diferencia entre los valores propios es menor de lo que
cabria esperar en un caso de 4ngulo apical igual a cero.

Crupen (1968) propone que para comprobar la co-
planaridad de las observaciones, o dicho de otra forma,
si el pliegue es cilindrico o no, puede aplicarse el si-
guiente test:

k. {min. valor propio)< X2 (a|N—2)

si la anterior desigualdad se cumple puede admitirse
que el pliegue es cilindrico con una probabilidad «.

COMPARACION DE MUESTRAS DISTINTAS

En tratamientos estadisticos es frecuente el caso de
comparacién de muestras para determinar si se trata de
subconjuntos de un mismo conjunto o bien puede, con
un determinado margen de probabilidad, aceptarse la
cxistencia de distintos conjuntos. En el caso del estudio
de las direcciones medias se tratarfa de saber con qué
probabilidad se puede decir que las direcciones medias
de dos muestras pueden ser consideradas como equi-
valentes o no.

Comparacicn de las dispersiones

Previa a la comparacién de las direcciones medias
debe establecerse que la dispersién en ambas muestras
es equivalente, o sea que con una probabilidad « deter-
minada puede aceptarse la hipétesis nula Ho: ky = k.
Para ello puede utilizarse la propiedad de la distribu-
cién de k.

2k (N—R) ~ X2 (a|N—1)
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F1e. 2.— Test de Rayleigh para uniformidad para distintos umbrales
de probabilidad. Pr(R>r1) = 1 — exp(— 12/N).

que en el caso de muestras con distribucién circular
permite formular la siguiente relacién:

N—R X
U = Nl —1 ~ l\{l Py

N,—BR, X4

N,—1 N

=F(N;—1, No—1) (12)

Si U<F($a|N;—1, No—1) puede aceptarse
la hipétesis nula con una probabilidad «, en caso con-
trario la hipétesis nula puede desestimarse con una
probabilidad de error no superior a 1—a.

Para el caso de poblaciones con distribucién esfé-
rica los grados de libertad serdn dos menos que el nd-
mero de datos, pudiéndose escribir:

Ni—R, %
NI No
R e T

Nz——l N;z

="FQ2(N—2), 2(N.—2) (13)

Si U<F@3a|2(N—2), 2(N—2)) puedc acep-
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tarse como valida Ia hipétesis nula con un margen de
probabilidad . Las muestras 1 y 2 deben tomarse de
tal forma que U > 1, tanto para la distribucién esfé-
rica como para la circular.

Comparacion de las direcciones medias

Si puede aceptarse que las dos muestras poscen una
misma distribucién, el médule de los dos vectores re-
sultantes R; y Ry puede compararse a través del si-
guiente test definiendo:

R=R,+R. siendo R la longitud de R y
N= Nl + N

y formulando la hipétesis nula Hy de modo que el

médulo de ambos vectores sea el mismo

W=R/N

Z=R:+ Ry)/N (14)
para un determinado valor de W cuanto mayor sea Z
menor serd la probabilidad de que ambos vectores ten-
gan el mismo médule. En las figuras 3 y 4 se han
representado los valores criticos de z (distribucién cir-
cular y esférica respectivamente), para una probabili-
dad de .95 y para valores distintos de N. Si Z >z
(.95), con una probabilidad de error no superior al
10 % puede desestimarse la hipétesis nula Ho.

.30

1 L I 1 rs

> 8
25 .50 75
W= R/N

4 It : L 1 i 1 1 A

Fig. 3. — Valores criticos de Z, en muestras con distribucién circular,
para distintos valores de N y detexminadas relaciones de r=0Ny/N,
W =R/N Z = (R, + R)/N
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w=R/N

¥1G. 4. — Valores criticos de Z, en muestras con distribucién esférica,
para distintos valores de N y determinadas relaciones de r=—= N;/Ny
W =R/N Z = (R; 4 Ry)/N

Paza valores altos de W (> .75) puede estimarse cl
valor critico de z para una probabilidad « a partir de

Za= (W +H)/(1 4+ H) siendo (15)
H=F(a|l, N—2)/(N—2)

El modo de empleo de este test se desarrolla en cl
ejemplo nim. 1.

Comparacién de wmds de dos muestras

La comparacién de més de dos muestras puede ser
tratada andlogamente a un anilisis de varianza.

Se supone que el pardmetro k se halla formado por
una componente $ debida a la variabilidad de las dis-
tintas localidades entre si. Si los vectores resultantes de
cada una de las S localidades tienen longitudes Ry,
Ry, ..., Ry v las N=23N; observaciones tienen un
vector resultante de longitud R, se pueden establecer
las siguientes relaciones

SRi—R
—2—(§—_—1)‘————§(1/®+N/B)
E(Ni—Ri) _J—(g)
23(N;—S) ~ ®

con estas cstimaciones de w y B se puede obtener una
estimacién del pardmetro de precisién k.



]
(@N) 4 (BS)
La significacién de la varianza entre las distintas

localidades puede ser estimada mediante un test de F
del tipo

k=

F(V V)N 2(2N1—_S) ERi_R
b2 26—1) =(N,—Ry)

v =2(8—1)

ve=2(3N;—S)

si los valores estimados de F superan para un determi-
nado margen de probabilidad los admitidos por la dis-
tribucién de F con v; y v» grados de libertad puede
rechazarse la hipétesis de que las poblaciones mues-
treadas en las distintas localidades procedan de una
misma poblacién.

Ejempro NOM. 1

En un estudio de las direcciones de alineaciones
observadas en fotografias LANDSAT-1 del Nordeste
de Espania, éstas se comparan con direcciones de fallas
cartografiadas a 1:50.000 en el macizo de Garraf (Bar-
celona) y con direcciones de alineaciones medidas en
fotografias aéreas convencionales (escala 1:30.000) de
la zona de Ponts-Calaf (Depresién del Ebro) (Sort
Sucrafes, 1978). Los pardmetros estimados en las dis-
tintas 4reas figuran en la tabla L

Tasra I
Area 3Sen@:3Cos@: 6 N R R/N K
Alineaciones
LANDS-1 165.29 145.5 48.64 232 220.21 .947 9.961
(A)
Garraf 201.95 174.45 49.12 279 235.73 .844 3.476
(B)
Ponts-Ca-
laf (C) 560.49 445.82 52.47 769 731.88 .952 10.673

& = Direccién media.

N = Ntmero de mediciones (cada medicién viene ponderada
por su longitud).

R = Longitud del vector medio.

La observacién de la tabla permite apreciar que,
mientras las alineaciones LANDSAT vy las del 4rea
de Ponts-Calaf tienen un grado de dispersién muy pa-
recido, muestran por el contrario las mayores diferen-
cias en cuanto a la orientacién del vector medio. Por
otro lado, la orientacién media de las alineaciones

LANDSAT vy de las fallas de Garraf es practicamente
la misma pero en este caso las dispersiones son muy
distintas.

El estudio estadistico de la significacién de estas
dispersiones, segtin la férmula 12, presenta los siguien-
tes resultados:

U(B-A) =3.05 U(A_(}) = 1.06 U(B—C) =322
valores que comparados con la distribucién de Fisher
presentan las siguientes probabilidades de no ser su-
perados
P(UB-A) = 016 P(UA—C) - 095 P(Ulg_c) = 005

Con una probabilidad del 95% sélo puede acep-
tarse la hipétesis nula, o sea que las dos muestras pre-
sentan una misma dispersién, para el caso de las ali-
neaciones LANDSAT (A) y Ponts-Calaf (C). Para es-
tas dos muestras la comparacién de las direcciones
medias puede efectuarse a partir de la férmula 14, ob-
teniéndose los siguientes valores:

W =R/N =.935 Z =R, + R¢)/N=.951

dado que el valor de W sale fuera del 4mbito de uti-
lizacién de las gréficas de la figura 3 el valor critico
de Z debe calcularse a partir de la férmula 15, obte-
niéndose para un umbral de probabilidad de 98 % un
valor critico de z =935, inferior al valor de Z obte-
nido al comparar las muestras A y C. Con un margen
de error no superior al 2% puede aceptarse que las
direcciones reales de A y C son distintas.

Los anteriores sistemas de comparacién de las di-
recciones medias no pueden ser aplicados directamente
a los casos de las muestras A y B ya que no poseen el
mismo grado de dispersién. Sin embargo, considerando
la dispersi6n de A, para una probabilidad de error me-
nor al 10%, debe aceptarse una variacién de = 8.28°
respecto la variacién media estimada (f6rmula 6). Este
valor es muy superior a la diferencia entre las dos di-
recciones medias estimadas (0.48°).

Estas comparaciones permiten desde un punto de
vista puramente estadistico sacar las siguientes con-
clusiones:

— las fallas de Garraf y las alineaciones LAND-
SAT presentan la misma direccién, pero las fallas car-
tografiadas a 1:50.000 presentan mayor dispersién que
las alineaciones visibles en las imégenes LANDSAT.

— las alineaciones LANDSAT vy las alineaciones
fotogeolégicas del drea Ponts-Calaf presentan la misma
dispersién, sin embargo, sus direcciones medias difieren
en 3.8° y con un error no superior al 2% puede ad-
mitirse que esta diferencia es significativa.

Una probable interpretacién de estos hechos pue-
de ser:
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— las alineaciones fotogeolégicas, tanto en image-
nes convencionales como en imagenes LANDSAT, co-
rresponden exactamente a un mismo fenémeno, aun-
que las direcciones medias de este fenémeno son lige-
ramente distintas en la Depresién del Ebro y en el
drea de los Catalénides;

— las fallas cartografiadas a escala 1:50.000 en
Garraf no corresponden exactamente al mismo fend-
meno reflejado por las alineaciones fotogeoldgicas, aun-
que ambos fenémenos presentan una misma alineacién
media en los Catalanides.

Ejempro 2.°

En el estudio de la forma de los pliegues en el
borde meridional prepirenaico, en el limite entre las
provincias de Barcclona y Lérida se sospechaba la pre-
sencia de pliegues cénicos debida a la superposicién
de dos fases de plegamiento, de planos axiales subver-
ticales y cuyas direcciones formarian un angulo de

2 .7 o .
45° entre st. Concretamente se estudié una termina-

a

podria tratarse de un pliegue cilindrico, con eje oricn-
tado 120°, 30° NW. Al calcular los vectores propios de
la matriz de la suma de sus cosenos directores, se ob-
serva que el vector propio asociado al minimo valor
difiere significativamente de esta direccién (93, 29 W),
pudiéndose suponer que se trata de un pliegue cénico
con un semidngulo apical de 80°.

Doblando el ntimero de medidas efectuado en un
sector un poco més amplio que el primer muestreo, en
la proyeccién estereografica de un total de 300 polos
(hg. 5, b) se observa claramente la disposicién cénica
del pliegue sin ningin tipo de dudas. El célculo esta-
distico permite definir que se trata de un cono, con
semiangulo apical de 76° y cuyo eje se halla orientado
N 93¢ inclinado 35° al W. Esta direccién corresponde
plenamente con la direccién este-oeste que caracteriza
los pliegues de la fase pirenaica en cste sector del Pre-
pirineo.

En este ejemplo se pone en evidencia cémo con un
menor numero de observaciones, cuando a‘in no cra
posible por simple apreciacién visual obtener la direc-
cién y naturaleza real del pliegue, mediante el trata-

Fic. 5. — Proyecciones equiareales (hemisferio inferior) de polos de estratificacién del Carumniense de Sant Cerni (Berga): &) 150 polos,
contornos 1,5, 11 y 17 %; direccién del eje N 93°, 29° W (pliegue cénico de 80° de semidngulo apical); b) 300 polos, contornos 1, 3,
5y 9%; direccién del eje N 932, 350 W (pliegue cénico de 76° de semidngulo apical).

cién periclinal en las facies garumnienses al este de
Berga (Sort SucraRes, 1972) en que una alternancia
de margas y margo-calizas se halla afectada por una
esquistosidad espaciada pero bien desarrollada.

A pesar de la apariencia cénica del pliegue la pro-
yeccidn estereografica de 150 polos de planos de estra-
tificacién no pone claramente en evidencia la existencia
de un pliegue cénico (fg. 5, a) pudiéndose pensar que
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micnto estadistico ya se habia llegado a establecer la
misma direccién media (N 93°) a la que se llega do-
blando el ntimero de observaciones. Con la mitad de
observaciones s6lo se cometia un error de 6° en la
inclinacién del eje del plicgue. Ademas, el tratamicnto
estadistico permite establecer que el limite de confian-
za de esta direccién, con una probabilidad del 95 %,
es de =90,
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