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BEVEZETES

Mivel az éghajlat alapvéen statisztikus terméstietezért vizsgalata a valosfigeg-szamitas
€s matematikai statisztika eszkozeit igényli. Ertlkk kérdésekkel foglalkozik a statisztikus
klimatologia.

Az értekezésben modern matematikai statisztikaik@esiket mutatunk be és
hasznalunk fel elméleti vagy alkalmazott klimataédgvizsgélatokban. Ennek soran
természetesen nem térekedlnk teljességre, résplyénierdekddésiink végessége, részben
terjedelmi korlatok folytan. Meglehet, a tartalogyeék alapjan talan csak a negyedik rész
tinik Gjszetinek, am a tdbbidf fejezetben néhany régdéta ismert probléma modearkdesit
targyaljuk. Ez oly annyira igaz, hogy tobb eljargsten tanulmany szete alkalmazott
elészor a nemzetkdzi meteoroldgiai irodalomban. Mukk&eélja néhany széles koérben
felhasznalhatd, am kevéssé elterjedt modszer megdistése, majd egy-egy alkalmazasanak
bemutatdsa. Az 6nmagukban is értékes eredményeklyblen érzékeltetjik a bennik éejl
tovabbi gyakorlati lehéségeket.

Részben az altalanos megismerés, részbermaéfhajlatdnak becslési leliségeinek
értékelése szempontjabdél fontos a mar lezajldétvié zajlé éghajlatvaltozas detektalasa és
becslése. Az éghajlatvaltozast legegy$lzken a varhaté érték ddeli valtozasaval szokas
leirni, vagyis a trendelemzéssel. Ezzel foglalkazlel$ rész.

Az elméleti, de taldn még inkabb az alkalmazathétoldgiai problémak soran fontos
igény a kulonbo& valtozok kozotti statisztikai kapcsolat feltarabgen modszerek targyalasa
és gyakorlati alkalmazasa torténik az Ujabb részben

Az egyik legrégebbi statisztikus klimatologiai k8z a spektralanalizis, amikor egy
szoban forgd idlsor mogott meghizdédd sztochasztikus folyamatot svégmk (diszkrét

spektrum) és megszamlalhatatlanul sok (folytonoskispm) periodikus 0Osszet@v
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szuperpozicidjaként tekintlink. A szerteagazé probkbr néhany specialis vetlletét
vizsgaljuk a harmadik részben.

Végezetil meg kell emliteni, hogy mivel az éghajllagyszdmu nemlinearis
kolcsbnhatas eredményeként jon létre, célszar éghajlati idsorokat a jol ismert lineéris
idésor modellek helyett nemlineariségbr modellek segitségével elemezni. Egyebek mellett
ilyen lehetséget targyal a negyedik rész.

Mivel nem matematikai fir6l van sz6, a matematikai eszkdzok targyalasa caio
mértékben torténik, ami feltétlenil sziikséges dlproak és az alkalmazasok megértéséhez.
Az elmélet és alkalmazas remélt egyensulyanak rdgsaban talan leginkdbb a
nagyszamban felhasznalt statisztikai probak bermsdabk mélysége jelentette a legnagyobb
gondot. Végul ugy dontéttiink, hogy az olyan alafyatbakat, mint példaul a khi-négyzet-
préba vagy a Kolmogorov-Szmirnov-proba ismertnektéfelezzik és még irodalmi
hivatkozast sem adunk. A még mindig alapyete talan mar nem annyira elterjedt probak
leirasa helyett csupan irodalmi hivatkozast nyltuk kevéssé ismert probak kozil a roviden
bemutathatokat ismertetjik, mig a hosszu targyal§énybket ismét csak irodalmi
hivatkozassal latjuk el. Ez utébbi megfontolas @z hogy nem kivanjuk & fgondolat
kovethebségét kockaztatni egy préba hosszadalmas taglalasav

A f6 fejezetek fent emlitett csoportositasaval a vigleanegyszdibb modszerekt a
bonyolultabbak felé haladunk. Ennek kovetkeztébemworegressziv folyamatok bizonyos
altalanositasainak targyalasara a negyedik fejemeleril sor, am ezt megeben tobb
alkalommal kell utalnunk magukra az autoregresskilyamatokra. Ezért e modell

értelmezését most kell megtennink. Legy¥n egy diszkrét paramétersztochasztikus
folyamat. Ekkor az, konstanssal és &,...,a, autoregressziv egyutthatokkal képezett

Yt = aO + a.I.Yt—l +"'+ath—p +et
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format p-edrendi autoregressziv (AR(p)) folyamatnak nevezzik, atiole folyamatra
teljesul, hogy fehérzaj, vagyis zeérus varhatdé &itékonstans szoérasu Kkorrelalatlan
valosziriségi valtozok sorozata. Ezen kivgl ésY,_;, j =1...,p korrelalatlanok. Egy ilyen
folyamat akkor és csak akkor stacionarius, ha az
l1-au-..—a,u’ =0
an. karakterisztikus egyenlet gyokei abszolut dréekegynél nagyobbak. Olykorsédrdul,
hogy tulsdgosan nagyp szikséges adott ddor AR folyamattal tortéh kielégit
modellezéséhez. llyenkor célsidehet a gazdasagosabb, tehat kevesebb paramésbedes
igényl
Y=, +aY, t..+a,Y,_,+te -he, —..-be,
p-edrend autoregressziv g-adrendi mozgo atlag (ARMA(p,q)) folyamat alkalmazasa, ahol

b,....o, @ mozgo atlag egyutthatok.
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1. TRENDELEMZES

A trendet (a varhatd értékddeli menetét leiré fliggvényt) még ma is leggyakeabbz id
linearis fliggvényének tekintik. A fliggvényben spéfeparaméterek becslését a legkisebb
négyzetek (ordinary least squares: OLS) médszerdgdik, tehat az aktualis megfigyelések
és becslésik kiulonbségének négyzetes 6sszegénakalinalasaval. A trend létét vagy
hianyat a linearis kozelitésbfakadd egyenes becsult meredekségével vizsgaladyis ha

ez a becslés nem kulénbozik statisztikailag sziggnifsan zérustol, akkor nincsen trend. Az
ekkor alkalmazott-préba ismertetése egyebek mellett megtalalhatdapélMatyasovszky
(2002) kotetében. A valdsagos trend azonban reridsadtér a linearistol, és igy az egész
eljaras hibas eredményre vezethet. A kévetkben ezért a trendbecslés joval altalanosabb

megkdzelitésével foglalkozunk.
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1.1MODSZER

A trend linearitasat altalaban nem, de bizonyosasagat feltételezhetjik. Ez utébbi azt
jelenti, hogy a trendfliggvény adottmbnt nem tul sik kdrnyezetében j6l kdzelitheegy
alacsony foka polinommal. Ezekben az esetekbebnyéken alkalmazhaték a
nemparaméteres becslési technikak. Ezek matemaitigdalma rendkivil gazdag, am
meteoroldgiai alkalmazdsuk még ma is alig elterjgeit meglep, mert a jél ismert
heurisztikus mozgé atlagolasi modszerek (binomgihsitas, gaussi simitas, stb.) elméletileg
j6l megalapozott altalanositasanak is tekiritketismereteink szerint meteoroldgiai célra
Matyasovszky (1992) javasoltasekor az eljarast.

A t,,...t, idépontokban rendelkezésre alg,...,y, adatsort
y,=f(t)+e,i=1.n (1.1)
alakban tekintjuk, aholf (t) a trendfliggvény, és age 2ajra teljesul, hogy fehérzaj. A

modszer a trendfiggvény mindenspadnt kordli lokalis polinomialis kozelitésén alajxsz
Tobb véltozata ismeretes, melyek kdzul a sulyozokidlis regresszio (weighted local

regression: WLR) tekinthéta leguniverzalisabb eljarasnak (Fan, 1992; FaA318an and

Gijbels, 1992). Azf (t) = &, = 4, (t) becslés a

n p ) 2 t —t

Z(yi —2a —t)lj K(Tj (1.2)
mennyiség adott melletti, a,,...,a,szerinti minimalizalasaval nyerféetahol K (1) itt most
nem részletezett tulajdonsagokkal rendetkéa. magfliggveny. llyenkor a trend becslésének

torzitasat alapvéen f Y ), tehéat a trendfiiggvény€1)-edik derivéltja hatarozza meg. A

magfliggvény adja meg, hogytgoont kdrnyezetéhez tartozé négyzetes hibakat miligem
szerint vesszik figyelembe egyre kisebb sullyabggha t idéponttdl tavolodunk. Ab-vel

jelolt sdvszélesség a figyelembe veekdrnyezet szélességét definidlja.
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Kimutathatd, hogy az alkalmazasok soran a savsaflemegvalasztasa lényegesen

nagyobb fontossaggal bir, mint a polinom foka @ésagfliggvény. Ezért altalaban elegérad
lokalisan lineéris kozelitéssel éinpEl), amihez aK (u) = 3/4(L-u?),jul <L K(u) =0,u =1

uan. Epanechnikov-féle magfliggvény tartozik. Ez agfilggvény a savszélesség optimalis
valasztasa mellett biztositja a becslés minimétiagés négyzetes hibajap=1 esetén.
Optimalis savszélességnek azt tekintjuk, ami a lbscatlagos négyzetes hibajat, tehat a
becslés varianciajanak és torzitds négyzeténeke@sszninimalizalja. Kis savszélesség
ugyanis kis torzitast, de nagy szorast eredméngdzapott gorbe nem kékn sima), mig
nagy savszélesség nagy torzitast, de kis szordigiadiat (a kapott gorbe tlulsagosan sima). A
nemparaméteres modszerek tehat a savszélességtdsdams keresztlil megteremtik a
trendbecslés torzitAsanak és szérasanak optimalgonyat ugy, hogy kodzben a
trendfliiggvény teljes formajara semmilyen feltevésmam élnek. Ez az eljaras rendkivl
értékes tulajdonsaga a paraméteres modszerhezt kBgdsanynak vélhétviszont, hogy a
trend hianyara vonatkozé null-hipotézis nem diteahetb. E hatrany valéjaban mégsem
jelentkezik, mert lehéség van a savszélesség becslésére is, és a téyadlanp =1 esetén
ilyenkor rendkivll nagy, gyakorlatilag végtelen saééesség adddik optimalisnak. A végtelen
savszélesség abbol fakad, hogy a trend lokalisatisekozelitése ilyenkor globalisan
linearisba megy at. Ekkor viszont a linearis trgatbnléte ellefirizhety a fejezet elején
emlitettt-prébaval.

A b savszélesség becslése nagy gyakorlati jedéggel bir. Legegyszéb esetben

A

ba
cvb) =Y (% 1) (13)

mennyiségb szerinti minimalizaldsaval nyerléetahol ﬁ(ti) f (t,)-nek olyan becslése, hogy

a t, idoéponthoz tartozoy, megfigyelést nem vesszuk figyelembe. Ha a trendlehetsen
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komplex formaju (éles csucsok és lassu valtozagpjarant jellemzik) és/vagy &t }
idépontok nem ekvidisztansak, akkor célszer savszélességet iséfdggonek tekinteni
(lokalis savszélesség). Ez a helyzet viszonyl&gmitall eb a klimatologiai alkalmazasokban,
ezért altalaban megelégedhetiink a globalis sassaggel. A kérdés tovabbi targyalasa
helyett csupan utalunk Matyasovszky (1998) és Matyszky (2002) munkajara. Gyakori
ellenben, hogyfe }szérasa nem allando, ami szerencsére nem jelbazséget, ha a szoras
id6beli valtozasa hasonldéan sima, mint a varhat6 édébeli valtozasa. Komoly probléma
ellenben, ha{e } nem korrelalatlan, mert ez azt vonja maga utangyhdl.3)
minimalizalasaval megbizhatatlan becsléshez jutangavszélességre nézve. Példadk er
pozitiv korrelaciok esetébeb -ra rendkivill kis értéket, gyakorlatilag zérust kak. A
probléma kezelése természetesen a korrelaciokléigymevételével torténhet, amire szamos

eljaras ismeretes (Fernandez and Fernandez, 2004)kdnk sordn a Fernandez and

Fernandez (2004) altal javasolt alabbi eljarastlatiazzuk. A

TSCMb) =1/(n- P) Z (Y, = 9)° (1.4)

t=P+1

mennyiséget minimalizaljuk szerint, ahoP>p és y, egyp-edrend: autoregressziv becslése
~ p ~
y,-nek az y, = 1‘(t)+2z§1j(yt_j - f(t-j)) alakban. Aza,,....a, egyitthatokat az OLS
j=1

modszerrel becstiljik gy, hogf(t—j 9z f(t-j),j=0,..,p olyan, ab savszélesség
melletti WLR becslése, amely csak gz Y,,...,Y,-, adatokat hasznalja fel. Mivel TSCV csak
at idépontot megeiz6 adatokat veszi figyelembe, am a trend végscslése aidépont utani
adatokat is hasznélja majd, ezért a TSCV minimiiséval nyert becsilt savszélességnek

egy korrekcigjat kell végrehajtani. Ez végsoron egy konstanssal valé szorzast jelent, s a

konstans valasztasarol példaul Miller (1991) tadulya tajékoztat.
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A nemparaméteres trendbecslés mélyebb matemaékaleteiél - a mar korabban
kozolt forrdsokon kivill - szamos helyen olvashatunklyek kézil Simonoff (1996) atfogo

munkajat emeljuk ki.

10
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1.2. ALKALMAZASOK
1.2.1. Eszaki Hemiszféra atlaghérséklete
Tekintsiik az Eszaki Hemiszféra évi kozéptérsékleteinek az 1961-199®stakhoz képesti
anomaliait az 1850-2009 évelsagkakara (Jones et al., 2010). Lineéris trend iéssx/el arra
az ismert kovetkeztetésre juthatunk, hogy az EsHakniszféra atlagimérséklete az 1850-
2009 kozotti periodusban 6sszességében O(73melkedést mutat, ami 0,04&/10év

novekedési ratanak felel meg. A WLR eljaras azordzah914-1942 itbzakra 6sszességében

0.8 -

0.6 1

_0,8 I T I T I T I T I T I T I T I
1860 1880 1900 1920 1940 1960 1980 2000
Ev
1. &bra

Az Eszaki Hemiszféraimérsékleti anomaliai (pontok) és trendje WLR (foigs vonal) és
lineéris (szaggatott vonal) kdzelitéssel

0,133°C/10év, $t az 1975-2009 peridédusra 0,183/10év emelkedl ratat nyujt gy, hogy

kdzben az 1942-1975 évek soran 0,08710év Uteri csokkenést jelez (Matyasovszky,

11
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2011). A linearis és a WLR mddszerrel nyert trenki@kotti kiilonbség vilagosan latszik az 1.
abran.

Az emlitett évszamok, illetve édzakok nem véletlenl lettek kivalasztva. Az utdbbi
idében ugyanis névekvfigyelem fordul az un. hirtelen éghajlatvaltozagalbrupt climate
changes) felé. A hirtelen valtozast mutat@pdntok azonositasa tradicionalisan azon
alapszik, hogy a trendfliggvényt szakaszonként kossik tekintik, mely szakaszokat a
trend ugrasai hataroljdk. Szentimrey et al. (1998) korai munkajat szadmos tovabbi hasonlé
tanulmany kovette (Fraedrich et al., 1997; Jiangl.e2002; Smadi, 2006; Zhao et al., 2007),
melyeket Feng et al. (2010) prébalt attekinteni. &zmegkozelités azonban fizikailag
tarthatatlan, hiszen nem képzethet az a helyzet, hogy az éghajlat valameddig zattan,
majd azonnal egy masik és egy ideig ismét allangbajgatba megy at. A kovetkéz
fejezetben ezért kisérletet tesziink a hirtelen jigthaltozasok megalapozottabb statisztikai

detektalasara.

1.2.2. Hirtelen éghajlatvaltozasok

Hirtelen éghajlatvaltozas torténik, amikor az étgtayendszer valamilyen ok hatasara atlép
egy kiszoboét, ami egy Uj allapotba totéitmenetbe kényszeriti az éghajlati rendszer altal
determindlt és a kivaltd oknal nagyobb sebessé@dptional Research Council, 2002). Az
Egyesiilt  Allamok Eghajlatvaltozdas Tudomanyos Progea szerint hirtelen
éghajlatvaltozasrol akkor beszélink, ha a valtogdsany évtized (vagy révidebbs)dalatt
kovetkezik be és legaldbb néhany évtizedig fennaatli jelenbs hatassal van az emberi és
természeti kdrnyezetre. Sajnos e két definicio ak@ppen nem definial, mert olyan
bizonytalan szavakkal operal, mint ,valamilyen okfiagyobb sebességgel”, vagy ,néhany

évtized”, ,jelents hatas”. Mivel barmilyen tulajdonsagnak egy adé@o valé detektalasa

12
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statisztikai eszkozoket igényel, a hirtelen éghagiiozas értelmezése is statisztikai alapu
kell, legyen.

Ezért Matyasovszky (2011) alapjan a trendfliggvdesivaltjanak ugrasait tekintjik
hirtelen valtozasnak. A feladat a WLR mddszerrdhaté meg, mert (1.2) minimalizalasaval
f®(t) becslése f®(t)=at(R !lesz, ahol k< p. Az iménti definici6 persze egy
kompromisszum. Egyrészt azért, mert csak a vardidék idbbeli valtozaséra épit. Masrészt
azért, mert a trend ugrasainak megengedése - aitok |- elfogadhatatlan, mig a masodik
vagy magasabb derivaltjai ugrasanak értelmezésetih&ima trendet adna ahhoz, hogy
hirtelen valtozasroél beszélhessiink. A detektaladsrgre épit Wishart (2009) eljaraséara, de
jelentsen kulonbozikdle.

Ha a trend nem sima, tehéat derivaltjAnak vanna&say, akkor

Ot<r,

, 1.5
tt27, (1)

f(t) = fS(t)+ZCk¢k(t) , (1) :{

aholc,,k=1...,K az f'{) ugrasainak nagysagara<r, <...<r7, idépontokban. Ismervi
értekét (az ugrasok szamat) ésra...r, pontokat (az ugrasok dgontjat), akkor a
¢, k=1...,K ugrasok nagysaga az OLS moédszerrel becsiithet

n

Z(yt -f0-Y cd, (t)j (L6)

t=1
mennyiség minimalizalasaval, ahdl t @ f ¢) WLR becslése (Cline et al., 1995), amivel
voltaképpen f t( )sima részét, azad t () kivanjuk becsilni. A feladaK és 7,,...,7,

megadasa, és annak elddntése, vaprstatisztikailag szignifikansan kilonbozik-e nudlat

Mindez a kovetkedképp torténik. Haf' t(JInek ugradsa van &s pontban, akkonﬁ"(s)‘

nagy, mert|f"(s) végtelen. Ezért‘f"(t){,1+b<t<n—b segit a r,,....T, idépontok

13
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behatérolasaban. l—’zﬁ"(t)‘ maximalis a@=s id6pontban, akkor képezléetf (t)-nek egy f ()
becslése&K=1 és7, =s mellett az (1.6) minimalizalasaval. Ha szignifikAnsan kilonbodzik
zérustol, akkor az eljaras fontatéd’If"(t)‘ masodik, harmadik, stb legnagyobb értékével,
amig az ugrasok kulénbodznek nullatol. @,....C, ugrasok szignifikdnsan kuilénbdznek
zérustol, haf~t()él,...,éK mellett jobban kozeliti azy,,t=1...,n adatsort, mintf~t()

CpyeeiCry Mellett (vagyf ( )K=1 esetén). A kozelités josagat a

— n 5 — F )2
GCV(K) S hh)? ;(Yt f(t)) (1.7)

mennyiség méri (Craven and Wahba, 1979), ah@) = f t K&L mellett, ésf(t) = f t()
K=1 esetén. Itth,, a H matrix nyoma (@atlobeli elemeinek 0sszege). AZ t (ugyanis

vegs soron az adatsor elemeinek linearis kombinécikéjhétf=iz, ahol aH matrix
(1.6) minimalizalasa soran nyert linearis egyesladiszerbl szarmaztathatod, tovabba
f=(f@,...F(M)", y=(¥1,....y,)" . és aT felss index a transzponalast jeldli. Lathato, hogy

(1.7) K szerinti minimalizalasa a becsult trend illeszledés a modell komplexitasa k6zott
teremt egyensulyt. Nagk esetén ugyanis kicsi a szumma értéke, de nagyrarsa ebtti

szorz0, mig kisK esetén nagy a szumma értéke, de kicsi &tteeléw szorzo. Csupan

megjegyezzik, hogy hg elemei korrelaltak, akkor (1.7)-beh t (Elyett olyany, szerepel,
ami y,-nek a becsult trendet is magaban foglalé autossgre becsleseét tartalmazza. b
matrix ekkor azy = Hy egyenletnek felel meg, ahgi= CAA I

Még megvalaszolandd kérdés a savszélesség megadi@gacty szempont, hogy az
ugrasok felderitése soran a becslilt trend kistéwaiaz elglleges (Wishart, 2009), tehat
viszonylag kis savszélesség valasztasa a szerercséasszélesség becslési tulajdonsagainak

ismeretében viszont nyilvanval6, hogy a derivaljabugrasokkal rendelkéztrendre
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vonatkoz6 savszélesség nem lesz nagyobb, mint @ tséndre kapott becsult sdvszélesség.
Ezért ismét alkalmazhat6 Fernandez and Fernandi)2nddszere akar van ugras, akar
nincs. A viszonylag kis savszélesség mas szempbigbgzerencsés. Az igy valasztait

esetében ugyanis az (1.7)-bendl&zumma meghaladhatja minimalis értékét, a szuniétia e
lévo szorzé -hy ,-nak b-tl valo fliggése folytan - pedig szintén meghala@hatj optimalis

savszélességhez tartozo6 értékét. Mindezzel ellkajiikha redlisnél tobb ugras beazonositasat.
Az Eszaki Hemiszféradmérsékletének hirtelen véltozasaira az 1901, 19942,

1963 és 1975 éveket adta a mddszer (2. abra).fégdéatendencia természetesen a meléged

0.8 -

0.6 1

_0,8 I T I T I T I T I T I T I T I
1860 1880 1900 1920 1940 1960 1980 2000
Ev
2. abra

Az Eszaki Hemiszférasimérsékleti anomaliainak sima trendje (szaggatotiaboés trendje
hirtelen valtozassal (folytonos vonal)

am harom hirtelenitési idspont is lathat6é (1901, 1942 és 1963). Kordbbi munkéelyek a

kritizalt modszerrel vagy egysZewizudlis megfigyelés konkluzidjaként szilettek lcs
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1940-es, 1970-es évek hirtelen valtozasairél beské(Thompson et al., 2010). Kisebb

terliletek vagy rovidebb édzakok vizsgalata némileg kulonksomopontokat azonositottak,

illetve Ivanov and Evtimov (2000) munkdja még az63as évet jeldlte meg hirtelen

valtozasként. Nem talalkoztunk azonban olyan taanimyal, mely a hirtelen valtozasok ilyen

finom szerkezetét tarta volna fel.

Az eljarast alkalmaztuk az Eszaki Hemiszféra rekoiadt évi limérsékleti sorara is

az i.sz. 200-1995 évekre (3. 4bra). Antersékleti értékek most az 1856-1996sithkhoz

képesti anomalidkat jelentik. Az adatsotigperes megfigyelt, nagy felbontasu proxy adatok

3s éghajlati modell eredmények szintézisekéntgtiet (Jones and Mann, 2004). A 950-1200

°C
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Az Eszaki Hemiszféraimérsékleti anomaliainak sima trendje (szaggatotiaoés trendje
hirtelen valtozassal (folytonos vonal)
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kozotti (Lamb, 1977) Kozépkori Meleg Peridodus (Madil Warm Period: MWP) és az 1450-
1850 kozotti (Grove, 1988) Kis Jégkorszak (Litthe IAge: LIA) ezen idszak legjellemébb
éghajlati epizddja. Ezek a kifejezések széles kodberjedtek, jéllehet nincs is egyérteiem
elfogadott definiciojuk (Bradley et al., 2003). Egyenge ugras 825 korul jelzi az utobbi
1800 év legmelegebb ddontjat az 1920-as évek utanbstakot nem szamitva. Egy kozeli
masik lokalis BWmérsékleti cstucs (nem ugrasspgelentkezik 1040 tajan, mig a kévmbnt
kozott 945 korl relative alacsony, de még mindagas Bmérsékletek fordulnak &l Ezért
ha megvizsgéljuk, hogy a trendnek a 945-0s évheazta értéke korabban és kéb hol
fordul ismét eb, akkor a 795-1120 #bzak bontakozik ki. Az ily modon definidlt MWP
némiképp koradbbi és hosszabb, mint Lamb (197d3zdka. A LIA-val kapcsolatos lékés
két fazisban jelentkezik: egy ésebb és hosszabb peribdus 1387-1656 kozoétt, és egy
gyengébb és rovidebb dezak 1749-1883 kozott. A LIA ezért (kerekitve) a290-1880
évekre tehét ami hosszabb, mint Grove (1988)s$daka. A legnyilvanval6bb valtozas
azonban a 19. szazad végén (1883) hirtelen meg@imdiglyon intenziv melegedés.

Végiul az elmult 11700 évre vonatkozd oxigén izotgatokra, pontosabban az
NGRIP (North Greenland Ice Core Project, 2004) yégf OO0 izotéparanyaval
kapcsolatos Holocésr®0O adatokra alkalmaztuk az eljarast (4. abra). Ezekdatok 20 éves
atlagokként alltak rendelkezésre. Azosdak legjellemébb éghajlati epizdédja a Holocén
Eghajlati Optimum (Holocene Climate Optimum: HCQWlivel ez a meleg periddus
fokozatos leliléssel ért véget, behatarolasa eléggé bizonytRk&daul Johnsen et al. (2001)
NGRIP oxigén izotop adatok alapjan 8600-4300 éwmtbttre teszi az iflszakot, mig
Kaufman et al. (2004) mas paleo adatok vizsgalt®@00-6000 évvel ezétre datélja.
Mdédszeriink 9940 és 7560 évvel étek jelez hirtelen véaltozast. Az élsa korabbi igen
intenziv melegedés ugrasstdassulasat, de nem me{sesét jelzi. 8t hamarosan ismét

gyorsul a melegedés, aminek beféasét és a fokozatoglhsbe valé atmenetét 7560 évvel
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ezebttre azonosithatjuk. Ez egybe esik adsihk soran tapasztalhato legmelegebb évvel. Az
elss hirtelen valtozas a relative stabil éghajlat kezdek, vagyis HCO kezdetének vehek
trend ugyanezen értékedisbn ebre haladva 3320 évvel eddl fordul eb ismét, ami ezért
HCO végeének tekinthét A teljes HCO tehat értelmezésunk szerint (kevelki©900-3300
evvel ezedttre datalhatd, ami joval hosszabb, mint a korabibefmialt idsszakok. Meg kell
meég jegyezni, hogy a HCO ddzaka egyérteltten melegebb, mint napjaink éghajlata (4.
abra). Egy nagyjabol 8200 évvel e#elbekovetkezett jeleis, de rovid letilést szamos
forras emlit (Cheng et al., 2009). Eljarasunk ezépizodot nem tudta detektalni, aminek oka
az, hogy az esemeény tulzottan révid az adatsonv2e telbontasahoz képest, igy ez a révid

homérsékleti visszaesés nem tud a trendbeltinfielt Ellenben, ha ez az esemény valoban
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létezik, akkor az ezzel kapcsolatos adatok hirted€isen eltérnek a trendlf ami a zaj
varianciajdnak megnovekedéseként jelentkezik. Edé&dtlitottunk egy 0j adatsort az eredeti
adatok trendjél valé eltérésének négyzeteként. Az eljaras ezenadgtsorra valo
alkalmazaséaval azt nyertik, hogy a variancia 81vkléezebtt hirtelen valtozast mutat.
Mivel a valtozas diteljes csokkenés, ezért az emlitett 8140 évvelodzédopont a hideg
periodus végét jelzi, ami j6 dsszhangban van Thoghas (2007) vagy Kobashi et al. (2007)

altal talalt hideg iélszakkal.

1.2.3. Allergén pollenek

Az elmult néhany évized soran szamos novényi fhepje altal kivaltott allergias tiinetek és
allergias léguti betegségek szamanaktedjes novekedése figyellietmeg vilagszerte
(Damialis et al., 2007). Az ezzel parhuzamosanzglipbalis éghajlatvaltozas miatt logikus
felvetés, hogy a pollenszezon fenolégiai jelléma pollenszezon kezdete, vége, tartama) és
mennyiségi jellem& (évi 0sszes pollenszam, napi pollenszdmok évesimmena: éves
csucspollen) is valtozast mutatnak. Fontos téfhybagy a pollen és az egyéb |égszentiyez
anyagok kozotti kdlcsdnhatasok ugy modosithatjalpadiienek tulajdonsagait, hogy az
érzékeny egyének még konnyebben valhatnak érzékiedyéD'Amato, 2011). Ezért a
pollenszezon feltételezett valtozdsai nem felt@llemagyardzzdk a lakossag novékv
allergias megbetegedéseit. Mégis fontos megvizggdhmgy az allergén pollenek
karakterisztikai (fenolégiai €s mennyiségi jelléi)zmutatnak-e trendet a megfigyelt napi
pollenszamok tikrében. Természetesen szamos iligsgalat tortént mar, de tudomasunk
szerint ez idaig mindéssze harom tanulmany adéigatképet a regionalis pollenflorardl,
nevezetesen Clot (2003), Damialis et al. (2007¢Céstofori et al. (2010) munkai rendre 25,

16 és 23 taxon figyelembevételével.
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A hazai viszonyok jellemzésére 19 taxon napi pelk&mait vizsgaltuk a
rendelkezésunkre &llé 1997-2007 kozoétti 11 évészdkban Szegedre (Makra et al., 2011a).
Ezek a taxonokAInus(éger),Ambrosia(parlagfi), Artemisia(irom),Betula(nyir), Cannabis
(kender), Chenopodiaceae (libatopfélédyglans (di6), Morus (eperfa), Pinus (fenys),
Plantago (utifii), Platanus (platan), Poaceae Gfglék), Populus (nyar), Quercus (t6lgy),
Rumex (I6rom), Taxus (tiszafa), Tilia (hars), Ulmus (szil) és Urtica (csalan)) a vizsgalt
id6szak O0sszes pollenmennyiségének 93,2%-at adjakarémhlegnagyobb pollenszamokat
mutaté taxon azAmbrosia (32,3%), Poaceae (10,5%) E®pulus (9,6%). Az adatokat a
Szegedi Tudomanyegyetem Bolcsészettudomanyi Kétetdmek a tetején 20 m nagassagban
Uzemeb Hirst-tipusu pollencsapda (Hirst, 1952) szolgédtat

Két Iényeges korilményre kell felhivni a figyelmétz egyik, hogy a vizsgalt pollen
karakterisztikdk valésziibeg nem tekinthék normalis eloszlasuaknak (példaul az éves
csucspollen), ezért &proba helyett (mely feltételezi a normalitast) eggmparaméteres
prébat, a Mann-Kenndall-tesztet (On6z and Baya2i®03) alkalmaztunk. A masik
kordlmény, hogy a trend Iétének igazolasa mindod4zadat felhasznaldsaval igen kevéssé
igérkezhet sikeresnek. Valéban, a 19 taxon 5 karaktikajara elvégzett 6sszesen 95
vizsgalat minddssze 16, 10 és 3 esetben jelzettidétea 10, 5 és 1 %-0s szignifikancia-
szinten, illetve pusztan az évi 6sszes pollenszaéetében a 19 taxonra csupan 4, 1 és 0
esetben mutatkozott szignifikans trend az emiéiatiteken. Ezért a napi pollenszamokra a 11
éves idszak 11 adata alapjan az év 6sszes napjara (engmeleon idejére) kilon-kilon
elvégeztik a Mann-kendall-tesztet (MK-tesztet). Agyszamu prObastatisztika egyedi
kiértékelése értelmetlen lenne, ezért kihasznalhdgy az MK-prébastatisztika a trend
hianyara vonatkoz6 null-hipotézis teljestlése esdEszimptotikusan) standard normélis
eloszlasu. A trend létezés$€sz6l6 dontés igy azonos azzal a probléméaval, lzoggpi MK-

teszt értékek évi atlaga szignifikansan kulonbdazikdllatol. Az ezzel kapcsolatos klasszikus
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t-préba most am-prébaba megy at (Dévényi és Gulyas, 1988), mivatd@as ismert (eggyel
egyenb az MK probastatisztika standard normalis elosziaest), ugyanakkor moédositottuk
azt, mert az egymast koveMK-teszt értékek kdzotti korrelaciok miatt az étlag szorasa
nagyobb, mint korreldlatlan adatok esetén.oékelsdi autoregressziv (AR(1)) modellt
illesztettink a napi MK-teszt értékekhez, és aesitett AR(1) modell felhasznalasaval
(Matyasovszky, 2002, 71. oldal) adtuk meg az emlésdrast. Ekkor az 5%-0s valdésiigi
szinten mar 11 taxon évi dsszes pollenszama muighikans trendet, s e 116b7 jelez
novekedést (1. Tablazat). Megtérténhet azonbany leogollenszezon pozitiv és negativ
trendeket mutato tibzakokbdl all 6ssze és az MK-teszt értékek atlagate nem ad atfogd

(teljes évre szamitott) trendet 5, 8 és 11 taxari@, 5 és 1 %-0s szinten.

1. Tablazat. A napi linearis trendeRlszamitott évi 6sszes pollenszam valtozas (EOPV) 1
évre vonatkozoéan (pollenszari/mo év). A *, ** *** szimbélumok rendre a 10, 5%-0s
szignifikancia-szintre utalnak.

Taxon EOPV
Alnus -214
Ambrosia 1170
Artemisia -60
Betula -60
Cannabis 47*
Chenopodiaceae -175**
Juglans 253***
Morus 400***
Pinus -194***
Plantago 91**
Platanus 271**
Poaceae 176
Populus 2981 ***
Quercus 236*
Rumex -505***
Taxus 678***
Tilia -65*
Ulmus -160***
Urtica 1183***

Ezt a lehetséget azzal lehet vizsgalni, hogy a napi MK-teszékéket a WLR

modszerrel simitjuk, megkapva ezzel a probastidteséves menetét. Ha egyetlen napon sincs
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trend, akkor a becsilt savszélesség rendkivil rigggkorlatilag végtelen), ami egy kdzel
nulla meredeksdg egyenest eredményez, mivel a napi trendek éviugdltioz tortéh
lokalisan linearis kozelités globdlisan lineariszleA simitas sordn azonban minden egyes
taxonra jol definialt véges savszélességet nyertanki az dsszes taxonra trendet jelez. A
WLR mddszer a napi bontasi MK-statisztikdkon ketdsiehat dsszehasonlithatatlanul
finomabb képet nyuijt az allergén pollenek trengljémint a masok altal kdvetett szokvanyos
eljaras. Az 5. abra a koradbban emlitett harom lggolab pollenszamokat mutaté taxon

valtozasanak (a linearis trend meredekségénekpénetét mutatja.
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5. &bra
Az Ambrosia (folytonos vonal), Poaceae (szaggatstal) €s Populus (pontozott vonal)
valtozasanak (a linearis trend meredekségéneknéniete

Kllénb6 meteorologiai valtozok (minimumomerséklet, maximum dmérséklet,

kozéplbmerseéklet, globalsugarzas, relativ nedvesség,etidség €s a csapadékdsszeg) napi
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értékeire hasonld vizsgalatot végeztiink, s ezekVEE trendjének évi menetét kapcsolatba
hoztuk az egyes taxonok 11 éves trendjének évi rdesle A meteoroldgiai adatokat egy
Szeged belvarosaban talalhaté monitoring allomatgéktatta. Azt talaltuk, hogy az egyes
meteoroldgiai valtozok trendjei, figyelembe vévetaxonok klimatikus igényeit, igen jol
magyarazzak a pollenkoncentraciok trendjeit. Ez Kideheth a meteoroldgiai valtozok
trendjeinek évi menete és a taxonok trendjénekr@nete kozotti korrelaciobol. A taxonok
trendjének évi menete és a meteorologiai valtorékdjeinek évi menete kdzotti tdbbszoros
korrelaci6 egészen meglsm nagynak adodott. A legnagyobb tdbbszords kaidelaz
Artemesiaesetén 0,998, de akmbrosiaés Urtica esetén fellép legalacsonyabb 0,827-es

érték is igen magas. A részleteket lasd Makra.€R@ll1a) tanulmanyaban.
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2. REGRESSZIO, KVANTILIS REGRESSZIO

A WLR azokban az esetekben is alkalmazhaté, anakaggetlen valtozé (prediktor) értékei
nem idbpontok vagy egyéb determinisztikus mennyiségek,etrammaga is valésziségi
valtozd, $t valtozok (prediktorok) realizacioi (Fan, 1992)yeinkor a becsuleréd valtozo
(prediktandusz) feltételes varhatd értékéenek bsesdécél gp-szamu prediktor adott értéke
mellett. A kdvetketkben ezt a regresszios eljarast, illetve az ennelaaositasaként is

ertelmezhet kvantilis regressziét tekintjik at, majd mutaturkegy alkalmazast.
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2.1.MODSZER

Az y(x) =a=a(x) becslés a

i(yi —a- _i C, (Xj =X )J ‘E‘_lKLB_l(l(i _l()) (2-1)

mennyiseg adott x melletti, a.c,,....c, szerinti minimalizalasaval nyerféet Itt

X = (xl,...,xp)T, mig x; = (xil,...,xip)T az y;-hez tartozo prediktorok vektora, tovabBaa

savszélesség matrixa, \g\ a B determinansa, veguK(u) itt most nem részletezett

tulajdonsagokkal rendelkéz p-valtozés magfliggvény. Mivep>1 esetén B becslése

meglehetsen bonyolult volna, ezért a magfliggvényre és azed@sség matrixara vonatkozoé
kulonbo®d egyszeiisitések mellett oldjdk meg (2.1) minimalizalasataie and Mduller,
2000).

A (2.1) formula ap(u) = u® jelolés bevezetésével természetsiegy atirhato a

> (yi -a- ¢; (% =% )j\g\‘lK(g‘l(xi -x)) (2.2)

alakba. Ha e helyett (2.2)-bendu) = |u| fuggvenyt alkalmazzuk, akkor a sulyozott abszolut

hibak 6sszegét minimalizaljuk, aminek megoldasaredigtandusz feltételes medianjanak
becslését nyujtja @-szamu prediktor adotk értéke mellett. Az igy értelmezett median
regresszio akkor igazan hasznos, amikor a prediktan valészitiségi eloszlasa é&sen
aszimmetrikus és igy a median és a varhato értiéktjeen kulonbozik. A gyakorlati
feladatok soran ugyanis nem annyira a minél kisedyzetes hiba, hanem a minél alacsony
abszolut hiba biztositasa a cél.

Mivel a median ar =0,5 val6dszitiségi ertékhez tartozé kvantilis, a median regrésszi
altalanositasaval barmely zérus és egy kozbita értelmezhétaz un. kvantilis regresszio

(Koenker and Bassett, 1978). Ez a prediktanduszngkediktorok adott értéke melletti
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feltételes kvantilis becslését végzi. Megjegyezidgy a7 -kvantilis az a szam, amelynél

kisebb értéket a széban forgd valossigi valtozor valdsziriséggel vesz fel. llyenkor
(2.2)-ben ap(u) = @-7)u|, u<0 és p(u) =7ju, u=0 valasztassal kell élni (Koenker, 2005).

Szamosr esetében végrehajtva a kvantilis regressziot, tkagehatunk a prediktandusznak a

prediktorok melletti feltételes valostisegi eloszlaséarol is.
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2.2.ALKALMAZAS : Napi parlagh pollenkoncentracio

Példaként bemutatjuk a hazankban nagyon elterpattigii erdsen allergén pollenjének napi
koncentracié becslését. Szeged, Legnano és Lyonpaa@agfi pollenkoncentracidit hoztuk
kapcsolatba (Makra et al.,, 2011b) a még&lnapi koncentraciéval és a meggl napi
atlagtbmeérséklettel, csapadékdsszeggel és atlagos szedselpel az 1997-20066&zakban.
A Szegeden kivili tovabbi két varos bevonaséarat dafiilt sor, mert a Karpat-medenceén
kivil még a Po6-alféld (Legnano) és a Rajna volgygof) Eurépa efsen parlagfiives
teriletei (Makra et al., 2011Db).

Mivel a pollenkoncentraciok (és természetesen teoneldgiai valtozok is) jelets
évi menettel rendelkeznek, ezért az imént bemutati@rast az idtol fuggsve kell tenni,
hiszen a rendelkezésre all6 adatok a kuloahddpontokhoz tartozé kilonbdz/aldsziriségi
valtozokbdl szarmaznak. Az dfliggést még az is indokolja, hogy a meteorol6gétozok
adott értékéhez a pollenszezon kulortboszakaszaiban szisztematikusan — éltér
pollenkoncentraciok tartozhatnak. Példaul egy odtdblején felléf viszonylag magas
hémérsékletre mas pollen produkciéval reagal a novénint ugyanezen dmérsékletre
augusztus-szeptember forduldjan, ami a maximalimcéotraciok idszaka. Ezért a

koncentraciok becslését az

R p

Yi :ao(ti)"'zaj (t)X; (2.3)
j=1

idofuggd linearis regresszid formajaban keressik. Az altda(2.2) becslés afiiggd
altalanositasat azért célsizeelvetni, mert még az édiiggetlen esetben is a prediktorok
novekw szama mellett exponencialis Utemben nodvelszamu adatra van szikség a
kifejezetten kicsi, akkor a (2.2) becslés altal jtotli regresszids felllet megfebepontossagu

reprezentalasa irrealisan sok adat esetén voln@siiizaté. A jelenség Bellman (1961)
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nyoman ,dimenzio atok” néven ismeretes. Adfiygé regresszios egyutthatoktaidopontra

Cai (2007) nyoman a

p

Zn: [yk & _CO(tk _ti)_Z(aj +Cj(tk _ti))xkij(tk ;tij (2.4)

k=1 =1

mennyiséga;, ¢;, j=0,...p szerinti minimalizalasaval becsulbktl<i<n mellett. Ez az

an. time-varying coefficient model a WLR modszerntészetes altaldnositdsa, amelynek
korabbi meteorologiai alkalmazasardl nincsen tudami. Itt a o ¢ ) flggvényt a szerint
valasztjuk, hogy regressziot vagy kvantilis regréds hajtunk-e végre. Az {gontok
értelmezésénél tgyelni kell az évi menetre, ez2évaegy adott napja ugyanazt agadntot
viseli minden évben. Megjegyezziik, hogy a csapaosékntermittent jelenség, tehat nincsen
mindig, ezért a (2.4) formula bizonyos modositéaaskséges (Li and Racine, 2004), amire
terjedelmi korlatok miatt most nem térink ki. A zlteket lasd Makra et al. (2011b)
tanulmanyaban. Megemlitjlk azonban, hogy a napito&dgelents autokorrelacioval
rendelkeznek, ezért egy, az (1.3)-mal analég kuitér haszndlata nem alkalmas a
savszélesseg becslésére, de a feladat kuléaége folytan (1.4) sem johet széba. Ezért ugy
jartunk el, hogy minden évre az adott év pollenlkmiécioinak becslésekor az adott év

Osszes adatat kirekesztettiik (2.8)-iés az igy kapoty, becslésekkel értelmezett

i(yi _yi)z (2-5)

mennyiséget minimalizaltuk szerint. Ekkor minden &pontra a tizévnyi adat helyett csak

kilencévnyit hasznalunk fel, ezért - figyelembe @&z optimalis savszélességnek az adatsor
hosszatol vald fiiggését (Cai, 2007) - a savszdjessgs becslése = (9/10)°b lett, ahol

b minimalizalja (2.5)-6t.
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2. Tablazat
A napi parlagfi koncentracié 1 naposdkjelzésének hibaja (RMSE: atlagos négyzetes hiba
gyOke, MAE: abszolut hibaatlag)dfiliggs linearis regresszioval

Varos Lyon Legnano Szeged

Hiba (poll.szam 1) RMSE MAE RMSE MAE RMSE MAE
Elérejelzés 36.3 13.3 34.1 13.3 73.0 26.6
Eves trend 43.2 16.8 38.6 15.5 105.6 42.5

Elss pillantasra a 2. tablazat azt mutatja, hogy adre@lzés a legnagyobb
koncentracidkkal rendelkézSzeged esetében a legkevésbé sikeres. Valojababar éppen
ellenked a helyzet, ha az &lejelzési hibakat pusztan az évi menettel tértdecslési
hibakhoz hasonlitjuk. Az éves trendet ugy kaphatpgg, hogy a prediktorokat figyelmen

kival hagyjuk, vagyis a (2.3) és (2.4) egyenletekbg=0. Ekkor a becslés altal

megmagyarazott relativ variancid(RMSE, ;s / RMSE, .0 Szegedre a legnagyobb

vestren
(52,2%) és Legnanora a legkisebb (22%), tehat polegsabban Szeged napi panagf
pollenkoncentraciéja becsulldeta harom hely koézul. A legfontosabb meteoroldgiai
valtozonak a napi kozépmérséklet (Szeged és Legnano) és a napi csapadéin)(L
bizonyult. Az optimdlis prediktorok fontossagi smdjének és szaménak kivalasztasa a jol
ismert stepwise regressziohoz (Draper and Smitt81)1%hasonl6 modon tortént. Az
alapgondolat a kovetkéz Tegyik fel, hogy valahany prediktor szerepel raabecslési
formaban. Mivel Ujabb prediktor bevonasa magasabfenkzios becslési feliiletet jelent a
prediktorok terében és ez a magasabb dimenziddetfeagyobb mennyiségadattal
reprezentalhaté (lasd ,dimenzié atok”), ezért atimglis savszélesség nagyobbnak varhato,
mint az alacsonyabb dimenzids esetben. A nagyoldrébesség azonban a becslés nagyobb
torzithsat eredményezi. Ezért a magasabb szamlkiorz tartoz6 megmagyarazott
variancia és az alacsonyabb szdmu prediktorhoaztannegmagyarézott variancia viszonya
attdl fugg, hogy az Ujonnan bevont prediktor a nisghedett savszélesség mellett is
tartalmaz-e annyi informéciét a prediktanduszra ve¢zami ellensilyozza a torzitads

négyzetének ndvekedését.
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A kvantilis regresszidval kapcsolatos eredményeifizegedre (Makra and
Matyasovszky, 2010) a kovetkid@pp foglalhatok 6ssze. A median regresszio teraiésen
kisebb abszolut hibaatlagot hozott, nevezetesed [@dljenszam m értéket, ami 20,9%-kal
kisebb, mint a 2. tabldzat megféleMAE értéke. A kvantilis regressziét ezuttal aBegs
szaraz napokra szétvalasztva kulon-kulon értelrkeztiert a mar emlitett intermittencia
nehézkessé teszi a csapadék kezelését. Ugyanadztnen a pollenszorasra gyakorolt hatasa,
de még inkabb a pollen részecskék kimosbédasa folyidznos a csapadék figyelembevétele.

Az eléz6 napi koncentracion kivil az&napokon a napi globalsugarzas, a szaraz napokon a
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200 +
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6. abra
Napi parlagfi kvantilisek éves trendje a csapadékos napokob gdlytonos), 0,6

(szaggatott), 0,7 (pontozott), 0,8i(& szaggatott), 0,9 (& pontozott) kvantilisekre. A
horizontalis tengelyen 16\93-as szdm a pollenszezon (julius 15 — oktbbeh&8$zara utal.

napi kozéptimérséklet bizonyult fontos prediktornak. Ha elhagy@z 6sszes prediktopp<£0

(2.3)-ban), akkor a kvantiliseknek pusztan aitddvalo fluggéséhez jutunk. A szamitasok
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szerint a napi parlagifpollenkoncentracio kvantilisei altaldban kisebbele$s, mint a szaraz

napokon, tovabba a napi koncentracié valdsa#gi eloszlasa sokkal elnyujtottabb a magas
koncentraciok felé a szaraz napokon. Agsesapokhoz tartoz6 kvantilisek azt jelzik, hogy a
pollenkoncentraciok joval kisebb valtozékonysagaaksapadékos napokon (6. és 7. abra).

Mindez vilagosan jelzi a csapadék koncentracidcsikkhatasat.
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400 ] ] L
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7. bra
Napi parlagfi kvantilisek éves trendje a csapadékmentes napokoh (folytonos), 0,6
(szaggatott), 0,7 (pontozott), 0,8i(g szaggatott), 0,9 {&:i pontozott) kvantilisekre. A
horizontélis tengelyen 16\93-as szam a pollenszezon (julius 15 — oktobeh@83zéara utal.

A hazai parlagf pollenterhelés sulyossagara jél ravilagit a kiymntegresszionak a
7 =0 valésziiség melletti alkalmazéasa is. Ezzel tulajdonképpkareentraciok alsé hatarat

lehet meghatarozni, mert a= Melletti kvantilis az a legnagyobb érték, amelyrély
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valésziriséggel nagyobb koncentracié fordulé.elAz érzékeny egyének korulbelil 20
parlagti pollenszam m koncentraciénal mar szamotteullergias tiineteket mutatnak, ezért
az egészségi kockazatot jekeritritikus parlagfi koncentraciéonak a 20 pollenszam®m
tekinthet (Jager, 1998). Megjegyezzik, hogy ezt a kiszobparéagfivel esen érintett
orszagokban hoztak, masutt 5-10 pollenszarhnek veszik, mert az érzékeny egyéneknél
mar ekkor kezdenek jelentkezni a tinetek. A 8. ablagosan jelzi, hogy a lehetséges
legkisebb koncentraciéo is csaknem 20 napon at posan meghaladja az emlitett
kliszbbértéket még ugy is, hogy most a prediktona&két, tehat példaul egydéeb napi

esetlegesen magas koncentraciét figyelembe semiie§s0 a (2.3)-ban). Ezuttal az 6sszes
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8. ébra
Napi parlagfi koncentracio also hataranak éves trendje. A hartialis tengelyen le¥93-as
szdm a pollenszezon (julius 15 — oktober 15) hoas#al.
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nap egyitt szerepel, mivel a csapadékos és csapedéds napok kozotti kilénbség
elenyés#inek mutatkozott. Meg kell emliteni, hogy a kvastilifegresszior = Oesetén

(extrém kvantilis regresszid) a korabbiaktdl eélegr torténik (Chernozhukov, 2005).
Nevezetesen, a (2.3)-ban szebepégresszids egyiltthatok<i<n esetén (2.4)-nek a

p(u) =u valasztas mellettia;, c;, j=0,...p szerinti minimalizalasaval becsulbktazon

feltétel mellett, hogy

P
2, +Co(t, ~t)+ (3, + ¢, (t ~t,))xg < Vi (2.6)
=1
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3. SPEKTRALANALIZIS

Az éghajlati idsorok spektralanalizisének irodalma hihetetlenizdgg. Ennek attekintésére
terjedelmi korlatok folytan kisérletet sem tesziimnem néhany specidlis kérdést targyalunk.

Az alapfogalmak tisztazasa érdekében tekintsunk diggkrét paramétéry, stacionarius
sztochasztikus folyamatot. Ez eg¥, és egy Z,, egymastol fliggetlen stacionarius
folyamatok 6sszegekeént alléelahol X, diszkrét spektrumd, tehat a kovarianciafliggvéhye

szamu periodikus tag 6sszege, azaz
1<,
B, (k) =§Z A’ cos@,k), (3.1)
j=1

mig Z, folytonos spektrumd, tehat megszamlalhatatlan opéqus tag 0sszege és a
kovarianciafliggvénye és az un. spektralisiségfiggvénye kdzott a

B, (0)

B, (k) = Tg(w) cos@k)dw, g(w) = +7% Z B, (k) cos(k) (3.2)

relaciok allnak fenn. A spektralanalizis feladata{a,} frekvenciak (esetleg a hozzajuk
tartozo{ A, } amplitidokkal) és ay(« Pppektralis sriiségfliggveny becslese. A feladat teljes

altalanossagban szinte megoldhatatlan, mert kéisagegére vonatkozg,...,y, medfigyelt

n

idésor birtokdban kell a két, egyenként nem megfigg®lbsszeteére kovetkeztetni.
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3.1.MODSZEREK

A moddszerek rendszerint az

2

(3.3)

| (w =%[(Zn: Y cos@j)] +(i Y, sin(aj)J

periodogrambdl indulnak ki, melyet azv=A =27 /n,i =1...,L pontokban szokas
kiszamolni, aholL az W2 egész része (a¥2-nél nem nagyobb legnagyobb egész). A (3.3)
varhato érteke nagy esetén jo kozelitessa(4, , ha A, nincs kozel egyikw, -hez sem,
illetve n/(477)Aj2 +d(w;), ha A =w,. Ez utdbbi kifejezésben az élsag dominal, ha az

amplitidé nem tal kicsi és azdsor nem tal rovid. Tegyuk fel egy de, hogy diszkrét

spektrum nincs jelen a folyamatban. Ekkor tehaer@opgogram a spektralisidiségfiiggveny

yaye

mert a periodogram varianciaja nbvekedésével nem tart zérushoz, hanem maggy j6
kbzelitésselVar[I (a))] = g9°(w),w# 0,77 irhat6. Az 1(A),I (4,),1# ] periodogram elemek
korrelalatlanok (meglehéten altalanos feltételek mellett fuggetlenek isy &)
aszimptotikusan exponencialis eloszlaslg(A, paraméterrel (Kokoszka and Mikosch,

2000). A spektraliststisegfiiggvény becslése analdg a trendfliggvény béesliessak most

az it a korfrekvencia helyettesiti. Nevezetese@i(a) =a = a(a begslés a

> o1 (A) -a—c(h, — K| 22 (3.4)
2 b

k=1
- s . P . . . . - sz s , _ 2
mennyiség adotic. melletti, a és ¢ szerinti minimalizalasaval nyerlégtahol p(u) =u”.

Ennek megoldasa kielégiti a
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ZL:l//(I (A) —a-c(A, _w))K(/]kt;wj =0,

(3.5)

L/1—a) [(A)-a-c(A —a)K/]"_w:O
2 (e~ () —a-c(h ~@)K| =

egyenletrendszert, ahgi(u) = o' u (. )

Az éghajlati adatsorok azonban altaldban nem reekt@ diszkrét periodusoktol
(gondoljunk példaul az évi menetredt & spektralanalizis talan legfontosabb feladatzeép
az ilyen diszkret periddusok detektalasa. EzértAh&ozel van valamelyikw, -hez, akkor
nem teljesul az aszimptotikLB[I (/]i)]= g(A,) relacio, vagyis az ilyen periodogram elemek
kiugréak a tobbiekhez képest. A cél tehat olyan,rdhusztus eljarast értelmezni a spektralis
siriségfuiggvény becslésére, amely gyakorlatiiag nene veslomast az ilyen kiugré
ertékekbl. Ezt kdveben - a spektralisisiségfiggvény ismeretében - van mod a diszkrét
periodusok jelenlétének tesztelésére. A problémgelge az, hogy a diszkrét frekvenciakban
(és kornyezetiikben) az OLS eljarast generdd) = u® veszteségfiiggvény révén a becsiilt
spektralis 8riség ebsen idomul a kiugré periodogram értékekhez, és agyecslés
megbizhatatlanna valik, mert jeléattorzitas 1ép fel. A megoldas az, hogy (3.4)-bbm@ro
p(u) veszteségfuggenyt alkalmazunk, ami a becsilt sgektgiriseg goérbéje és a
periodogram elemek kozotti nagy eltéréseket nemtebilinilsagosan ésen, é€s ennek
kovetkeztében a kapott gorbe elkerlli a kiugro kéxkét. E feladat a robusztus becslések
elméletét igényli, amivel kapcsolatban a legkéZerifbb hivatkozds Huber (1981)

munkajanak emlitése.
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3.1.1. Robusztus becslés
Az emlitett, Janas and von Sachs (1995) nevélexd robusztus becslést Matyasovszky
(2010a) alkalmazta éghajlati adatsorokra. Az eljdéayege a kovetkézLegyen a=a(a )

olyan, ami kielégiti a

iw(l(Ak)—ajK()lkl;wj:O (3.6)

k=1 a

egyenletet, és ekkof(aw) =a=a(a .)A robusztussag érdekébem u (ppzitiv és negativ
értékeket egyarant felvéy monoton nog, korlatos fliggvény, tovabbg(« gszimptotikus
torzitatlansdgahoz ay(J - 1lyalOsziriségi valtoz6 zérus varhatdé éntiékltt J egy-
paramétef (standard) exponencialis eloszlasu valdssdgi valtozé. Ehhezy u( )a
W, (u) = max{-c,min{c,u}} Huber-fiiggvénnyel (Huber, 1981) a
W) =@1-ey, u),u<0, ¢u) =y, u),u=0 formaban all & c=1 mellett. A (3.5)
egyenletekhez képesti kilonbség egyrészt abbdtifdiayy a lokalis linearis kdzelités helyett
lokalisan konstans kozelités torténik, masréggat argumentumaban toértém-val vald osztas
(a lokélisan konstans kozelités helyessége esed@oposan egy szoérasuva teszi az
(1(A,)—a)/a mennyiségeket haa=a(a)=g(a .)Ez, tovabba ay fluggvény fenti
valasztadsa a periodogram elemek exponencidlislék#ml fakad. Végul a Huber-fliggvény
valasztasa kézenfetva robusztus becslések kdrében betoltott szerep@meissaga révén
(Huber, 1981).

Janas and von Sachs (1995) bizonyitotta a vazsuslés konzisztenciajat, de nem
foglalkozott olyan gyakorlati kérdéssel, mint a $lés aszimptotikus szOrdsa, vagy a
savszélesség megadasa. Azozél kérdés a becslés konfidencia-intervallumanak
szarmaztatasahoz szikséges, ami pedig a diszkriédypsok detektaldsa szempontjabdl

fontos. Matyasovszky (2010a) ezérbadlitotta §(« ) aszimptotikus szérasat, de a diszkrét

periodusok tesztelésére hasznosabbnak bizonyulal@zbi szimulacidés eljaras. Mivel a
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J(A) =1(A)/g(A) normalizalt periodogram standard exponencialisaést kovet, ezeért 1.
SzimulalunkL szamu standard exponencialis eloszlasu véletlamatz mely egyben egy
periodogramnak tekinth@&t 2. A savszélesség ismeretében a fent bemutd@tassal (lasd
(3.6) egyenlet) ékllitjuk ezen periodogramot general6 spektraligiseégfiggveény becslését,
majd a hozza tartozé normalizalt periodogramotA3.1.-2. 1épésN-szeri ismétlésévelN
nagy, példauN=10000) mindenA, pontra kulon-kilon é&llitiuk az N szamu normalizalt
periodogram elemek empirikus eloszlasfiggvényétotAds 100%  szignifikancia-szint
esetére az empirikus eloszlasfliggvéenyleks kvantilisei szolgaltatjiak azon null-hipotézis
elfogadasi tartomanyanak hatarait, hogy az adekw/&nciakban nincsen diszkrét periodus. A
null-hipotézis tesztelésekor tehat fii(/]i):l(/li)/@(/]i) ertékeket a 3. lépésben nyert
elfogadasi tartomannyal vetjik 6ssze.

A savszélesség becslésére (1.3) kivankozna ugyy hw szerepétl (A ) fi(ti)
szerepétg; (A, )veszi at. Diszkrét frekvencia kdrnyékén azonbardkésil nagy négyzetes
hibak Iéphetnek fel, ezért talzottan kis savszélgsadddna optimdlisnak. Matyasovszky
(2010a) ezért eredetileg a nagyon nagy és a nagimsn négyzetes hibak elhagyasaval
modositotta (1.3) minimalizalasat. Erre azért waliikség, mert Fan and Jiang (1999) vagy
Heng and Leung (2005) &ltal a robusztus nemparae®tegressziora nyert savszélesség
becslési technikajanak konzisztenciaja csak szimkost eloszlasu valésziségi

eloszlasokra bizonyitott, és az exponencialis égsnem ilyen. Ké&sbbi tapasztalatunk

szerint azonban eljarasuk jelen esetbenikddik, vagyis a savszélesség a

L (1) =6, ()
ép( 6.(1) J &)

mennyiséd szerinti minimalizalasaval nyerliet
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A diszkrét periddusok tesztelése a kovetképp torténhet. Igen altalanos feltételek

mellett diszkrét periodusok hiényébammeiSL{J(Ai)} —InL probastatisztika hatareloszlasa
a standard Gumbel-eloszlas (Kokoszka and MikosB@0R A gyakorlatban természetesen a
j(/li)-t irjuk J(A) helyébe, és a fenti probastatisztika konkrét éttékstandard Gumbel-

eloszlasbdl nyert, adott szignifikancia-szint migll&ritikus értékkel hasonlitjuk 6ssze azon
null-hipotézis mellett, hogy nincsen diszkrét frekeia. Ha a null-hipotézis elvetésre kertl,
akkor vizsgaljuk a masodik legnagyobb normalizaleripdogram értéket azoé

hatareloszlasaval, és az eljaras addig folytatodikyig talalunk diszkrét periddust.

Termeészetesen egy valosagos diszkrét frekveneikibitn nem esik egybe egylk—vel sem,
ezért a szignifikansnak itéld; frekvencia pontositasa szikseges. Nevezete&praz a
frekvencia lesz, amil; bizonyos kornyezetében maximalizalja a periodogtai@hen et al.,

2000).

3.1.2. Nem ekvidisztansd@ontokban rendelkezésre all6 adatsor

A spektralanalizis soran széles korben kovetetkayat, hogy elérendi autoregressziv
(AR(1)) modellt illesztenek az adatsorhoz, és h@eaodogram adott frekvencianal vagy a
frekvenciak egy tartomanyanal meghalad egy kuszdidtor a spektrum ebben a pontban
vagy tartomanyon kilénb6zik az AR(1) spektrumtolkidszob nyilvanvaloan fligg az AR(1)
spektrumtol és a valasztott szignifikancia-sdinttAz eredmények interpretaciojakor
természetesen azok a frekvenciak a fontosak, akredyea modellil vald kilénbodség
megjelenik. Az eljaras alapja az, hogy az éghapatatsorokat jeletis részben voros zaj
jellemzi, amit az adatsorhoz illesztett AR(1) madelektzelitenek. A vorés zaj azt jelenti,
hogy az egyre kisebb frekvenciak egyre fontosablereget jatszanak a folyamat

kialakitdsaban, tehat a spektralisiség a magas frekvenciak iranyaba monoton cs@kken
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Legyen y(t,),...,y(t, ) egy stacionarius &bor at,,...,t, idopontokban megfigyelve.

n
Altaldban az adatsorok ekvidisztansan allnak rewedéisre, tehad, =t, —t,_, =J,i =2,...,n.

A O eértékét egysegnek tekintwe=1i irhatd, és az adatsor az egyfbéry,,...,y, jeloléssel

lathatd el. Olykor azonban az adatsor nem ekvidisztidpontokban all rendelkezésre,
melyre j0 példat szolgaltatnak a paleoklima adaligienkor mind az AR modell illesztése,

mind a periodogram definiciéja modositasra szorul.

LegyenY, zérus varhato értéaz egyszdiseg kedvéért), stacionarius sztochasztikus
folyamat. Egy ilyen AR(1) folyamatot a¥, = aY,_, +& egyenlet definial, ahok, fehérzaj
folyamato? varianciaval. A spektralisisiségfiiggvénye
g(A) = (0?1 m)/@+a?-2acos()), o?=(@1-a’)o?, (3.8)
ahol g” az Y, variancidja. A nem ekvidisztanssjgontok esetére Mudelsee (2002) az OLS
eljarast javasolta ez autoregressziv paraméter becslésére az
y(t)=a?"?y(t ) +e(t),i=2...n, (3.9)

AR(1) modellben, ahol A=(J,+...+9,)/(n— 1) az atlagos idlépcH. Az & a

> (y(t) - y(t,)° (3.10)

mennyiséga szerinti minimalizalasaval nyerliet A nemlineéris legkisebb négyzetek
maédszerének elméletére alapitva (Nielsen, 201 Bxtlo, hogya aszimptotikusan normalis

eloszlasu

idiZ /A2é2(6, /A-1) (1_ éZ(é/A))

= ~ (3.11)
( 62 /AZéZ(J, /A—l)j
i=2

varianciaval. Megjegyezzik, hogy Mudelsee (2002)emti analitikus forma helyett egy

Monte-Carlo-szimulacids technikat javasaltvarianciajanak meghatarozasara.
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A vazolt eljarast szamos paleoklimatolégiai vizagdoran felhasznaltak mar, noha az

2611

OLS modszer ésen kritizalhaté, mert aet, ( hiba (1-a**'*)o?* variancidja nagyobb a

nagyobb J. idslépcknél. Az OLS mddszerrel nyed ezért elésorban azon itkzakokra

van szabva, ahol az adatolslen ritkan helyezkednek el. Mivel a ritka mintavérési

adatok nem tartalmazhatjadk a nagy frekvencias iogasbkat, az ilyen adatok tuléer

perzisztenciat mutatnak, és ezéragrarameéter szisztematikus feltlbecslése varhato.
Ennek kikliszobolésére a sulyozott legkisebb négiz@VLS) mddszerét javasoljuk

(Matyasovszky 2012b). Ekka a
D (yt) -a? ty(t,)? [L-a*"?) (3.12)
=2

mennyiség minimalizalasaval nyerbietMost & aszimptotikus varianciaja Nielsen (2011)

nyoman

Z 1—32@’ (3.13)

i=2

( n 52 | \2426 18D j‘l

lesz. Ekvidisztans iidépcsk esetében természetesen (3.11) és (3.13) isiemjélt (Box and
Jenkins, 1970J1-4%)/(n- 1yarianciaba megy at.

Legyeny,,...,y, egy stacionarius folyamatbol szarmazé ekvidiszidtEpcskben
megfigyelt idsor. A kordbban mar megismert periodogram Aga=27/n,i=1...,.L
pontokban az
1 (A) =n/(4m)(a® +b?) (3.14)
formaban is megadhato, ahol azb Fourier-egyutthatok az OLS modszerrel nysaiket
(Z2'2)c=2"y (3.15)

linearis egyenletrendszer megoldasaval. & anatrix és ac vektor elemei
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_|eos@;i), j=1....L fa.i=L..L
i _{Sin(ﬁji),j =L+1..2L } . _{b_ui = L+l...,2L}' (3.16)

tovabbay = (y;,..., y.)". A A frekvencidk fenti valasztasaval az egyenletrendkianallo

egyenletekre bomlik, aminek megoldasa
a :2/nDZyj cos@;j), b :2/nDZyj sin(A,j), 1=1..,L. (3.17)
j=1 j=1

A ¢ komponensei Kkorrelalatlanok és (3.14) aszimptsaku g(A)J(A ), ahol
J(A),i =1....L fuggetlen standard exponencidlis eloszlasu vaildseégi valtozok sorozata,
ha nincsenA, kozelében diszkrét frekvencia. Vagy, ahogy korabbear emlitettik,l (4, )
aszimptotikusan exponencialis eloszlasi/ g(4, paraméterrel. Az aszimptotikus
tulajdonsagok teljestlésénaknel valé kapcsolatat jellemezhetjik a periodognaanhato
értékéneln-tsl valo fliggésével:

E[l(1)]= jzf(a))Kn(a)—/li)da), (3.18)

ahol K, (w) a Fejér-féle magfiggvény, és(A)=g(),A= , 0f(1)=9g(-4),4<0
(Priestley, 1981). Mivel az egyenlet jobb old@é), -hgz tart midn n - o, lathato, hogy a
periodogram a spektralisirgsiségfiiggvény aszimptotikusan torzitatlan becsléae) hnincs

kozel egyetlen diszkrét frekvenciahoz sem. (3.18)ndéletes jelentése az, hogy véges
hosszusagu ibor esetén az egyes frekvenciak nem valaszthatiktelpesen, hanem adott
frekvencia megjelenése keveredik az 0sszes toviibkvenciaval. E keveredés meértéke
persze egyre csokken, ahogy a¥simt hossza novekszik.

Nem ekvidisztans idépcsk esetében a Lomb-Scargle (L-S) periodogram (Lomb
1976; Scargle 1982) hasznalatos. Ez (3.15)-tehiddifiato, dd.=1 ésA, = A, a, =a, b, =b,

tovabba
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7, = {g;jff; jj :;} G = {;’: : ;} Y= (Y)Y ()T (3.19)
mellett. Hay fehérzaj folyamatbdl szarmazik, akkgrkovarianciamé\trixaa'z2_l lesz, ahol

¢ (D) *c=c'Dc kvadratikus forméaval az

(3.20)

A

=Z'z.

| (1) =1/(2m)c" Dc=1/(2m)(d,,a* +d, b - 2d,,ab)/(d  d,, —d?,)

I,

alakban értelmezhgtaz L-S periodogram, ahdl, ; a D ' (i,j)-edik elme. Megjegyezzilk,
hogy az L-S periodogram fenti értelmezése formaidigr az eredeti definiciétél, am
ekvivalens vele. A (3.20) format a Kéb bevezeteridteljes legkisebb négyzetek (TLS)

modszere indokolja. Nem nehéz belatni (Kokoszka &midosch, 2000), hogyl A )
aszimptotikusan exponencidlis eloszlasu, ekvidiszidlépcs esetébenr/ o® paraméterrel,
ami épp a fehérzaj folyamat spektralifriségfiggvényének reciproka. Nem fehérzaj

esetében ac kovarianciamatrixa az OLS becslés mell@f'Z" BZD™ (Grenander and
Rosenblatt, 1957). Kimutathaté (Matyasovszky, 2Q1l2iogy (DZ'BZ)D™ tart egy

7#((/1)2_l alaku kifejezéshez, mith n tart végtelenhez, ahok A( Ekvidisztans esetben

max ]

g(A). Az 1 (1) tehat most is aszimptotikusan exponencialis edssglekvidisztans édepcs
esetébenl/g A )paraméterrel. Jollehed barmilyen frekvencia lehet egy[Amm,A

intervallumon, tanacsasket a 27i /(nA),i =1,...,L pontokban venni, ahol, ., = 77/A az an.
] intervallumnak a[277/n,7ﬂ

atlagos Nyquist-frekvencia (Stoica et al 2009).[/13mm,/]mIX
intervallumra valé atskalazasaval a nem ekvidiszté@dbpontok esetén értelmezett L-S
idolépcsnként ekvidisztansan észlelt 6mbr

periodogram Ggy mutatkozik, mint &
periodogramja. Fontos kulonbség azonban, hogy & periodogram elemek egyrészt

korrelaltak, masrészt az L-S periodogram nagyobizititsaggal rendelkezik, mint a

periodogram (Vio et al. 2010; Matyasovszky, 2012h¢st az L-S periodogramban adsort
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jellemz valddi periodikus 0sszeték és a mintavételezésoioeli eloszlasaval kapcsolatos
periodikus 6sszeték egyittesen jelennek meg (Deeming, 1975).
A probléma kezelésére az un. teljes legkisebb zeigl (TLS) mddszerét javasoljuk
(Matyasovszky, 2012b), vagyis a szo6ba ¢ofrekvenciak egylttes kezelését az L-S
periodogramnal latott egyedi kezelésik helyett.L&S Pperiodogram a (3.15) egyenletrendszer

i

_|cos@t), | =1,...,L
Clsin(At), j=L+1...2L

}, ¥ = (Y)Y (3.21)
melletti megoldasa utan az

|(A,) =1/@m)(d,, ;. & +d, b>-2d . ab)/(d d, . —-d>.) j=1.L (3.22)
formdban értelmezhét (3.22) a (3.20) nyilvdnvalé altalanositasa, drilkifolydlag

ugyanazokkal az aszimptotikus tulajdonsagokkal etexik, &m egy fontos kilénbséggel.
Jollehet minden; frekvencia megjelenése keveredik az osszes tovatiigcslési eljarasban
nem szerepl frekvenciaval, a TLS periodogram torzitdsa kisdebz, mint az L-S
periodogramé. Ennek az az oka, hogy a TLS peri@ioga A;,j=1...,L frekvenciak
egyuttesére és nem egyedi frekvencidkra van értelmezve. A részletek Matyagky
(2012b) tanulmanyaban talalhatok.

Az OLS-AR(1) spektralisisiiségfiggveny konfidencia-intervallumanak megadasahoz
az alabbi szimulaciés eljarast javasoljuk. 1. @8&) az a (3.11) variancigjanak
felhasznalasaval szimulalunk egyA, ),i =1,...,L spektralis 8riiséget. 2. Szimulalunk egy
periodogramon szamu fuggetlen véletlen szammal, amel§élg(A,),i =1,...,.L paraméter
exponencialis eloszlasbol szarmaznak. 3. Az 1lépést ismételjik, mondjuk 10000-szer. 4.
Minden A, -re meghatarozzuk azéeb Iépesil nyert periodogram elemeld— & -Rvantilisét.

E A-t6l fugg kvantilis lesz azon null-hipotézis elfogadasi aaranya az £100%

szignifikancia-szint mellett, hogy azdsorbdl nyert periodogram az OLS-AR(1) spektralis
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siriségdl szarmazik. A WLS-AR(1) spektralisigiség esetén ugyanigy jarunk el, csak

(3.11) helyett (3.13)-at alkalmazzuk.

3.1.3. Voros zaj becslése
A voros zaj spektrumnak AR(1) spektrummal val6 Kkiléseének van egy olyan problémdja,
hogy voltaképpen nem tudjuk, mit is kozelitink éslyem pontossaggal. Ennek

érzékeltetésére tekintsik az
Y, :ije[_j, ij2<oo (3.23)

linearis folyamatot, ahole, fehérzaj o’ varianciaval. A (3.23) folyamat a stacionarius
folyamatok rendkivil tag korét odleli fel (Priest)ey981). A (3.23) szokasos AR(1) kdzelitése
YARD = gARMY ARD 4 AR 57 a”*® =R (1) paraméterrel, aholR (1)az egylépéses
autokorrelacié. Tekintsiink egy tetézges Y® =aY? +e® AR(1) folyamatot. Ennek

(3.23)-hoz valé hasonlésaga méthatA = E[(Yt(a) —Yt)zl mennyiséggel, ami Galbraith and

Zinde-Walsh (2002) nyoman a

A=Y (b, -@-a%)"*p"*al)a] (3.24)
i=0
alakot olti, ahol p = Zobf (Matyasovszky, 2013b). A (3.23) folyamatot ezértaa AR(1)
J:
modell kozeliti a legjobban, amihez tartoadparaméter minimalizlja (3.24)-et. Mivel
azonban ez kilonboziR  @pl, nem aza®® =R (1) paramétar AR(1) folyamat kozeliti
optimalisan - legalabbis atlagos négyzetes hibdbam széban forgd folyamatot. Mas

megfogalmazassal: az a folyamat, amit az AR(1) riedd&drében azv,"*® folyamat atlagos

négyzetes hibaban optimalisan kozelit, az nerd dalyamat lesz.
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Most felejtkezzunk el eft, és csak azt vizsgaljuk meg, hody spektralis 8riisége
miképp kozelithét Y""Y spektralis #riiségével. Ismeretes, hogy egy AR(1) folyamat

spektrumanak konzisztens becslése nyérhet egy idsor birtokdbana és o’ konzisztens

becslését irjuk (3.8)-ba (Mann and Wald, 1943).a&anban szinte kizarhatd, hogy egy adott
feladat soran fellép valésagos folyamat éppen AR(1) folyamat lenne. amgkkor egy
linearis folyamat spektruma konzisztensen becsiilhegy AR(p) folyamattal, ha
p - o,p*/n - 0 midn n -~ o (Berk, 1974). Ha ellenben rogzitjilk p= VAlasztast,
akkor semmit nem tudunk a becslés pontossagaré@l@sagos spektralisigiség ismerete
nélkil. Ezzel szemben az alabb bemutatandd, izmagresszion alapuld eljaras semmilyen
analitikus format nem tételez fel a spektralisiségbl. Az eljaras az OLS technikan alapul,
ami esetleg nem tul hatékony a normélis eloszléstiden eltéé eloszlasok esetében. Az
OLS izoton regresszié azonban bizonyos esetekbgegyezik a maximume-likelihood (ML)
izoton regresszioval. Ez a helyzet exponenciabszés esetén is, ezért az alabbi modszer a
vOros zaj spektrumnak a periodogramon alapulé Milcskesének tekinth&t hiszen a
periodogram elemek aszimptotikusan exponenciabszédsuak. A kovetkékben ratérink
az eghajlati adatsorokra korabban még nem alkalthazoton regresszio ismertetésére
(Matyasovszky, 2013b).
Legyen azx,,...,X

idésor at,,...,t, idopontokban adva ax = f(t,) +e formaban,

n n

ahol e nulla varhat6 érték o varianciaji minderi-re, tovabba afe} sorozat gyengén

fuggd (Zhao and Woodroofe, 2012). Becsiljuk &2 tgndfiggvenyt azf(t) < f(s), t<s
feltétel mellett. Az egyszéség kedvéért tegyuk fel, hogy azépbntok ekvidisztansan

helyezkednek el {30,1] intervallumon. A

min{zn: (xk - f(tk))z}, fe)=f@e) k<l (3.25)

k=1
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OLS probléma megoldasa

. X
f(tk):maxminx'_ ‘

— ., k=1..,, 3.26
i<k k<j j—i+1 L..n ( )

lesz, ésf t( )balrdl folytonos a tébbi pontban. AL t ( 30 (0 aszimptotikus viselkedése

ft) =) +%(10—2f'(t)j V) (3.27)
n 2

formaban adhato meg, ahdl t @) f () derivaltja, és az) valdsziriségi valtozd Chernoff-
eloszlasu (Groeneboom and Wellner, 2001).

Legyen vy,,....y, €gy idsor, melynek spektralisigiségét vords zajkeént kivanjuk
kozeliteni. Az izoton regresszio (IR) a kdvetideepp alkalmazhaté. Legyein=(n-A)/ n,

X =1(A_.,) €es f((n-A)/n)y=g@) ahol g@) a spektralis @&iség. Vegul

) =%l(iyj cosl j)J +(2 y, sinch j)J ] 329

a periodogram ad = (277)/N,i =1,...,n frekvenciakban, ahoh az N/2 egész része. Azon

frekvenciaknal azonban, ahol a spektrum eltér ads/ozajtol, a periodogram elemek
viselkedése - mint mar lattuk - kilénbozik a tébbitehat kiugréd értékként kezelehcami az

IR robusztus valtozataval tetieheg. Nyilvanvald, hogy (3.25) a
min{z,o((xk - f(tk))la)}, f(t)< ft,) k<l (3.29)
k=1

feladat specidlis esete @(u)=(ou)® fuggvény mellett, ésp u( )egyéb valasztasaval
biztosithaté a becslés robusztussaga. Alvarez ahaiy2011) alapjan:

f (t,) = maxmin{i(u,v)}, (3.30)

aholm@uy) a
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Yl -miag)=0 (3.31)

dC(u,v)

egyenlet megoldasaC(u,v) :{j;ls jsnust, sv} es Yu)=p" @) mellett. A (3.27)

egyenletben ekkoo?® helyettrg® szerepel, ahol

_ _Etelo)
(Ely' e/ o))

ése az {q} sorozatot generalé valosagegi valtozd. Az eljarasnak a spektralisiségre
tortérd alkalmazasakor figyelembe kell venni, hogy nem konstans, hanemr, = g(4, . )
Ezért (3.31) a

>w(x /m-1)=0 (3.32)

EC(u,v)

format olti, aholy ¢ )a 3.3.1 fejezetben mar megismert fliggvény. Ekkmmaptotikusan:

o(A) = @(A)—nfi(—ggzu)g'u)rj . (3.33)

Az eljaras alkalmazasahoz meg kell hatarozni aiogegram konfidencia-
intervallumat azon null-hipotézis mellett, hogy @ripdogram voérés zaj spektrumbal
szarmazik. Ehhez a (3.33)-ban szefepkg ismeretlen mennyiségek megadasa szukséges. A
Chernoff-eloszlas jol kozelitheegy zérus varhatd értek0,52 szorasu normalis eloszlassal,
de a pontos eloszlas is megadhaté Groeneboom afdeWg001) szerint. A kbvetkék
Matyasovszky (2013b) tanulmanyaban talalhatok. Ketesen, a/ u( -hoz tartozdr értéke
0,75, mig g* A ) helyettesithét a §° (1) becslésével. Végul ag' A( hemparaméteres
regresszios technikaval becslthatépezzik aAx. = N /(27) [{g(A,) - 9(A..)) i =1,....n—-1
adatsort, melyg'(4,),i =1,...,n— Wéges kulonbséges kozelitése. A WLR felaekit melletti

valasztasavay' A -nak a
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jf%jAJ (3.34)

J

M)ZMK[

un. Nadaraya-Watson-becsléséhez jutunk. A NadaNsison-becsléél részletesen példaul

Simonoff (1996) kbtetében olvashatunkbAavszélesség a
n-1

CV(b) = Z(Axi -§i(1))° (3.35)
i=1

mennyiség szerinti minimalizalasaval nyerfégtahol g/ (4, ) (3.34)-tl jon A = A mellett,
azzal a kulonbseggel, hogy mosia, , |j - i| <1 adatok nem szerepelnek (3.34)-ben.

A konfidencia-intervallum megadasahoz az aldbbnslacios eljarast javasoljuk. 1.

(3.33) alapjan szimulalunk egg(A,),i =1...,n spektralis driséget. 2. Szimulalunk egy
periodogramon szamu fliggetlen véletlen szammal, amel§el(A,),i =1,...,n paramétdr

exponencialis eloszlasbol szarmaznak. 3. Az 1lépést ismételjik, mondjuk 10000-szer. 4.

Minden A, -re meghatarozzuk azéeb lépesil nyert periodogram elemefd— & -Rvantilisét.

E A -tol fugg kvantilis lesz az(l- ¢ }00%-o0s konfidencia-intervallum hatara.
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3.2. ALKALMAZASOK

3.2.1. NAO index
Egy tanulmanyunkban (Matyasovszky, 2010a) egyebelketha NAO index (Ponta Delgada

és Stykkisholmur/Reykjavik havi tengerszinti atlagégnyomaskulonbsége) havi adatsorat
vizsgaltuk az 1865-2002 ddzakra a spektralididiség robusztus becslésére alapozva. Tébb
szerd szamos periodus fontossagara hivta fel korabbagyalmet, igy példaul Goodman
(1998) és Benner (1999) 2-2,3, 3-3,5, 6-10, 20228@70 éves periodusikinél talalt lokalis

csucsokat a spektrumban.

0.9 ~
0.8—-
0.7—-
0.6—-
0.5 —

0.4 4

Spektrum

0.3
0.2 4

0.14

O‘O 1 I 1 I T I T I T I T I
0.0 0.5 1.0 L5 20 25 3.0

2n/ciklus

9. abra
A havi NAO index spektraligigiségének robusztus becslése az 1865-2002 évekralapja

50



dc_536_12

Diszkrét peridbdust nem mutatott ki a fent leirbueztus becslési eljarasunk, am az
altalunk nyert spektralistgiségfliggvény szamos lokalis csuccsal rendelkezilalf®a). A
legnagyobb csucsok a 10,7 és 6,4 hdénapnal jelemkeami logikusan az évi menettel és az
évi menet aszimmetrijat tuk@zféléves hullammal kapcsolatos. Egy tovabbi jol
értelmezhet csucs 2 év korul mutatkozik a Kvazi-kétéves O&amibnak megfelélen. Tobb
egyéb, nehezen magyarazhaté csucs is megdfigyelaetmagas frekvenciakon. Kilén
megvizsgaltuk a téli NAO index (havi értékek atlaigembettl marciusig) adatsorat, mert a
NAO és az érintett tertiletek éghajlat-ingadozasakagcsolata ezenddzakban jelentkezik a
legvildgosabban (Hurrell and van Loon, 1997). Diétlperiodus detektalhatésaga nélkil a
spektralis 8riiségfliggvény a 2,4 és 4,7 éves periddusoknal nakati$ maximumot, ami jé
0sszhangban van a 2-5 éves ciklusok szerepével.

Nicolay et al. (2008) wavelet alapu spektralanssiei 11 honapos és 2,5 éves
periodikus komponenst talalt a NAO indexsdraban. Egy 6,6 hdnapos periodikussag joval
gyengébben, mig a 4,7 év koruli ciklus alig-aliglejgkezett naluk. Ezek alapjan
elmondhatjuk, hogy modszerink kiallja az 6sszeh#ssh példaul a rendkivil hatékonynak
tartott wavelet alapu spektralanalizissel is.

Luterbacher et al. (1999, 2002) altal rekonstriNdtO index adatsor 1659 oOta all
rendelkezésre (http://www.esrl.noaa.gov/psd/gcospiiidmeseries/RNAQ/). Itt az éves és
féléves hulldm a spektrum diszkrét Osszéekent jelentkezik, igaz csak gyengén
szignifikAnsan (9%-o0s szint). A 3.1 fejezetbenuldtthogy egy diszkrét periédusnak a
periodogramhoz valé hozzajarulasa az adatsor hoskzdbvekedésével egyenes aranyban
né. Mivel a révidebb megfigyelési adatsorban az estilitiklusok nemiintek a diszkrét
spektrumhoz tartozénak, mig a jelenlegi joval habbzadatsorban mar jelentkeznek (igaz
csak gyengén szignifikdnsan), arra kovetkeztetliogy az éves és féléves diszkrét 6sszetev

nem eés, de léted. A harmadik legnagyobb periodogram elem a 65,4&Ejalentkezik. Ez
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nem tekinthet diszkrét osszetéwek, de a vords zaj spektrumtdl valb eltérése 2%zoden
szignifikans. Ez j6 6sszhangban van azokkal a koralzsgélatokkal, melyek az 50-70 éves
periédus tartomany fontossagat mutattédk ki toblisadban (Loehle and Scafetta, 2011), igy
példaul a NAO indexben is (Mazzarella and Scaf2®b2). A spektralisisiiségfliggvény 5,4
évnél jelentke@ 1%-0s szinten szignifikans csucsa mégiar Box (2002) korabbi

tapasztalatat.

3.2.2. GISP2 Oxigén izotop adatok a 15000 - 6000@Iéezebtti idoszakra

A gronlandi GISP2 jégfurat ¥O' izotéparany adatsorat (Groots and Stuvier, 1997)
vizsgaltuk (Matyasovszky, 2012b), hogy a 3.1.2 Aefben leirt mddszerrel kapcsolatos
tapasztalatainkat 6sszehasonlithassuk Schulz adélbke (2002) eredményeivel. A mélyebb
rétegeklbl szarmazo jégfurat egyre éeeljesebb 6sszenyomdédasa folytan az adat<dreld
felbontasa nem ekvidisztans; azliépcd 68 évtl 257 évig terjed aA=125,8 atlagos
értékkel. Az adatokatN=358) standardizaltuk, tehat a transzformalt adaistia atlaggal és
egy szorassal rendelkezik. Mivel a kiilonbada@spontokbdl szarmazo &0 izotdparany j6
indikatora az aktualis dmérsékletnek, ezért az adatsor elemzése a jeldétzak
hémérseékleti ingadozasardl nydjt informaciot.

A becslult autoregressziv egyuttha@é0,501+0,101, illetved =0,835+0,060 a WLS és
az OLS modszer esetén. A + szimbdlum utan szérépiekek a 95%-o0s konfidencia-
intervallumot reprezentaljak. &tetes sejtésiinknek megféleh az egyltthatd kétféle
becslése igen é&sen eltér. A 10. abra az L-S periodogramot mutaiza OLS-AR(1)
spektrumhoz tartozé 95%-0s konfidencia-intervatueth Harom periodogram elem haladja
meg a konfidencia-intervallumot, melyek a jél ism&ansgaard-Oeschger-eseményekkel

kapcsolatosak (lasd 4.2.3 fejezet). A j6 kozelgEd170 éves periodusidejek detektalt
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ciklus teljes 6sszhangban van Schulz and Mudel2882) tanulmanyanak eredményével.

Harom tovabbi gyenge, de statisztikailag szignifk@eriddus latszik a lényegesen magasabb
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10. abra
L-S periodogram (pontok), OLS AR(1) spektralisiség (folytonos vonal) és az 5%-0s
szignifikancia-szinthez tartozo kritikus érték amaii-hipotézis mellett, hogy a periodogram

az illesztett AR(1) folyamatbdl szarmazik (szaggatmal) a GISP2 oxigén izotdp adatsorra
a 15000-60000 évvel edtl iddszakra. A ciklus egyséd@e=125,8 év.

frekvenciakon, melyek minden bizonnyal az L-S padoigram viszonylag nagy torzitdsanak
melléktermékeként tekinthit

A 11. abra a TLS periodogramot és a hozza tarwi&-AR(1) spektralis &iiség
szerinti 95%-0s konfidencia-intervallumot tartalmazJollehet az L-S és a TLS periodogram
igen hasonld, a WLS és OLS spektralisiiség kozott igen nagy kilénbség tapasztalhat6.
Ezért most egy korilbelil 3200 éves ciklus is jtlemik, ami j6 dsszhangban van

Matyasovszky (2010b) A&ltal teljesen mas modon détek3400 éves ciklussal. A

53



dc_536_12

legszignifikansabb periodogram csucs azonban adptiél korulbelil 41000 éves

periodusanak felel meg, ami meglapddon teljesen hianyzik Schulz and Mudelsee (2002)
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11. abra

TLS periodogram (pontok), WLS AR(1) spektraligiseg (folytonos vonal) és az 5%-0s
szignifikancia-szinthez tartozo kritikus érték amaii-hipotézis mellett, hogy a periodogram
az illesztett AR(1) folyamatbdl szarmazik (szaggatmal) a GISP2 oxigén izotop adatsorra

a 15000-60000 évvel edtl iddszakra. A ciklus egyséde=125,8 év

vizsgalataban. Az emlitett tanulmany az L-S pendomak az OLS-AR(1) spektralifiriség
alapjan tortéé korrekcidjat is afsen javasolja, mivel ugy talaltak, hogy az L-S paogram
jelentsen felulbecsli a nagy frekvencidk szerepét. Enlaao nem igy van. Lattuk ugyanis,
hogy az OLS AR(1) spektrum azautoregressziv egyutthat6 felllbecslése réverdesibaz
alacsony frekvenciak szerepét és ennél fogva alslba nagy frekvenciak szerepét. V&gs

soron tehat adf probléma nem az L-S periodogramnak, hanem az OR&Aspektralis

siriségnek a pontatlansagaban kere8eritzért a hivatkozott korrekcio nem csak nem
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szilkséges, de kifejezetten karos. Ezt azért famegemliteni, mert a Schulz and Mudelsee
(2002) tanulmanydban bemutatott REDFIT néven istesréelytelen modszert szdmosan
alkalmaztak mar paleoklima adatsorokra. A 11. &wahsszatérve, lathaté még egy enyhe,

de szignifikdns csucs 252 évnél, ami a naptevélénysasonld periddusaval hozhato

kapcsolatba (Damon and Sonnett, 1991).
3.2.3. Vostok deuterium tartalom adatsora az eld@@766 évben
A nem ekvidisztdnsan megfigyeltdsbrokra vonatkoz6 kétféle eljards dsszehasonlitséat

antarktiszi Vostok alloméas deuterium tartalom aol@s is elvégeztiuk. Mivel a kilénb®z
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12. abra
L-S periodogram (pontok), OLS AR(1) spektralisiség (folytonos vonal) és az 5%-0s
szignifikancia-szinthez tartozo kritikus érték amaii-hipotézis mellett, hogy a periodogram
az illesztett AR(1) folyamatbdl szarmazik (szaggatmal) a Vostok deuterium adatsorra az
elmult 422766 évre. A ciklus egyséyel27,8 év.

55



dc_536_12

idépontokbdél szarmazo6 deutérium tartalom j6 indikataraaktualis Bmérsékletnek, ezért az
adatsor elemzése a jelzetbsdak Hmérsékleti ingadozasarol nydjt informaciot. Az adat
az elmult 422766 évet oleli fel 20 éV664 évig terjed idobeli felbontdsban£f=127,8 év).

A becsult autoregressziv egyutthaéé-0,818+0,021, illetvea=0,994+0,005 a WLS és az
OLS modszer esetén. Az ezekhez tarsul6 spektifiiségek kozott oriasi kilonbség Iép fel
az alacsony frekvenciakndl. Az L-S periodogram &€S-®@R(1) spektralis &riiség, tovabba a
TLS periodogram és WLS spektraligéség kdzott a legfontosabb eltérések a kovétkea

12. abra alapjan hét L-S periodogram elem haladjg en95%-0s konfidencia-intervallumot
az OLS-AR(1) spektralisiisiiség mellett (csak az alacsony frekvencia tartomamytatjuk
be, a nagy frekvencidkon nincs emlitésre mélt6 Isag). Ezek 40000-41000 év, 28000-
30000 év és 22200-24800 év kortl jelennek meg diptikka és a precesszid valtozasinak
megfeleb periddusidk mellett. Nagy meglepetésre az excentricitasspt$éa@latos 100000 év
kordli periodus elmarad, ami gyokeresen ellentmararabbi elemzéseknek. Régota ismert
ugyanis, hogy a 100000 évessttalan a paleoklima adatokban olyan koakdé periodikus
ingadozasok mutatkoznak, melyek peridodus ideje {izektéssel megegyezik a Fold
palyaelemei (excentricitas, ekliptika szbge, prez€g valtozasainak periodus idejével. Az
el igazan meggyzé ezzel kapcsolatos eredmény Hays et al. (1976)Ir&@myaban
talalhatd. A 12. dbra és 13. 4bra dsszevetéseelg@| hogy az L-S és TLS periodogramok
kozott jelends, mig az OLS-AR(1) és WLS-AR(1l)arsiségek kozott oriasi kilbénbseég
mutatkozik. Nyolc TLS periodogram elem haladja nedVLS-AR(1) spektréalis (giiség
konfidencia-intervallumat. A legszignifikdnsabb ideus az excentricitashoz valtozasaihoz
kapcsolhato 105,000 éves. Tovabbi peridodusok jellermeg 141000 és 84000 évnél, amik a
105000 éves periodus mesterséges mellékterméketnkgh a viszonylag kis spektralis
felbontasbdél fakadéan. Erdemes megemliteni azonbagy ezek a ciklusok 6sszhangban

vannak egy éiz6 vizsgalatunkkal (Matyasovszky, 2010b), ahol a snoforgd periddusidl
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id6beli valtozasat elemeztiik. A 41000 éves peridduidtalzis szignifikans, de lényegesen
gyengébb, mint ahogy azt az L-S periodogram esetéaguk. Ez megésiti példaul
Matyasovszky (2010c) korabbi eredményeit. Gyengestdtisztikailag szignifikans egy b
400000 éves ciklus. Ez igen érdekes tanulsag, meszintén az excentricitas otokli
valtozasai alapjan varhatd korllbelil 400000 évesddus csak igen kevés paleoklima

adatsorban mutathato ki (Nie et al., 2008).
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13. 4bra

TLS periodogram (pontok), OLS AR(1) spektréafigiség (folytonos vonal) és az 5%-0s
szignifikancia-szinthez tartozo kritikus érték amnoii-hipotézis mellett, hogy a periodogram
az illesztett AR(1) folyamatbdl szarmazik (szaggatmal) a Vostok deuterium adatsorra az

elmult 422766 évre. A ciklus egyséye127,8 év
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3.2.4. Eszaki Hemiszférasmérséklete a 200-1995 évekre

Az Eszaki Hemiszféra 200-1995 évek kozotti rekardtr vmérsékleti sorat (lasd 1.2.2
fejezet) az izoton regresszidn alapuld spektraiaisakl is elemeztik (Matyasovszky, 2013b).
Mivel a spektralis &riiség hosszan elnyuld, igen enyhe valtozast mutagg fiekvenciakon
és éles csucsot az alacsony frekvenciaknal, ezda. ébra csak a 60 évesnél hosszabb

ciklusoknak megfelél frekvenciakat tlinteti fel. Szemliet, hogy az AR(1) spektralidigi-
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14. abra

Periodogram (pontok) és a spektralis #ség az Eszaki Hemiszféra rekonstruginirsékleti
adatsorara a 200-1995 évekre: robusztus izotonessgio (folytonos vonal), AR(1) modell

(szaggatott vonal)

ség igen jeledsen meghaladja az IR spektraligriséget az alacsony frekvenciaknal. Az

AR(1) spektralis ériség alapjan a spektrum a 114, 81, 23 és 11 éviesaknal kilonbozik
legaldbb 5%-0s szignifikarszinten. Ezek a ciklusok a
naptevékenyseég periodicitasaival hozhatok kapdsal@ammon and Sonett, 1991). A 81 és
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11 éves ciklus léte azonban nem igazolhaté az kkteflis siriség alapjan (15. abra),
ellenben egy 33 és 38 év koruli periodicitas deétiblato mind az AR(1) mind az IRirsiségek
esetében. E spektralis csucsok az AMO (Atlantic tdetadal Oscillation) jelenséggel
magyarazhatok. Ez a jelenség ugyan altalanosa®b@@¥ éves periodikussaggal rendetkez
oszcillacioként ismert, de mas proxy adatok és mhadénulaciok joval komplexebb képet
festenek 30 évt akar 100 évig terjeilperiodicitasokkal (Knight et al., 2005). Megjegyék,
hogy az emlitett ciklusok egyike sem tekinthdiszkrét spektrumbol szarmazénak, csupéan a
spektralis ériség voros zajtél vald eltérésévan sz6. Hadd emeljik ki ismét, hogy az AR(1)
és az IR spektralisigiségek kozott driasi kulonbség mutatkozik az alagdoekvencidknal

(14. abra), ami a konfidencia-intervallumoknal cauja 15. abra vertikalis tengelyének skéla-
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15. 4bra

Periodogram (pontok) 95%-0s konfidencia-intervaléuazon null-hipotézis mellet, hogy az
Eszaki Hemiszféra rekonstruairhérsékleti adatsoranak (200-1995 évek) spektralis
siriisége voros zajbol szarmazik: robusztus izoton s=gié (folytonos vonal), AR(1) modell
(szaggatott vonal)
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beosztasa miatt nem lathat6. J6 példa ez arra, Aagyos zaj spektrumnak AR(1) modellel
tortérd kozelitése esetenként rendkivil megbizhatatlaet.leh

A spektralis 8riségnek az IR és ennek altalanositdsaként érteltdektid (nearly
isotonic regression: NIR) maodszerrel (Tibshiraniadt 2011) tortéh becslésére tovabbi
példakat lathatunk Matyasovszky (2013b) tanulmaagald NIR eljaras, szemben az IR-rel,
az OLS becslés soran megengedi a spektr@tisé&gnek a monotonitastél vald eltérését, am
binteti ezen eltéréseket. A biintetés mértékét egyal jelolt paraméter szabalyozza. A
k =0 esetén (nincs bintettag) a kapott spektralisigiség gorbéje atmegy az 6sszes
periodogram elemen, mig & — o esetében az IR-hez jutunk, vagyis a gérbe monoton.
Kdzoéttes k olyan nemmonoton gorbét eredményez, ami egyenséitgint a goérbének a
periodogram elemkhez val6 illeszkedési jésaga é@moaotonitastol vald eltérés mertéke
kozott. Nyilvanvalo tehat, hogyk valasztasa alapun befolyasolja a becsilt spektralis
siriség alakjat. Tibshirani et al. (2011) algoritmussordban gondoskodik e paraméter
optimalis valasztasardl is. Ezek utan azt gondobnat, hogy a tényleges spektrumnak a
vOros zajtél valo eltéréseének vizsgalata értelnesizti, hiszen a NIR automatikusan kiadja,
hogy ezek az eltérések (ha vannak, mert a spektdiliiség nem monoton) mely
frekvenciakon fordulnak &l Sajnos azonban a NIR két hianyossaggal rendé&lkaziegyik,
hogy nem ismeretes a robusztus valtozata. Ez n@milkeezelhet probléma, mert ha
valamilyen ebzetes elemzés alapjan gyanitjuk, hogy bizonyosvée&iak a diszkrét
spektrumhoz tartoznak, akkor elhagyhatjuk ezekdtelvencidkat és a hozzajuk tartozo
periodogram elemket, ugyanis a NIR képes az ily anédem ekvidisztansan elhelyezked
periodogram elemeket is kezelni. A nagyobb gondhagy nem all rendelkezésre a NIR-rel
végrehajtott becslés pontossagara, tulajdonsagéala, az IR-nél latott (3.33) egyenlettel

analég formula.
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4. AUTOREGRESSZIiV IDOSOR MODELLEZES ALTALANOSITASAI

Tekintstink egy stacionarius

Y, =a, +aY, +..+ay,, +e (4.)
p-edrend autoregressziv (AR(p)) folyamatot. Ez a staciamafiolyamatok igen tag korét
tetsdleges pontossaggal kozeliti megfélel mellett abban az értelemben, hogy a (4.1) altal
generalt kovarianciafiiggvény tetéegesen kozel van a modellezni kivant valésagosafht

kovarianciafuggvenyéhez (Priestley, 1981). Ha egy...,y, idésorhoz (4.1) modellt
kivanunk illeszteni, akkor aa,,...,a, autoregressziv egyutthatok becslése az OLS vagy ML
maodszerrel torténik. Ez utobbi esetbeneazzajt Gauss-folyamatnak tekintjuk, anpi<<n
esetén lényegében ekvivalens az OLS becslésseg Hzauss-folyamat, akkoY, is az, és

(4.1) minden statisztikai jelleiz(és nem csak a kovarianciafiggvény) szempontjgbol

kozelitése azy,,...,y, idésort generald folyamatnak. Ha azonban a modellézévigamat

nem gaussi, akkor ez az utdbbi megallapitas dhalalem érvényes. A kovetkidben ezért a

szokasos autoregressziv modellezésnél altalandsladtiségeket mutatunk be.
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4.1. MODSZEREK

Nem-gaussi folyamat estében két megkozelitest afugi. Az el§ esetbeny, stacionarius

eloszlasanak rogzitese mellett keressikeloszlasat, vagyy,-nek azY,,....Y,_, melletti

feltételes eloszlasat (4.1.1 fejezet). A masodétleen a (4.1) linearis forma helyett az
Y = f (Y €8 8ig) (4.2)

nemlinearis folyamat két specialis, de nagy jélségi alakjat vizsgéljuk (4.1.2 fejezet).

4.1.1. Nem-gaussi AR modell
Az egyszeifiség kedvéért a tovabbiakban vegyik az AR(1) modeliit a folyamat nem

gaussi, meglehésen nehéz akar az sirtiségfiggveényét, akar a%-nek azY,, = x melletti
f(y]x) feltételes 8riségfuiggvényet megadni. Raadasul ¥z eloszlasara kirott minden

konkrét esetben, kulon-kulon kell a feladatot eb&y. Péeldaul Lawrance (1982) ax
eloszlasa alapjan értelmezett gamma-eloszlasu AR(Iamatot. Azt talalta, hogy pozitiv
valosziriséeggel fordul €l az e = 0 eset, ami azt vonja maga utan, hogy bizonyos
idopontokban azy, es Y,, kozotti kapcsolat determinisztikus. Ez a tulajdmnsa
gyakorlatban nem igazan realisztikus, ezért enrikliskbbdlésére Gourieroux and Jasiak
(2006) az f(y]x) feltételes 8riség alkalmas vélasztdsaval értelmezte a gammaasasz
AR(1) folyamatot, illetve Grunwald et al. (2002)eltételes &riség egy szeéles osztalyaval
altalanosabb keretbe helyezte a problémat.

A gamma-eloszlasu AR(1) modell azért keltette dellekbdésiinket, mert a napi
parlagfi pollenkoncentracié AR modellezésértiik ki célul. Comtois (2000) szerint ugyanis

a pollenkoncentracio, mint valés#gegi valtozd, gamma-eloszlast kdvet. A 4.2.1 fdjeze

azonban latni fogjuk, hogy a gamma helyett célgaera lognormalis kozelités, ami
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szerencsés modon az AR modellezést is megkonmzért a tovabbiakban a lognormélis
AR(1) modellre koncentralunk.

Tegyuk fel, hogyY, és Y., egyuttes eloszlasa két-dimenzidés lognormalis. A
megfeleb siriségfiiggvény abbél a téngb szarmaztathatd, hogyZz, =In(Y,) és
Z., =In(Y,_,) egyiittes eloszlasa definici6 szerint két-dimenmigisnalis. Kénnyen belthaté

ekkor, hogy az vy,,..,y, idésorban az y,-nek az vy,,-re vonatkozo feltételes

siriségfliiggvénye
1 1
f(yiyt-l):\/z——]myexl{‘ 5 ('n(y)—,u(t))zj (4.3)

lesz, aholu(t) =a, +a,In(y,, ) A feladat aza,,a, éso becslése. Ez kbnnyen megoldhato,

mert Z, Gauss-folyamat, €s ekkor az OLS moédszer alkalnaaaha

Nag.a) =Y (2 -2 - 4Z.,)’ (4.4)

i=2

mennyiséga,,a, szerinti minimalizalasara van szukség, tovabba

62 = M&y,4,)/(n-3). (4.5)
A lognormalis eloszlas alapvetulajdonsagainak kihasznalasawaknek vy, -re vonatkozo

feltételes varhato értékének, illetve feltételeslidmgjanak becslése

exp((t))expld? 12),
(4.6)
exp(t))
lesz, ahol
At) =8, +a In(y,,) . (4.7)

E két mennyiségre a 4.2.1 fejezetben targyalt mialsnal lesz majd szukség.
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4.1.2. Nemlinearis AR modell
A (4.2) nemlinearis AR folyamat szikségessége tadankovetke# megfontolassal

érzékeltethét a legegyszéibben. Tegyuk fel, hogy egy, folyamatra rendelkezésunkre all

egy V,,....y, idésor, aminek birtokaban szeretnénkt adépontban a folyamat olyai-
idélépéses\?t+| elorejelzését megadni, ami 4, = E[(Yt+| —\?Hl)ZJ atlagos négyzetes hibat
minimalizalja. Ez az\?t+| = E[Ym|yt,...,y1] feltételes varhato értek lesz, ami Gauss-folyamat

esetében az édor elemeinek linearis kombinacidja. Nem-gausstbeseazonbary,,, nem

feltétlentil lesz linearis. A (4.1) modell esetébén = E[YH,|yt,...,y1]: E[YH, yt,...,yt_pﬂJ,
ami ag, (Yo Yi-ps) :\?H, jelélés mellett a
P
I (VereoYepua) T8+ 2.8,00 (Voo Yipa) » M=1.. (4.9)
=1
rekurziv formulabol szamolhatd, ahol
o (YerYiepa) = Ve s Gip (YerYicpia) = Yiepaa - (4.10)

Az elorejelzés tehat az édor elemeinek linearis kombinaciéja, ami nem-gaasstben nem
feltétlentl szerencsés. llyenkor hasznos a (4.2)linearis modell, & az a helyzet is

elképzelhet, hogy barY, gaussi, de az, zaj nem az, ami csak nemlinearis folyamat

esetében lehetséges.

A gyakorlati alkalmazasok soran természetesenf affiggvényre vonatkozoan
valamilyen feltevéssel kell élni. A figgvény valasatol figgen szamos nemlinearisssbr-
modell ismeretes. Ezek targyalasatol eltekintiajgtsmunkainkra valé tekintettel csupan két
igen jelends modellt mutatunk be. Tovabbi részletek példauigrl990) vagy Fan and Yao

(2003) kdnyvében talalhatok.
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4.1.2.1. TAR modell
Nemlinearis modellt legegysZdben Ggy képezhetiink, hogy (4.1) autoregressziv
egyutthatoit flggvé tesszik a folyamat multbeli értékeit Az elsy pillantasra igen
specidlisnak itin6, de a gyakorlati alkalmazasok soran gyakran haszmo kiszébmodell
vagy TAR (threshold autoregressive: TAR) modell az
Y, =al? +alY +..+ally_ +bYe, 1 <Y <r,, k=1.K (4.11)
alakban definidlhat6. Az autoregressziv paramétéedliat K szamua értéket vehetnek fel,
vagyis a folyamatk szamu rezsimb tevodik dssze. At idépontban felléf aktualis k

rezsimet azY,, kuszObvaltozé hatarozza meg annak medfetel hogy melyik, az
r..k =0..,K kiszobparaméterek altal definialt intervallumbik eg értéke.

A p, K,d,{rk} ismeretében az autoregressziv egyutthatok azrddszerrel, tehat

K
QZZ O (Y, _a(()k) _al(k)yi—l_"'_aijk)yi—p)z (4.12)

i=p+l

=~
I
-

minimalizalasaval becsulkidt, ahol d,, egy vagy nulla értéket vesz fel attol fisgn, hogy az
idésor azi-edik iddpontban &-adik rezsimben van vagy sem. Az autoregresszidjedp) és
a rezsimek szamaK] Akaike (1974) nyoman becsulibetNevezetesen az p és K az
optimalis, amelyre

AIC(p,K)=(n-P)Ing? +2K(p+1) (4.13)
minimalis, ahol

g% =Ql(n-p) (4.14)
és P az illesztettp-edrendi modellek kdzul a maximalis rendet jeldli. & késleltetési
paraméter és airk} kiiszObparaméterek Tsay (1989) szerint adhatok maegk ugyanis

szinte mellékesen nyerldtannak az igen fontos kérdésnek a vizsgalata shofyy a széban

forgd idbsorunk szarmazhat-e TAR modéilltvagy inkabb linearis folyamat realizaciéjaként
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tekintend. Ez a feladat természetesen statisztikai probaehé@giasat igényli. Ha vannak
olyan késleltetési paraméterek, melyeknél a lingsma vonatkozd null-hipotézis elvetése
szlikséges, akkor a legmegfélad d az, amelyre a prébastatisztika a legnagyobb. Altetn
hipotézisvizsgalat azon alapul, hogy rekurzivanadatsor Ujabb és Gjabb adatat bevonva
végezzik el az autoregressziv modell illesztésékiiszobvaltozé értékeinek ndvekv
sorrendje szerint. lly médon a kiszobvaltodéedik legkisebb értékéhez tartozo

8,(1),8,(i),....4, (i) becsult autoregressziv paraméterek rendkivil rimtivak. Linearis

folyamat esetén ugyanis a rekurzivan becsllt agtessziv paraméterek a tényleges
autoregressziv paraméterek korul szor6d6 ponthalmadkotnak. TAR folyamat esetén
azonban a kiiszobparaméterek kornyékén torésekdithaekurzivan becsult autoregressziv
paraméterek menetében, s e torések tajékoztatnaklisadbparaméterek korulbeldli
elhelyezkedésél. Mivel kilonbdz i—kre kilonbd# hosszusagu adatsorral szamolunk, az
adott aktudlis autoregressziv paraméter értékddzed a becslés aktudlis szorasaval
normalni. Az eljaras (Tsay, 1989) részleteseblkiltiese Matyasovszky (2002) munkajaban
talalhatdé, mig a kiszobparaméterek pontosabb lsgcslé@atyasovszky (2001) ismertet
eljarast.

Végezetll természetesen sziikséges annak vizsdadatgaz optimalisnakihé TAR
modell statisztikailag valéban szignifikans javuld®z-e, és igy indokolt-e hasznalata a
linearis modell ellenében. Ez a likelihood-hanyafdaosha segitségével végezheel.

Nevezetesen, a linearitasra vonatkozo6 null-hipetéjesilése esetén az
(n-P)in(32, 152, ) (4.15)
probastatisztika aszimptotikusan khi-négyzet efssr(K —1)(p + 1) szabadséagi fokkal, ahol

a (4.15)-ben szerepl ésNL index a linearis, illetve a nemlinearis modellomatkozik.
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Megjegyezzik, hogy a TAR modell meteorologiai atkazasaival kapcsolatban sajat
kordbbi tanulméanyaink (Matyasovszky, 2001; Matyazdy, 2003) kivételével csupan

Zwiers and von Storch (1990) egy igen egy$zabddszere emlithét

4.1.2.2. ARCH modell

Egy ARCH modell szordsa, szemben az AR modellael) @land6, és a nemlinearitas a
szOras valtozasanak specidlis formajabdl fakadj-aklrend Gn. autoregressive conditional
heteroscedastic (ARCH(q)) folyamat Engle (1982) mgia a kdvetkeképp definialhato.

Legyene aze = g(t)z, alakban értelmezett valos#seégi valtozok sorozata, ahol

g*(t) =b, +> b e, (4.16)

j=1
és z, az un. innovacio, zérus varhatd éttékegy szorasu, figgetlen és azonos eloszlasu
valésziriségi valtozOk sorozata. Nyilvanvald, hogg zérus varhato érték tovabba
korrelalatlan, de nem fiiggetlen, hiszem4at féljételes variancia fiigg a folyamat multjatol.
A variancia pozitiv voltahoz sziikséges, hdgy0, b, =20, =1...,q legyen. Konny latni,
hogy &” AR(q) folyamat, hiszere? =b, + he?, +...+ bel, +r,, melybenr, = g*(t)(z - 1)
Feltételes varhato értékg® t ( nig (feltétel nélkili) varhatd értéke, vagyes (feltétel
nélkili) variancigjao? = b, /@=b, —...=b,). Ahhoz, hogy ez a mennyiség véges pozitiv
szam legyen, teljestlnie kell b +...+b, < relacionak. A variancia {beli viselkedéseét
leir6 g () fuggvényt volatilitasnak nevezik. A volatilitas &dhoz persze csak attételesen
kapcsolodik, val6jabare, multbeli értékeinek nemlinearis fuggvénye. Ha eaekndltbeli

értékek jelertisen eltérnek nullatdl, akkor a volatilitds nagyaéfolyamat viselkedése igen
bizonytalan. Ekkor a folyamat tovabb maradhat augtét (a varhatd ertékdj tavol, de

hirtelen megvaltozhat menete az ellertkéanyba is. Kis volatilitas azonban a folyamat
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finom valtozasait eredményezi mindaddig, mig nagwovaci6 nem Iép fel, ami a
folyamatnak a zérustdl valé nagy eltavolodasat reéed/ezi. Mindezek eredményeképp a
variancia idbeli klasztereédése az ARCH folyamat tipikus tulajdonsaga.

Az ARCH modell paramétereinek becslése az AR nhopataméter becslésével

analdg kérdés, csak most a rendelkezésre allélkadatyyzeteit hasznaljuk. A legegysiten
eset az OLS technika, ami azonban most eléggé s@\esékony, mere” eloszlasa igen

tavol van a gaussitdl (Amano and Taniguchi, 20@®eért az un. two-stage algoritmusok
(Mousazadeh et al. 2007) vagy a normalizalt ledgibseégyzetek médszere (Fryzlewicz et al.,
2008) jéval ebnydsebbek. Az ML mddszer az innovacié valogzéyi eloszlasanak ismeretét
feltételezi. Altalanosan kovetett eljaras a pszemdximum-likelihood, amikor az innovaciot
normalis eloszlasunak tekintik, jollehet a valosagdoszlas sosem lehet az (Fancg and
Zakoian 2004).

Egy v,,....Yy, idésor altalaban nem tekintlieegy ARCH folyamat realizaciojanak,

mert az adatsor elemei korrelaltak. Az ilyen ada&&ARCH modellel kezelhék, amikor is

az autoregresszioe, hibaja egy ARCH modellt kovet. Aza,,....a, autoregressziv

p
paraméterek es az ARCH moddd},...,.b, paraméterei Fryzlewicz et al. (2008) alapjan
becsilhetk. A p ésq értéke AIC (Akaike, 1974) modositasa vagy inkahle BLiew and
Chong, 2005; Hughes et al., 2004) alapjan adhatp me

Az ARCH modellek korabbi meteoroldgiai alkalmazétarincs tudomasunk, joval

részletesebb matematikai ismeretek példaul Farvand2005) kotetédd nyerhetk.
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4.2. ALKALMAZASOK

4.2.1. Napi parlagif pollenkoncentracio

A 4.1.1 fejezetben ismertetett eljarast Szeged papagti pollenkoncentracidira alkalmaztuk
az 1997-2006 itszakban (Matyasovszky and Makra, 2011).

A Kkoncentrdciok valosziliségi eloszladsanak elemzésénél nehézséget okoz a
koncentracidkban jelenlévigen efs évi menet. Ezért a pollenszezon minden napjal kori
értelmeztink egy itbeli kdrnyezetet, és az adott napra vonatkozo @iasgt e kornyezetbe
es) adatokkal hajtottuk végre, vagyis minden naprarilynédon végeztik el a khi-négyzet
probat és a Kolmogorov-Szmirnov-probat. Az inteiainak elég szélesnek kell lennie
ahhoz, hogy elegefidadat jusson, de elég keskenynek is ahhoz, hoggvazmenet
elhanyagolhaté legyen az intervallumokon bellil. Mégigy vélasztottuk meg az
intervallumot, hogy minden naphoz 90 adat tartozz&kogy mar emlitettiik, a gamma-
eloszlas illeszkedése egyaltalan nem volt medfelelenben mindkét teszt esetében a napok
nagy tobbségében az 5-20%-0s szignifikancia-szinfenntarthatd a lognormalitasra
vonatkozo6 null-hipotézis. A pollenszezon kezdeté&slhégénél a 0,1-1%-0s szignifikancia-
szint méar cseppet sem latszik meggfinek. Ennek azonban minden bizonnyal nem a
ténylegesen rossz illeszkedés, hanem a szigortménet az oka. A pollenszezon belsejében
ugyanis a 90 adat az aktudlis naphoz tartoz6 phiszisz négy napos intervallumbal kertl ki.
Ezzel szemben a pollenszezorselagy utolsd napjan az intervallum mar kilenc na@adel
az évi menet sokkal kevésbé hanyagolhato el.

Az eBs évi menet azzal a tovabbi kovetkezménnyel ishagy a (4.3)-ban szerépl
paramétereknek &diiggoknek kell lennitk. Ezért (4.4) helyett

n

(2 —lao + Bz + (@, + Bz ), —ti)])zK(tk b j (4.17)

h

k
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minimalizaland6 2<i<n mellett, ésa,(t,)=4a,,4,(t)=/3,. Az idsfiggs o? becslése:

&2(t,) = A,, ahol A, és A, minimalizalja a

>z -1 + Aty —ti)])zK(tk r_1 b j (4.18)

k=2
mennyiséget2 <i < n mellett, tovabba
=z —At,). (4.19)
A (4.17) és (4.18) egyenlet a mar tobbszor alkabttamemparaméteres eljarasbol adodik
(Cai, 2007).
A napi parlagi pollenkoncentraciok étejelzése nyilvan pontosithaté, ha a 2.2
fejezetben emlitett meteoroldgiai valtozokat isy@igmbe vesszik. Az ott ismertetett eljaras

alapjan pusztan a napi kozépiérséklet bevonasa indokolt. Ekkor (4.17) helyett

kzz;(zk ~[ay + Bozes + VoXey + (@, + Bizey + ViX)(t, —ti)])zK(tk ;t‘ j (4.20)
minimalizalasa szikséges, €s

a(t)=do. &)= 4, 0) = 7%, (4.21)
mig

) =4, (t)+ 4, (t )z, + bt )%, (4.22)

ahol x,,...,x, jeldli a napi kozépbmersékleti adatsort.

Az igy értelmezett kiterjesztett AR(1) modell &ltaegmagyarazott relativ variancia
53,5%, mig a megmagyarazott relativ varianciahaohig@an értelmezett megmagyarazott
relativ abszolut hibaatlag 40,3%. A 2.2 fejezetlbefis modszerrel nyert hasonlé értékek
52,2%, illetve 37,4%. Ezek a szamok azt mutatj@kyyha mostani eljaras nem hoz alagvet
javulast az €lzéekhez képest. E tény elismerése mellett azonbankeleg@mliteni, hogy a

kiterjesztett AR(1) modell Iényegesen gazdagabbrin&ciot szolgaltat. Nevezetesen, a (4.3)
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siriségfiiggvény, pontosabban annakfidigs paraméter és meteoroldgiai valtozot is

tartalmazo valtozata nem csupan pontbecslést (pidleléételes varhato érték: 1asd 16. abra),

1400 S
1200 +
1000 +

800 -

600 -

400 ~

z -3
Pollenszam m

200

i

0 93 18 279 372 465 558 651 744 837 930

Nap
16. abra

Napi pollenkoncentracio (pontok) becslése a kisaiett AR(1) modellel (folytonos vonal). A
93-as szam tbbbszorosei az egyes évek pollensreonagét jeldli.

hanem intervallumbecslést is letwd tesz. Konnyen kiszamolhaté ugyanis adott napi
pollenkoncentracié és napi kozépmerséklet esetében a masnapi koncentracio adott
intervallumba esésének becslilt valdészéye. A legérdekesebb kérdés talan az lehet, hogy
milyen valészifiséggel szamithatunk valamilyen kritikus érték méayiheséara. Az ilyen
becslés joésagat ugy értékelhetjik, hogy 0Osszevedjiliecsilt valészitséget egy olyan

indikatorvaltozéval, ami egyet vagy nulla értékesx fel aszerint, hogy bekdvetkezett-e vagy

71



dc_536_12

104 ¢+ = == = g - =« - =
0.8
& 0.6-
(72
<3
£
Ne) 04' | 1 || " 1 1 1
© ] I S (I | 2 |
> {I N . T N (O | R 1
0.2 l| 'lllll ':1 ||| \ll ll' ]]' ,:II'
S A O A A
! | ! I ! I ! I ! I ! | ! | ! | ! | ! 1
0 93 186 279 372 465 558 651 744 837 930
Nap
1.0
0.8
@ 0.6-
(2}
<3
£
o
2 044
a
>
0.2
0.0
! I ! | ! 1
837 868 899 930
Nap
17. abra

A 200 pollenszam Thes kiisz6b meghaladasi valégaségének becslése a kiterjesztett AR(1)
modellel (folytonos vonal) és az éves trenddely@attt vonal) és a kiiszobmeghaladas
indikatorvaltozéja (pontok) a teljes 10 éves peuigic (fenn), illetve az utolsé évre (lenn)
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sem a kiiszob meghaladasa. Ezt illusztralja a 14, dketve 6sszegzi a 3. Tablazat. Ugy

véljik, hogy kiléndsen a 17. abra als6 része igeggyzo.

3. Tablazat
Atlagos négyzetes hiba gyoke (RMSE) és abszoklthily (MAE) a kiisz6bmeghaladas
valosziriségi becslésére a kiterjesztett AR(1) modell &veg trend esetén

Klszo6b RMSE MAE
Pollenszam M AR(1) Trend AR(1) Trend
20 0.213 0.261 0.092 0.149
50 0.196 0.254 0.081 0.142
100 0.241 0.295 0.113 0.187
200 0.213 0.270 0.090 0.152

4), Sem a megmagyarazott

ren

Sem a megmagyarazott relativ varianda RMSE, / RMSE;
relativ abszolut hibaatlagl ¢ MAE,.,, / MAE, ;) nem mutat vilagos fliggest a valasztott

kuszobbl, s6t ez a fuggés nem is szamotiewPéldaul a megmagyarazott relativ abszollt
hibaatlag 38,3% és 43% koz6tt mozog a 20, illew&G pollenszam mkiiszob mellett, mig

a 100 és 200 pollenszani*rkiiszobokhoz a kozottes 39,6% és 40,8% tartozik.

4.2.2. NGRIP és Vostok adatok egyuttes elemzése

A kovetkezskben NGRIP (North Greenland Ice Core Project memb2004) %0
izotéparanyaval kapcsolat@g®0 és Vostok deutérium tartalmanak 122950 év hodsglis
adatsordnak egyilittes vizsgélatarél szamolunk beyddavszky (2010b) alapjan. Mivel a
Vostok adatok ifben nem ekvidisztdns moddon éllnak rendelkezésrért dinedrisan
interpolaltuk ugyanazon égontokra, amelyekben az NGRIP adatok hozzafékh80 éves
id6beli felbontassal. A jobb 6sszehasonlitas érdekéiémdkét idbsort standardizaltuk,
vagyis az eredeti adatok atlagat kivontuk az adaibkmajd e kilonbségeket osztottuk az

adatok szoérasaval.
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Gronland és Antarktisz éghajlatvaltozasaiban nwégléalapved egyezések,
hasonlésdgok mellett szamotéekllonbségek is taldlhatok. Szemb#t, hogy Gronland
éghajlata joval gyorsabb, gyakran intenzivebb vakokat mutat, mint a fokozatosabban
valtoz6 Antarktiszé. Raadasul, amikor Gronland amis#tag lassu tlési peribdusban van,
olyankor Antarktisz is ink&bbtih de legalabbis nem melegszik. llyenkor tehat aféleke
szinkronban van. Gronland melegedésisimhkaival viszont gyakran antarktisZilés tarsul.
llyenkor tehat a két félteke aszinkronban van. M&hgelents gronlandi Dansgaard-
Oeschger-esemény (DO esemény) mégis jelentkezettAraarktiszon is, de csak a
leghosszabbak ésdden nem pontosan egybeesve (Steig and Alley, 2002ét félteke
klimaingadozasainak fazisrelaciojat (szinkronitass#tinkronitasat) magyarazé elmélet az un.
bipolaris mérleg, melyben komoly helyet foglalndkaeglobalis 6ceani cirkulacié valtozasai
(Severinghaus, 2009). Az nem teljesen tisztazotyla mechanizmust az Eszaki vagy a Déli
Félteke irdnyitja (Seidov et al., 2001), de Steid Alley (2002) szerint ez pusztan statisztikai
elemzéssel nem is deritheki. A kovetkedkben céafoljuk ezen utolsé megallapitast, és
statisztikai (ton valaszolunk arra a kérdésre, hogy Gronland-Antarktisz
éghajlatvaltozasainak kapcsolataban melyik tagekedik el$dleges szereppel.

El6szor mindkét adatsorhoz AR modelleket illesztettUAlC AR(5), illetve AR(3)
modellt talalt optimalisnak az NGRIP, illetve a Wals adatsorra. Azonban mind az AR
modell zajanak variancigja, mind az un. Portmantgaba (Ljung and Box, 1978) azt jelzi,
hogy az NGRIP esetén az AR(3) modell csaknem opgartos, mint az AR(5). Ezért a két
adatsorra egységesen az AR(3) modellt valasztoftukaj varianciaja 0,0444 és 0,0101 az
NGRIP, illetve a Vostok adatsorra. Mindkét zaj igdacsony szitit vagyis viszonylag nagy

pontossaggal étejelezhetk az adatsorok, &m mindez fokozottan igaz Vostokra.
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A kovetkedkben a két adatsor egyuttegpéedrend vektor autoregressziv (VAR(p))

folyamattal kozelitjuk. LegyenX, és Y, az NGRIP és a Vostok adatsort generald

sztochasztikus folyamat, ami a VAR(p) modellel jafeve

\1 j=1 Cj dj \4—j eLY
ahol g, és e, kulon-kilon fehérzaj folyamat, tovabbg, és e, korrelalatlant # s

esetén. A rendelkezésiuinkre all@ =(x,Y,) ...z, =(X,,y,)" idésor alapjan az

a;,b;,c;,d;,j =1...,p parameterek az OLS modszerrel becsakhetagyis

> (2 -2)(z - 2) (4.24)

i=p+1

minimalizalasaval, ahol

Pla b.
5 _ i i
Z —]Z:l:|:cj dj:|Zi—j' (4.25)

Az eljaras az ismeretlen paraméterekre nézve egpalis egyenletrendszert szolgaltat. A
feladat elvégzése nyoman az NGRIP és Vostok adesdartozd zaj szorasnegyzete3
mellett 0,0435 és 0,0101, ami (az egyvaltoz6és ARdellek zajanak varianciajaval valo
0sszehasonlitds réven)omvetiti, hogy az NGRIP adatsor viselkedésére nézustok
rendelkezik némi informéacidval, &m a Vostok adatsselkedésére nincs hatassal az NGRIP
adatsor. Hogy ez igy van-e azt a Granger-féle dissp (Granger, 1969) elvének

alkalmazasaval derithetjlk ki. Nevezetesen ha J438 mindenc; zérus, de nem minden
b, zérus, akkorX, azY, Granger-okozata. Megforditva, ha mindgnzerus, de nem minden
C; zérus, akkory; az X, Granger-okozata. Tovabba ha nem minéeeres nem mindere,
zérus, akkor a ket folyamat kdlcsonhatasban algiVéna minderb; €s mindenc; zérus (a

szumma mogotti matrixok diagondlisak (4.23)-bakkoa a két folyamat egyéltalan nem all
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kapcsolatban. Ahhoz, hogy valamelyik értelembem@ea-okozatisagréol beszélhessiink, meg
kell vizsgalni, hogy a megfelel AR paraméterek zérusnak tekinitlee. Tobb ezzel
kapcsolatos statisztikai proba ismeretes, melyekika Wald-tesztet (Dolado and Litkepohl,
1996) alkalmaztuk. Itt meg kell jegyezni, hogy aafger-okozatisag elemzése soran
alkalmazott tesztek eléggé érzékenyek arra, hoggdatsorokban fellép-e trend vagy sem,
mert a tesztekhez tartoz6 probastatisztikak vahisghi eloszladsa a trendmentes esetre
érvényesek. Ezért a Wald-tesztet a tréhdtegtisztitott adatsorokra végeztik el oly modon,
hogy mindkét adatsor értékéitkivontuk a trend aktualis értékeit, majda@llitottuk a (4.23)
VAR modellt =3 mellett) ezen Uj adatsorokra. A trendeket ekistaa WLR modszerrel
becsultik, melynek részletei megtaldlhatok Matyagky (2010b) tanulményaban. Ennek
eredményeképp a 3%-0s szignifikancia-szinten az IRGRlatsor a Vostok adatsor Granger-
okozata. Ez az eredmény latszolag eldonti a fejelegén felvetett kérdést, nevezetesen ugy
tinik, hogy az Arktisz-Antarktisz éghajlat-ingadoziéso az Antarktisz vezérli. Erre a
kovetkeztetésre azonban csak az adatsorok lined@niellezésével jutunk, és mint majd latni
fogjuk, a nemlinearis modellezés (tjan jetean eltés allaspontra kell helyezkedni. A
nemlinearis modellezés kétvaltozés TAR modelldiétdik. E meglehésen specialisnakind
modell hasznossaganak indokldsahoz egyditéall tenniink.

Példaul az NGRIP iior nemlinearitasa egy igen heuriszikus megfonsalass
sejthed. Ismert ugyanis, hogy egy linearis folyamat esetélz idskala megfordithatd,
vagyis a folyamat egy elemének a#heén rakovetkez elemekkel valé kozelitése ugyanazt a
modellt eredményezi, mint a medmb elemekkel valé kozelitése. Nemlinearis folyamat
esetében viszont azdiskdla nem megfordithatd (Tong, 1990). Ez példaylsmpmléltethéd,
hogy idbben abrazoljuk az &bort, és pici szogben balrdl nézzik az abrat (4zkéla az
eredeti), majd pedig ugyanigy jobbrdl vesszik szpmdl (megforditjuk az itkkalat).

Lineéaris folyamat esetében a két iranybdl nagyosohkbnak latjuk a gorbét. Az NGRIP
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adatsorra azonban ez semmiképp nem all fenn; @rd®@tbdl nézve drasztikus kilonbség
latszik, példaul a DO eseményelosrn aszimmetrikus dtheli lefolydsanak kdszontietn
(l&sd a késbbi 20. abrat). A kérdést természetesen joval dgbakn is vizsgaltak, példaul
Braun (2009) az an. surrogate data mddszerrel igaan NGRIP adatsor nem linearis voltat.
Nemlinearis modellt legegysZdaben Ggy képezhetiink, hogy (4.1) autoregressziv

egyutthatoit figgve tesszik a folyamat mdltbeli értékéittehat aza,,...,a, konstansok
helyett a,(Y,_4),---,@,(Y,-q ) fggveények szerepelnek. Ez az Un. functional ozefft model

(FCM). Az emlitett fuggvényeket lokalisan lineansgpolinomialisan) kozelitve méd van a
2.1 fejezetben bemutatott nemparaméteres moddszdagesz hasonld eljarassal torten
becslésikre (Cai et al., 2000). Ezt a technik&lailkztuk a jelenlegi két adatsorra (NGRIP és
Vostok), és arra a megleéxovetkeztetésre jutottunk, hogy assor linearitasara vonatkozé
null-hipotézist még a null-hipotézis viszonyladilszlfogadasi tartomanyat biztositdo 10%-o0s
szignifikancia-szinten sem vethetjuk el az FCM laltaytjtott modell ellenében. A
problémaval kapcsolatos statisztikai probat a Qaiale (2000) altal javasolt bootstrap
eljarassal végeztik el. E negativ eredmény egyiletteges oka az, hogy azésdrok
linearisak, am az imént elmondottak szerint ez pehdihed. A masik leheiség az, hogy az

3y (Yig)s--a,(Y.y) fUggvények nem kelen simak, tehat nem kozelithktjol lokalisan

linearisan. Az ilyen nem siman, tehat hirtelen a&it autoregressziv egyutthatdk viszont épp
a TAR modell Iétjogosultsagat jelzik.

A (4.23) VAR modell jeldléseinek felhasznalaséa&étvaltozos TAR modell az

X, a(k)} p[a® p |:Xt—'j| el
= + ' ' Pl T L k=1K (4.26)
[Yt} [ﬂ(k) e ap v e

alakot 6lti. Most tehat az autoregressziv egyufthanatrixai, tovabba a zajtagok variancidja

és a kozottuk 18y kovariancia is rezsimfugg Kiuszobvaltozoként mind, (NGRIP), mind

Y, (Vostok) szoba johet, am Tsay (1998) vektor TAR (\R)Anodellre vonatkozé modszerét
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kovetve NGRIP a megfelelkliszobvaltozo, mert aZ valasztasaval Iényegesen pontosabb
modell nyerhei. Hasonlé megfontolasbol @=59 kisztbparaméter az optimalis. Végul az
autoregresszié rendjére és a rezsimek szamara@d gey (1998) szerinti alakjavalpa3 és
K=3 adddott. MivelK=1 esetében a VTAR modell a linearis VAR modellbegynét, az
optimalisnak adédottk=3 rezsim a nemlinearis VTAR modell Iétjogosultsagélzi.
Eszrevehetjiik, hogy NGRIP, mint kiisz6bvaltoz6 aztidrkfontossagat hlzza ala, amit csak
megebsit, hogy az 50 éves dbeli felbontas mellett @=59 kiszébparaméter 2950 évnek
felel meg. Ez gyakorlatilag éppen kétszerese a Dglnésyek difordulasaval kapcsolatos
1470 évnek (l&sd 3.2.2 fejezet). A zaj varianci@ja410 és 0,0087 az NGRIP, illetve a
Vostok adatsorra, ami azt jelzi, hogy a VTAR modelVAR modellhez képest a Vostok
adatsor esetében hozott nagyobb javulast. Mivel WGR kiszdbvaltozd, a két adatsor
egyduttes viselkedésébénmindenképp szerepel. Ahhoz, hogy elddntsik, hoggtaadatsor
kozott kolcsbnhatas van-e, vagy a Vostok az NGRiBn@er-okozata, meg kell vizsgalni,
hogy az NGRIP adatsor kialakitdsaban a Vostok adak a VTAR modellben szerépl
O0sszes paramétere (mindegyik rezsimben) zérushkakhet-e. A Wald-teszt (mely ezuttal
is a trendil megtisztitott adatsorokra lett elvégezve) aztijehogy az emlitett paraméterek
két rezsimben kilénbdznek zérustdl (az 1%-os dfiigmicia-szinten), vagyis az Arktisz-
Antarktisz éghajlat-ingadozasok statisztikailag ckdhhatasban éallnak. Erdemes azonban
megemliteni, hogy ebben a kdlcsdnhatasban inkalfridisznak van elsdleges szerepe. Ez
abbdl lathatd, hogy a kiszobvaltozé az NGRIP videhogy a VTAR modellhez tartoz6 zaj
varianciaja nagyobb mértékben csokken Vostok, MIBRIP esetén. Vagyis a nemlinearis
modellben, szemben a linearis modellel, NGRIP nbbyplusz informéaciét nyujt Vostokra
nézve, mint megforditva. Erdekes még, hogy a zajameidja a két iflsorra az egyes
rezsimekben eltér tendenciat mutat. Az s rezsimben (a legalacsonyabb

kiiszobparaméterhez tartozd rezsimben) NGRIP zaja@alancidja a legnagyobb, mig
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Vostoké a legkisebb. A harmadik rezsimben (a legmalgbh kisztbparaméterhez tartozé
rezsimben) NGRIP zajanak varianciaja a legkisebig, Viostoké a legnagyobb. Mas széval,
NGRIP legpontosabb @&lejelzése Vostok egyidiejlegpontatlanabb étejelzésével tarsul,
illetve NGRIP legpontatlanabbdekjelzése Vostok egyidiejegpontosabb étejelzésével jar
egyltt. Ez a két terllet éghajlati aszinkronitdsaegl Ujabb aspektusa. A harom rezsim

eloéfordulasanak relativ gyakorisaga rendre 20,9%,%08 8,9%.

. W

T
-120000  -100000

T T T T
-80000  -60000  -40000  -20000 0

Ev (i.sz. 2000-hez képest)

18 .abra
Az NGRIP5*®0 adatsor (folytonos vonal) (4.26) VTAR modelljéirgiontjai (pontok). A
080 értékek a jelenlegi (2000-es év) érdékalo eltérések.

Egy (4.1) stacionarius AR folyamat egyetlen fixgahtendelkezik. Ez ugy érteéd

hogy a 4.1.2. fejezetben szeﬁablépéses\?m elérejelzés a rendelkezésre allésor konkrét
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ertékeidl fuggetlenlll - « mellett ugyanazon szamhoz, a varhat6 értékhezekgal: Egy

TAR modell tobb fixponttal rendelkezhet, vagyis bagy \?t mihez konvergal, fligghet az

+
Yoo Yigren Y, M=maxp,d} konkrét értéketl. Ezen értékek olyan dsszességét, mely adott
fixponthoz valé konvergenciat eredményez, a fixprizasi tartomanyanak nevezzik. Ezen

kival hatarciklus is felléphet, amikoh?t nem egy szadmhoz, hanem egy periodikusan

+
ismétbdé szamsorozathoz tart. A jelenlegi kétvaltozés VTARdeIlink harom fixponttal és
egy hatérciklussal rendelkezik. A hatarciklus pauigideje 3400 év, amely a DO események
kozott eltelt atlagos it reprezentalja. Ha ugyanis a kovetkdejezetben detektalt 28 DO
esemeényt az élsés utolsd esemeénysébrduldsa kozotti iiszakban egyenletesen oszlatjuk el
képzeletben, akkor a DO események 3400 évenkélaiodt ebfordulasahoz jutunk. A
megfigyelt adatsor a teljes dszakban minddssze négyszer esett a hatarciklusasionz
tartomanyaba, am éppen akkor, amikor két egymasetkoDO esemény kdzoétt szinte
pontosan 3400 év telt el. A harom fixpontot a firfmk vonzasi tartomanyanaks@rdulasai
idépontjai figgvényében abrazolva, az adatsort jelletendencia szakaszonként konstans
kozelitését kapjuk (18 abra).

Végezetlil hadd emlitsik meg, hogy tdbbvaltozés TARdell meteoroldgiai

alkalmazaséaval korabbi tanulmanyokban nem talalkdzt

4.2.3. Hirtelen éghajlatvaltozas: Dansgaard-Oegebgemények

Az 1.2.2 fejezetben az Eszaki Hemiszfésairsékletében beallé hirtelen éghajlatvaltozasok
detektalasat tanulmanyoztuk 6stdér az évszazados, majd az évezredesskaan.
Megjegyezzik, hogy ez utobbi skalan, pontosabbaslraglt 1500 évre vonatkozoan 35, az
Eszaki Hemiszféra kilonbézterileteisl szarmazéd kilonbdz tipust proxy adatsort is
megvizsgaltunk (Matyasovszky and Ljungqgvist, 20M\8gezetill a 10000 éveséakalan a

Holocén idszak hirtelen éghajlatvaltozasit tanulmanyoztuk.t@tdovabb tagitjuk a kort és
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a 100000 éves édkalat tekintjik. Ismét az NGRIP (North Greenlarmg ICore Project
members 2004) jégfurat *0O izotéparanyaval kapcsolatos 122950 év hossz(s&ih
adatokkal dolgozunk, melyek 50 éves atlagokkémaéllrendelkezésre. Az adatsor talan
legjellemzbb vondsa a Dansgaard-Oeschger (DO) események lemsge. Egy DO
esemény egy gyors felmelegedést, majd Iényegesmubh lehilést foglal magaban. A
felmelegedés itszaka néhany évtizédtkorilbellil egy évszazadig terjed, mig a s
néhany évszazad alatt zajlik le. Az események aitisa az iménti értelmezésnek
megfeleben, de szubjektiv Gton torténik. Bér példaul Didlen et al. (2005) komoly
ersfeszitést tett az objektivitas iranyaba, definigidjjelents szubjektiv elemeket is
tartalmaz. Persze a DO események tokéletesen bbgddnositasa aligha megvaldsithato, de
a szubjektivitas mértékének csokkentése fontos gaptn

Matyasovszky (2010b) 7250 éves savszélességet tglimalisnak a5'*0 NGRIP
adatsorban jelentkézrend nemparaméteres becsléséhez. Nyilvanvald, tebgy az adatsor
ilyen szélessdég simitasa nem képes reprezentalni a DO eseményekétt ezek az
események, mint hirtelen éghajlatvaltozasok del@ddnem torténhet az 1.2.2 fejezetben
leirt médon. Mivel egy DO eseményhez kapcsolddo figgelt értékek efsen eltérnek a
trendtl, ezek a trendre rakddo zaj szoradsanak hirtelegnineekedéseként jelentkeznek. Az
ilyen médon valtoz6 sz6ras leirdsara az ARCH mddellkozik.

Ugy ftinik, hogy az 1.2.2 fejezet médszere és az ARCH irexds, lévén két
kilénb6d eljarads, semmilyen médon nem kothetgymashoz. Ez valéjdban nem igy van.

Vegyuk ugyanis az eredeti adatsor helyetiya =y, -y, ,,t =2,...,n kildnbség adatsort. A

kulonbségképzés ugyanis kiszaz alacsony frekvenciakat, mig a ki nenirsfrekvenciak a

DO eseményekkel tarsithatok. Nevezetesen, haral tséma, azm(t)-m(t—- 1)tag a
Ay, = m(t) -m(t -1) +e —e_, kilonbségben elhanyagolhat6, &g, zérus koril ingadozik.

Ha azonban d=s idépontban a trend derivaltjAnak mondjukkaadik ugrdsa van, akkor

81



dc_536 12
Ay, =c, +te,—e, ami ¢, koruli erték. Sok, &iun elhelyezked ilyen ugras esetében
logikus varakozas, hogy &y, adatsor jol leirhato ARCH modellel. Mivel a kulédy
idésorhoz illesztjlk az ARCH modellt és a kilonbségiéipa derivalt véges kilonbséges
kozelitése, a volatilitds szintje a trend derieaMjaltozasanak mértékére utal. Pontosabban
szOlva, a nagy volatilitas nagy esélyt jelez agave, hogy a trend derivaltja hirtelen valtozik,
€s ez utdbbi éppen a hirtelen éghajlatvaltoza® Iezetben latott definicidjanak lIényegét

jelenti (Matyasovszky, 2011).

Az emlitett varakozast ésiti meg a 19. abra, ahol a kiilonbség adatsor tiiasgido

szerkezete egy ARCH modell sziikségességét sugalljadésor azonban nem tal &, de

statisztikailag szignifikdns autokorrelacioval @ndelkezik, ami AR-ARCH modell keresését

Kildnbség &' O (°/oo)

1 1 1 I
-20000 0

| | |
-80000  -60000  -40000
Ev (i.sz. 2000-hez képest)

T T
-120000  -100000

19. 4bra
5'%0 NGRIP kiilénbség adatsor az elmult 122900 évre
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igényli. A BIC alapjan negyedrefdAR tag adodott optimalisnak, ezért AR(4)-ARCH(q),
0=0,1,...,8 modelleket illesztettiink az adatsorhozstMBIC szerintg értéke legalabb 8 kell,
legyen. Mivel ilyen magas retidmodell nem praktikus, a joval gazdasagosabb GARCH
modellel (Bollerslev, 1986) is probalkoztunk. Az B8R és GARCH modellek ugy
viszonyulnak egymashoz, ahogyan az AR és ARMA niekldIinearis folyamatok esetén,
mivel egy GARCH modell az adatok négyzetére vormikdRMA modell. A GARCH
modellek ezért kevesebb becsul@énanodellparaméterrel pontosabban kézelithetik a
volatilitast, mint az ARCH modellek. BIC azonbangr&@ GARCH modell fokéara is irrealisan
nagy értéket jelzett, ami nemlinearis ARCH folyarsaiikségességét veti fel. E nemlinearitas
leirasara az aszimmetrikus volatilitast mutato, R&CH rezsimBl all6 an. GJR-ARCH
modellt (Glosten et al., 1993), alkalmaztuk. Mig ARCH modell az adatok négyzetére
vonatkozoan egy AR modell, addig a GJR-ARCH modelladatok négyzetére vonatkozo
TAR modell. Mivel a TAR modell nem linearis, igy amlinearis ARCH modellhez tovabbi
nemlinearitas csatlakozik az eredeti, tehat nenégyzetes adatok esetében. A BIC alapjan
nyert optimalis AR-GJR-ARCH modell

Ay, = -0,0162y, , - 01198y, , — 0050Qy, , — 004440y, , +e,, (4.27)

ahol

_ {gl(t)a 6. 058 4.28)

9.(9z,6,< 058"

g.(t) =4/03263+0175@2, + 007587, , g,(t) =+/03263+0,090%2, +0,00927, . (4.29)

Megjegyezzik, hogy az eredeti GJR-ARCH modellbdaiszdbparaméter definicidé szerint
zérus, ami most egy tovabbi becsiilt paraméter,zetesen 0,58%°O.
Lathatjuk, hogy a (4.27) volatilitasa akkor vaneds rezsimjében, amikor az egymast

kovet adatok érteke ésen nbvekesl mivel aze, egylépéses étejelzési hiba éisen pozitiv
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(l&sd (4.28)). Ekkor a (4.29) volatilitas is nagyplhimi az intenzivebb fluktuaciok novekv
lehetségét jelzi. Mivel a DO esemény hirtelen emelkeglésglul, az el§ rezsim az ilyen
eseménnyel hozhat6 kapcsolatba. Tekintsik ezertsdzezsim g, (t)/ o relativ volatilitasat

(a feltételes széras és széras hanyadosat). Amméeyek atlagos hossza, amikor a relativ
volatilitas folyamatosan egynél nagyobb 1,3-nakdak@50 éves egységben). Logikus ezért
azokat az eseteket hirtelen éghajlatvaltozasnakntesk, amikor az efs rezsim egynél
nagyobb relativ volatilitAsanakddeli hossza meghaladja az 1,3-as atlagértéket. lezéha
kulondsen gyors és igy nagyon rovid felmelegedestéiszei hirtelen éghajlatvaltozasnak
tekinteni. Konkrétabban, harom olyan esetet tat&ltuamikor az els rezsimben valo
egyfolytdban tartozkodas hossza mindodssze egy {azvés idlepcsvel), &m a volatilitas
kulondsen nagy. Ez utébbit gy értelmeztik, hogeltéeteles szoras legalabb kétszerese a
szorasnak. Mindezek alapjan 28 hirtelen valtozaseldaltunk a korabban &altalanosan
elfogadott 25 DO esemény (Dansgaard et al., 19@Bjett. Ezeket az eseteket példaul
Ditlevsen et al. (2005) altal objektivnak mondhatodszerrel kimutatott DO eseményekkel
volna célszdr sszehasonlitanDk azonban GRIP adatokat hasznaltak, raadasul egosig
frekvenciak kikiiszobdlése céljabol egy 10000 éwvalsldtereszt szir6 kdzbeiktatasaval.
Ezért a jobb 6sszehasonlitas érdekében inkabb B2&10) tanulmanyaban az elmult 60000
évre talalhatd, az NGRIF®O adatokon alapuld szubjektiven meghatarozott Denésyeket
tekintjuk. Az altalunk detektalt DO események ésauBr (2010) DO eseményei mind
szamban, mind itbeli elhelyezkedésiikben meglebsgn j0 egyezést mutatnak. Az egyetlen
kulonbség, hogy a 15-0s eseménittegy tovabbi DO eseményt azonositottunk (15a.a 20
abran). E két idben igen kozeli esemény szerintlink helyes kulomszédasat indokolja, hogy

a Braun (2010) szerint is két kulon eseményneknteki 16-0s és 17-es hasonloan kozel
jelentkeznek egymashoz (20. abra, detesz). Megjegyezzik, hogy az altalunk detektalt

idépontok a DO események kezdetét jelentik, mert meriisik a kezdetet és nem az esemény
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csucsat azonositja. Az Osszehasonlitas éeédnta vart eredményt hozta. Arra ugyanis
semmiképp nem szamitottunk, hogy akar az esemérgmkmaban, akar dbeli
elhelyezkedésiikben gyokeres eltérés lesz. Ugyanakkos valGszititlennek fint, hogy
tokéletes lesz az egyezés. A kilbnbség, @imtaz, hogy eljarasunk harommal tébb DO

esemeényt azonositott az 4ltalanosan elfogadotD2Bqgaard et al., 1993) DO eseményhez

képest.
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A relativ volatilitds alapjan azonositott DO esengnglenn) az NGRIP*?0 adatsorban
(fenn) az elmult 60000 évre KO értékek a jelenlegi (2000-es év) érdekald eltérések.
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OSSZEFOGLALAS

Az értekezésben modern matematikai statisztikaiGesiket mutattunk be és hasznaltunk fel
elméleti és alkalmazott klimatologiai vizsgalatokbaCeélunk néhany széles korben
hasznosithatd, am kevéssé elterjedt modszer meagitése, majd egy-egy alkalmazasanak
targyalasa volt. Az 6nmagukban is értékes erednideyecgyben érzékeltetni kivantuk a
bennitik rejp tovabbi gyakorlati lehéségeket. A dolgozat legfontosabb részletei a

kovetkedkben foglalhatdk dssze.

Felhasznaltunk (Cline, et al., 1995; Wishart, 2009)etve részben kidolgoztunk
(Matyasovszky, 2011; Matyasovszky and Ljungqvi§Xl2) egy nemparaméteres regresszios
technikan (Matyasovszky, 1992; 1998) alapuld modszenely alkalmas a hirtelen
éghajlatvaltozasok (abrupt climate changes) ddteddéa amennyiben a rendelkezésre allé
adatsor elemei kéll siriségben allnak rendelkezésre az adatsorban mutatkendl
simasagahoz képest. A modszertani Ujitast az Eddekiiszféra évi kozégimérsékleti
anomalidinak az 1850-2009 évekosdakara, az Eszaki Hemiszféra rekonstrudlt évi
hémérseékleti sorara az i.sz. 200-1995 évekre, tovabdimult 11700 évre vonatkozd oxigén
izotop adatokra, pontosabban az NGRIP (North Geeehlce Core Project) jégfurat@D™®
izotéparanyaval kapcsolatos Holo@#flO adatokra alkalmaztuk.

Az el esetben az 1901, 1914, 1942, 1963 és 1975 évehektdéltuk hirtelen
valtozasi idpontoknak. Az atfogd tendencia természetesen agedds, am harom hirtelen
hilési idpont (1901, 1942 és 1963) is talalhat6. Kordbbam relalkoztunk olyan
tanulmannyal, mely a hirtelen valtozasok ilyen fmezerkezetét tarta volna fel.

A hosszabb idlskélat vizsgélva objektiv definiciét nyudjtottunk Kezépkori Meleg

Periébdus (Medieval Warm Period: MWP) és a Kis Jéggak (Little Ice Age: LIA)
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beazonositasara. Ezek a kifejezések széles korterjediek, jollehet nincs is egyértelen
elfogadott definiciojuk (Bradley et al., 2003). Artblen valtozasok alapjan a MWP a 795-
1120 idbszakra tehét ami némiképp korabbi és hosszabb, mint Lamb (L8i6szaka, mig
LIA az 1390-1880 évekre datalhatd, ami hosszabb,t fBrove (1988) idszaka. A
legnyilvanvalobb valtozas azonban a 19. szazadnvéf@83) hirtelen meginduld intenziv
melegedés.

A Holocén idsszak legjellemdbb éghajlati epizddja a Holocén Eghajlati Optimum.
Mivel ez a meleg periddus fokozatos d&dssel ért véget, behatarolasa korabban eléggé
bizonytalan volt. A detektalt hirtelen valtozasalesnt azonban 9900-3300 évvel itk
datalhatd, ami joval hosszabb, mint a kordbban knakal definialt idiszakok.

A hirtelen éghajlatvaltozasokat a 100000 évéskdlan is vizsgaltuk (Matyasovszky,
2011). Az adatsor talan legjelleiiib vonasa a Dansgaard-Oeschger (DO) események
jelentkezése. Egy DO esemény néhany évszazadészakta terjed ki egy gyors
felmelegedéssel és egy lényegesen lassulitékdel. Mivel az NGRIP jégfurat 122950 év
hosszisagi®0 adatai 50 éves atlagokként allnak rendelkezégdet az élzsekben emlitett
eljaras ezuattal nem volt alkalmazhat6. A DO eserakrigarakterisztikus ideje és az adatok
idébeli qiriségének viszonyabdl fakaddan ezek az eseményekamastatsor variancigjanak
ingadozasaként jelennek meg. A variancia ilyen Ikésését egy AR-GJR-ARCH modell
(Engle, 1982; Glosten et al., 1993) tovabbi finosdtéal irtuk le. Ennek segitségével a DO
események kordbbi ddn szubjektiv beazonositasa helyett egy @mbjektiv eljardssal
detektaltuk a DO eseményeket. Az altalanosan dffatje?5 (Dansgaard et al.,, 1993) DO
eseményen tul 3 tovabbi esetet talaltunk. Megjenylez hogy ARCH (autoregressive
conditional heteroescadistic) modell korabbi met&ggiai alkalmazasara nem taléltunk

peldat.
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Az éghajlati idsorok spektralanalizisének irodalma rendkivil ggzda folytonos
spektrumot jellem& spektralis #riségfiggvény (a kontinuum-szamossagu frekvenciak
fontossagat jellentz fiiggvény) becslése rendszerint a periodogram &aduit
(nemparaméteres regresszidjan) alapszik. Az eédhajtiatsorok azonban &ltaldban nem
mentesek a diszkrét periddusoktol (gondoljunk pdlda évi menetre),6¢ a spektralanalizis
egyik f6 feladata éppen a diszkrét peribdusok detektaladaekvencidaknal a periodogram
viselkedése alapu&tn eltér a folytonos spektrumra jellefnzperiodogram elemek
viselkedéséil. A cél tehat olyan, Un. robusztus eljarast éreelm a spektralis
siriségfiiggvény becslésére, amely gyakorlatilag nene weslomast az ilyen Kkiugré
értékekbl. A gondolat ugyan nem &meény nélkili a meteoroldgiai irodalomban, am Mann
and Lee (1996) un. medianiséje pusztan csak segédeszkdz egyrelsdi autoregressziv
(AR(1)) modellel nyert spektralisigiség pontositasahoz. Egy, a meteoroldgiai irodalomban
kordbban nem ismert robusztus becslés (Janas anB8aahs, 1995) finomitaséat alkalmaztuk
(Matyasovszky, 2010a) példaul a NAO index havi soid@nak 1865-2002 dédzakara. Az
eredmények alapjan elmondhatjuk, hogy a méddszdljgkiaz 6sszehasonlitast, példaul a
rendkivil hatékonynak tartott wavelet alapu spédralizissel (Nicolay et al., 2008) is. Itt
még hozza kell tennlink, amit korabban nem emlii&itiogy a periodogram simitasa helyett
a jobb spektralis felbontast letieé tewb Un. tapered periodogram (Priestley, 1981) simitasa
végeztik el.

A spektralanalizis sordn széles korben kovetettkgygat, hogy AR(1) modellt
illesztenek az adatsorhoz, és ha a periodogrammedjafrekvencianal meghalad egy az
AR(1) spektrumtdl és a valasztott szignifikanciat#l fliggo kiszdbot, akkor itt a spektrum
kilénbozik az AR(1) spektrumtol. Az éghajlati adeitsk altaldban ekvidisztansan
elhelyezked id6pontokban allnak rendelkezésre. Olykor azonbanesa teljesil, amire j6

példat szolgaltatnak a paleoklima adatok. Nem éstzihns idpontok esetében mind az
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AR(1) modell illesztése, mind a periodogram defijic mddositasra szorul. Az 8ls
feladattal Mudelsee (2002) foglalkozott az autoesgeiv egyitthaté legkisebb négyzetes
(ordinary least squares: OLS) becslésével. Kimukattazonban, és példakkal is
alatamasztottuk, hogy ez a szamos paleoklimatdldgagélatban alkalmazott eljaras igen
erésen tulbecsli a spektrdlis tirsiséget az alacsony frekvenciakndl. A probléma
kikiiszObolésére az altalunk javasolt sulyozott isglb négyzetes (weighted least squares:
WLS) becslés alkalmas (Matyasovszky, 2012b). Az Oh&dszeren alapuld, de az egyes
frekvencidkat egyedileg kezelLomb-Scargle (L-S) periodogram (Lomb, 1976; Saargl
1982) helyett az 6sszes frekvenciat egyuttesen&éseczért teljes legkisebb négyzetes (total
least squares: TLS) becslésnek nevezett eljarasttiimk be a periodogramdoéllitdsara
(Matyasovszky, 2012b). A GISP2 Oxigén izotop adastka 15000 - 60000 évvel e
id6szakéra vonatkozé WLS-AR(1) modellink és TLS pergrdmunk Schulz and Mudelsee
(2002) tanulmanyanak tdbb furcsasagat tarja femégyarazza meg. Ad OLS-AR(1)
modelljukdn és az L-S periodogramon alapuld, szampaleoklimatoldgiai vizsgalatban
alkalmazott an. REDFIT eljardsuk ugyanis komoly pdlanhsagot rejt magaban. Hasonlo
kovetkeztetésre jutottunk Vostok deuterium tartal@m elmult 422766 évben) adatsoranak
elemzésekor is.

Az éghajlati adatsorokat jelést részben vords zaj jellemzi, vagyis az egyre kiseb
frekvenciak egyre fontosabb szerepet jatszanaldaisar kialakitasaban. Masképp szélva, a
spektralis 8riiség a zérus felé monoton GO vords zaj spektrumot az adatsorhoz illesztett
AR(1) modell spektralisistiségével szokas kdzeliteni, ami a legegyigaer de egyaltalan
nem biztos, hogy kieléditeljards. A vorés zaj becslésére ezért a metedeslisgdalomban
még nem alkalmazott an. izoton regresszid (IR) médsn alapuld eljarast javasoltuk
(Matyasovszky, 2013b). Ekkor olyan gorbét kerestmiely a periodogramot négyzetes

hibadsszegben optimélisan kozeliti a voros zagalcksolatos monotonitasi feltétel teljestlése
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mellett (Zhao and Woodroofe, 2012), pontosabbanaakorabban emlitett okbdl kifolyolag,
a feladat robusztus valtozatat tekintettilk (Alvasex Yohai, 2011). Az Eszaki Hemiszféra
200-1995 évek kozottidmersékleti sorara alkalmazva az eljarast az AREHzER spektralis

siiriségek kozott oridsi kulonbség mutatkozott az alagdoekvencidknal. JoI példadzza ez
azt, hogy a voros zaj spektrumnak AR(1) modellelérdd kozelitése esetenként rendkivil

megbizhatatlan lehet.

NGRIP 5?0 és Vostok deutérium tartaimanak 122950 év hodsgiiadatsoranak egyiittesét
vizsgaltuk egy vektorértéknemlinearis idsor modellel (Matyasovszky, 2010c). Ez az un.
vektot TAR (VTAR) modell tébb rezsindb all6 vektor AR (VAR) modell, ahol az adott
idéponthoz tartozé aktualis rezsimet egy kiszobvaltodidtbeli értéke hatarozza meg. Az
elemzés célja az volt, hogy kideritsiik, hogy aztidekés Antarktisz éghajlat-ingadozasaiban
megfigyelhed fazisrelacié kialakitdsaban étlegesen melyik tag tolti be a veZeizerepet.

A két félteke klimaingadozéasainak fazisrelaciéjagyarazé elméletben ugyanis nem teljesen
tisztazott, hogy a mechanizmust az Eszaki vagy & fi#leke iranyitja, de Steig and Alley
(2002) szerint ez pusztan statisztikai elemzéssel is derithét ki. Ez utdbbi megallapitas
igaz lehet az adatsorok hagyoméanyos lineéaris elséne¢ am a nemlinearis modellezéssel
valaszt adtunk a kérdésre. Mivel a kétvaltozdés TABdell illesztése soran (Tsay, 1998)
kiderllt, hogy a klszObvaltoz6 az Arktiszt repraaén NGRIP, ezért NGRIP a két adatsor
egyuttes viselkedésében alafveszerepet jatszik. Annak tisztazdsara, hogy NGRIP
dominancidja egyérteliire megvizsgaltuk, hogy Vostok pusztan csak reagdlzRIP-re,
vagy vissza is hat r4, azaz inkdbb kolcsonhatagiiaak. Ezt a Granger-féle okozatisag
(Granger, 1969) elvének alkalmazéasaval deritettlk E szerint az Arktisz-Antarktisz
éghajlat-ingadozasok statisztikailag kdlcsonhataséiinak, am a VTAR és VAR modell

tulajdonsagainak 06sszehasonlitdsabol kiderllt, heglgen a koélcsonhatdsban inkabb az
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Arktisznak van elddleges szerepe. Megjegyezzik, hogy a TAR modell ongltegiai
alkalmazasaival kapcsolatban csak az egyvaltozéseetalaltunk példat, de sajat korabbi
tanulmanyaink (Matyasovszky, 2001; 2003) kivételéiteds csupan Zwiers and von Storch

(1990) egy igen egyszemobdszere emlithét

Feladatul #iztik ki a hazankban nagyon elterjedt pariagfssen allergén pollenjének napi
koncentracié becslését. Szeged, Legnano és Lyonpaalaigli pollenkoncentracidit hoztuk
kapcsolatba (Makra et al., 2011a) a mégelnapi koncentracioval és a meggl napi
atlagtbmérséklettel, csapadékdsszeggel és atlagos szedsgigel az 1997-20066&zakban
egy idbfliggd nemparaméteres regresszids technika, az un. tny@g coefficient model
(Cai, 2007) segitségével. Itt ismét megemlithetjilagy az eljards korabbi meteorolbgiai
alkalmazasardl nincsen tudomasunk. A Szegedenikiwibbi két varos bevonasara azért
kerllt sor, mert a Karpat-medencén kivil még a IRidea(Legnano) és a Rajna vdlgye
(Lyon) Eurdépa disen parlagfiives teriiletei (Makra et al., 2011a). bAcslés altal
megmagyarazott relativ variancia Szegedre a legidg{52,2%) és Legnanora a legkisebb
(22%), tehat a legpontosabban Szeged napi péraafenkoncentracidja becsulibed harom
hely kozil. A legfontosabb meteorolégiai valtozorekapi kdzépbmérséklet (Szeged és
Legnano) és a napi csapadék (Lyon) bizonyult.

A parlagfi napi koncentracié becslésétsitiggs median és kvantilis regresszio
(Koenker and Bassett, 1978) segitségével is elvégéklakra and Matyasovszky, 2010). A
median regresszidé azért hasznos, mert a napi ktrAc@k valoszifiségi eloszlasa é&sen
aszimmetrikus és igy a median és a varhatd értiéktjeen kilonbozik. A gyakorlati
feladatok soran ugyanis nem annyira a minél kisedyzetes hiba, hanem a minél alacsony
abszolut hiba biztositdsa a cél, és a median =géeLppen az abszolit hibaatlagot

minimalizélja. A median regresszio természetesémstteven kisebb abszolut hibaatlagot
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nyujtott az ebz6ekben emlitett regressziéhoz képest (a megmagyaréaancia csokkenése
aran). A napi parlagfpollenkoncentracio kvantilisei altaldban kisebbeke$s, mint a szaraz
napokon, tovabba a napi koncentracié valdsagi eloszlasa sokkal elnyudjtottabb a magas
koncentraciok felé a szaraz napokon. Agsasapokhoz tartoz6 kvantilisek azt jelzik, hogy a
pollenkoncentraciék jéval kisebb valtozékonysaguak csapadékos napokon. Mindez
vildgosan jelzi a csapadék koncentriciocsokkdrdtasat. A hazai parlagfpollenterhelés
sulyossagara jol ravilagit a kvantilis regressziora nulla valGszitiségi érték melletti
alkalmazasa, amivel a koncentraciok alsé hatahat lmeghatarozni, mert ez a kvantilis az a
legnagyobb koncentracid, amelynél nagyobb konceidtggy valdszitiséggel fordul €. Az
egészségi kockazatot jeléntkritikus parlagfi koncentraciot a lehetséges legkisebb
koncentracié csaknem 20 napon at bizonyosan matjhaa emlitett kiiszobértéket még ugy
is, hogy ha pusztan az évi menettel foglalkozurdgyis a prediktorok értékét, tehat példaul
egy ebzb napi esetlegesen magas koncentraciot, figyeleminevesszik.

Az elbz6 vizsgélatok soran kiderdlt, hogy a pariagbllenkoncentracié becsléséhez a
leghasznosabb prediktor a meg#l nap koncentrécidja. Célstiegzért egy AR(1) folyamatot
illeszteni a koncentracidok édordhoz. Comtois (2000) munkajaval szemben kimukattogy
a napi parladf pollenkoncentraciok j6 kozelitésselbimen valtozé paramétiedognormalis
eloszlasunak tekinth@t (Matyasovszky and Makra, 2011). Ennek kihasznakisa
kidolgoztunk egy idfuggs lognormalis AR(1) modellt, amely az aktudlis nap
eloszlaséat adja meg. @&llitottuk a modell egy olyan kiterjesztését is,edyhen az emlitett
eloszlas az ék6 napi kozépbimérseéklet értekeit is fligg. A modell 4ltal megmagyarazott
variancia és a megmagyarazott abszolut hiba uggasugallja, hogy a mostani eljards nem
hoz gyokeres javulast azéebekhez képest, de valdjdban lényegesen gazdagairimindiot

szolgaltat. A Kkiterjesztett modell &ltal nyujtoteltételes eloszlasbdl ugyanis kdnnyen
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kiszamolhaté adott napi pollenkoncentracié és ndzéptbmérséklet esetében a masnapi
koncentracié adott intervallumba esésének becsllisziriisége, igy példaul az is, hogy
milyen valészifiséggel szamithatunk valamilyen kritikus koncentrdoeghaladasara.

Az elmult néhany évized soran szamos ndvényi fdlepje altal kivaltott allergias
tinetek és allergias léguti betegségek szamanéieljes novekedése figyellietmeg
vildgszerte (Damialis et al., 2007). Az ezzel padmosan zajl6 globalis éghajlatvaltozas
miatt logikus felvetés, hogy a pollenszezon feni@idgellemzi (a pollenszezon kezdete,
vége, tartama) és mennyiségi jelléingévi dsszes pollenszam, éves napi csucspollen) is
valtozast mutatnak. A kérdést vizsgalva 19 taxorpi npollenszamait elemeztik a
rendelkezésunkre &llé 1997-2007 kozotti 11 évészdkban Szegedre (Makra et al., 2011b).
A trend létének igazolasa mindossze 11 adat fefidddzaval persze igen kevéssé igérkezett
sikeresnek. Valéban, a 19 taxon 5 karakterisztikdgvégzett 6sszesen 95 Mann-Kenndall-
teszt (MK-teszet) (Ondz and Bayazit, 2003) 16, 4@ @setben jelzett trendet a 10, 5 és 1 %-
os szignifikancia-szinten, illetve pusztdn az éssais pollenszam esetében a 19 taxonra
csupén 4, 1 és 0 esetben mutatkozott szignifiktereltaz emlitett szinteken. Ezért a napi
pollenszamokra a 11 éveséstak 11 adata alapjan az év 0sszes napjara kulon-ki
elvégeztik az MK-tesztet. A trend létezésérzold dontés most azonos azzal a problémaval,
hogy a napi MK teszt értékek évi atlaga szignifi@m kilonbozik-e nullatdl. Ekkor az 5%-0s
valosziriiségi szinten mar 11 taxon évi 6sszes pollenszamatatiuszignifikans trendet, s e
11-bsl 7 ndvekedést jelzett. Megtorténhet azonban, hegllenszezon pozitiv és negativ
trendeket mutatd tbzakokbdl all 6ssze és az MK-teszt értékek évigatlamiatt nem ad
atfogd (teljles évre szamitott) trendet. Ezért ainbfK-teszt értékek évi menetét
nemparaméteres modszerrel becsultik, ami mér azedisgxonra trendet jelezett. A
nemparaméteres regresszi6 a napi bontasu MK-dilefikan keresztil tehéat

0sszehasonlithatatlanul finomabb képet nyujt aergdin pollenek trendj& mint a mésok
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altal kovetett szokvanyos eljaras. Meteoroldgidiozibk napi értékeire hasonl6 vizsgalatot
végeztink, s ezek 11 éves trendjének évi menepatskéatba hoztuk az egyes taxonok 11
éves trendjének évi menetével. A taxonok trendjé@ekmenete és a meteoroldgiai valtozok
trendjeinek évi menete kozotti tobbszords korrélacnhegleppen nagynak adodott; a
legnagyobb azArtemesia esetén 0,998, de aAmbrosia és Urtica esetén fellép
legalacsonyabb 0,827-es érték is igen magas. Aesemeteoroldgiai valtozok trendjei tehat

igen jOl magyarazzak a pollenkoncentraciok tremdjei
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