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Abstract: In the present work we deal with the statistical analysis of time-series of a
mean-temperature obtained from seven European cities from the Furope Union pro-
ject “IMPROVE“. Properties of the time series are analyzed by means of descriptive
statistics, being assessing their homoscedasticity, autocorrelation and normality. We
report the ways in which the data has been adjusted, including consideration of the
impact of the urban heat island and we discuss the availability of additional data.

The theoretical part presents a theory of change point detection for a one change
model as well as more than one change model taking an autocorrelation into account.
In the practical part we analyze the data using change point detection method. The sig-
nificant increase was not detected for time series of Cadiz and Uppsala. The significant
increase was rather detected for the rest of the time series. The increase of temperature
could be in a relation to the adjustment for the urban heat island. Keywords: change
point detection, temperature time series
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Uvod

Vyzkumny projekt Evropské unie IMPROVE, celym nazvem Improved under-
standing of past climatic variability from early daily European instrumental
sources, prinesl zrekonstruovana data teplot a tlaku s dennim rozlisenim za po-
slednich 200 az 300 let pro sedm evropskych sidel: Belgie-stiedni ¢ast, Cadiz/San
Fernando (Spanélsko), Milan (Itdlie), Padova (Italie), Petrohrad (Rusko), Stoc-
kholm (Svédsko) a Uppsala (Svédsko). V daliim textu se budeme zabyvat vy-
hradné teplotnimi daty.

Cilem této prace je tato data analyzovat a odpovédét na otazku, zda na

zékladé téchto dat dochazi k oteplovani nasi nasi planety (¢i spiSe jen Evropy).

Mezivladni panel pro zménu klimatu (IPCC) vydava kazdych 6 let souhrnnou

zpravu (jeji shrnuti je adresovano politickych predstavitelim), v niz uvadi pre-
hled pozorovanych zmén klimatu a jejich vlivii, shrnuje pravdépodobné priciny
zmén a snazi se o predpovéd budoucich zmén a jejich dopadi. Obsahuje Ffadu
doporuceni a dlouhodobéjsi vyhledy. V posledni (étvrté) zpravé z roku 2007 se
uvadéji tyto hlavni pozorované jevy:

e Primérna roé¢ni teplota jedenécti z dvanacti poslednich let (tj. do roku
2007) patiila mezi 12 nejvyssich od roku 1850 (doba, kdy existuji uplné
zéznamy o piistrojovych pozorovanich). ZvySeni priamérné denni teploty
za poslednich 100 let se nyni odhaduje na 0,74 °C, coz je vice, nez ve
treti zpraveé, kde byl uvadén odhad 0,6 °C. Pevnina se otepluje rychleji nez
ocean. Pozorovani od roku 1961 ukazuji, Ze oceany pohlcuji az 80 % celkové
zvysené teploty klimatu. Otepleni se projevuje az do hloubky kolem 3000
metri.

e Je velmi pravdépodobné, ze prumérné teploty na severni polokouli byly ve
2. poloviné 20. stoleti vyssi nez za jiné 50leté obdobi za poslednich 500 let.

e S oteplovanim a tibytkem pozemského snéhu a ledu souvisi zvySovani mor-
ské hladiny.

e Od roku 1970 Je pozorovana zvySena aktivita hurikani v severnim Atlan-
tiku, v celkovém celoro¢nim poctu ale nelze pozorovat zadny trend.



Jako vysoce pravdépodobné dusledky téchto pozorovani jsou uvadény zmény
ekosystému Arktidy a Antarktidy a vliv na hydrologické systémy (zvétseni ledov-
covych jezer, zvySeny odtok, oteplujici se Feky a jezera), vliv na nékteré moiské
a sladkovodni systémy (mnozstvi fas, planktonu, ryb), kde zmény souviseji s ros-
touci teplotou vody a zménou jeji slanosti, okysliceni a cirkulace.

Jako pri¢iny téchto jevi se uvadi predevsim zvySené mnozstvi sklenikovych
plynt v atmosfére, které se od predindustrialni doby vyrazné zvysilo (v obdobi
1970-2004 emise vzrostly celkové o 70 %). Narist je zptisoben predevsim fosilnimi
palivy (oxid uhli¢ity a metan) a zemédélskou vyrobou (hlavné metan).

Pravdépodobné dopady: Za velmi pravdépodobné dopady lidské ¢innosti se
tedy povazuji zvySeni hladiny mofe, zmény v rozlozeni atmosférické cirkulace,
zvyseni poc¢tu extrémné horkych dnti a noci a vin vysokych teplot, zvétseni plochy
zasazené suchem i ¢etnost silnych srazek.

Data prezentovana v této préci jsou vyjimecna svym rozsahem (jsou to jedny
z nejstarsich zachovanych zaznami o systematickych métenich teplot), podobné
dlouhych tad existuji jen desitky a pochazeji pouze z Evropy a Severni Ame-
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informaci nesou napiiklad:

e kroniky, knihy paméti, denni pozorovani v diafich a osobni korespondence
lidi
e price, ziznamy a komunikace védci
e psané Ci tisténé dokumenty, které obsahovaly zaznamy, jejichz originaly uz
jsou ztraceny
e ilustrace — kresby, rytiny (mnohdy obsahovaly velmi detailni informaci),
pripadné fotografie, poznamky na domech ¢i vytesané do kamene
e slovesnost, poutové pisné, které mély podklad v katastrofickych udalostech
(a slouzily k predavani informaci o nich).
Z ,urednich“ zdroji nesou takové informace napiiklad tcetni knihy (troda
obili a vina, ceny zemédélskych plodin), zpravy tykajici se vybéru dani (alevy pii
neurodé ¢i katastrofickych udalostech), obchodni dopisy a zpravy a lodni deniky.

Budoucnost vyvoje klimatu planety se modeluje fyzikalnimi modely, ne na
zékladé extrapolace statistickych analyz minulych dat do budoucnosti. Vyznam
analyzy v této praci je proto predevsim v popisu chovani klimatu v minulosti.
Snazime se tedy napiiklad odpovédét na otazku, zda teploty ve 20. stoleti jsou
vysSi nez ty, které v Evropé panovaly v 18. a 19. stoleti, a v jakém stoleti se tep-
lota zménila, nebo 1épe zac¢ala ménit, a nechavame na dalsich iivahach, jakou by



zmény mohly mit pric¢inu. V této praci jsou analyzovana pouze samotné teplotni
data bez zohlednéni pripadné zavislosti na dalsich faktorech — jak prirodnich
(napf. sopecnd ¢innost), tak zpusobenych lidskou ¢innosti (emise sklenikovych
plyni).

Predlozené prace mé aplikacni charakter a neobsahuje nové matematické vy-
sledky. Pri popisu metod pouzitych pro analyzu dat jsme vychazeli zejména
z prehledové prace Antoch a kol. (2002), ¢lanka Antoch a Huskova (2001), Kirch
(2007) a praci autori Bai a Perron, vychazejicich z teoretické prace Bai a Perron
(1998).

Diplomova prace je usporadana nasledovné. V Kapitole 1 jsou metodami po-
pisné statistiky popsana data a je zkoumana jejich normalita a homoskedasticita.
Kapitola 2 popisuje adjustace, které byly u originalnich dat provedeny, a také
se zabyva dalsi homogenizaci téchto dat. V Kapitole 3 jsou predstaveny statis-
tické metody detekce bodu zmény, jimiz jsou v Kapitole 4 data analyzovana.
Kapitola 5 shrnuje ziskané vysledky, porovnava je s dalsimi publikovanymi ana-
lIyzami, diskutuje o vhodnosti pouzitych statistickych metod a upozoriiuje na
nékteré nedokonalosti dostupnych dat.

Poznamenejme na tomto misté, zZe v celé praci bude u vsech testi uvazovana
hladina vyznamnosti a = 0, 05.



Kapitola 1
Data — popisné statistiky

Jiz jsme uvedli, Zze data pochazeji ze sedmi evropskych sidel (Belgie — stfedni ¢ast,
Cédiz (Spanélsko), Milan, Padova (obé Italie), Petrohrad (Rusko), Stockholm,
Uppsala (obé évédsko) a jsou 200 az 300 let dlouh4, viz tabulka 1 a obrazek 1.1.
Ve vétsine stanic jsou k dispozici pro kazdy den denni teplotni minimum, prameér
a maximum a navic primérny denni tlak.

Obrazek 1.2 dava zékladni predstavu o podobé dat. Pro priklad byla vybrana
fada priumérnych dennich teplot z meteorologické stanice ve Stockholmu. Vrchni
graf ukazuje vysek dat z celého 19. stoleti (k dispozici jsou dokonce data z let
1756—1998), prostiedni graf zobrazuje data z let 1841-1860 a kone¢né spodni
graf vyvoj ve tfech letech 1849-1851. Z obrazkil je zfejmé sezonni periodicita
typickd pro vyssi zemépisné $itky severni polokoule a také to, Ze rizné roky maji
razné tepla ro¢ni obdobi, coz kazdy dobte vi z vlastni zkuSenosti. Nestacionarita
ve smyslu zmény napt. primérné roc¢ni teploty je z takto detailnich dat okem
tézko postrehnutelna.

Pro popis vyvoje teplot je vhodné data ,sumarizovat®. Rada prumeérnych
(¢i minimalnich nebo maximélnich) dennich teplot je velmi dlouhé, obsahuje
vyrazny sezénni cyklus a k primé statistické analyze neni pro svoji slozitost prilis
vhodna. MoZnosti, jak data sumarizovat, existuje samoziejmé cela fada (mési¢éni,
roéni prumeéry/minima/maxima, pocet extrému atd.). Ze vSech nabizejicich se
moznosti jsme zvolili tu nejpfFirozendjsi — ro¢ni teplotni pramér (presnéji primér
ze vSech dennich praméri v ramci jednoho roku) — a v této praci se budeme
zabyvat nadale pouze ji.

Na druhé strané jsou tato data kviili své hustoté zaznamu idealni pro studium
vyvoje extrémnich teplot. Takovéto analyzy véetné dokazani prislusné matema-
tické teorie byly provedeny v Jaruskova a Rencova (2008). Dalsi analyzy extrémi



misto prumeérné denni teplota min max tlak

Belgie 1767-1998 X X

Cadiz 17862000 X X X
Milan 1763-1998 X X X
Padova 1766-1997 X X X
Petrohrad 1743-1997

Stockholm 1756—2000 X
Uppsala 1722-2000 X

Tabulka 1.1: Délky fad priumérnych dennich teplot v sidlech zkoumanych v pro-
jektu IMPROVE. Kiizky ve sloupcich min, max a tlak indikuji, zda jsou pro dana
mista dostupné i miniméalni a maximalni denni teploty, resp. primérny denni
tlak, a to ne nutné ve stejném casovém rozsahu jako primérné denni teploty.

téchto dat, a to metodami popisné statistiky, jsou nap¥. v Yan a kol. (2002). Vy-
voj vektoru primérnych mésic¢nich teplot pro stockholmskéi data je analyzovan
v Jaruskova (2010) véetné dikazi matematické teorie.

Na obrazku 1.3 vidime grafy vyvoje teplot za cela pozorovaci obdobi ve vSech
rfadach. Spolu s prumérnymi teplotami je v grafu i neparametricka robustni loess
kiivka s parametrem vyhlazeni f = 0,3, viz Cleveland (1979).
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Cadiz/San Femando

Obréazek 1.1: Mapa Evropy s vyznafenymi mésty/statem, ve kterych probihala
meéreni. Data belgické ¢asové fady pred r. 1833 byla rekonstruovana na zaklade
vice méficich stanic z celé Belgie, od r. 1833 data pochézi z Bruselu.

Jiz z téchto grafu je patrné, Ze béhem pozorovaného obdobi doslo na vétsiné
mist k néjakému otepleni. Existuji ale i mista a obdobi, ve kterych se ochlazo-
valo (Cadiz — prvni polovina 19. stoleti, Uppsala — prvni polovina 18. stoleti).
Otazkou ale je, zda toto otepleni (pfipadné ochlazeni) je statisticky vyznamné.
Jesté zajimavéjsi by bylo zjistit, v jakém ¢asovém obdobi (pfipadné ¢asovych
obdobich) k takovéto zméné (zménam) doslo.

V Kapitole 2 budou popsany adjustace, které bylo s originadlnimi daty z mé-
ficich stanic nutné provést, a budeme se také zabyvat s tim souvisejici proble-
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Obrazek 1.2: Rada prumérnych dennich teplot ve §védském Stockholmu v letech
postupné shora 1801-1900, 1841-1860 a 1849-1851.

matikou kvality dat v jednotlivych obdobich. Obrazek 1.4 ukazuje vyvoj sméro-
datnych odchylek ro¢niho priméru v pribéhu let. Je z néj mozné tusit rozdily
v kvalité zaznamu v jednotlivych letech. Markantni je zejména skokovy nartst
smérodatné odchylky ve svédské Uppsale kolem roku 1745. To by mohlo ukazovat
na zmeénu zpusobu méreni teplot v této dobé.

Cilem této prace bude analyzovat vyvoj prumérnych roc¢nich teplot a prede-
vsim to, zda se takto vyjadfené teplotni situace v ¢ase méni. Jednoduse fec¢eno,
»zda dochézi k oteplovani nasi planety®“. (Samoziejmé se v tomto piipadé da
mluvit pouze o Evropé, generalizace na cely svét nejsou na zakladé téchto dat
namisté). Pfed analyzou dat ve smyslu vyvoje stfedni hodnoty je zadouci pro-
zkoumat dalsi vlastnosti casovych rad, které s tim souviseji. Podivejme se proto
na vyvoj charakteristik jako rozptyl, autokorelace ¢i normalita v prubéhu casu.
Na obrazcich 1.6 a 1.7 jsou zobrazeny vyvoje rozptylu, normality a vzajemné
korelace sousednich hodnot v klouzavych oknech délky 101 let. V tabulce 1 jsou
uvedeny p-hodnoty piislusnych testii shody rozptyli (Bartlettiav test), viz An-



misto Bartlett ~ D-W  Shapiro

Belgie 0.238 < 0.001 0.317
Cadiz 0.031 < 0.001 0.394
Milan 0.415 < 0.001 0.921
Padova 0.054 < 0.001  0.108
Petrohrad  0.841 < 0.001  0.548
Stockholm  0.904 0.006 0.300
Uppsala 0.788 < 0.001 0415

Tabulka 1.2: p-hodnoty Bartlettova testu shody rozptyli a Durbin-Watsonova
testu autokorelace a Shapiro-Wilkova testu normality. Bartlettiv test testuje
pro jednotlivé ¢asové fady shodu rozptyli v ¢asovych obdobich: do roku 1800,
1801-1850, 1851-1900, 1901-1950, 1951-2000.

dél (2007), normality (Shapiriv test), viz Zvara (2008), a autokorelace prvniho
fadu (Durbin-Watsonuv test), viz Cipra (2008) a Zvara (2008). Na zakladé gra-
fického znézornéni i formélnich testt muZzeme muzeme dal uvazovat, ze rozdéleni
pozorovani ze vSech ¢asovych fad je norméalni a homoskedasticita neni vyrazné
porusena. Jedinou vyjimkou jsou data z Cadizu, kde pfedpoklad homoskedasti-
city neni zcela dodrzen. Podle Durbin-Watsonova testu autokorelace je zfejmé, ze
casové Tady nejsou nezavislé. Tyto charakteristiky dobfe poslouzi pro predstavu,
jakymi modely je mozné fady analyzovat.

Poznamenejme, Ze pro testovani normality byl pouzit Shapiriv test navzdory
tomu, ze predpokladem pro jeho pouziti je nezavislost pozorovani. Testy norma-
lity pro zavisla pozorovani se zabyval Stiburek (2010). Z jim provedené simula¢ni
studie vyplyva, Zze mnohé béZné pouzivané testy normality nedodrzi pfi silné
zévislosti pozorovani predepsanou hladinu «. Vysledky pana Stiburka spolu s
nasimi daty naznacuji, ze se nedopoustime velké chyby a hladina testu nebude
prilis vysoka.

Konecné se podivejme na korelace teplotnich fad jednotlivych mést. VSechny
meérici stanice jsou pozitivné korelované. Geograficky blizka mista spolu koreluji
silnéji nez ta vzdalenéjsi. Nejvice jsou korelované primérné teploty ve svédskych
méstech Stockholm a Uppsala (r = 0.982), ktera jsou vzdalena vzdusnou carou
pouze 60 km. Druha a tfeti nejsilnéjsi vybérova korelace je mezi témito svédskymi
mésty (Stockholmem a Uppsalou) a Petrohradem (r = 0.810 resp. r = 0.817),
vzdalenost svédskych obou mést od Petrohradu je zhruba 700 km. Tyto vybérové
korelace jsou lehce vyssi nez ¢tvrta nejvyssi korelace — mezi italskymi mésty



Bruse Cadiz Milan Padov Petro Stock Uppsa

Brusel - 0.364 0.651 0.596 0.5 0.647 0.631
Cadiz 1840 - 0.396 0.258 0.131 0.08 0.077
Milan 700 1660 - 0.781 0.348 0.423 0.428
Padova 820 1840 210 = 0.438 0.469 0.474

Petrohrad 1920 3720 2140 2030 - 0.81  0.817
Stockholm 1290 3130 1650 1600 700 - 0.982
Uppsala 1310 3150 1700 1650 710 60 -

Tabulka 1.3: Vybérové korela¢ni koeficienty prumérnych roc¢nich teplot v jed-
notlivych sidlech (horni trojihelnikova matice) a vzdélenost jednotlivych mést
vzdusnou ¢arou zaokrouhlené na desitky kilometrii.

Milan a Padova, ktera ale lezi k sobé blize nez Petrohrad a svédskd mésta —
pouze 210 km. Je tedy zfejmé, Ze silu korelace ro¢nich prameérnych teplot mezi
riznymi sidly nelze vysvétlit pouze jejich vzajemnou vzdéalenosti. Naptiklad je
znamo, ze korelaci teplot vyznamné ovliviuje geografie iizemi. Zatimco vliv mote
na teplotu v Padové je velky, Milan lezi vice ve vnitrozemi v Padské niziné a vliv
mofe zde neni tak vyrazny.

1.1 Chybéjici pozorovani

I pres zfejmé velkou snahu autort rekonstrukei teplotnich fad se v jednotlivych
fadach vyskytly dny, mésice ¢i roky, kde hodnoty chybi. Divodem byla bud
jejich nedostupnost, nebo (méné ¢astéji) ocividna a nenapravitelna nesmyslnost
dat. Prehledné o tom vypovida tabulka 1.1 chybéjicich pozorovani.

Zatimco ze ¢tyf mist mame prakticky kompletni ¢asové fady (Belgie, Milan,
Stockholm, Uppsala), ve zbyvajicich tfech mistech (Cadiz, Padova, Petrohrad)
je nutné rozmyslet, jak s chybéjicimi pozorovanimi nalozit. V prvni fadé je tieba
uvézit fakt, ze jsme se rozhodli v této praci analyzovat ro¢ni pruméry z dennich
praumeérnych hodnot. Proto nelze v ptipadé, kdy chybi v daném roce nékolik jed-
notek ¢i desitek pozorovani, ro¢ni prumeér pocitat pouze z dostupnych pozorovani
daného roku. V takovém piipadé€ by byl ro¢ni primeér obecné vychyleny.

Rozhodli jsme se pro nasledujici intuitivni strategii. Roky, ve kterych chybi
prili§ mnoho pozorovani jsme odstranili uplné, zatimco pozorovani v letech, ve
kterych chybélo méné nez prilis mnoho pozorovani, jsme imputovali. Data jsme
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imputovali tak, ze misto chybé&jicitho pozorovani byl dosazen prumér nejblizsiho
dostupného pozorovani pied a po chybéjicim pozorovani. Otazkou zustavé, co
je to prilis mnoho, tedy jak velky pocet chybéjicich pozorovani v daném roce
1ze jesté imputovat (jedno pozorovani jisté ano) a kdy uz naopak radéji budeme
pozorovani celého roku ignorovat.

Tato metoda imputace, ostatné i jako kazda jina, totiz vnasi do vypoctu
prameérné roc¢ni teploty nepiesnost. Uvédomme si naptiklad, ze kdyz bude impu-
tovana hodnota o 1 °C vyssi nez skuteéna ale nedostupna hodnota, bude ro¢ni
priamér vyssi pouze o (1/365) °C = 0,0027 °C, tedy velmi zanedbatelné. Kdyz
se ovSem vysSe zminénym odhadem pii imputaci padesatidenniho obdobi odchy-
lime kazdy den o 3 °C vySe nez je skuteéna hodnota, bude ro¢ni prameér vyssi
jiz 0 (150/365) °C = 0,4109 °C. Cilem je, aby tato nepfesnost byla co nejmensi,
a navic kontrolovatelné mala. Testovali jsme proto metodu na realnych datech
z let, ve kterych nejsou zadna chybéjici pozorovani. Byla zkoumaéna citlivost hod-
noty priumérné roc¢ni teploty na to, kolik dennich hodnot imputujeme. Ukazalo
se, ze tato citlivost je rizna pro rizné mésice roku i pro rizna mista pozorovani.
Citlivost pro dany pocet chybéjicich pozorovani byla popsana maximem z abso-
lutnich hodnot 2,5procentniho a 97,5procentniho kvantilu empirického rozdéleni
odchylek imputované hodnoty od skutecné. Na zakladé téchto dat jsme se roz-
hodli, Ze maximalni poc¢et chybéjicich dennich pozorovani, ktery budeme v daném
roce imputovat, je 30. A to pro jednoduchost pro vSechny mésice i mista méreni.
P1i tomto poc¢tu imputovanych dennich teplot, je odchylka od ro¢niho priméru
s pravdépodobnosti priblizné 95 % mensi nez 0,33 °C.

Poznamenejme, ze chybé&jici ro¢ni prumér u ¢asové rfady neni prekazkou pro
pouziti modeld v této praci uvazovanych, viz Kapitola 3.
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misto odstranéné roky opravené roky
Belgie -
Cadiz 1792-1793; 1795; 1799; 1801~ 1804-1805; 1807; 1817; 1851—
1803; 1809; 1811-1812; 1814; 1852; 1873; 1964; 1988-1993;
1816; 1994 1997-2000
Milan —
Padova 1944; 1991; 1995-1997 1847; 1852; 1862; 1918-1919;
1941; 1949; 1951; 1988; 1992—
1994
Petrohrad  1743; 1745-1751; 1763-1764; 1784; 1788; 1805; 1819-1820;
1787; 1793; 1795-1797; 1800~ 1846
1804; 1997
Stockholm —
Uppsala 1722

Tabulka 1.4: Chybé&jici pozorovani uvazovanych teplotnich fad. Odstranéné roky
jsou ty, kde chybélo vice nez 30 primérnych dennich teplot. Opravené roky jsou
ty, kde bylo 1 az 30 pozorovani imputovano.
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Korelogram vzajemnych korelaci mest
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Obrazek 1.5: Nahote: grafické znazornéni korelace pomoci korelogramu. Syté&jsi
modra a plnéjsi kolacovy graf vyjadiuji vyssi korelaéni koeficient. Dole: Belgie —
vyvoj popisnych charakteristik (rozptyl a korelace sousednich roku), p-hodnota
Shapirova testu normality a ¢arkované vyznacena hladina vyznamnosti 0, 05 Sha-
pirova testu normality.
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Obréazek 1.7: Petrohrad, Stockholm, Uppsala — vyvoj popisnych charakteristik
(rozptyl a korelace sousednich roki), p-hodnota Shapirova testu normality a
carkované vyznacené hladina vyznamnosti 0,05 Shapirova testu normality.
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Kapitola 2

Adjustace dat

2.1

Provedené adjustace

U takto dlouhych teplotnich fad jsou naprosto nutné rizné formy adjustace dat.
Zpusoby a podminky pfi ziskdvani dat v danych sidlech se béhem témér ti1 stoleti
lisi; nejveétsi problémy jsou ohledné ziskdvani nejstarsich dat, ovSem u novéjsich
pozorovani je zase aktualni problém tzv. méstského tepelného ostrova. Data byla
homogenizovana s ohledem na:

zmény mista méfeni (v rdmeci mésta, piipadné rameci regionu)
méfeni v budové, resp. venkovni méfent

vymény méticiho pristroje

zmény konkrétniho piistroje

zmeény c¢asi mereni

zmény poctu méreni béhem dne

»globalni* nafizeni (normy) — zmény postupi méfeni

zmény ¢asového systému

vyvoj méstského tepelného ostrova

Na tyto problémy bylo v ramci projektu reagovano. Homogenizace byla v za-
sadé provadéna:
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1. pfimymi metodami, tj. na zakladé objektivnich informaci ziskanych z his-
torie méricich stanic a

2. nepiimymi metodami, tj. porovnanim s ostatnimi ¢asovymi fadami pokud
jsou dostupné, pripadné pouzitim predpokladii, ze jisté vlastnosti (napf.
rozpéti teplot) ¢asovych fad se v ¢ase neméni.

Obecné, co se tyce Casii méfeni v ramci dne, plati, ze byla snaha ziskat denni
minimalni, maximéalni a pramérnou teplotu. Proto se méfeni provadéla typicky
rano — bud pfi vychodu Slunce, nebo v pevnou hodinu, v poledne a vecer (kdy
byla teplota blizk4 dennimu priméru) — opét bud pii zapadu Slunce nebo v pev-
nou hodinu. Na zakladé modernich méreni s dostatecnou hustotou zaznamu byly
rekonstruovany typické prubéhy teplot v ramci dne a skute¢né minimalni a ma-
ximélni teploty dne byly odhadnuty na zakladé historickych méteni v pevné
hodiny s vyuzitim pfedpokladu, Ze se priubéh denni teploty (v konkrétnim dobé
roku) v pribéhu let neménil.

Priamérna denni teplota je u jednotlivych sidel definovana rizné. Vétsinou
je to prosty prumér z (nékdy odhadnutych) minim a maxim, jindy je k jeho
vypoc¢tu pouzivano vazeného primeéru z vice dennich pozorovani. Podstatné ale
je, ze vypocet prumeéru je v ramci jednotlivych sidel konzistentni, tudiz nevnasi
nehomogenitu do vyvoje vypoctenych hodnot.

V pripadé pfesunu méricich stanic bylo vyuzivano méteni z dostatecné bliz-
kych referenc¢nich stanic. Na zédkladé zaznamu z dostatecné dlouhého obdobi pre-
kryvu (typicky v fadu jednotek let) obou stanic byl vytvofen model, na zakladé
kterého byly teploty v nové/staré stanici opraveny.

V nésledujici ¢asti jsou popsany teplotni fady z konkrétnich mést podrob-
néji. Kompletni informace o rekonstrukei, pripravé a adjustaci dat jsou dostupné
v knize Camuffo a Jones (2002), ktera je kniznim vydéanim specialniho ¢isla 53
¢asopisu Climatic Change a taktéz obsahuje CD s originalnimi a adjustovanymi
daty. Pfipadné v jednotlivych ¢lancich Climate Change 53 — Camuffo (2002), Co-
cheo a Camuffo (2002), Moberg a kol. (2002), Maugeri a kol. (2002), Bergstrom
a Moberg (2002). Popsany jsou zejména konkrétni udalosti, které podle autort
rekonstrukei teplotnich fad mohou vést k mensi spolehlivosti zaznamu v danych

obdobich.

2.2 Meéstsky tepelny ostrov (UHI)

Meéstsky tepelny ostrov je metropolitni oblast, ktera diky své zastavbé a lidské
¢innosti a z toho plynouci akumulace tepla, vykazuje znatelné vyssi teploty nez
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okolni oblast mimo mésto. Citujme dale z encyklopedie Britannica z hesla urban
climate:

"... Centrum mésta je teplejsi nez odlehlé oblasti. Zéznamy dennich minimal-
nich teplot sousedicich méstskych a venkovnich sidel ¢asto ukazuji, Ze méstské
sidlo je o 6-11 °C teplejsi nez venkovni sidlo. Vytvoreni takovéhoto ,,tepelného
ostrova® je ovlivnéno predevsim dvéma procesy. V 1été méstska zastavba a asfalt
absorbuji, ukladaji a znovu vyzaruji vice slune¢ni energie na jednotkovou plochu
nez vegetace a puda typickd pro venkovni oblasti. Kromé toho v méstskych ob-
lastech muize byt méné této energie vyuzito k odparovani, coz se charakteristicky
projevuje vétsim odtokem srazek z ulic a budov. V noci potom diky tepelnému
zafeni z budov a ulic je vzduch ve mésté teplejsi nez vzduch na venkoveé.

V zimé je méstské klima lehce, ale pritom vyznamné, teplejsi diky energii
ze spalovani paliva pfi vytapéni domacnosti, vyrobé energie, v prumyslu a v
dopravé. K teplejsimu méstskému klimatu prispiva také pokryvka z polutanti
a vodni pary, ktera absorbuje ¢éast tepelného zéreni pochéazejiciho ze zemského
povrchu. Cast pohlceného tepelného zateni zahiiva okolni vzduch, a timto pro-
cesem se stabilizuje vzduch nad méstem, coz dale ptrinési zvyseni pravdépodob-
nosti vyssi koncentrace polutant.* (Z angli¢tiny volné pielozil autor diplomové
préce.)

Meéstsky tepelny ostrov (anglicky wrban heat island, UHI) je tedy obecné
znamy jev, ktery je nutné pii rekonstrukci ¢asovych fad, které jsou méreny ve
vétsich méstech, brat v tvahu.

2.3 Belgie (1767—-1998)

Belgickou teplotni fadu lze rozdélit do dvou obdobi. Pred rokem 1833 je k dispo-
zici nékolik teplotnich fad dlouhych maximéalné desitky let pochazejicich z celé
dnesni Belgie a jedné stanice v Nizozemi. Z téchto fad byly vybrany tri, po-
moci nichz byla zrekonstruované rada homogenni s nejnovéjsimi pozorovanimi
z Bruselu. Od roku 1833 déle byla data méfena v ramci jedné instituce v Bru-
selu. V prubéhu let métfeni teplot se vyskytlo vétsi mnozstvi nahlych zdroju
nehomogenity, na vSechny uvedené v ¢lanku Demaréee a kol. (2002) bylo ale ad-
justovano. Kviili vyvijejicimu se méstskému tepelnému ostrovu doslo v roce 1890
ke stéhovani mérici stanice z mésta Bruselu 6 km na jih do vesnice Uccle, ktera
v té dobé lezela prakticky v polich. Na tuto zménu bylo s mési¢nim rozlisenim
meéreni adjustovano. Jiz ale nebylo adjustovano na vyvoj UHI i v této oblasti,
prestoze béhem jednoho stoleti se i toto misto stalo soucasti mésta Bruselu.
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2.4 Cadiz—San Fernando (1786-1996)

Systematické pozorovani zde, v jihozapadnim rohu Evropy, zacala v roce 1789.
O pozorovanich z obdobi 1786-1820 se dochovalo nejméné informaci. Oficialni
méreni v té dobé zaznamenala dvé velkd preruseni — pfesun stanice z Céadizu
do San Fernanda a Napoleonské valky. Pozorovani z této doby byla vyplnéna
anonymnimi pozorovateli z civilnich kruhti. Bohuzel se ale o jejich zptisobech
ziskdvani hodnot informace nezachovaly, a i tak existuji obdobi, ktera se ne-
podafrilo zrekonstruovat vibec: 1795-1799 a 1810-1816. Z obdobi 1821-1880 se
zachovala konzistentni méfeni dle standarda té doby. Informace o misté méreni
ani o piistrojich vsak nejsou znamy. Posledni obdobi 1870-1996 je jiz pokryto ofi-
cidlnimi mérenimi ze San Fernanda, ktera byla navic provadéna kazdou hodinu,
a v tomto smyslu patii stanice San Fernando mezi vyjimecné i v evropském meé-
fitku. Na zakladé téchto podrobnych dat jsou v databéazi uvedena denni minima,
maxima a prumeéry.

2.5 Milan (1763—-1998)

Denni meteorologicka pozorovani byla v Milané provadéna od roku 1763. Pii re-
konstrukci pozorovanych dat se ukazalo, ze ackoliv jsou spjata s jednim mistem
— astronomickou observatori Brera — vykazuji zna¢né nehomogenity. Odstranéni
nehomogenit, které nesouvisely s klimatem, se zaméfilo predevsim na: vliv Carli-
niho reorganizace 1835, zmény ve zpusobu méfeni (1880-1920) a vliv méstského
tepelného ostrova Milana (nejvice po roce 1850). Vysledkem homogenizace je
uplna sada dat pro minima, maxima a denni priméry teplot pro obdobi let
1763-1998.

V roce 1835 probéhla Carliniho reorganizace observatotre. Pi zkoumani pu-
vodnich teplomért se ukazalo, ze maji posunutou nulu na méfici stupnici (0,88 °C).
Carlini také po kratky ¢as provadél soucasna méfeni dennich miniméalnich (ran-
nich) teplot za starych a novych podminek (mista a vybaveni) pii sledovani teplot
béhem velmi chladné zimy roku 1855. Tato porovnéni méfeni ukazovala na pri-
mérnou odchylku 1,26 °C; pozorovani vsak byla vedena prilis kratce. Dalsimi
vlivy bylo naptiklad ptusobeni mikroklimatu v bezprostfedim okoli teploméru,
které mohlo ovlivnit data az o 0,5 °C.

Podstatny vliv na homogenitu dat mél prudky rozvoj mésta Milan po roce
1860, kdy se mésto zacalo rozristat i do okoli observatore. Vliv méstského te-
pelného ostrova na primérnou teplotu byl odhadnut na 1,4 °C a bylo na néj v
Maugeri a kol. (2002) adjustovano.
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2.6 Padova (1725-1998)

Nejstarsi etapa méteni teploty v Padové je spojena predevsim se jmény Poleni,
Morgagni, Toldao. Kazdy z nich méfil za jinych podminek: jinym teplomérem, na
jiném misté, venku ¢i uvniti budovy. Data z prvniho obdobi (asi do roku 1764)
vykazuji tak velkou nehomogenitu (mimo jiné zptsobenou roztaznosti a postup-
nym posunem 8kaly teploméru, mistem a podminkami méfeni), Ze i pfes prove-
denou homogenizaci nejsou realné opravitelnd. V mnoha piipadech byly nalezené
chyby vétsi nez mozné klimatickd informace. Pozdé&jsi méfeni pochazeji z véze
dnes zndmé pod jménem la Specola, ktera byla roku 1767 preménéna v observa-
tof. Tam probihala méfeni (nejprve do roku 1812 ve vysce 17 m nad zemi) az
do roku 1956, kdy data pokracovala s daty Air Force (1926—1990). Novodoba
méfeni pochazeji z observatore Water Magistrate (1920 dodnes) a od roku 1980
také z Botanické zahrady.

Od roku 1774 zaznamenéval Toldao také denni minima a maxima. Tato mé-
feni byla az do roku 1874 zatiZena vlivem ¢asu provedeného méteni, ktery zpiiso-
boval chybu u letniho dne az pres 4 °C u denntho minima. Vliv méla také vyska
teploméru nad zemi.

2.7 Petrohrad (1743-1996)

Specialitou téchto dennich dat je, Ze byla jiz jednou v 19. stoleti opravena, ho-
mogenizovana a publikovana. To pfineslo vyhodu mensi narocnosti rekonstrukee,
zaroven vsak citelnou nevyhodu v nejasné spolehlivosti dat, nebot data byla re-
konstruovana postupem, ktery nebyl dostatecné zdokumentovan a z toho, co
zdokumentovéno bylo, je patrné, ze tato rekonstrukce neodpovida dnesnim stan-
dardiim. Je proto nutné se spolehnout na praci Wahlen (1886). Nepfesnost zmi-
néného obdobi ale neni mozné 1épe specifikovat. Do roku 1878 existuji pouze
vypoctend primérna denni data, nikoli originalni hodnoty, ze kterych byly pri-
méry vypocteny. V letech 18051821 jsou data oznacena jako sporné.

Data nebyla homogenizovana s ohledem na vyvoj méstského tepelného os-
trova. Je ale poznamenano, ze méstsky tepelny ostrov je jisté pritomen, a to
v rozsahu 0,5-1,0 °C za 20. stoleti.

21



2.8 Stockholm (1756—1998)

Data byla po celou dobu méfena na téze pozorovaci stanici ve Stockholmu. Bé-
hem casu se vyvijel pocet pozorovani denné od jednoho v letech 1754-1755 (kte-
razto data byla néasledné ignorovana jakozto nedostateéné reprezentativni), dvou
pozorovani denné v letech 1756-1760, a t¥i denné déle od roku 1761. Od roku
1859 byla navic zahrnuta méfeni maxim a minim pomoci maximo-minimalnich
teplomeéri. Podobné se v pribéhu let vyvijely i ¢asy dennich méfeni.

Data byla homogenizovana s ohledem na vyvoj méstského tepelného ostrova.
Toto bylo provedeno statistickymi testy podle Alexandersson (1986). Vysledkem
jsou adjustace pro roky 1868-1998, proménné v pribéhu let a specialné odhado-
vané pro vSech 12 mésici. Nasledné byly denni opravené hodnoty ziskany linearni
interpolaci mezi mési¢nimi opravami.

2.9 Uppsala (1722-1996)

Data z Uppsaly jsou nejdelsi zrekonstruovanou tadou dennich teplot Svédska
(i celé Evropy). Od roku 1722 do roku 1773 ale existuji obdobi s chybé&jicimi daty,
vétsinou maximalné rok, jednou ale i Sest let. V téchto obdobich byla data extra-
polovana z dat ze sousednich mést: Risinge, Bettna, Linkoping a Stockholm. V le-
tech 1722-1732 se méfeni provadéla podle tehdejsich doporuceni uvnitt ,,dobie
vétrané na sever orientované mistnosti“, coz mélo za nésledek redukci variability
nameérenych hodnot oproti skutecné venkovnimu méreni. V roce 1853 doslo ke
stehovani mérici stanice z centra mésta Uppsala zhruba 1 km na zapad. V le-
tech 1865, 1952 a 1959 doslo k dalsim zménadm umisténi stanice, vSechny ale
byly v rdmci par set metri. V prvnich 110 letech byla métreni provadéna 1-4krat
denné. Presné uvadéné casy pozorovani byly az do roku 1790, poté se zapisovalo
pouze ,rano“, ,odpoledne*. Od roku 1865 byla pozorovani provadéna kazdou
hodinu.

Data byla homogenizovana s ohledem na vyvoj méstského tepelného ostrova
stejnymi metodami jako stockholmska teplotni fada. Pouze odhady adjustaci se
prirozené lisi.

2.10 Adjustace dat po roce 2002

Kniha Camuffo a Jones (2002) spolu s daty byla publikovana jiz v roce 2002.
Autori rekonstrukei pripoustéji pro néktera obdobi mensi spolehlivost teplotnich
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fad, pro nékteré rady nebyly provedeny adjustace na vliv tepelného ostrova. Sna-
zili jsme se proto reSersi literatury a oslovenim samotnych autort studii z pro-
jektu IMPROVE gzjistit, zda byly nékteré nedostatky odstranény.

Belgickymi daty se v kontextu vlivu méstského tepelného ostrova zabyvali
Hamdi a kol. (2009), Hamdi a Van de Vyver (2011) a Van Weverberg a kol.
(2008). Na zakladé téchto praci ale nebyla publikovana opravena data.

Podle informaci ziskanych od profesora Barriendose, autora rekonstrukce ca-
sové fady z Cadizu a San Fernanda, viz Barriendos a kol. (2002), data z Céadizu
a San Fernanda z projektu IMPROVE jsou nejlepsi dostupna. Profesor Barri-
endos vyjadril velkou ochotu poskytnout mnoho riznych dat z Cadizu a San
Fernanda napiiklad pro zkouméni vlivu méstského tepelného ostrova.

Milanskéa ¢asova rada z projektu IMPROVE je bez chybéjicich pozorovani
a je adjustoviana na vliv méstského tepelného ostrova. Podle profesora Mauge-
riho zadna nové adjustovana data podobné délky jako v projektu IMPROVE
vytvorena nebyla.

Na rekonstrukci padovské casové rady z projektu IMPROVE reagovali Ca-
muffo a Bertolin (2012), kterym se podafilo ziskat data dennich teplot z Boloni
z let 1725-1764 mérenych venku a pomoci nich rekonstruovali padovskou ¢aso-
vou fadu z tohoto obdobi, ktera byla v projektu IMPROVE oznacena jako jako
nehomogenizovatelna. Tato nova data bohuzel nejsou verejné dostupna a na nasi
zadost bohuzel autori Camuffo a Bertolin nereagovali.

Petrohradska data z projektu IMPROVE nebyla adjustovina na vliv mést-
ského tepelného ostrova a bylo odhadnuto, Ze tento vliv je v rozsahu +0,5 °C
az +1,0 °C. Podle sdéleni doktora Listera, jedno z autoru rekonstrukce z IM-
PROVE, zadné dalsi adjustace provadény nebyly.

Na rekonstrukeci dat ze Stockholm a z Uppsaly z projektu IMPROVE bylo
reagovano v Moberg a kol. (2003). Je adjustovano na nepfesnosti méfeni pied
rokem 1860. Tato data byla publikovana.
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Kapitola 3

Teorie detekce bodu zmény

V této kapitole zavedeme statisticky model a matematicko-statisticky aparét,
ktery lze vyuzit pii zkouméni stacionarity ¢asové rfady. Pro tento ucel jsme zvo-
lili nejjednodussi modely z oblasti teorie detekce bodu zmeny. Predpokladame,
ze Casovou Tadu lze popsat jako posloupnost nezéavislych normalné rozdélenych
nédhodnych veli¢in s jednou spole¢nou stfedni hodnotou p — to za nulové hypo-
tézy. Pozdéji vezmeme v iivahu i zévisla pozorovani. Alternativy uvazujeme dvou
druht, a sice to, ze:

1. nahodné veli¢iny je lepsi popsat pomoci dvou stfednich hodnot — v modelu
je jedna (strukturalni) zména, nebo

2. ndhodné veli¢iny je lepsi popsat pomoci dvou a vice stfednich hodnot
— v modelu je obecné vice (strukturalnich) zmén.

Obecné nepfedpokladame znalost ¢asu (¢asit), ve kterém (kterych) mélo ke zméné
(zménam) dojit. Pro jednoduchost uvazujeme u obou druhit modelu pouze nahlé
zmény, nikoli zmény pozvolné. Model vice zmén je slozitéjsi a kromé odhadu
Cast zmény typicky prinasi i nutnost odhadu pocétu zmén.

Kromé samotného testu, zda dochézi ke zméné, odhadujeme také bod zmény.
Zajima nas také odhad dalsich parametri modelu (velikost zmény, stfedni hod-
nota pred zménou, stfedni hodnota po zméné). Intervaly spolehlivosti pro bod
zmény muzeme v jistych situacich ziskat z asymptotického rozdéleni odhadu.
Univerzalnim reSenim je pouziti bootstrapu.

Oba modely mohou dat pro klimatologickou praxi zajimavé vysledky. Zjis-
time nejen, zda je Casova fada stacionarni, ale i kde je stacionarita porusena,
a navic o jakou hodnotu. Poznamenejme jesté, ze modelu jedné zmény byla v li-
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teratufe vénovana vétsi pozornost nez modelu vice zmén, a takto tomu je i v této
praci.

3.1 Modely jedné zmény

V préaci Antoch a kol. (2002) je uvazovan jednoduchy model

H: Y, = e, i=1,...,n, (3.1)
A: Fke{l,...,n— 1} takové, ze
Y, =e,, 1=1,...,k,
Y;=0+e;, 1=k+1,...,n,

kde 6 # 0 a ndhodné chyby e; jsou nezavislé stejné rozdélené ndhodné veli¢iny.
Veli¢inu k nazyvame bod zmeény.

Protoze se model (3.1) se pro na$i situaci analyzy teplotnich fad nehodi,
zavedeme podobny model, ve kterém nebudeme predpokladat znalost stredni
hodnoty pfed potencidlnim bodem zmény. To se v klimatologické praxi da jisté
ocekavat. V dalsim tedy budeme v Kapitole 3 vénované teorii detekce bodu
zmény i v Kapitole 4 zaméfené na analyzu realnych dat uvazovat pro model
jedné zmény model (3.2). Zajemce o podrobnosti k modelu (3.1) odkazujeme
na Antoch a kol. (2002), kde jsou shrnuty nejdilezit&jsi vysledky a provedena
odvozeni testovych statistik testujici hypotézu z modelu (3.1).

V situaci kdy pocatecni stfedni hodnotu nezndme, mtizeme uzit model:

H: Y, =p+e, 1=1,...,n, (3.2)
A: Jke{l,...,n— 1} takové, ze
Y= pu+ e, 1=1,...,k,
Yi=p+0+e, i=k+1,...,n,0 #0.

Predpokladame, ze p € R, nahodné chyby {e;} jsou nezavislé ndhodné velic¢iny
s normélnim rozdélenim N (0,02) se zndmym o? a E|e;]|*™ < oo pro n&jaké
A > 0. Veli¢cinu k budeme nazyvat bod zmény. Pro test hypotézy H existuje
vice metod. Zde se budeme zabyvat dvéma z nejpouzivanéjsich: metodou podilu
vérohodnosti a pseudo-bayesovskou metodou.
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3.2 Metoda podilu vérohodnosti

Prirozenou metodou pro test hypotézy H proti alternativé A je metoda podilu veé-
rohodnosti. (Obecné o metodé podilu vérohodnosti napt. v Hatle a Likes (1972).)
Podle modelu (3.2) mé statistika zalozena na podilu maximéalnich vérohodnosti
za alternativni a nulové hypotézy tvar

S " Y;
A= max Ap kde A= log UPgeR, 6eR 17:[1:1 fa(Y3)
0<k<n-1 SUDgeRr Hi:l fH(YZ)

Logaritmem podilu maxim vérohodnosti Ay lze testovat jednodussi hypotézu,
totiz zda v modelu (3.2) dochazi ke zméné v bodé k (Respektive presné feceno
zména v procesu, ktery pozorujeme pomoci Yy, ..., Y, se odehrala nékde mezi
body (k, k1]. Dal budeme ale takovouto zménu oznacovat jako zménu v bodé
k.). Hypotézu stacionarity modelu bychom ve prospéch alternativy, ze v bodé
k se méni stfedni hodnota z p na p + 0 zamitli pro velké hodnoty Aj. Protoze
vSak bod zmény k neni znam, ptdme se, zda existuje alespon jeden bod, ve
kterém nastala zména. Testujeme tedy, zda alespon jedna z testovych statistik
Ap, k= 1,...,n — 1 nabyva vyznamné velké hodnoty nebo, ekvivalentné, zda
maximum 7z testovych statistik Ag, k = 1,...,n — 1, tj. A = maxo<p<n—1 A
nabyva vyznamné velké hodnoty. Upravujme v dalsim pro prehlednost jen argu-
ment Ay funkce maxo<g<n—1 Ag. Podle modelu (3.2) predpokladame, Ze e; maji
normalni rozdéleni N(0,0?).

SUDqeR,5eR H?:l fA(YZ)
supger [ [1=1 fr(Y7)
SUDPqeR scR Hf:l o= [T ¢(Y_TH)
supger [Tmy #(75°)

a€R,0ER i—1 i—kt1

A, = log

= log




V predchozim jsme znacili pro 1 < k <n —1

V nésledujicim pouzijeme navic pro 1 < k <n — 1 znaceni

i=k+1

Vyraz (3.3) lze vyjadrit v jednodussi a tsporné&jsi podobé nasledovné:

o [F O+ (=) () = (7))
_ %m [(n — k282 — 2k(n — K)S,S2 + k2(S0)?]
1 1 2
nk o 2
= %‘2 — (Vi — Y)

Tato statistika je ekvivalentni nasledujici ¢asto pouzivané statistice T2

—Y,) } (3.4)

které se nekdy rika statistika mazimového typu. Pro test hypotézy je tfeba nalézt
kritické hodnoty (3.4). Rozdéleni je ale pro vétsi n piilis slozité a jeho kritické
hodnoty nejsou znamy. Proto je tfeba nalézt jejich aproximaci. Podle Antoch
a kol. (2002) a Antoch a Huskova (2001) mohou byt zaloZeny na:

1<k<n—1 k(n—k

1
TER = max {—

1. Bonferroniho nerovnosti (pouze pro mala n),
2. asymptotickém rozdéleni testové statistiky (pouze pro velka n),
3. simulacich rozdéleni testové statistiky,

4. permutac¢ni metodé.
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Bonferroniho nerovnost

Uvédomme si nejprve, ze pro veli¢inu T}, kterd se vyskytuje ve vyrazu napravo
v (3.4) neuvazujeme-li absolutni hodnotu plati

n S kn—Fk) - =
Tk ;:% mZ(YQ—Yn):é %(Yk_yko) (3.5)

Snadno nahlédneme, ze 0T}, méa normalni rozdéleni N (0, 1).
Poznamka 1
Kdybychom neznali rozptyl o2, mtizeme odhadnout statistikou

S2:ni2 (Z(YZ’_Y’“)M > (Yi_yko)2>-

=1 i=k+1

Dostali bychom standardné uzivanou testovou statistiku dvouvybérového t-testu.
V tomto piipadé maji T}, := %Tk, k=1,...,n—1 Studentovo t-rozdéleni o n — 2
stupnich volnosti.

Podle Bonferroniho nerovnosti

() <5

kde A; jsou libovolné nahodné jevy. Odtud plati pro statistiku T2 zavedenou

v (3.4)
} c) —p (1<r]£1<ax (T} > C)

P max
1<k<n-1
n—1

—P(Umw}) S P(T > C) = (n— )P (T3] > C).

k=1

n_

Je zfejmé, Ze pro vétsi n jsou takovéto odhady a z nich plynouci kritické
hodnoty velmi konzervativni.

Asymptotické rozdéleni statistiky za H

Podle monografie Csorgd a Horvath (1997) plati nasledujici véta.
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Véta 1. UvaZugme model (3.2) a piedpokladejme platnost nulové hypotézy H.

Definugme posloupnosti  a, = /2loglogn, b, = 2loglogn + %loglog logn
—% log 7. Pak pro kazdé x € R plati

r+b,

n—o00 Qanp

lim P (TnLR > ) =1— exp{—2e""}. (3.6)
Konvergence popsana Vétou 1 je ale velmi pomala a kritické hodnoty takto
ziskané pro statistiku T jsou také konzervativni. Poznamenejme, Ze konver-
gence statistik T2 (3.6) plati i pro ne nutné normélné rozdélené veliciny Y;, i =
1,...,n. Pro jeji platnost staci, aby platilo E |ei|2+A < 0o pro né&jaké A > 0.

Simulované kritické hodnoty

Simulované kritické hodnoty testové statistiky (3.4) byly ziskany pfi po¢tu simu-
laci Ny, = 10000 za predpokladu normality a nezavislosti nahodnych chyb e;,
tedy podle nulové hypotézy v modelu (3.2). Simulace byly provedeny pro délky
¢asovych tad z projektu IMPROVE.

Permutaéni metoda

Permutacni metoda byla v souvislosti s modely detekce zmény navrzena poprvé
v Antoch a Huskova (2001). Tato metoda funguje v principu nasledujicim zpuso-
bem: Nahodné permutujeme pozorovani Y;,7 = 1,...,n a pro tato zpermutované
rozdéleni vzdy vypoéteme statistiku TX%. Toto mnohokrat opakujeme, typicky
1000 az 10000krat, ¢imz ziskdme empirické permutac¢ni rozdéleni statistiky T2
(1 — a)100% empiricky kvantil permuta¢niho rozdéleni lze pouzit jako a100%
kritickou hodnotu. Antoch a Hugkova (2001) ukézali, Ze takto ziskané kritické
hodnoty se pro rostouci pocet pozorovani n blizi skute¢nym kritickym hodnotam
testové statistiky TX# a to pro hypotézu H i alternativu A.
Permutacni rozdéleni TE nazyvame podminéné rozdéleni statistiky

}

pti danych Y3,...,Y,, kde R = (Ry, ..., R,) je ndhodna permutace posloupnosti
(1,...,n). Statistiku TL%(R) budeme nazyvat permutacni statistika. Permutacni
rozdéleni TLE(R) 1ze vyjadiit jeho distribu¢ni funkef jako

k

ﬁ > (Yo, —Y,)

=1

1
TR(R) = max {—

1<k<n—1 | o

|
Fp(a: T;") = —# {r € Ry T (r) < a}
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kde R,, zna¢i mnozinu vsech permutaci a # {M} zna¢i mohutnost mnoziny M.
Oznaéme x1_4, 100(1 — )% kvantil permuta¢niho rozdéleni Fp(x; TE%). Potom
zamitame na hladiné vyznamnosti o permutacniho testu zalozeného na statistice
TR tehdy, kdyz

THY > 21 . (3.7)
Pouziti permutacniho testu lze popsat takto:
1. Spocitame statistiku T.F.
2. Spo¢itame empiricky kvantil z;_, , permuta¢niho rozdéleni Fp(z; T.FF).

3. Pokud plati (3.7), pak zamitame nulovou hypotézu Hy na hladiné vyznam-
nosti alpha, jinak nezamitame.

O limitnim rozdéleni podminéného permutaéniho rozdéleni dokazali Antoch
a Huskova (2001) tuto klicovou vétu.

Véta 2. Necht pozorovdani Yy, ...,Y, spliuji model (3.2) a jeho ptedpoklady.
Polozme a, = /2loglogn,b, = 2loglogn + %loglog logn — %logﬂ. Jestlize
n — 00, potom pro vSechna x € R plati

T+ b,
Qp,

P (T;?R(R) >

Yl,...,Yn) —)1—6$p{—2€_$},[P]—S.j. (3.8)

[ v tomto p¥ipadé plati, Ze konvergence statistiky T2 (3.8) je splnéna i pro
ne nutné normalné rozdélené veli¢iny Y;,2 = 1,...,n, sta¢i pouze, aby platilo
E|e;|*™® < oo pro ngjaké A > 0.

Kritické hodnoty ziskané permutacni metodou jsou velmi blizké kritickym
hodnotam ziskanych simulacemi modelu (3.2). Ukazuje to také, ze aproximace
kritickych hodnot pomoci permuta¢niho principu je dostate¢né dobra i pro roz-
sahy vybéru 200 az 300 pozorovani. Permuta¢ni metoda miize byt velmi uziteéna
v situaci, kdy rozdéleni ndhodnych veli¢in neni znamé a kritické hodnoty nelze
ziskat jednoduse simulacemi. Permuta¢ni metoda totiz dava exaktni kritické hod-
noty, které jsou vypocteny na zakladé konkrétnich dat. Omezenim ziistava jen
piedpoklad pro pouziti Véty 2 toho, Ze Ele;|** < oo.

Podle vyse uvedeného se permutac¢ni metoda jevi pro ziskani kritickych hod-
not jako nejvhodnéjsi.

30



3.3 Pseudo-bayesovska metoda

Druhou moznost, jak testovat hypotézu Hy, je tzv. pseudo-bayesovska metoda
navrzena v Chernoff a Zacks (1964). V této praci byly odvozeny statistiky pro
jednostrannou alternativu 6 > 0 pro model (3.2) se zndmou (nulovou) i neznamou
pocatecni stfedni hodnotou u. Analogicky lze odvodit testovou statistiku pro si-
tuaci oboustranné alternativy § # 0, jak je zavedena v modelu (3.2). V Antoch
a kol. (2002) je téz provedeno odvozeni pseudo-bayesovské statistiky pro jedno-
dussi model (3.1) predpokladajici, Ze pocateéni stfedni hodnota  je znama a bez
Gjmy na obecnosti nulova pro test proti oboustranné alternativé § # 0. Uvahy
pii odvozovani pseudo-bayesovské testové statistiky zalozené na modelu (3.2),
které bude nasledné ukazano, jsou podobné, pouze jejich realizace je technicky
jednoduchost znaceni, ze vare; = 1.

Zakladem metody je predpoklad, Ze nezndmé parametry, tj. poCatec¢ni stfedni
hodnota p, velikost zmény 0 a neznamy bod zmény k& modelu (3.2) jsou nezévislé
nahodné veli¢iny p,d a k, které jsou navic nezavislé na nahodnych chybach e;.
Testujeme nulovou hypotézu proti alternativée, Ze existuje jeden bod zmény, ktery
miuze byt kdekoli. Proto je vhodné predpokladat, zZe k ma rovnomérné rozdéleni

Pro nédhodné veli¢iny p a & predpokladejme, ze
w~ N(0,0%) respektive d ~ N(0,7%),

pricemz budeme v nasledujicim odvozeni brat v ivahu to, Zze o pocatecni stiedni
hodnoté g nic nevime, a proto ma velky rozptyl. O stfedni hodnoté zmény
budeme predpokladat, ze ma naopak maly rozptyl, protoze to povede k testové
statistice, kterd bude citlivd na malé, hute detekovatelné zmény.

Pii daném p = p ma (Y7, ...,Y,) za nulové hypotézy normalni rozdéleni

n

Fa o | =) = [ ow: — ),

=1

kde ¢(x) zde i v dalsim zna¢i hustotu normovaného normalniho rozdéleni N (0, 1).
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Nepodminénou hustotu vyjadiime za nulové hypotézy jako

ey Yn) = exp| ———= )d
fulon o) /Rggb U\/ﬁ p( 252 )
o2

1 no241
(271' "/2 0'\/27'(' /[ o2
no2+1

e 2>2 2 2 (0 yo?)?
exp _ i=1Yi i=1Yi
1

202 2 2 2
20 20 (no?+1)20

1
(27T)n/2 n02+1 {__Zyz +02) yn})

kde yn = % Z?:l Yi-
Za alternativy pfi danych k = k, u = pu, d = 0 je podminéné rozdéleni
(Vi)Y

fA(yl,---,yn|k=k,u=u,5=5)=H¢(y¢—u)‘H O(yi — p— 9).

Po pracnégjsich vypoctech ziskdme nepodminéné rozdéleni (Y3, ...,Y,)

fays - yn)

2 2
! exp (—M— - 6—) dpdd (3.9)

Tento krok je technicky naroény a je naznacen v dizerta¢ni praci Kirch (2006),
podle které je vyraz (3.9) roven
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1 n
e

.\/(1 +no?)(1+ (n— /1)72) —(n = k)i
- exp (212 (14 (n— k))& + (0 — k)eres + % (% . n) C§> |

kde
n _
¢ — T Zi:kJré((nylk) yn), proo — 0o,
1+ = T2
B n—k
ca  —>  Yp— 1, proo — oo.
n

Dochézime nyni k podilu vérohodnosti. Jak jsme tekli v ivodu, predpokla-
dédme, ze pocatecni stfedni hodnota p miize byt jakdkoli, proto uvazujme, ze
rozptyl o — oo. Ziskdvame tak

fA(}/la"' 7Yn)
A(Yy,---Y,) =
( ! ) fH(}/haYn)
Ui}(} 1 n—1 1
n— 12\ Ty ER

- exp T—2 L+ (n-K)r (Z ?) +o(7%) 3, (3.10)

S )

kde o(7?) znadf t¥idu funkei f(7) ! ( ) = 0. Je vhodné uva-
zovat chovani pro malé hodnoty 7, nebot ty odpov1da31 male zméné, kterou je
t6z81 zachytit.

Upravme vyraz (3.10) tak, ze provedeme Taylorav rozvoj exponencialy kolem
bodu 0. Ziskame tak pro malé hodnoty 7 vyraz

n—1 k 2
1 —
1+ T2—2(n Y ( E (Y; — Yn)> + o(7?), proT — 0.
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Predpokladame-li specialng, ze 7 = \/Lﬁ — 0, pak ziskame vyraz, ktery je asympto-
ticky ekvivalentni testové statistice

1 n—1 1 k 2
—~ —=> (Yi-Y.) |,
o které bylo ukdzano, ze ma ,hezké“ limitni rozdéleni. Podrobnosti popiSeme
déle.
Vratme se zpét k predpokladu modelu (3.2), Ze vare; = o2, Oznatme si

pseudo-bayesovskou testovou statistiku, které se nékdy nazyva souctového typu,
nésledovné

n

7B _ é Z% <% ;(Yi . Y@) _ (3.11)

k=1

Rozdéleni této statistiky lze dobfe aproximovat a tim ziskat kritické hodnoty
k testovani hypotézy (3.2). V Antoch a kol. (2002) jsou shrnuty néasledujici po-
znatky

1
TB B / B2(t)dt, (3.12)
0

kde {B(t),0 <t <1} je Browniv miustek. Konvergence (3.12) také plati i pro
ne nutné normalné rozdélené nahodné veliciny, pro néz je splnéno Ele;|>*™ < oo
pro néjaké A > 0, viz Billingsley (1968). Poznamenejme, Ze konvergence (3.12)
je vyrazné rychlejsi nez konvergence (3.6) testové statistiky TE.

Rozdéleni fol B?(t)dt je stejné jako rozdélent statistiky » 77, x5 (1), kde

j27r2

{ X?(l)} jsou nezavislé ndhodné veli¢iny s x? rozdélenim s jednim stupném vol-
nosti. Podle Anderson a Darling (1954) a Kiefer (1959) plati, ze

P </01 B(t)dt < x) =

kde K ,4(.) znac¢i modifikovanou Besselovu funkei druhého typu (tato je dostupna
v programovém prostiedi R jako besselK(x, nu = 1/4)).
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3.4 Odhad rozptylu a autokorelace ndhodnych
chyb

Dosud jsme (kromé Poznamky 1) predpokladali, Ze rozptyl je znamy. V praxi
(i v klimatologické) se ale samoziejmé setkame spiSe se situaci, kdy rozptyl ne-
{ 1
max < —
1<k<n—1 | 8

zname. Pro testovou statistiku
- k
- E Y, —Y, 1
\/ k(n —k) — ( ) } (3.13)
je dobrym odhadem s;, kde

53 = - i 5 (Z (Y; = V)2 + Z (Y; — Y,:)2> : (3.14)

=1 i=k+1

Tento ,slozeny* odhad ma mnohem lepsi vlastnosti nez standardni odhad roz-
ptylu s7 = 23" (V; — Y,,)?, nebot mé lepsi chovani za alternativy a pouze
mirné horsi chovani za hypotézy. Pro pseudo-bayesovskou metodu odhadneme
rozptyl stejnym zpusobem. Asymptotické vysledky ziistavaji pro obé metody po
odhadnuti rozptylu v platnosti, nebot s? je konzistentni odhad rozptylu o2

Problémem ale je, jak odhadnout rozptyl v piipadé, Ze jsou nahodné chyby
e; z modelu (3.2) korelované. Predpokladejme tedy, Ze nahodné chyby z modelu
e; tvori linearni proces, ktery splnuje

€; = wig;_i,t=1,2,... 3.15
j€i—j
5=0

kde {e;},° __ jsou nezavislé stejné rozdélené nahodné veli¢iny spliujici Ee; = 0,

’2+A

varg; =02 >0a Flg < oo pro n&jaké A > 0 a vahy {wj};.”;o spliuji

Zj lw;| < oo, ij # 0. (3.16)
=0 j=0

V literatuie je dokdzéno, Ze pro testové statistiky TEF a TB? definované
v (3.4), resp. v (3.11), zustavaji asymptotické vysledky zachovany, nahradi-li se
odhad tozptylu pro nezavisla pozorovani vhodnym odhadem pro zavisla pozoro-
vani. Druhou moznosti, jak zohlednit zavislost, je pouziti blokové permutace.
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e Bartlettova metoda odhadu rozptylu: Antoch a kol. (1997) ukazali, Ze vhod-
nym (ve smyslu konzistence) odhadem rozptylu pro T2 i pro T8 je Bartlettiiv
odhad definovany

Go(L) = R(0)+2) (1 — %) R(k), (3.17)

kde
m—k n—k
® 1 ¥, Y. % Vo
R(k) = - (V; = Vi) Yiew = Yo )+ > (Vi = V) (Yiew = Y3,
=1 i=m-+1
V.= L Sy
m - n — m 4 K]
i=m-+1

a m je vhodny odhad bodu zmény m, ziskany napiiklad metodou nejmensich
¢tverct, jak je popséno dale v ¢asti 3.5. V simula¢ni studii bylo ukédzano, Ze pro
rozsahy vybéru 80 az 200 je vhodnou volbou L [n/10], kde [.] znaéi funkei dolni
celé cast.

e Blokovad permutace: Metoda blokové permutace je permutacni metoda, ve
které jsou ndhodné permutovany bloky po sobé jdoucich pozorovani za tcelem
zachovani korela¢ni struktury pfitomné mezi témito pozorovanimi. Kirch (2007)
dokazala, ze pii vhodné volbé odhadu rozptylu a vhodné volbé délky bloku L,
je tato metoda tspésnd a dava asymptoticky spravné kritické hodnoty. Kvan-
tily permutacnich statistik pfi danych pozorovanych datech aproximuji kritické
hodnoty odpovidajici nulovému rozdéleni. A toto plati nejen v pripadé, Ze se
data chovaji podle nulového hypotézy v (3.2), ale i tehdy, kdyZ se chovaji podle
alternativy v (3.2). Tuto metodu zde pro vétsi teoretickou slozitost nebudeme
déle rozvadét a zajemce odkazujeme na Kirch (2007).

3.5 Odhad bodu zmény

Pokud jsme zamitli nulovou hypotézu H v modelu (3.2), zajimé nas, kde zména
nastala a odhad dalsich parametri modelu. K tomuto se d& vyuzit dvou nejcastéji
pouzivanych metod, tj. metody maximéalni vérohodnosti a metody nejmensich
¢tverci. V modelu (3.2), predpokladame-li normalitu nahodnych chyb e;, obé
metody splyvaji. Ukdzeme také, jak odhadnout konfiden¢ni interval bodu zmény
pomoci metody bootstrap.
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Odhad k£ pomoci metody nejmensich ¢tvercia

Pri feSeni metodou nejmensich ¢tvercu hledame takové parametry krs, firs a drs,
ze soucet ¢tvercu rezidui modelu (3.2) je minimalni. Hledame tedy feSeni mini-
malizacni tlohy

k n
min{Z(Yi—,u)Z—i- Z Yi—pu—0>*:kel,....n—1pu ER,éGR}

i=1 i=k+1

Snadno lze zjistit, Ze FeSenim jsou tyto odhady:

k
~ n —
k = argmax Y, =Y, 3.18
ks ke{%..,n—l} k(n — k) ;< ) (318)
/lLS = YIA?LS’
dps = Y;;OLS ks

Poznamka 2
V piipadé, Ze existuje vice argumenti maxima (3.18), definujeme kg jako nejmensi
mozny argument maxima.

Konfidené¢ni interval

Konfidenéni intervaly bodu zmény k lze v pripadé nahlé pevné zmény, tak jako
ji uvazujeme v modelu (3.2), odhadnout metodou bootstrap, jak zminuji Antoch
a kol. (2002). Uvedeme jednu z moznych variant pfistupu.

Znamy odhad bodu zmény krs zavedeny v (3.18) rozdéli pozorovani Vi, ..., Y,
na dvé podmnoziny Yi,...,Y; - a Yy .,..., Y, Z empirickych distribu¢nich
rozdéleni téchto dvou podmnozin nésledné generujeme dva nezavislé bootstra-

2. * * : * *
pové vzorky Y, ... ,Y];LS, respektive Yl%Ls+1’ LY

Bootstrapovy odhad lg;zs odpovidajici pivodnimu odhadu metodou nejmen-
sich ¢tvercu krg pak definujeme jako

k
~ n \/
k* = argmax PN E Y=Yy
LS ké{g---,n—l} {| k(n —Fk) i=1 o 2 }

Bootstrapovy odhad IACES se tedy vypocte stejnym zptsobem jako ptivodni odhad

krs jen s tim rozdilem, Ze kj ¢ se pocita z bootstrapovych vzorka Y, = 1,...,n,
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namisto puvodnich pozorovani Y;,i = 1,...,n, tak, jak je v metodé bootstrap
bézné.

Takovychto bootstrapovych odhadua l%j-:s vypocteme dostatecné velké mnoz-
stvi, naptiklad B = 10000. Takto ziskdme bootstrapové rozdéleni odhadu l;:zs, ze
kterého ur¢ime dolni («/2)100% a horni (1 —a/2)100% kvantil, tedy pozadovany
konfidenc¢ni interval.

3.6 Model vice zmén

Uvazujme nasledujici model s d zménami a tedy d + 1 tseky

Yi:,u1+e,~, ’izl,...,kil,
Yi=pote, i=k+1,... k,

: : (3.19)
}/;::ud—l-l—i_ei? i:kd—i_lw"ana

kde ky < ko < ... < kg, pj # pjp1,J = 1,...,d, kj,j = 1,...,d jsou body
zmeény, Y; jsou pozorované nahodné veli¢iny a parametry p;,j = 1,...,d + 1
jsou neznamé. Pripoustime, ze ndhodné chyby {e;} jsou korelované, s normalnim
rozdélenim N (0,02) a znamym o2 a E |e;]*™® < 0o pro néjaké A > 0.

V' modelu mnohonasobné zmény je tfeba odhadnout jednak pocet bodu
zmény d, jednak samotné body zmény k1, ..., k4.

Modely mnohonasobné zmény se zabyvali mezi jinymi i Bai a Perron. V praci
Bai a Perron (1998) navrhli nékolik typu testt stacionarity velmi obecné defino-
vanych regresnich modeli. Uvazovali nasledujici situace:

e test 0 zmeén vs. d zmén,

e test 0 zmén vs. neznamy pocet zmén omezeny shora zvolenym parametrem
M < n,

e test d zmén vs. d + 1 zmén.

Dokézali asymptotické vlastnosti navrzenych testovych statistik a publikovali
potfebné kritické hodnoty pro nékteré specialni pripady. V préaci Bai a Perron
(2003b) pak doplnili kritické hodnoty pro tytéz statistiky pro vétsi pocet zmén
a vetsi pocet regresortu. Navrzené testy kviili své povaze vyzaduji efektivni prove-
deni vypoctu. Proto byl v Bai a Perron (2003a) v kontextu detekce bodi zmény
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pouzit algoritmus dynamického programovani, diky kterému se stavaji vypocty
snaze realizovatelné i pro velké rozsahy vybéri. Testy zavedené v Bai a Perron
(1998) jsou asymptotické, proto se v rozséhlé simulac¢ni studii Bai a Perron (2006)
zabyvali chovanim testi pro kone¢né pocty pozorovani.

Metoda odhadu je zaloZena na metodé nejmensich ¢tverci. Pro kazdé rozdeé-
leni s d body zmén (ky, ..., kg) jsou vypocteny piislusné odhady k; minimalizaci
rezidualniho souc¢tu ¢tverca

Solky, ... kg) = Z | > (-6

Asymptotické postupy, které jsou zde pouzivany, maji predpoklady na mozné
hodnoty bodi zmény. Je tieba, aby body zmény byly od sebe dostateéné vzda-
lené. Proto se zavadi veli¢iny \; = k;/n pro i = 1,...,d a definuje se nasledujici
mnozina pro néjaké €, coz je vhodné zvolené kladné ¢islo, které urc¢uje minimélni
délku h jakéhokoli tseku, tedy h = en,

Ac={(n o A) Py = Al 2 e M 2 e\ < 1-e).

Oznacme 6({k;}) odhady zalozené na daném d-déleni (ki, ..., k) znaceném
) o
Odhadnuté body zmény (ki, ..., kq) jsou

~

(/Afl,...,kd) = argmin S,(ki,...,kq),

()\1 ..... Am)EA
tedy takova déleni, ktera davaji minimalni reziduélni soucet ¢tverca S, (k1, .. ., kq)
pres vSechna mozna déleni (ki,. .., kq) s vlastnosti k; — k;—; > h = ne. Odhady

parametri modelu 3.19 jsou ty, které prislusi optimélnimu d-déleni {l%J}

3.6.1 Test d versus d + 1 zmén

Podle simula¢ni studie Bai a Perron (2006) je sekvenéni procedura zalozena
na opakovaném testovani hypotézy d zmén proti alternativé d + 1 zmén pro
k = 0,1,... vhodnou metodou pro urceni po¢tu zmén i odhadu bodi zmén.
Ukazalo se, ze takovato metoda je tspésna i pfi detekci poc¢tu a poloh zmén
v modelu s korelovanymi ndhodnymi chybami e;. Naproti tomu v takovéto situaci
neni vhodné pouziti informac¢nich kritérii.
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Dale si proto blize predstavime test d zmén vs. d + 1 zmén. Tento test bude
v Kapitole 4 pouzit k testovani hypotézy zadné zmény proti alternativé nezné-
mého poc¢tu zmén v datech z projektu IMPROVE. Kratce se zminime o algoritmu
dynamického programovéni, ktery je k vypocétim pouzit.

Bai a Perron (1998) uvazovali test nulové hypotézy d zmén proti alternative,
ze existuje dalsi (d + 1)ni zména. Test je zaloZen na testovani na pritomnost
zmény v kazdé z d + 1 ¢asti. Za nulové hypotézy mame d bodi zmény, které
ziskdme minimalizaci sou¢tu ¢tverci rezidui (RSS).

Pro kazdy tsek obsahujici pozorovani ]%j_l +1,..., l%j,j =1,...,d+1 (kde
znacime /2;0 =0, /%dﬂ = n) je aplikovan test na pfitomnost zadné zmeény proti
alternativé jedné zmény. Jestlize je celkové minimum RSS pii d + 1 zménach
dostatecné mensi nez RSS pii d zménach, potom je nulovid hypotéza d zmén
zamitnuta. Novy bod zmény je ten, pii jehoz uvazovéani bylo dosazeno celkového
minima RSS.

Testova statistika je definovana takto:

Fn(d+1\d):{Sn(l%l,...,l%d)— min  inf sn(/;l,...,;;i1,7,1;i,...,/%d)}/&2,

1<i<k+17€A;

kde
Ao = {T; kioy + (ffz — lACi-1> e<T<k— (7;’1 — lz:i—l) 5}

a 02 je konzistentnim odhadem o? za nulové hypotézy. Vhodnymi odhady jsou

2 2?21 Zf]:fcj_ﬁl (yi — (5]»)27 resp. = Z;iii Zfil%j_ﬁl (v — 5]-)2, ktery ma analo-
gicky jako v pripadé jedné zmény lepsi chovani za alternativy a prakticky stejné
chovéani za nulové hypotézy.

Rozdéleni testové statistiky je uvedeno v Bai a Perron (1998). Kritické hod-
noty jsou uvedeny v Bai a Perron (1998) a Bai a Perron (2003b).

3.6.2 Algoritmus dynamického programovani

Test zavedeny v casti 3.6.1 pfi vypoctu pouzitych statistik vyzaduje vypocty
RS'S pro mnoho kombinaci moznych hodnot bodi zmény. Pfimocary vypocet
RSS postupné pro vSechny moznosti méa prili§ velkou ¢asovou slozitost — fadu
n™ kde M je maximalni pocet zmén. Proto se k vypoctu RSS pouziva algorit-
mus dynamického programovani, ktery pro model mnohonasobné zmény detailné
popsali a diskutovali Bai a Perron (2003a). Pseudokod algoritmu dynamického
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programovani je mozné najit napiiklad v Antoch a Jaruskova (2013). Pfi vypo-
¢tech v hodnoty testové statistiky F,(d + 1|d) bylo v Kapitole 4 vyuzito imple-
mentace algoritmu dynamického programovéani v balicku strucchange prostiedi
R, viz Zeileis a kol. (2003) a Zeileis (2006).
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Kapitola 4

Analyza teplotnich rad

4.1 Model jedné zmény

4.1.1 Vysledky za predpokladu nezavislosti

Nejprve nerealisticky predpokladejme, Ze pozorovani — ro¢ni primérné teploty —
jsou nezavisla. Testovali jsme hypotézu stacionarity ¢asové fady proti alternative
jedné zmény v neznamém case podle modelu 3.2. Hodnoty testové statistiky
TLE zalozené na podilu vérohodnosti a pseudo-bayesovskeé testové statistiky 777
jsou uvedeny v Tabulce 4.1 spolu s kritickymi hodnotami pro test na hladiné
vyznamnosti 5 % a p—hodnotami. Pro statistiku T2% uvazujeme kritické hodnoty
zaloZzené na permutacni metodé, pii niz jsme provedli 2000 permutaci. Tento
pocet je podle Antoch a Huskové (2001) povazovan za dostatecny.

4.1.2 Vysledky pri uvazeni zavislosti

Nyni zohlednéme zavislost pozorovani Bartlettovym odhadem rozptylu, ktery je
uveden v ¢asti 3.4, a testujme opét hypotézu podle modelu 3.2. Kritické hodnoty
odpovidajici hlading vyznamnosti 5 % testovych statistik L% a T5? jsou stejné,
testova statistika je ale mensi diky tomu, Ze odhad rozptylu zohlednujici zavislost
pozorovani je vétsi nez odhad rozptylu, ktery zavislost nezohlediiuje. Hodnoty
testovych statistik TE a T5? spolu s kritickymi hodnotami a p~hodnotami jsou
uvedeny v Tabulce 4.2.
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misto TEE copr pvalpg TP cvps  pualp,
Belgie 6.775 3.186 < 0.001 4.505 0.461 < 0.001
Cadiz 6.191 3.281 < 0.001 3.198 0.461 < 0.001
Milan 5.272 3.212 < 0.001 2.548 0.461 < 0.001
Padova  6.062 3.14 < 0.001 3.038 0.461 < 0.001
Petrohrad 7.461 3.168 < 0.001 5.639 0.461 < 0.001
Stockholm 4.26 3.17 < 0.001 0.8 0.461 0.007
Uppsala  4.469 3.155 < 0.001 0.603 0.461  0.022

Tabulka 4.1: Testové statistiky T’ nLR al nBa, kritické hodnoty cvpg, cvg, odpovi-
dajici hladiné vyznamnosti 5 % a p—hodnoty pval;r a pvalg, pro testovou statis-
tiku TE zaloZenou na poméru vérohodnosti resp. pseudo-bayesovskou testovou

statistiku TP¢ pf¥i nezohlednéni zavislosti pozorovani.

misto TnLR cvrr  pualpr Tf“ CUBe  pualp,
Belgie 3.54 3.186 0.015 2.353 0.461 < 0.000
Cadiz 1.727 3.281 0.797 0.892 0.461 0.004
Milan 3.001 3.212 0.088 1.45 0.461 < 0.001
Padova  5.322 3.14 <0.001 2.668 0.461 < 0.001
Petrohrad 5.02 3.168 <0.001 3.794 0.461 < 0.001
Stockholm 3.187 3.17  0.047 0.599 0.461 0.023
Uppsala  2.338 3.155 0.369 0.316 0.461 0.122

Tabulka 4.2: Testové statistiky TL% a T, kritické hodnoty cvpr, cvp, odpo-
vidajici hladiné vyznamnosti 5% a p-hodnoty pvalrr a pvalp, pro testovou
statistiku TF zaloZzenou na poméru vérohodnosti resp. pseudo-bayesovskou tes-
tovou statistiku 73 pfi zohlednéni zavislosti pozorovani Bartlettovym odhadem

rozptylu.
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misto rok; rok rokp tepl;  tepl, zmena

Belgie 1895 1909 1920 9.306  9.967  0.661
Cadiz 1908 1925 1941 17.354 17.843 0.489
Milan 1890 1919 1941 12.684 13.106 0.422
Padova 1896 1919 1928 12.835 13.308 0.474
Petrohrad 1891 1902 1915 3.778 4.822 1.044
Stockholm 1966 1988 1991 5.732  6.89 1.158
Uppsala 1972 1988 1991 5.111 6.376  1.265

Tabulka 4.3: Odhady roki zmény, 95% intervaly spolehlivosti (roky, rokp), pri-
meérna teplota tepl; v prvni ¢asti fady, priumérna teplota tepl, v druhé ¢asti rady
a teplotni rozdil obou ¢asti — v tabulce jako zména.

Odhad bodu zmény

Pro odhad bodu zmény, pocéatecni stfedni hodnoty a velikost zmény pouzivame
metodu nejmensich ¢tverct, jak bylo popsano v ¢asti 3.5. Odhad intervala spo-
lehlivosti bodu zmény metodou bootstrap byl popsan v ¢ésti 3.5. Odhady para-
metri modelu (3.2) jsou stejné nezéavisle na pouzité statistice pro test hypotézy
stacionarity modelu. Obdrzeli jsme vysledky uvedené v Tabulce 4.3 a graficky
znézornéné na Obrazku 4.1.

4.1.3 Interpretace vysledki modelu jedné zmény

Podivejme se nejprve co fikaji vysledky, predpokladame-li, Ze data lze modelovat
podle modelu (3.2). Neuvazujeme-li zavislost pozorovani, déavaji oba testy shodné
a pro vSechna mésta signifikantni vysledky. Pfi uvazeni zavislosti pozorovani se
situace vyrazné méni. Ve méstech Cadiz, Uppsala a Milan dostavame pro sta-
tistiku zalozenou na poméru vérohodnosti vysledky fikajici, zZe dikazy o zméné
nejsou pritkazné. Stockholmska teplotni fada je na hranici vyznamnosti. Pozo-
ruhodné vysledky jsme ziskali pro teplotni fadu z Cadizu. Odhad rozptylu zo-
hlediujici zavislost pozorovani je zde v porovnani s ostatnimi teplotnimi fadami
velmi vysoky. Je ziejmé, Ze spravné zohlednéni rozptylu pii analyze teplotnich
fad z projektu IMPROVE je nutnosti.

Svédské mésta se odlisuji v odhadovaném bodu zmény — pro obé mésta
dochézi ke zméné nejpravdépodobnéji v roce 1988, tato zména ale spiSe neni
vyznamna. V ostatnich méstech je rok zmény odhadnuty metodou nejmensich
¢tverci na zacatku 20. stoleti s intervalem spolehlivosti Sirokym zhruba 30 let

44



(v Milanu sirokym dokonce 51 let).

K vysledkim o odhadu bodu zmény je vSak nutno pfristupovat opatrné.
Jestlize je totiz v datech zména, nemusi byt nutné typu néhlé zmény. Model
(3.2) spise zjednodusuje situaci. Je ale zFejmé, Ze byla-li nulova hypotéza sta-
cionarity chovani rfady zamitnuta, bylo to zptisobeno vyssi prumérnou teplotou
ve druhé c¢éasti casové fady. Nelze ale s jistotou Tict, kdy ke zméné doslo, a to
ani v ramci Sirokého konfiden¢éniho intervalu. Predpoklad modelu nahlé zmény
je totiz silny a zjednodusujici a podivame-li se na data, asi bychom nerekli, Ze
zména (i pfi zahrnuti velké variability) je nahla. Dalo by se namitnout, Ze zména
je spise pozvolna, napiiklad takova, ze do jistého okamziku maji data jednu
stfedni hodnotu, a pak se tato stfedni hodnota plynule zvysuje napiiklad line-
arné. V takovém pripadé bychom intuitivné ocekavali, ze zména bude detekovana

vvvvvv

4.2 Model vice zmén

Pocet zmén v modelu vice zmén (3.19) jsme odhadli sekvenéni metodou po-
psanou v ¢asti 3.6.1. Zaroven jsme touto metodou ziskali i odhady rokt zmény
a odhady stfedni teploty v obdobich mezi detekovanymi roky zmén, viz Tabulky
4.4 a 4.5. Parametr useknuti € jsme podle doporuceni Bai a Perron (2006) volili
g1 = 0,15 a g9 = 0, 20 tak, aby byla zohlednéna vzajemné zavislost pozorovani.
V Tabulkach 4.4 a 4.5 jsou uvedeny odhady rokd zmény a odhady stifedni tep-
loty v obdobich mezi detekovanymi roky zmén pro parametr useknuti € = 0, 15
resp. ¢ = 0,20. Odhad modelu (3.19) sekvenéni metodou s parametry € = 0, 15,
e = 0,20. Grafické znazornéni je na Obrazku 4.2 pro sekven¢ni metodu s para-
metrem useknuti ¢ = 0, 20.

4.2.1 Interpretace vysledkii modelu vice zmén

Vidime, Ze sekvenc¢ni procedura dava v zavislosti na volbé parametru useknuti e
pro nékteré teplotni fady mirné odlisné vysledky. Pro dvé teplotni fady: Cadiz
a Petrohrad byl odhadnut o jeden vyssi pocet rokii zmény. Pro ostatni teplotni
fady jsou odhady rokii zmény pro obé volby parametrii totozné. Podivejme se, co
tikaji vysledky, predpokladame-li platnost modelu (3.19). Pro vSechny teplotni
fady byl nulovy model stacionarity zamitnut. Podle odhadnutého alternativniho
modelu doslo ve vétsiné ¢asovych fad k otepleni vyjadiené jednou nebo dvéma
skokovymi zménami. Vyjimku tvofi ¢asové rady Cadiz a Uppsala. Zde doslo podle
modelu (3.19) ke zménam postupné obéma sméry. Nejdfive se okolo roku 1820
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misto odhadnuté roky zmény a teplota

Belgie 1794 9.38 1872 9.73 1998
Cadiz 1788 17.71 1822 17.27 1884 17.63 1967 17.75 2000
Milan 1762 12.68 1919 13.11 1998
Padova 1773 12.8/ 1917 15.29 1994
Petrohrad 1743 3.79 1855 /.27 1958 5.15 1996
Stockholm 1755 5.6/ 1929 6.1/ 2000
Uppsala 1721 5.43 1779 /.91 1929 5./8 2000

Tabulka 4.4: Roky zmény pro model vice zmén pii volbé parametru useknuti
e = 0,15. V tabulce jsou uvedeny téz prvni a posledni roky casovych fad.

misto odhadnuté roky zmény a teplota

Belgie 1794 9.38 1872 9.78 1998

Céadiz 1788 17.36 1884 17.4 1929 17.83 2000

Milan 1762 12.68 1919 13.11 1998
Padova 1773 12.84 1917 13.29 1994
Petrohrad 1743 3.73 1855 4.51 1996
Stockholm 1755 5.64 1929 6.1 2000

Uppsala 1721 5.43 1779 /.91 1929 5./8 2000

Tabulka 4.5: Roky zmény pro model vice zmén pii volbé parametru useknuti
e = 0,20. V tabulce jsou uvedeny téz prvni a posledni roky ¢asovych rad.
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resp. 1780 ochladilo a poté se shodné (pro Cadiz pouze pro volbu parametru € =
0,20) kolem roku 1930 oteplilo. Pro stanici Cadiz detekuje sekven¢ni procedura
pri volbé parametru € = 0, 15 otepleni postupné ve dvou rocich 1884 a 1967.

Podobné jako v pripadé modelu jedné zmény i pro model model vice zmén
je tfeba si uvédomit, ze ziskané vysledky plati za predpokladu, Ze méa smysl
aproximovat vyvoj teplotnich fad modelem nékolika nahlych zmén. Ve vyvoji
teplotnich fad nemusi dochazet k nahlym zménam, miize se jednat o zmény
pozvolné. Nicméné, je-li v urc¢itém tseku casové rfady zamitnuta stacionarita, je
to proto, ze v jedné ¢asti je stifedni teplota vyznamné vyssi nebo nizsi nez ve
druhé. K informacim o odhadech zmén je nutno pristupovat obezietné, nebot
jsou zatizeny nejistotou platnosti predpokladu o tvaru alternativniho modelu.

Podivejme se jesté na porovnani odhadi modelu jedné zmény a modelu vice
zmén. Model jedné zmény (3.2) je sice podmodelem modelu vice zmén (3.19),
ale platnost nulové hypotézy jsme v modelu (3.2) testovali jinymi testovymi
statistikami nez v modelu (3.19). Proto jsme mohli dostat rozdilné vysledky
odhadu bodu zmény pro §védska mésta Stockholm a Uppsala.

Oba modely dévaji navzajem konzistentni vysledky. Pro model jedné zmény
nejméné odporovaly nulové hypotéze stacionarity teplotni fady mést Cadiz a Up-
psala. A pravé pro tyto dvé fady byl odhadnut model vice zmén tikajici, Ze
prumérné teplota nejdiive klesla a nasledné vzrostla.

Pro ostatni ¢asové fady podle témér vSech testovych statistik k vyznamnému
narustu teplot doslo.
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(3.2) za nulové hypotézy. Plnou zelenou ¢arou odhad modelu (3.2) za alternativy.
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Kapitola 5
Zaver

Oba uvazované modely — model jedné zmény a model vice zmén — davaji po-
dobné zavéry. K vyznamnému naristu teplot doslo méstech Brusel (resp. Bel-
gie), Milan, Padova, Petrohrad a Stockholm. Pro mésta Cadiz a Uppsala na
zakladé dat z projektu IMPROVE a modelu detekce zmény nelze tvrdit, ze do-
slo k otepleni. Muze to byt proto, ze pro stanici Cadiz nebyla dostate¢né uvazena
heteroskedasticita. Teplotni fada ro¢nich primeéri Uppsala mé vysoké hodnoty
pro nékolik prvnich desetileti, o jejichz dennich pozorovanich na zakladé infor-
maci z projektu IMPROVE vime, Ze méla mensi kvalitu. V8imli jsme si také,
ze data adjustovana na méstsky tepelny ostrov davaji pti testovani stacionarity
spiSe nevyznamné vysledky (Milan, Stockholm, Uppsala), naproti tomu data ne-
adjustovana na méstsky tepelny ostrov (Belgie, Padova, Petrohrad) davaji vzdy
vyznamné vysledky:.

Je proto dulezité zrekonstruované casové fady podrobit dalsimu zkouméni.
Slibna je v tomto napiiklad prace Moberg a kol. (2003) zabyvajici se dalsi ad-
justaci §védskych dat. Také je dosud znacné opomijen efekt méstského tepelného
ostrova. Studie z Belgie, viz Hamdi a kol. (2009), Van Weverberg a kol. (2008)
ukazaly, ze metody adjustace na méstsky tepelny ostrov jsou pomérné spoleh-
livé. Mély by tedy byt provedeny pokud mozno na vSechny dostupné ¢asové rady.
Rovnéz by mélo byt vyvinuto tsili o rekonstrukei dalsich dlouhych teplotnich fad
z Evropy a USA, pro néz podkladova data nékde existuji.

Na druhou stranu i pecliva statisticka analyza je dulezita. V této préci bylo
ukazano, zZe ruzné modely a testové statistiky davaji rizné vysledky. Je také pod-
statné, jakym zpiisobem je zahrnuta korelace. Zajimavou alternativou k Bart-
lettové odhadu rozptylu zohlediiujici korelovanost je metoda blokové permutace,
viz Kirch (2007).
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Je vidét, ze problém popisu vyvoje teplot je aktualni z pohledu matematicko-
statistického i klimatologického. Vzhledem k zévaznosti zkoumaného problému
globélni zmény klimatu a jeho ptirodnich i ekonomickych dopadti je naprosto za-
sadni dobrat se v oblasti analyzy historickych teplotnich fad vysledkii co mozné
nejblizsich pravdeé.
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